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Luas F. Cernadas
E. Rene Aldazosa

Estimacion de una funcion
de reaccion para la politica
monetaria en Bolivia

I. INTRODUCCION

En anos recientes, numerosos estudios se han enfocado en la
evaluacion de la politica monetaria mediante la estimacion de
reglas de politica,' dando lugar a las funciones de reaccién.
Estas son relaciones sistematicas que evalian la forma en que
los bancos centrales reaccionan ante cambios en variables
consideradas relevantes. Algunas asumen que la autoridad

' Una regla, es un proceso sistematico de decisién que usa informacién
disponible de forma consistente y predecible. Una regla de politica mone-
taria es la aplicacion de este principio en la implementacién de la misma
por parte de un banco central (Poole, 1999).

Publica el CEMLA, con la debida autorizacion, el estudio de L. F. Cernadas y E
R. Aldazosa, funcionarios del Banco Central de Bolivia, presentado en la XV
Reunion de la Red de Investigadores de Bancos Centrales del Continente Ameri-
cano, celebrada en la ciudad de La Paz, del 3 al 5 de noviembre del 2010. Los
autores agradecen los comentarios y sugerencias de Walter Orellana y Hugo Ro-
driguez. Los errores son de entera responsabilidad de los autores. Las opiniones
vertidas en este documento no reflejan necesariamente la posicion del Banco Cen-
tral de Bolivia. Los comentarios y sugerencias son bienvenidos. (Correos electro-
nicos: (Ifcernadas@bcb.gov.bo / ealdazosa@bcb.gov.bo).)
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monetaria tiene un comportamiento forward looking, es decir,
el banco central reacciona ante cambios esperados en la infla-
cién y producto; y otras, un comportamiento backward looking,
es decir, al banco central le interesa el comportamiento pasa-
do de la inflacién para la conduccién presente de su politica
monetaria.

De acuerdo con lo anterior, una funciéon de reaccién su-
pone la fijacién de una variable instrumento y un grupo re-
ducido de variables objetivo (por lo general, inflacién y acti-
vidad econémica); de forma tal que, la autoridad monetaria
pueda cuantificar la magnitud del ajuste en su instrumento
ante cambios en las variables objetivo. Segin el esquema de
politica monetaria y del mecanismo de transmision relevante
para cada banco central, se tendria un instrumento que per-
mitirfa alcanzar los objetivos. Este instrumento puede ser una
tasa de interés de corto plazo con impacto en el mercado
monetario, un agregado monetario (tipicamente la base mo-
netaria) o el tipo de cambio.

En este sentido, el objetivo del presente documento es
modelar el comportamiento de la politica monetaria del Ban-
co Central de Bolivia (BCB) en el periodo de 1995 al 2009
mediante la especificacién y estimacién de funciones de reac-
cion. Luego de esta introduccion, en la seccion II se conside-
ran algunas generalidades relacionadas con la estimacién de
funciones de reaccién. En la secciéon III, se especifican y esti-
man funciones de reaccién para la politica monetaria del
BCB, con el tipo de cambio como instrumento en el primer
caso; la tasa de interés relevante del banco central en un se-
gundo ejercicio; y finalmente se emplea el saldo de coloca-
ciones netas del BCB en una tercera estimacién. En la dltima
seccion, se presentan algunas consideraciones de cierre.

II. GENERALIDADES

Una funcién de reaccién puede definirse, en términos gene-
rales, como una expresién matemadtica que describe la forma
en que un banco central tiende a ajustar su instrumento de
politica, en respuesta a desviaciones de la inflacién o del pro-
ducto con respecto a su nivel objetivo. En este sentido, se
pueden especificar diferentes tipos de funciones de reaccién
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segun el mecanismo de transmisién relevante para la autori-
dad monetaria y el instrumento que ésta emplee para alcan-
zar sus objetivos.

Por ejemplo, si el mecanismo de transmision relevante pa-
ra un banco central es el de tasas de interés, se puede especi-
ficar una funcién de reaccién que emplee como instrumento
una tasa de interés de corto plazo. Este tipo de funcién de re-
accién fue desarrollada por Taylor (1993) para modelar el
comportamiento de la politica monetaria de la Reserva Fede-
ral, y es la que goza de mayor popularidad hasta la fecha. La
funcion especificada fue la siguiente:

it Z(% _y*)+(7ft _”*)-

Donde: i es la tasa de fondos federales de Estados Unidos
(EUA);? (m,— m), la tasa de inflacién observada menos la meta
de inflacion; y (.- y*), la brecha entre el producto observado
y el producto potencial.

En diferentes estudios se estimaron funciones de reaccion
de este tipo para modelar la politica monetaria de distintos
bancos centrales del mundo. Sin embargo, Clarida, Gali y
Gertler (1998) proponen una modificacién a la funcién de
Taylor con el supuesto de que la tasa de interés no so6lo de-
pende de la brecha del producto y la inflacién sino también
de una tasa objetivo y un rezago de la tasa observada. Ellos
estimaron funciones de reaccién para los bancos centrales
del grupo de paises G3 (Estados Unidos, Jap6n y Alemania)
y para los tres principales paises de Europa E3 (Italia, Fran-
cia y Reino Unido), y encontraron que desde 1979 los ban-
cos centrales del grupo de paises G3 persiguieron implici-
tamente un esquema monetario de metas de inflacién. La
evidencia sugiere que estos paises tienen una vision forward
looking, que responde a la inflacién futura en lugar de a la
inflacién pasada. En el caso de los bancos centrales del gru-
po E3 encontraron que su politica monetaria fue influencia-
da por la politica monetaria alemana. Mas atun, con la politi-
ca del Bundesbank como referencia encontraron que en la
época en que colapsé el Sistema Monetario Europeo las ta-
sas de interés del grupo E3 eran mds altas que aquellas que

? La tasa de fondos federales es la tasa overnight para préstamos interban-
carios.
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garantizaban sus propias condiciones macroeconémicas.

Por otra parte, Ball (1998) criticé el modelo de Taylor con
el argumento de que éste es adecuado para economias gran-
des como la de EUA, pero resulta subéptima para economias
pequenas y abiertas, por lo que propone la inclusién del tipo
de cambio dado que este tiene efectos sobre la inflacién.”

Otra forma de especificar una funcién de reaccion es em-
pleando como instrumento un agregado monetario (tipica-
mente la base monetaria), lo cual supone que el esquema
empleado por el banco central seria uno de agregados mone-
tarios, y el mecanismo de transmision relevante, el canal del
crédito. McCallum (1988) desarrollé una funcién de reaccién
de este tipo para modelar el comportamiento de la politica
monetaria de la Reserva Federal en la década de los ochenta,
en un contexto en que la misma se regia por un esquema de
agregados monetarios. La forma funcional especificada fue la
siguiente:

Am, =Ax, — Av® + A(Ax, —A, ).

Donde: Am; es la tasa de crecimiento de la base monetaria;
Ax,1, la tasa de crecimiento del producto nominal; Ax,", 1a tasa
de crecimiento del producto potencial; y Av" es la tasa de cre-
cimiento de la velocidad de circulacién.

Es importante mencionar que la mayoria de los bancos
centrales han abandonado el régimen de agregados moneta-
rios. En este sentido, no existe una gran cantidad de estudios
sobre reglas de politica que empleen este instrumento. Sin
embargo, una muestra representativa de este tipo de estima-
ciones es el trabajo de Koivu et al. (2008), donde se propone
una funcién de reaccién para la politica monetaria de China.
Su resultado mas importante sefnala que, una funcién de este
tipo ayudaria a pronosticar la evolucién de la tasa de inflacion.

En el contexto actual donde la globalizacién incrementa
los flujos de capitales hacia los paises, se ha vuelto mds com-
plicado para los bancos centrales determinar una politica mo-
netaria apropiada, sobretodo en economias pequenas y abier-
tas. En este sentido, surge una tercera forma de especificar
funciones de reaccién, que es empleando como instrumento

® El modelo es una extensién del modelo de Svensson (1997) y Ball
(1997) para economias pequenas y abiertas.
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de politica monetaria el tipo de cambio. Parrado (2004) des-
arroll6 una funcién de reaccién de este tipo para modelar el
comportamiento de la politica monetaria en Singapur, dado
que el banco central de este pais ha centrado su politica en el
manejo del tipo de cambio para el control del nivel precios.
Los resultados de este estudio sugieren que la politica mone-
taria de Singapur se ha orientado a la estabilizacién de la in-
flacion y el producto. La funcién especificada fue la siguiente:

Aet :(1_p)a+(l_p)ﬂﬂt+n +(1_p)yxt+n +pAet—1‘

Donde: Ae es la tasa de variacion del tipo de cambio; p repre-
senta un parametro de suavizamiento de la variable depen-
diente (que se encuentra entre 0 y 1); a es una constante; fi-
nalmente X, , m+, , son la brecha del producto y la inflacién
esperada en el periodo ¢ + n, respectivamente.

1. Experiencias previas para Bolivia
y otros paises de América Latina

Liederman et al. (2008), estudian los mecanismos de
transmision y la formulacién de politicas en economias dola-
rizadas. Para tal efecto, estiman funciones de reaccién para la
politica monetaria de Perd, Bolivia, Chile y Colombia. Cabe
destacar que en el caso de Bolivia emplean la tasa de depre-
ciaciéon (apreciaciéon) de la moneda nacional (tasa de desli-
zamiento o crawling peg) en lugar de la tasa de interés como
instrumento de politica, lo cual refleja el hecho de que no se
permite la flotacién del tipo de cambio. Sus principales resul-
tados muestran que todos estos bancos centrales persiguen el
objetivo de controlar la inflacién. Sin embargo, un aumento
de la tasa de inflacién lleva a mayores tasas de interés en Chi-
le, Colombia y Perti, mientras que en Bolivia conduce a una
desaceleracion de la tasa de depreciaciéon de la moneda na-
cional.

Por otra parte, la politica monetaria en Colombia, Peru y
Bolivia responderia a cambios en el producto, lo cual mostra-
ria que las autoridades monetarias de estos paises han recu-
rrido a su instrumento de politica con propdsitos anticiclicos.
Finalmente, el documento sefala que los bancos centrales de
Peru y Bolivia reaccionaron en el tiempo a cambios en las re-
servas internacionales. En Perd, una pérdida de reservas se
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contrarresta con un incremento de la tasa de politica, mien-
tras que en Bolivia se refleja en un incremento de la tasa de
depreciacion.

En esta misma linea, con el argumento de que Bolivia no
tiene un ancla inflacionaria definida formalmente, pero que
la postura monetaria se basé en la posicién que se adopté con
respecto a la variacion del tipo de cambio nominal, Mendieta
et al. (2008), estimaron una regla cambiaria como parte de un
modelo estructural pequeno. Sus resultados resaltan que el
tipo de cambio reacciona apreciandose cuando la inflacion se
encuentra por encima de su objetivo. Adicionalmente, cuan-
do el producto es mayor que su nivel potencial, el tipo de
cambio reacciona con una apreciacién. Finalmente, la auto-
ridad monetaria se esfuerza por mantener estable la competi-
tividad cambiaria.

II1. EVIDENCIA EMPIRICA PARA BOLIVIA

De acuerdo con el programa monetario, el banco central eje-
cuta su politica mediante del manejo de agregados moneta-
rios, Asi, con el objetivo de mantener una tasa de inflacién
baja y estable, el BCB instrumenta un esquema de politica
monetaria basado en metas intermedias de cantidad. Es decir,
fija limites a la expansion del crédito interno neto (CIN), para
que la oferta monetaria sea consistente con la demanda de
dinero del publico y no resulte en presiones inflacionarias. El
esquema se complementa con la determinacién de una meta
de reservas internacionales netas (RIN), que responde a las
caracteristicas de la economia boliviana: abierta, con régimen
de tipo de cambio fijo aunque deslizante y con dolarizaciéon
financiera parcial. Por tanto, el programa monetario del BCB
tiene como metas intermedias niveles maximos de CIN y limi-
tes minimos de RIN, donde la meta operativa es la liquidez del
sistema financiero, definida como el excedente de encaje.”
Sin embargo, dado el esquema cambiario crawling peg que
opera en el pais, el tipo de cambio nominal se convirtié en

‘El esquema descrito se expresa en un programa monetario que el Di-
rectorio del BCB aprueba cada afo. Banco Central de Bolivia, Informe de
Politica Monetaria (marzo del 2006).
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una variable crucial para el manejo de la politica econémica,
ya sea para procurar competitividad cambiaria o afectar la in-
flacion. Por otro lado, la reduccion en los niveles de dolariza-
cién habria provocado una mejora en la eficacia de la autori-
dad monetaria para afectar sus objetivos, puesto que mayores
niveles de bolivianizacién inducen un mejor efecto transmi-
sién (Lahura, 2005, en el caso de Pert).

GRAFICA 1. OBJETIVO Y POSIBLES INSTRUMENTOS DE LA AUTORIDAD MO-
NETARIA, 1996-2010 (VARIACION PORCENTUAL A DOCE MESES)*
4 —_

37 Tipo de cambio Emisién
2 —
\—
14 R g
- p— T . -t
0 . T e A
-1 \/v e “\C\}
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2 Inflacién e 91 dias A —
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1996 1998 2000 2002 2004 2006 2008 2010
* Datos normalizados.

La grédfica I muestra la evolucién de la tasa de inflacion
como variable objetivo del BCB y posibles instrumentos que
emplearia la autoridad monetaria; la tasa de depreciacion
(apreciacion) del tipo de cambio nominal (TCN), la tasa de
crecimiento de la emisién monetaria’ y la evolucion de la tasa
de adjudicacion de Letras de Tesoreria (LT) a 91 dias en mo-
neda nacional (MN).

Hacia finales de 2006, la tasa de inflacion estuvo alrededor
del 5%, es decir se encontraba en niveles coherentes con los
fundamentos de la economia. Sin embargo, a partir del 2007
se observé un repunte inesperado que tuvo uno de sus orige-
nes en el incremento de la demanda internacional de alimen-
tos, que afecté la demanda interna y provocé un aumento
inusitado del nivel de precios.’ Ante ello, el BCB respondié

® La definicién de emisién empleada en el programa monetario corres-
ponde a: emisién = reservas internacionales netas + crédito interno neto,
esta identidad responde a la conceptualizacién de la emisién por el lado de
la oferta. Por otro lado, la definicién de emisién por el lado de la demanda
corresponde a emisién = billetes y monedas + cajas de bancos.

® Para mas detalles ver el Informe de Politica Monetaria del BCB de di-
ciembre del 2008.
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con el incremento de las colocaciones de sus titulos, y como
consecuencia se elevé el rendimiento de las letras de regula-
cion monetaria. Con estas acciones, las presiones inflaciona-
rias fueron reducidas sin perjuicio para la economia.

Por otro lado, al finalizar el afno 2008 y durante el 2009 la
crisis financiera internacional llevé a los principales bancos
centrales del mundo a asumir una inusitada politica moneta-
ria expansiva, que los condujo —incluso- a la compra de titu-
los gubernamentales y otros de mayor riesgo. El Banco Cen-
tral de Bolivia no se mantuvo ajeno a estas politicas, particip6
reduciendo la oferta de sus titulos de regulacién monetaria y
disminuyendo el ritmo de sus colocaciones netas, lo cual de-
rivé en una caida de las tasas de rendimiento de sus papeles.

El tipo de cambio, por su parte, ha sido empleado tradi-
cionalmente como ancla nominal del nivel de precios, evi-
dencia de que el BCB habria empleado este instrumento de
forma permanente en el control de la inflacién. En efecto, en
periodos de elevada inflacién el BCB respondi6 apreciando la
moneda nacional, mientras que en periodos de baja infla-
cion, el BCB aplicé politicas de depreciacién que tendieron a
favorecer al sector exportador y fomentaron de este modo la
actividad econémica. Sin embargo, durante toda la crisis fi-
nanciera internacional el tipo de cambio nominal se mantuvo
inalterado, pues se juegan expectativas de depreciacion que
pueden afectar el nivel de bolivianizacién de la economia.

A partir del 2005, el incremento del uso de la moneda na-
cional profundizé las operaciones del sistema financiero en
esta moneda, lo cual induciria a un mejor efecto de transmi-
siéon de las politicas del BCB. En este escenario, la grafica I
muestra que en periodos de elevada inflacién el BCB incre-
mento el saldo de sus colocaciones netas, lo cual derivo en el
aumento de sus tasas de rendimiento, con la intencion de in-
fluenciar al alza las tasas del sistema financiero y retirar los
excedentes de liquidez de la economia que estarian generan-
do presiones inflacionarias.

En este escenario, donde el banco central instrumenta su
politica monetaria por medio de un esquema de agregados
monetarios, pero donde el tipo de cambio juega un papel muy
importante, surge la siguiente pregunta: ¢cual es la variable re-
levante de la autoridad monetaria, que permite conocer su
postura econémica? Para ello, como primera aproximacién
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se emplea un modelo de vectores autorregresivos (VAR) de
cinco variables, donde se busca caracterizar la politica mone-
taria mediante el estudio del impacto que tienen el tipo de
cambio y la emisién sobre la inflacién en el periodo 1995M1-
2009M12.7*

La metodologia de vectores autorregresivos fundamenta su
analisis en un sistema dinamico de ecuaciones, en el cual, el
valor actual de cada variable depende de los valores rezagados
de si misma y de las otras variables involucradas en el sistema.
Un VAR irrestricto como el que se estimara tiene la siguiente
forma funcional:

x, =A(L)x, +u,

Donde, x; es un vector que incluye las variables del sistema, en
este caso se emplean como variables endégenas las tasas de
crecimiento mensuales de la inflacién subyacente,” la bolivia-
nizacién,' la emisién, el tipo de cambio nominal y la brecha
del Indice global de actividad econémica (IGAE)."! Como va-
riable ex6gena se utiliz6 el indice de precios del exterior rele-
vante para Bolivia. Los rezagos empleados en la estimacion
fueron elegidos mediante los criterios de informacién de
Schwarz y Akaike; ambos estadisticos sugirieron el empleo de
nueve rezagos.

Un instrumento muy utilizado en la literatura econémica
empirica es el andlisis impulso-respuesta, con el cual se puede

7 Se emplean estas dos variables debido al andlisis que realizan Mendoza
y Boyan (2001), quienes identifican a la emisién como la variable mediante
la cual el BCB instrumenta su politica monetaria. Por otro lado, Leiderman
et al. (2008) y Mendieta et al. (2008), establecen al tipo de cambio como
aquella variable mediante la cual el BCB da a conocer su orientacién eco-
némica.

¥ No se introduce en el modelo inicial la tasa de interés del BCB puesto
que en un esquema de agregados monetarios, esta tiene un caracter endé-
geno.

? Medida de la inflacién en la que se excluyen los cinco productos masy
menos inflacionarios y los estacionales (Informe de Politica Econémica,
enero 2008).

' Esta variable se define como el porcentaje de depdsitos en moneda
nacional respecto al total de los depdsitos que se mantienen en el sistema
financiero.

' Se emplean las variaciones mensuales de estas variables, pues de esa
forma poseen un comportamiento 1(0).



10 MONETARIA, ENE-MAR 2011

estudiar la dindmica de corto plazo de las series involucradas
en la estimacién. La grafica II muestra los resultados de dicho
andlisis.

GRAFICA II. RESPUESTA ACUMULADA DELA INFLACI()N SUBYACENTE ANTE
UN CHOQUE IGUAL A UNA DESVIACION ESTANDAR, DE LA EMISION Y DEL

TIPO DE CAMBIO NOMINAL'®

Panel A. Respuesta acumulada de la inflacién a la emision
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Panel B. Respuesta acumulada de la inflacion al tipo de cambio nominal
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*Elandlisis impulso respuesta se realiza de acuerdo con lametodologia de impulsos
generalizados de Pesaran y Shin (1998). En cada panel, la linea sélida muestra la
respuesta estimada, mientras las lineas segmentadas representan una banda de
confianza de dosveces el error estindar.

En el panel A, se observa una respuesta contemporanea de
la inflaciéon mensual ante choques causados por la emision,
adicionalmente, su efecto maximo se alcanzaria en el séptimo
mes para luego decrecer hasta desaparecer. Por otro lado, an-
te un choque del tipo de cambio nominal la inflacién res-
ponderia a partir del tercer mes y alcanzaria su efecto maxi-
mo al cabo de un ano. Las bandas de confianza del analisis
impuso-respuesta indicarian que la inflacién responde de
manera inmediata a choques causados por la emisiéon. Por el
contrario, choques generados mediante fluctuaciones del ti-
po de cambio demorarian tres meses en tener resultados es-
tadisticamente significativos sobre la variacién de los precios.

De acuerdo con este andlisis, el modelo VAR sugiere que la
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emision y el tipo de cambio nominal (este dltimo en mayor
medida), tienen un impacto estadisticamente significativo
sobre la inflacién. Sin embargo, para que una variable sea
confiable y considerada como instrumento de politica, de-
penderd de que esta posea una relacion estable y predecible
con el objetivo final, sea inflacién o crecimiento del producto
(Estrella y Mishkin, 1996).

Estudios realizados en paises que migraron de una estrate-
gia de metas intermedias de cantidad a un esquema de tasas
de interés, evidencian un debilitamiento en la citada rela-
cion. Para el caso boliviano, Mendoza y Boyan (2001) proveen
evidencia sobre el deterioro de la relaciéon predecible entre la
meta intermedia y la inflacién, en el periodo 1989-2000, mis-
ma que sugiere un menor espacio para la instrumentacion de
la politica monetaria basada en metas intermedias de crédito
interno neto (CIN). Asi, en linea con los autores citados se ex-
tendi6 la verificacién empirica y se realizaron ejercicios para
estudiar la relacion de causalidad estadistica (en el sentido de
Granger) de la emisién monetaria a la inflacién para el pe-
riodo enero de 1995 a enero del 2009.

Tradicionalmente, la prueba de Granger se refiere a una
estimacién puntual en el que la significancia del estadistico F,
indica que el conjunto de variables independientes rezagadas
en el modelo contiene informacién relevante para predecir el
comportamiento de la variable dependiente.'” En nuestro ca-
S0, se estimaron ventanas moviles de 24 meses, de tal manera
que los resultados muestran la evolucién de la informacion
relevante en el pasado de la emisién e inflacion para predecir
la inflacién observada."

'* Cabe acotar que esta prueba permite solamente indagar estadistica-
mente una relacion de precedencia temporal, es decir si una serie temporal es
util para pronosticar otra serie, sin que ello signifique para ningin punto
de vista una relacién causa-efecto.

¥ La prueba de Granger requiere la determinaciéon de cierta cantidad
de rezagos para ser incorporados en el modelo. Con el objetivo de evitar
discrecionalidad en esta labor, se estima un modelo VAR y con los criterios
de informacién de Schwarz y Hannan-Quinn, se determino la incorpora-
cién de tres rezagos. Las ventanas méviles se construyeron de la siguiente
manera: para diciembre 1994 se estima el estadistico F y su probabilidad
con base en la muestra de enero de 1993 a diciembre de 1994. La estima-
cién para enero de 1995 considera la muestra de febrero de 1993 a enero
de 1995 y asi sucesivamente. El estadistico F empleado en la prueba de
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Los resultados encontrados son congruentes con trabajos
anteriores y muestran que la relacién de causalidad del cre-
cimiento de la emision a la inflacion se deterior6 en el periodo
1998-2005, afo a partir del cual mejoré paulatinamente (gra-
fica I1I).

GRAFICA III. CASUALIDAD EN EL SENTIDO DE GRANGER, 1995-2009
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En términos formales, la probabilidad con un intervalo de
confianza del 90%, de que el crecimiento de la emisién no
cause a la inflaciéon entre 1998-2009 se mantuvo por encima
del 10%, lo cual indic6 que dicha relacién fue no significativa
(excepto en abril del 2008). Aunque, en el periodo 2005-
2009, la mejora en la capacidad predictiva de la emisién es
consistente con el mayor uso de la moneda nacional en su
funcién de medio de cambio. En efecto, a partir de 2005 la
expansion del circulante, fue considerable (40% en términos
reales aproximadamente) y estuvo relacionada con la recom-
posicion de saldos monetarios del publico a favor de la mo-
neda nacional (tenencia de efectivo), la recuperacién gradual
de la actividad econémica y la ampliacién del diferencial
cambiario entre el tipo de cambio de compra y de venta de
délares estadounidenses.'*

Por lo tanto, la evidencia empirica reportada concluye
que en el periodo comprendido entre 1995y 2009, no habria

causalidad es el estadistico de Wald, cuya hipétesis conjunta expresa:
B1=Bo=... =p;i=0.
Por lo anterior, la hipétesis nula del ejercicio de causalidad indica que la
emisién no causa a la inflacién. Asi valores del estadistico F superiores a dos
mostrarlan significancia estadistica.
" Banco Central de Bolivia, Memoria Anual (2005).
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existido una relaciéon predecible entre el crecimiento de la
emision y la inflacién, por lo que la consecucién de una meta
de agregado monetario en un sentido estricto, hubiese pro-
bablemente derivado en resultados pobres en términos de in-
flacion. Este resultado es robusto con el papel del tipo de
cambio como ancla nominal en ese periodo (Escobar y Men-
dieta, 2004; Orellana y Requena, 1999).

Adicionalmente, la evidencia para el periodo 2005-2009, si
bien coadyuva a un mayor papel de los agregados como va-
riables de decision de politica en el marco de un esquema de
cantidades, el problema de claridad del ancla nominal y sena-
lizacién sobre la orientacién de la politica monetaria perma-
nece. De esa forma y dado que el tipo de cambio posee mayor
incidencia sobre la inflacién (grafica II), se justifica la estima-
cion de una funcién de reaccién para esta variable.

) . ., u ancis .,
1. Estimacion de una funcion de reaccion
para el tipo de cambio

La estimacion de la funcion de reacciéon para la tasa de cre-
cimiento anual del tipo de cambio nominal asume que dentro
de cada periodo de tiempo el banco central tiene un objetivo
para dicha variable (¢; ), el cual es determinado por el estado
de la economia. En el caso mas simple se supone que dicho
estado viene dado por la evolucién de la inflacién (7) y de la
brecha del producto (y,—y/) (Clarida et al., 1997). Adicio-
nalmente, la observacién empirica indicaria que en el caso
particular de Bolivia es necesaria la incorporacién de la bre-
cha del tipo de cambio real (¢, —¢g, ), puesto que esta variable
mediria la postura que la autoridad monetaria establece para
favorecer la competitividad del sector productor de bienes
transables. En términos formales se tiene:

(1) ¢, =¢+aE (7, -7 )+yEY,-Y")+ PE(q,—q)
(2) e,=(1-p)e; +pe,_,+v,.
Reemplazando ¢ en la ecuacién (2) tenemos:
e, =(1=p)le+ak (7 o -7 ) +yE Y, =Y")+ BE(q,—¢) ]+ pe., +v,.

De acuerdo con Favero (2001) y Clarida et al. (1997), se ob-
tiene una ecuacion estimable para el tipo de cambio nominal.
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e, =(1-p)e+a,(1-p)z, s+ y(1—p) (Y, - Y, )+

(3)
+ﬂ(1_p)(qt —4, )+/Oer—1 té,.

En este escenario y dadas las caracteristicas de la ecuacion
(3), la técnica de estimacion elegida es el método generalizado
de momentos GMM (por sus siglas en inglés), la misma que
emplea variables instrumentales'” (Baum et al., 2003). Varias
razones indican que no seria apropiado el uso de minimos
cuadrados ordinarios (MCO) en este tipo de modelos. La
primera, sefiala que el término de perturbacién & depende
de los errores de prediccion de las variables del modelo, de-
pendencia que hace que las estimaciones por este método
sean inconsistentes. Por otro lado, Restrepo (1999) senala
que existe la posibilidad de que se presente sesgo de simulta-
neidad, debido a que las variables del lado derecho de la
ecuacion estan estrechamente relacionadas con la variable
dependiente. Ello hace necesario el uso de variables instru-
mentales para estimar la funcién de reaccién. Sin embargo,
ante la presencia de heterocedasticidad, la estimacién con-
vencional con variables instrumentales (por ejemplo, mini-
mos cuadrados en dos etapas) no provee errores estandar
consistentes, lo cual implicaria que la inferencia estdndar vy,
por tanto, las pruebas para las restricciones de sobreidentifi-
cacion no serian validas.

La ecuacién (3) describe cual fue el manejo del instrumen-
to operativo de la autoridad monetaria ante determinados
choques generados en i) la inflacién en un horizonte de doce
meses;'® i) la brecha del producto; y iii) la brecha del tipo de
cambio real."” Los resultados para el periodo enero de 1995 a
junio del 2009 son presentados en el cuadro 1.

Los resultados indican que el tipo de cambio nominal re-
acciona apreciandose 1.26% ante un incremento de 1% en la
inflacién esperada, lo cual implicaria una apreciacién real del

' Mayores detalles acerca de la eleccién de GMM como técnica de esti-
macién se encuentran en Favero (2001).

'® Se asume este horizonte pues es el empleado en la mayoria de los do-
cumentos (ver Cossio et al., 2009), ademds es razonable pensar que la auto-
ridad monetaria no se preocupe de la inflacién que se registra mes a mes,
sino mds bien, concentre su atencién en la inflacién de mediano plazo.

' Las graficas de las series involucradas en la estimacién se presentan en
el Anexo, grafica A. L.
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CUADRO 1. FUNCION DE REACCION PARA EL TIPO DE CAMBIO NOMINAL
(1995-2009)

Durbin-
P e a 14 g R ajustado ~ Watson
0.872" 6.873" _1.264  -0.296"  -0.190" 0.97 2.01

NoTas: Donde °, b representan la significancia estadistica al 1% y 10%, respecti-
vamente. El conjunto de instrumentos empleados corresponden a los rezagos del 1°
al 6°, 9° y 12° de la inflacién, brecha del producto, indice de precios del exterior y
bolivianizacién. La estimacién incluye la opcién de preblanqueo. El ancho de banda
para las autocovarianzas fue elegido mediante el método de selecciéon variable de
Newey-West.

0.26%, ceteris paribus. Por otro lado, el coeficiente S sefialaria
que el tipo de cambio nominal reacciona inversamente ante
desalineamientos del tipo de cambio real. Ambos resultados
revelarian dos caracteristicas importantes de la politica cam-
biaria en Bolivia. Primero, el tipo de cambio nominal busca-
ria afectar la competitividad de los productos transables de la
economia, pues la autoridad monetaria aplicaria deprecia-
ciones ante sobrevaluaciones cambiarias. Segundo, ante in-
crementos en la inflacién, el tipo de cambio real (por medio
del tipo de cambio nominal) seria afectado, con resultados
sobre la demanda agregada y por consiguiente sobre la in-
flacion.

Por otro lado, el coeficiente asociado con la brecha del
producto es negativo, aunque unicamente significativo al
10%. Dicho valor sugiere que el Banco Central de Bolivia re-
acciona apreciando 0.3% el tipo de cambio nominal cuando
el producto efectivo es un 1% superior al nivel potencial, mis-
mo que apoya tanto los resultados encontrados para a como
también para f.

Finalmente, el coeficiente que captura la inercia del tipo
de cambio nominal (p = 0.87), indica que la politica cambia-
ria se ajusta lentamente hacia su nivel objetivo proyectado, lo
cual es consistente con un tipo de cambio administrado en
una economia con dolarizacién financiera parcial. Por otro
lado, de acuerdo con la ecuacién (3), ¢ representaria el nivel
promedio anual de depreciaciéon (apreciaciéon) del tipo de
cambio nominal, que se encontraria alrededor de 6.9%.

Para evaluar el nivel de ajuste de la funcién de reaccién es-
timada, se sigue el procedimiento empleado por Clarida, Gali
y Gertler (1998), quienes sugieren calcular una banda de
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confianza para la serie estimada e incluir dentro de ese inter-
valo la serie efectiva para observar si dicha serie se escapa de
la banda. Los resultados del presente caso se muestran en la
grafica IV.

GRAFICA IV. TASA ANUAL DE DEPRECIACION OBSERVADA E INTERVALO DE
CONFIANZA®, 1995-2008
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se restaron doce datos a la muestra original, los cuales se emplearon en el parametro de
inflacién esperadaa doce meses.

Claramente se observa un nivel de ajuste aceptable, lo cual
sugiere que el modelo proveeria una adecuada explicacién
del comportamiento del tipo de cambio nominal en Boli-
via.'®

Finalmente, con respecto al TCN como instrumento opera-
tivo del BCB se puede concluir que, si bien existe una relaciéon
entre el objetivo y el instrumento, el tipo de cambio seria una
variable adicional que maneja el BCB para controlar presiones
inflacionarias o procurar competitividad al sector transable,
lo anterior se justifica por las siguientes razones:

— El menor efecto traspaso del tipo de cambio hacia la infla-
cién acotaria el uso de esta variable como instrumento de
la autoridad monetaria. Este menor efecto se sustenta por
las estimaciones empiricas realizadas para Bolivia, desde el
trabajo de Morales y Sachs (1990) quienes encuentran un
pass-through completo (igual a uno), hasta las estimaciones

" Lo cual no sucede cuando se omite el indice de precios del exterior
como variable instrumental (Anexo, grafica A. II), que muestra de esa for-
ma la necesidad de incluir dicha variable en la estimacion, ya que el desborde
de la serie efectiva ocurre inmediatamente después de la subvaluacién
causada por las crisis en Perd y Brasil que afectaron el tipo de cambio de
Bolivia.
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de Escobar y Mendieta (2004) quienes hallan un valor de
0.25 para el periodo muestral 1991-2005.

— Adicionalmente, el manejo del TCN obedeceria al esquema
cambiario prevaleciente en la economia. A manera de
ejemplo, en una economia con tipo de cambio flexible el
banco central tiene la posibilidad de intervenir el mercado
cambiario para direccionar la evoluciéon de un tipo de
cambio que sea acorde con sus objetivos de inflacién o re-
duccién de la brecha del producto.'” Asimismo, el Banco
Central de Bolivia con un esquema cambiario crawling peg,
tiene la potestad de direccionar el tipo de cambio como
una forma de apoyo a su principal instrumento, que bus-
quen objetivos de nivel de precios o actividad econémica,
lo cual no significa que el BCB tenga como instrumento
operativo al tipo de cambio nominal.

— Adicionalmente, el hecho de que el tipo de cambio nomi-
nal haya estado fijo durante toda la crisis financiera inter-
nacional revela que este no es el instrumento principal de
la autoridad monetaria. Asi mismo, en el escenario econo-
mico actual una politica de depreciacion amenazaria el ni-
vel de bolivianizacién alcanzado, ya que expectativas de
depreciaciéon podrian conducir a los agentes econémicos a
buscar refugio en instrumentos financieros denominados
en moneda extranjera,” por lo cual el banco central ac-
tualmente estarfa muy limitado para utilizar el tipo de
cambio como instrumento operativo.

Por lo anterior, dado que la emisién no posee las caracte-
risticas necesarias para ser el instrumento del BCB, y la varia-
cién del tipo de cambio nominal seria una herramienta adi-
cional de la autoridad monetaria, corresponde evaluar otra

" Una muestra clara de intervenciones recientes en el mercado cambia-
rio en economias con régimen de tipo de cambio flexible, son los bancos
centrales de Perti, Chile, Colombia y Brasil, quienes compraron divisas del
mercado para frenar la apreciaciéon de sus monedas, y por ende apoyar a su
sector transable. Similar comportamiento fue exigido por Francia al Banco
Central Europeo antes de la crisis griega.

* Dicho escenario se presento en el 2009 cuando las expectativas de los
agentes econémicos apostaron por una depreciaciéon del tipo de cambio
nominal, lo que produjo que las operaciones cambiarias se pegaran a la co-
ta superior del diferencial cambiario vigente.
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variable que el banco central pueda emplear como instru-
mento operativo. En esa linea, en las siguientes dos subsec-
ciones se efectian estimaciones para la tasa de interés relevante
de la autoridad monetaria y para el saldo de colocaciones ne-
tas del BCB.*!

2. Estimacion de una funcion de reaccion
parala tasa de interés

Un resultado comun de las funciones de reaccién es que
estas logran capturar el comportamiento que sigue la autori-
dad monetaria. Respecto a dicho comportamiento, el Banco
Central de Bolivia no hizo explicita alguna regla de politica.
Por esta razon, en la seccién anterior se estimo una funcién
de reaccién para el tipo de cambio nominal y en esta seccién
se busca relacionar el comportamiento de la inflacién y el
producto, ante cambios en la tasa de interés relevante del BCB.

Las razones para suponer la presencia de dicha relacion se
deben a que en el afno 2005 se inici6 un proceso de reversion
de la dolarizacién financiera de la economia. Una cifra que
muestra los resultados de este proceso es la caida en el por-
centaje de los depositos en moneda extranjera con respecto al
total; en enero de 2005 este coeficiente lleg6 al 89%, compa-
rado con un 55% alcanzado en septiembre del 2009. Ello
muestra un contexto econoémico favorable para la autoridad
monetaria, ya que en este escenario el BCB podria ejercer un
mejor control de la politica monetaria. Adicionalmente, si
bien el BCB instrumenta su politica mediante un esquema de
agregados monetarios, la forma actual como se realizan las
operaciones de mercado abierto se aproxima a un esquema
de tasas de interés. Ya que, durante las sesiones del Comité de
Operaciones de Mercado Abierto (COMA) se presta especial
atencion al efecto transmisién del canal de tasas, mediante el
seguimiento de la respuesta del sistema financiero ante mo-
vimientos en las tasas de corto plazo de la autoridad monetaria.

Existe evidencia empirica de reglas estimadas para Peru,
Chile y Colombia (entre los casos mas importantes dentro de
la regién), las cuales siguen una forma funcional similar a la

21 . .
Se define como saldo de colocaciones netas, a las colocaciones brutas
menos los vencimientos del BCB.
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propuesta por Taylor (1993).* Sin embargo, Ball (1998,
2000) explica que la funcién de reaccién al estilo de Taylor en
economias pequenas y abiertas es subéptima a menos que es-
ta sea modificada de forma importante, debido a que la eco-
nomia no solo es impactada por choques generados en la tasa
de interés sino también, por choques de tipo de cambio (co-
mo se demostrd en la seccién anterior). Este autor estudia el
impacto que tienen las variaciones del tipo de cambio sobre
la inflacién, utilizando el siguiente modelo:

(4) = _ﬂit—l + 5et—l + ﬁ’yt—l té,.
(5) =7 tay t 7(61—1 _ez—Q)Uz'
(6) e,=—0i,+v,.

Donde y es el producto (aproximado mediante el IGAE), ¢ la
tasa de interés real del BCB, ¢ el tipo de cambio real (donde
niveles mas altos indican una depreciacién real de la moneda
nacional), 7 la inflacién (aproximada mediante el indice de
inflacién subyacente) y finalmente 7, vy & son términos que
se comportan como ruido blanco.”

La ecuacién (4) puede ser vista como una curva IS para una
economia abierta, donde los resultados de las acciones que
realice hoy la autoridad monetaria se reflejan en el producto
del siguiente periodo, ademas el producto tendria cierta iner-
cia. La ecuacién (5) representa la curva de Phillips para una
economia abierta, donde la variacion de la inflacién estaria
en funcién de la inercia de la misma y del producto; ademas
esta ecuacion considera el valor rezagado de la variacién en el
tipo de cambio real. La ecuacién (6) indica una relacién in-
versa entre el tipo de cambio y la tasa de interés, donde un
incremento en la tasa de interés interna provoca una entrada
de capitales, la cual conduce a la apreciaciéon del tipo de
cambio.”

Al respecto es importante destacar el trabajo de Morén y Winkelried
(2005), quienes estiman un modelo 6ptimo para economias financiera-
mente vulnerables.

* Todas las variables son expresadas como tasas interanuales de creci-
miento.

* Esto para una economia con tipo de cambio flexible y considerable
vinculacién financiera internacional.
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Una caracteristica muy importante en el modelo de Ball
(2000) es su especificacion, donde la estabilizacion de las
fluctuaciones de la inflaciéon y producto son alcanzados de
mejor forma si el objetivo es 7", la cual filtra los efectos tran-
sitorios de las fluctuaciones del tipo de cambio. Formalmente
se tiene:

(7) ”z* =T =)e -

Como ejemplo, si se supone un incremento en ¢.1, enton-
ces la inflacién subyacente 7 se incrementara, ecuacién (5),
pero de acuerdo con la ecuacién (7), la inflaciéon 7 sera me-
nor que 7. Por lo tanto, 7, es la tasa de inflaciéon que filtra los
impactos del tipo de cambio.

El planteamiento anterior no es trivial, ya que por medio
de este modelo se aislan los efectos de fluctuaciones del tipo
de cambio en la inflacién, que hace posible la estimacion de
una funcién de reaccién para la tasa de interés donde se asu-
me al precio del dinero como instrumento operativo del ban-
co central.

Puesto que el modelo propuesto por las ecuaciones (4), (5)
y (6) puede ser considerado como un modelo pequeno con
varias variables endégenas, se emplea el método de ecuacio-
nes simultdneas para estimar sus parametros. La estimacion
abarca una muestra mensual comprendida entre enero de
1994 y junio de 2009.

(8) y, =—0.1124,_, +0.283¢,_, +0.449y,_, +¢,
(9) 7, =0.881xz,_,+0.346y,_, +0.311(¢,_, —¢,,) +7,
(10) e, =—0.0274, +v,

Los coeficientes 0.449, 0.881 y 0.311 tienen significancia esta-
distica al 1%. Mientras que —-0.112 y 0.283 la tienen al 5% y
0.346 al 10%.

Sustituyendo el coeficiente 0.311 en la ecuacién (7), se ob-
tiene:

(11) z, =x,—0.311e,,

Finalmente, la ecuacion (11) es con la que se trabajara para
obtener el nivel de inflacién que excluye los movimientos de
tipo de cambio. Los resultados se observan en la grafica V.
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GRAFICA V. INFLACION SUBYACENTE E INFLACION SIN VARIACIONES DEL
TIPO DE CAMBIO, 1994-2009
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* Datos normalizados.

En la grafica V, la linea continua muestra la inflacién que
hubiese registrado la economia si la autoridad monetaria no
interviene para dar direccién al tipo de cambio. En este sen-
tido, la historia reciente de la economia nacional destaca dos
episodios en los cuales se puede evidenciar el impacto del ti-
po de cambio real sobre la inflaciéon. El primero de ellos
abarca el periodo 2003-2005, donde el ritmo de depreciacién
que buscé alentar las exportaciones de bienes transables ge-
neré inflacién.” El segundo, que abarca el periodo entre
2007 hasta la primera mitad de 2009, evidencia una aprecia-
cién que supera el 20% y denota el esfuerzo del BCB en un
contexto de elevada inflacién. Lo anterior, sustenta la ins-
trumentacion operativa de la politica monetaria en Bolivia
mediante fluctuaciones en el tipo de cambio, no s6lo nominal
sino también real.

En cuanto a la efectividad de la politica cambiaria en el
control de la inflacién, la grafica VI muestra que en diciem-
bre del 2008 debido a las apreciaciones cambiarias se habria
restado, aproximadamente, 5.7 puntos porcentuales a la in-
flacién subyacente a doce meses, lo cual implica que si la poli-
tica cambiaria no hubiese tenido una orientacién hacia la
apreciacién de la moneda nacional, los precios hubieran au-
mentado en mayor magnitud afectando el bienestar de la so-
ciedad.

Luego de obtener el nivel de inflacién sin variaciones del ti-
po de cambio, la siguiente etapa consiste en estimar la funcién

* En septiembre del 2003 se alcanza una tasa de depreciacion real anual
cercana al 20%.
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GRAFICA VL IMPACTO DE LAS FLUCTUACIONES DEL TIPO DE CAMBIO REAI
SOBRE LA INFLACION, 1994-2009 (PUNTOS PORCENTUALES)
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de reaccién del banco central tomando como variable de-
pendiente la tasa de interés. En este trabajo se sigue la pro-
puesta metodolégica de Clarida et al. (1997), con la introduc-
ciéon de algunas modificaciones acordes con el objetivo del
documento, la funcién propuesta es:

(12) i =(1-p)i +a(l-p)x., +7(1=p)(¥,=Y)+ pi_ +&,

En la ecuacién (12), i representa el nivel de la tasa de inte-
rés nominal; 7., la inflacién en un horizonte de n meses;? Y,
- Y representa la brecha del producto; p (que debe ser ma-
yor que cero, pero menor que uno), mide la gradualidad (ve-
locidad) con la que el banco central modifica su tasa de inte-
rés; finalmente, ¢ es una constante con la cual se puede
obtener la tasa de inflacién objetivo del banco central (Fave-
ro, 2001).%’

La ecuacién (12), considera que los bancos centrales ajus-
tan su tasa de interés de forma gradual, de tal forma que la
autoridad monetaria determina ésta como un promedio
ponderado de la tasa de interés objetivo (7 ) y de la tasa de in-
terés observada en el periodo anterior (7-1), mas un término

de perturbacién exégeno (¢):
(13) i, =(1= p)i +pi, +.

Como técnica de estimacion de la ecuacién (12), se emplea
el método generalizado de momentos (GMM).

% Se establece un horizonte de n meses puesto que se buscara probar
distintas alternativas para n (3, 6, 9y 12).

?7 Como variable sustituta de la tasa relevante se considera a la tasa de
adjudicacion de las letras a 91 dias del BCB en moneda nacional.



L. E. CERNADAS, E. R. ALDAZOSA 23

En el cuadro 2 se observa que el coeficiente «, que mide la
respuesta del BCB ante cambios en la inflacién esperada, es
significativo al 1% en las primeras dos ecuaciones (donde el
horizonte de inflacién esperada es menor o igual a seis me-
ses). Esto indicaria que, dado un escenario de incremento de
precios en el corto plazo la tasa relevante del BCB se incre-
mentaria para controlar la inflacion.® Sin embargo, se obser-
va una respuesta menor a la unidad, lo cual podria explicarse
en que actualmente el BCB no instrumenta su politica mone-
taria mediante un esquema de tasas de interés.

CUADRO 2. FUNCION DE REACCION PARA LA TASA DE INTERES RELEVANTE
(2005-2009)

Horizontes

alternativos P i a b4 R’ ajustado  Prueba ]
Inflacion esperada 8.079° 4762  0273°  0416° 093 14.85
(n=3)
Inflacién esperada  0.881"  4.653"  0.236"  0.313" 0.96 13.26
(n=6)
Inflacién esperada  0.933"  4.200°  0.329°  0.311° 0.96 15.26
(n=9)
Inflacién esperada 0.858" 4.826" 0.133 0.656 0.96 15.63
(n=12)

NOTAS: Donde *, b, ¢ representan la significancia estadistica al 1%, 5% y 10% res-
pectivamente. El conjunto de instrumentos empleados corresponden del 1° al 6°, 9° y
12° rezagos de la inflacién, brecha del producto, tasa de interés y bolivianizacién. La
estimacion incluye la opcién de preblanqueo. El ancho de banda para las autocova-
rianzas fue elegido mediante el método de seleccion variable de Newey-West.

Estas ecuaciones (inflaciéon esperada de tres y seis meses)
poseen coeficientes similares en los cuales se obtienen los sig-
nos esperados y ademads son estadisticamente significativos.
Dado ello, la funcién de reaccién con una inflacién esperada
a en un horizonte de tres meses sefala que, la tasa relevante
del BCB se incrementaria en 27pb ante un aumento de un 1%
en la inflacién esperada. Este resultado pone en evidencia
que la autoridad monetaria no responde en términos reales
ante cambios en la inflacién esperada.”

8 .
* Debe remarcarse que en el actual esquema monetario del BCB, el ente
emisor fija montos y no precios, por lo cual la tasa es una resultante.
9 iy . o
% Esta afirmacién se observa graficamente en el Anexo, grafica A. III.
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Por su parte, el coeficiente de rezago de la tasa de interés p
= (.88 indica un alto grado de inercia de la politica moneta-
ria, lo cual coincide con la idea de que los bancos centrales
son conscientes de que la volatilidad de las tasas de interés
trae costos adicionales al generar, por ejemplo, tensiones en
los mercados financieros. Ademas, denota la gradualidad con
la que el BCB implementa su politica monetaria, la misma que
reduce el riesgo de implementar politicas erréneas que lleven
a desajustes en las expectativas que se forman los agentes.

Adicionalmente, el parametro yindica una fuerte respuesta
de la tasa de interés ante cambios en la actividad econ6émica,
concretamente, dado un crecimiento en el producto efectivo
1% por encima del potencial, la tasa del BCB se incrementaria
42pb para controlar los efectos derivados, lo que senala que la
autoridad monetaria seguiria una politica anticiclica.*

De acuerdo con lo anterior, si bien una funciéon de reac-
cién para la tasa de interés del BCB sefniala que existe un com-
promiso de la autoridad monetaria con sus objetivos. Debido
a la estructura actual en la que el BCB envia senales al merca-
do, mediante la fijacién de montos, el mecanismo de trans-
mision del canal de tasas de interés aun seria reducido. La evi-
dencia en la estimacion realizada senala la presencia de una
respuesta menor a la unidad cuando la inflacién se incremen-
ta en un 1%, lo cual significa que no se tiene efectos sobre la
tasa de interés real relevante para el mercado, que limita de
esta forma la capacidad de la autoridad monetaria para ejer-
cer su politica por este medio, ya que el sistema financiero no
tendria estimulo para adquirir estos titulos puesto que no ten-
drian rendimientos reales positivos. En ese contexto, Taylor
(1993) establece que la tasa de interés nominal de corto plazo
deberia ser una funcién creciente del prondstico de la tasa de
inflacién dado su objetivo y de la produccién real dado su ni-
vel potencial, es decir movimientos nominales de la tasa de la
autoridad monetaria deberian inducir cambios en la tasa de
interés real (principio de Taylor), lo cual no sucederia en la
economia boliviana.

Adicionalmente, evidencia empirica reciente para el caso
boliviano sugiere una respuesta incompleta de las tasas pasivas

* De hecho Leiderman et al. (2008), encuentran que Bolivia posee la
politica anticiclica mds agresiva de toda la region.
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de corto plazo (91-180 y 181-360 dias) ante choques en la tasa
relevante del BCB. Mientras, la respuesta de las tasas activas
(ademas de ser menor) tomaria como variable determinante
mas importante al riesgo de segmento de mercado.” Estos re-
sultados se justificarian por el actual esquema monetario que
opera en Bolivia, ya que en la subasta de titulos de regulacién
monetaria se fijan montos y no precios.

Dado que la funcién de reaccién estimada indicaria que la
autoridad monetaria no instrumenta su politica mediante la
LT 91 dias (no se ofrece al sistema financiero rendimientos
reales positivos —contraviene al principio de Taylor-), co-
rresponde probar si otra variable posee las caracteristicas ne-
cesarias.

3. Estimacion de una funciéon de reaccion
para el saldo de colocaciones netas

Una variable importante para cualquier banco central es el
saldo de colocaciones netas (SCN);** es decir, las operaciones
de mercado abierto (OMA)* que realice el BCB menos los
vencimientos que posea.

En el caso de Bolivia, se puede mencionar que esta variable
guarda amplia relacién con la evolucién de la coyuntura eco-
némica nacional, es decir sigue los movimientos de la infla-
cion y del producto.?’4 Al respecto, la grafica VII, muestra una
importante correlacién entre dicha variable y la inflacién.

El andlisis contempla una muestra mensual comprendida
desde enero de 2005 hasta junio de 2010. Como medida de
inflacién se toma la variacion porcentual mensual del IPC y
como medida del SCN se consideran las variaciones porcen-
tuales mensuales del SCN en MN y MN-UFV, y se excluye el saldo

* Rodrigo et al. (2010).

* En especial para uno como el BCB, que instrumenta su politica mone-
taria mediante un esquema de cantidades.

5 Compra y venta (definitiva o en reporto) de valores publicos, con el
propésito de expandir o contraer la liquidez y el volumen de los medios de pa-
goen la economia. ‘

** Varios bancos centrales incorporan en sus funciones de reaccién la
brecha del producto, debido a que esta variable proporciona informacién
relevante para la conduccién de la politica monetaria, ya sea porque mos-
traria una caida en la actividad econémica o porque daria a conocer un po-
sible sobrecalentamiento del producto.
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GRAFICA VII. SALDO DE COLOCACIONES NETAS DEL BCB E INFLACION, 2005-
2010 (PUNTOS PORCENTUALES)"
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en moneda extranjera. A inicios de la muestra (abril de
2005), se evidencia una fuerte caida del SCN del BCB, ello se
debié a un clima de inestabilidad politica causado por con-
flictos sociales que condujeron a que el sistema financiero en-
frentara problemas de liquidez. En respuesta, el BCB dismi-
nuy6 el ritmo de sus colocaciones inyectando recursos por
medio del vencimiento de sus titulos. Posterior a este perio-
do, el saldo de colocaciones netas sigui6 de cerca la evolucién
de la inflacién (grafica VII).

Debido a la crisis internacional, a partir de octubre del
2008 el banco central inici6 un periodo de politica monetaria
expansiva, a raiz de ello el saldo de colocaciones netas mostré
tasas de crecimiento negativas (en promedio -2.6% entre
agosto 2008 y diciembre 2009).

Lo anterior deja abierta una clara posibilidad del manejo
de esta variable como instrumento operativo del banco cen-
tral. Al respecto, Estrella y Mishkin (1996) expresan que para
que una variable sea considerada como instrumento operati-
vo ésta debe cumplir determinadas caracteristicas, entre ellas
establecen como pardmetros de evaluacion la presencia de
una relacién estable y predecible entre el instrumento y el ob-
jetivo de la autoridad monetaria. Luego de evaluar —con la
prueba de causalidad de Granger- cudn predecible es la in-
flacién considerando el SCN, se obtuvo el resultado que se
ilustra en la grafica VIIL”

35 . ‘s

' Se estimaron ventanas méviles de 24 meses, de tal manera que los re-
sultados muestran la evolucién de la informacién relevante en el pasado
del SCN e inflacién para predecir la inflacién observada.
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GRAFICA VIIL. PRUEBA DE CAUSALIDAD DE GRANGER. SALDO DE COLOCA-
CIONES NETAS BCB-INFLACION, 2005-2010
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Los resultados de la grafica VIII indican que, a partir del
ultimo trimestre de 2008 el saldo de colocaciones netas pre-
cede en el tiempo a la inflacién, ademads esta relaciéon es esta-
disticamente mas importante en la medida que transcurre el
tiempo. Dado que la precedencia temporal del SCN revela los
modelos de pronéstico que empleen esta variable para cono-
cer la evolucién de la inflacién se tornan confiables. Por otro
lado, los resultados del inicio de la muestra se deben a que la
serie empleada como SCN solo contempla las operaciones en
MN y MN-UFV, y dado que la composicion del saldo a inicios
del ano 2005 atin se mantenia fuertemente influenciado por
las colocaciones de titulos en ME, es razonable pensar que
nuestra serie no muestre significancia estadistica en una rela-
cion de precedencia temporal con la inflacién. A pesar de
ello, el cambio gradual en la composicién del saldo de colo-
caciones netas del BCB a favor de la moneda nacional (gréfica
IX), produce mejoras en los resultados encontrados hacia fi-
nales de 2008 y en adelante.

GRAFICA IX. EVOLUCION POR MONEDA DEL SALDO DE COLOCACIONES
NETAS DEL BCB, 2005-2010 (porcentaje)
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De acuerdo con los resultados presentados se estima una
funcién de reaccién mediante la metodologia GMM, y se em-
plea como instrumento operativo a la variaciéon mensual del
saldo de colocaciones netas del BCB en moneda nacional y
moneda UFV, para ello se sigue la metodologia de Clarida et
al. (1997). La estimacién se realiza asumiendo la siguiente
forma funcional.

(14) SCN, =(1- p)SCN +a(1= p)z,., + y (1= p) (Y, =¥, )+ pSCN , +¢,

Donde, se asume que dentro de cada periodo de tiempo el
banco central tiene un objetivo para dicha variable (SCN/) el
cual es determinado por el estado de la economia. En el caso
mas simple se asume que dicho estado viene dado por la in-
flacién () y la brecha del producto (Y, - Y.

La ecuacién (14) describe cual fue el manejo del instru-
mento operativo de la autoridad monetaria ante determina-
dos choques generados en ¢) la inflacién en un horizonte de n
meses y ) la brecha del producto.

Los resultados para el periodo de enero del 2005 a marzo
del 2010 se presentan en el cuadro 3. La razén para contem-
plar este periodo de analisis se debe a que el SCN antes del 2005
estaba muy influenciado por las operaciones en moneda ex-
tranjera, debido a la alta dolarizacién de la economia nacional.

CUADRO 3. FUNCION DE REACCION PARA EL SALDO DE COLOCACIONES
NETAS (2005 - 2010)

Durbin-
P SCN a 14 R ajustado  Watson
Inflacién esperada  0.829"  2.869"  1.211°  0.773" 0.80 2.00
(n=3)
Inflacién esperada 0.929"  2.171°  1.106°  0.455" 0.77 1.97
(n=6)
.. b b b
Inflacién esperada 0.889 1.735 0.954  0.546 0.71 2.02
(n=9)
.. b b b
Inflacién esperada 0.895 2.353 0.754  0.946 0.70 1.95
(n=12)

NOTAS: Donde *, b representan la significancia estadistica al 1% y 5%, respecti-
vamente. El conjunto de instrumentos empleados corresponden a los rezagos del 1°
al 6°, 9°y 12° de la inflacién, brecha del producto, saldo de colocaciones netas y boli-
vianizacién. La estimacién incluye la opcién de preblanqueo. El ancho de banda para
las autocovarianzas fue elegido mediante el método de seleccién variable de Newey-
West.
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Sin embargo, este escenario cambia radicalmente a partir del
inicio de la bolivianizaciéon. Muestra de ello, a marzo de 2010
tan solo el 0.05% del total del saldo de colocaciones netas se
encuentra en moneda extranjera (grafica IX).

Se encuentran resultados estadisticamente significativos
cuando el andlisis contempla una inflacién esperada de tres me-
ses (n=3), horizontes superiores a ese proporcionan parametros
no confiables o menos robustos como es el caso cuando n=6.

Los resultados, resumidos en el cuadro 3, indican que el
BCB responde incrementando el saldo de sus colocaciones
netas 1.21% ante un aumento de 1% en la inflacién esperada
a tres meses. Ademas, reduce sus colocaciones mensuales en
0.77% cuando la brecha de producto se hace negativa, es de-
cir la autoridad monetaria aplica una politica expansiva
cuando la actividad econémica efectiva crece por debajo del
nivel potencial. Adicionalmente, el parametro que mide la
inercia de la serie posee un coeficiente igual a 0.83, el cual
indica la prudencia que tiene la autoridad monetaria al mo-
mento de cambiar la direccién que sigue el SCN.

En sintesis, el saldo de colocaciones netas del BCB ofrece
buenos resultados cuando es empleado para estimar una fun-
cién de reaccion para el ente emisor. Por lo tanto, seria posi-
ble pensar en la instrumentaciéon de la politica monetaria por
medio del manejo de esta variable como instrumento opera-
tivo, ya que se encontrarian efectos estadisticamente significa-
tivos sobre la inflacién y el producto

Ademas, se presentarian otras dos razones que harfan del
saldo de colocaciones netas una mejor variable instrumento
para la autoridad monetaria.

En primer lugar, en el contexto actual el manejo del saldo
de colocaciones netas seria independiente, a diferencia de lo
que ocurre con el tipo de cambio nominal el cual ademas de
buscar objetivos de inflacién o actividad econdémica, seria un
determinante del nivel de bolivianizacion. Asi, una deprecia-
ciéon cambiaria ejerceria presiones sobre las expectativas de
los agentes, motivando una recomposicién en las carteras de
inversioén a favor de las inversiones en moneda extrajera, re-
duciendo el nivel de bolivianizacién. Esto disminuiria la efec-
tividad de la politica monetaria del BCB, pues al reducirse el
nivel de bolivianizacién la capacidad de maniobra del ente
emisor seria disminuida.
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Adicionalmente, en un esquema de agregados monetarios
(como en el que opera el BCB) la tasa de interés tiene un ca-
racter endogeno. Es decir, es una resultante de la subasta de
titulos de regulacién monetaria. En ese sentido, el canal de
tasas de interés como mecanismo de transmisién aun seria
reducido. Ello se demuestra mediante la funcién de reaccién
estimada para la tasa de interés relevante del BCB, donde se
encuentra una respuesta menor a la unidad cuando la infla-
cién se incrementa un 1%, lo cual significa que no se tiene
efectos sobre la tasa de interés real relevante para el mercado,
limitando de esta forma la capacidad de la autoridad moneta-
ria en ejercer su politica monetaria por este medio.

IV. CONSIDERACIONES FINALES

Mediante la estimacién de una funcién de reaccién para el
tipo de cambio nominal (con una muestra mensual que abar-
ca el periodo 1995-2009), se encontré que el banco central
responderia a la expectativa de inflaciéon a doce meses apre-
ciando tanto el tipo de cambio nominal como también el real,
para de esta forma, controlar las presiones inflacionarias. En
efecto, las estimaciones realizadas sugieren que la apreciacion
del tipo de cambio real registrada durante 2008 habria resta-
do aproximadamente 5.7 puntos porcentuales a la inflacién
subyacente a doce meses, en un escenario de elevados niveles
de inflacién interna y externa. Por otro lado, dicha funcién
muestra un alto grado de inercia del tipo de cambio nominal,
lo que indica que la politica cambiaria se ajustaria lentamente
hacia su nivel objetivo proyectado, lo cual es consistente con
el ain elevado grado de dolarizacién financiera. Sin embar-
go, dado el esquema cambiario crawling peg que opera en
Bolivia, el tipo de cambio se constituye en una herramienta
de apoyo al instrumento operativo que posee la autoridad
monetaria.

Por otro lado, la reduccién en los niveles de dolarizacion,
producto de la ampliacién del diferencial cambiario y la apre-
ciaciéon de la moneda nacional, habria posibilitado a la auto-
ridad monetaria emplear otros instrumentos como el saldo
de colocaciones netas y la tasa de interés para afectar la infla-
cién y reducir la brecha en la actividad econémica.
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Respecto a la tasa de interés, se estim6 una funcién de re-
accion para la tasa relevante del BCB (que emple6 como va-
riable sustitutiva a la tasa de las LT a 91 dias, para el periodo
2005-2009). Los resultados indican que la tasa de interés rele-
vante del BCB se incrementaria para controlar presiones in-
flacionarias de corto plazo, pero este instrumento reacciona-
ria con mayor fuerza ante desvios en el crecimiento del
producto efectivo con respecto a su nivel potencial. Empero,
la ausencia de movimientos reales en la tasa de interés rele-
vante implicaria un mecanismo de transmisién incompleto.
Por lo cual, politicas cuyos objetivos se transmitan a través de
un canal de tasas de interés no serian efectivas. Ello se deriva
del actual esquema de politica monetaria, donde se estable-
cen montos y se esperan variaciones de precios.

Una alternativa interesante para mejorar el canal de trans-
misioén de tasas de interés es el propuesto por Cernadas et al.
(2009), donde se establece que existen ciertas condiciones
que harian posible la implementacién de este esquema, em-
pero también se mencionan ciertas limitaciones. Salvando es-
tas dificultades y con un esquema de tasas de interés explicito,
se podria pensar en una mejor relaciéon entre el instrumento
—tasa de interés—, y objetivo —inflacion.

En relacién con la estimacion de la funcién de reaccion pa-
ra el saldo de colocaciones netas, se encontré una respuesta
decisiva del ente emisor ante incrementos en la inflacion es-
perada. Adicionalmente, el modelo determiné que la autori-
dad monetaria reduciria el saldo de sus colocaciones ante una
caida en la actividad econémica efectiva.

Finalmente, el saldo de colocaciones netas seria la variable
que mejor identificaria la postura del ente emisor. No obstan-
te, el tipo de cambio nominal seria un instrumento adicional,
cuando la economia necesitase de la aplicaciéon de politicas
mas agresivas.

Anexo
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GRAFICA Al INFQRMACION UTILIZADA PARA LA ESTIMACION DE LA FUN-
CION DE REACCION PARA EL TIPO DE CAMBIO NOMINAL, 1990-2008
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GRAFICA A.IL TASA ANUAL DE DEPRECIACION OBSERVADA E INTERVALO DE
CONFIANZA SIN EL INDICE DE PRECIOS DEL EXTERIOR COMO INSTRUMEN-
TO, 1995-2008
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GRAFICA A.ITI. TASA DE INTERES NOMINAL Y REAL DE LOS TITULOS DEL
BCB A 91 DIAS, 1996-2009
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nes a la luz de criterios de optimalidad. Esto es, se estudia si
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Uno de los casos mas estudiados corresponde, sin lugar a du-
das, al analisis con pérdida cuadratica.

Esto significa que el pronéstico 6ptimo minimiza el error
cuadratico medio (ECM) sobre el conjunto de informacién
disponible al momento de generar la prediccion. No es dificil
demostrar que en estas condiciones el predictor éptimo co-
rresponde a la esperanza de la variable a predecir, condicio-
nada al conjunto de informaciéon usado para generar la pre-
dicciéon. Con esto, se pueden demostrar las propiedades que
satisfaceria el error de prondstico 6ptimo. Entre ellas desta-
camos las de insesgamiento y ortogonalidad a cualquier va-
riable perteneciente al conjunto de informacién utilizado.

Es convencional disefiar pruebas estadisticas que permitan
evaluar estas propiedades y establecer si una serie de pronoés-
ticos es coherente o no con un pronéstico 6ptimo con pérdi-
da cuadratica.

Una amplia literatura ha usado pruebas de esta naturaleza
para evaluar la racionalidad de los agentes econémicos. No
obstante, obtener una conclusiéon acerca de la racionalidad
de los agentes requiere utilizar supuestos bastante fuertes. Es-
to es asi porque hay muchas razones, mas alla de la irraciona-
lidad de los agentes, que podrian explicar desviaciones de un
comportamiento 6ptimo por parte de los errores de pronés-
tico. Por ejemplo, uno debe reconocer que la funcién de
pérdida que un determinado agente haya utilizado para ge-
nerar sus pronosticos es en general desconocida y en princi-
pio no hay razén para suponer que esta funcién sea cuadrati-
ca. Esto es importante, toda vez que Patton y Timmerman
(2007) han demostrado que las propiedades de los errores de
pronodstico 6ptimo con funciones de pérdida cuadratica no
necesariamente siguen siendo vdlidas en contextos mds gene-
rales que pueden incluir una funcién de pérdida asimétrica o
procesos generadores de datos no lineales. En segundo lugar,
tampoco un econometrista puede pretender conocer los con-
juntos de informacién disponibles para cada pronosticador
en el mercado. Finalmente, un pronéstico 6ptimo con pérdi-
da cuadratica corresponde a un ente en general desconocido
como lo es una esperanza condicional, por lo que debe ser
aproximado y estimado de alguna manera, lo que puede in-
ducir a una fuente adicional de error.

En estas circunstancias, no es de extranar que una gran
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mayoria de la literatura encuentre que diversas series de pro-
yecciones no satisfacen propiedades provenientes de pronos-
ticos optimos con pérdida cuadratica. Entre estos estudios
destaca el trabajo de Joutz y Stekler (2000), quienes analizan-
do las predicciones de la Reserva Federal de Estados Unidos,
encuentran que la serie de errores de los pronésticos de in-
flacion muestra excesos de autocorrelacion. Mas reciente-
mente, Capistran y Lopez Moctezuma (2010) encuentran que
los pronésticos de consenso de los especialistas en México, en
general, no superan pruebas de ausencia de sesgo y de ausen-
cia de autocorrelaciéon en exceso, lo que sugiere oportunida-
des para mejorar dichos prondsticos. Para el caso de la zona
del euro, Bowls et al. (2007) analizan las predicciones econé-
micas realizadas por una serie de analistas privados. Ellos en-
cuentran, entre otras cosas, que para el periodo que va desde
el primer trimestre de 1999 hasta el udltimo trimestre del
2006, los analistas han tendido a subestimar significativamen-
te la inflacién y a sobrestimar el crecimiento econémico. Otro
interesante articulo que analiza la calidad de predicciones
econémicas es el de Loungani (2001) quien considera las
proyecciones de crecimiento econémico para una serie de
paises industrializados y en desarrollo durante el periodo
1989-1998. Las proyecciones son obtenidas de Consensus Eco-
nomics y los resultados muestran senales de suboptimalidad
tanto en los prondsticos de paises industrializados como en
los de paises en desarrollo.

Si bien hemos argumentado que resulta osado extraer con-
clusiones acerca de la irracionalidad de los agentes con base
en pruebas basadas en criterios de optimalidad con pérdida
cuadratica, estas pruebas estadisticas pueden conllevar una
utilidad directa para el econometrista. En efecto, indepen-
dientemente del conjunto de informacién y funcién de pér-
dida que posea el pronosticador que genero las proyecciones
en analisis, es perfectamente razonable preguntarse si esas
proyecciones pueden mejorar segun el criterio que el eco-
nometrista desee. Es decir, mas alld de probar la racionalidad
de los pronosticadores, estas pruebas pueden servir de orien-
taciéon para que un econometrista aprenda la direccién en la
que una proyeccién pueda ser inmediatamente ajustada y me-
jorada por €], de acuerdo a su propia funcién de pérdida, que
alo largo de este documento supondremos que es cuadratica.
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Incluso en este contexto mds acotado es importante consi-
derar el siguiente elemento de advertencia. El rechazo de una
determinada prueba de optimalidad no necesariamente ga-
rantiza que los prondsticos puedan ser mejorados mediante
alguna metodologia econométrica en particular. A efectos de
aclarar este argumento, utilizaremos un ejemplo sencillo.
Imaginemos que deseamos probar la propiedad de insesga-
miento de los errores de prondstico, y hallamos que ellos es-
tdn efectivamente sesgados a subestimar la variable a prede-
cir. Supongamos ademads que la subestimaciéon promedio que
arroja la prueba corresponda a un 10%. ¢Significa esto que el
econometrista hubiera podido mejorar los prondsticos ajus-
tandolos al alza en un 10% cada vez que ellos se hicieran pu-
blicos? Lamentablemente la respuesta a esta pregunta no es
evidente. Por ejemplo, Croushore (2010) analiza un caso es-
pecifico en el que el intento del econometrista por mejorar
los prondsticos ajustando por una estimaciéon del sesgo no
conduce a nada mds que a empeorar los pronosticos. Dentro
de las explicaciones plausibles para este fracaso podrian citar-
se el tal vez excesivo ruido de estimacion del sesgo y su even-
tual inestabilidad.

En sintesis, el simple rechazo de la hipoétesis nula de opti-
malidad de las proyecciones no garantiza que estas puedan
ser mejoradas en un ejercicio en tiempo real. Resulta llamati-
vo entonces encontrar tal cantidad de articulos que evalian
optimalidad con diversas pruebas estadisticas, y tan pocos que
lo hagan con un ejercicio en tiempo real y fuera de muestra,
si efectivamente las suboptimalidades detectadas pueden ser
aprovechadas para mejorar el ECM de las proyecciones en
tiempo real.

Dos notables excepciones en este sentido son los trabajos
de Croushore (2010) y el de Bentancor y Pincheira (2010). En
el primer articulo el autor analiza si mediante una correcciéon
por sesgo, dos series de pronésticos de inflaciéon para Estados
Unidos podrian ser mejoradas. Su respuesta es que el intento
de correccién es contraproducente y de hecho eleva el ECM
de proyeccién en un ejercicio fuera de muestra. Un resultado
distinto es el obtenido por Bentancor y Pincheira (2010).
Ellos encuentran evidencia de sesgo y de exceso de autocorre-
lacién en los errores de prondsticos de inflacién provenientes
de la Encuesta de Expectativas Econémicas (EEE) del Banco
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Central de Chile (BCC) y muestran en un ejercicio fuera de
muestra que el uso de este sesgo y exceso de autocorrelacién
les permitia disminuir de forma importante el sesgo y el ECM
de proyeccién en un periodo relativamente largo y caracteri-
zado por grandes desviaciones de la inflacién con respecto a
la meta trazada por el BCC."

Esta evidencia un tanto contradictoria entre los resultados
de Croushore (2010) y Bentancor y Pincheira (2010) amerita
un analisis que puede realizarse en distintas direcciones. En
efecto, es evidente que ambos articulos tratan series de tiem-
po diferentes, en paises diferentes y en periodos de tiempo
diferentes. Desde ese punto de vista uno no puede hablar de
una verdadera contradicciéon en la obtencién de resultados
opuestos. No obstante las siguientes preguntas surgen en
forma natural: ¢Son los resultados de Bentancor y Pincheira
(2010) exclusivos para Chile, o para paises latinoamericanos
o simplemente para la encuesta de expectativas econémicas
del Banco Central de Chile?, d¢son estos mismos resultados
producto de las grandes desviaciones de la inflacién con res-
pecto a la meta trazada por el BCC?, ¢son robustos los resulta-
dos de Croushore (2010) a variaciones en la metodologia que
él usé?

Una primera aproximacion a estas preguntas es la que se
intenta dar en el presente articulo, que tiene basicamente dos
objetivos: primero, evaluar si las proyecciones promedio que
publica Consensus Economics en Chile, México, Brasil, Esta-
dos Unidos, Suecia, Canada y Japon satisfacen las propieda-
des de ausencia de sesgo y ausencia de excesos de autocorre-
lacién. Segundo, y si alguno de los criterios anteriormente
mencionados no son satisfechos, nos preguntamos si sera po-
sible predecir el componente sistematico que ha sido detec-
tada en los errores de proyeccion, para construir un nuevo
pronéstico que sea mds preciso que el original.

En general los resultados encontrados son mixtos, pero
revelan que reducciones de ECM son posibles de obtener no
solo en el caso de Chile, sino que en el resto de los paises

' Bentancor y Pincheira (2010) muestran que la correccién del sesgo y
del exceso de autocorrelacion que ellos proponen posibilita una reduccién
en el sesgo y el ECM de proyeccién hasta en un 34% y un 29%, respectiva-
mente.
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latinoamericanos considerados, en el caso de Estados Unidos
y en menor medida, también en Canada.

El resto del articulo se organiza de la siguiente manera. En
la seccion II se describen los datos utilizados. La seccion III es
dedicada a analizar las propiedades de sesgo y exceso de au-
tocorrelaciéon de los errores de prondstico considerados. La
seccion IV busca construir pronésticos mds precisos con base
en la identificacién de un componente sistematico en los
errores de proyecciéon originales. Finalmente, la seccién V en-
trega un resumen de los resultados, una discusion de ellos y
algunas conclusiones.

II. LOS DATOS

1) Fuente de los datos

Los datos utilizados corresponden a las proyecciones de in-
flacién del indice de precios al consumidor (IPC), y a la infla-
cion efectiva de este indice, entregadas por Consensus Eco-
nomics. Nuestro andlisis se centra en lo que es denominado
proyeccién de consenso, que corresponde a la media aritmé-
tica de las predicciones de los analistas encuestados por Con-
sensus. Considerar el promedio de las proyecciones de los
analistas no solo es una estrategia facil de manejar, sino que
ademas es consistente con aquella literatura que sefala que
mecanismos simples de agregaciéon de prondsticos son en ge-
neral dificiles de superar. Ver, por ejemplo, Bates y Granger
(1969), Clemen (1989), Pincheiray Alvarez (2009), Ang, Be-
kaert y Wei (2007) y en alguna medida también Batchelor
(2001).

La muestra utilizada abarca el periodo comprendido entre
marzo del 2002 y junio del 2008 para proyecciones mensuales
de inflacién en Chile, Brasil y México. Para el mismo periodo
consideramos proyecciones trimestrales de inflaciéon para Es-
tados Unidos, Suecia, Jap6n y Canada.

Es importante destacar que las predicciones publicadas pa-
ra América Latina y paises desarrollados no son directamente
comparables. En efecto, mientras que las proyecciones para
América Latina corresponden a predicciones mensuales, lo
que significa que ellas tratan de predecir el porcentaje de
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aumento en el IPC de un determinado mes con respecto al
mismo mes del ano anterior, las predicciones de inflacién pa-
ra los paises desarrollados tratan de predecir el porcentaje de
aumento entre el promedio simple del IPC de un determina-
do trimestre y el promedio del IPC del mismo trimestre del
ano anterior.

La eleccion de los paises en estudio se basa en varias razo-
nes. Primero, Chile estd incluido para comparar si efectiva-
mente los resultados encontrados en Bentancor y Pincheira
(2010) son confirmados cuando se considera la base de Con-
sensus y no la de la EEE. Segundo, incluimos un par de paises
latinoamericanos como Brasil y México para estudiar si en al-
gun otro pais de la regién los resultados de Bentancor y Pin-
cheira (2010) se mantienen. También tenemos en la muestra
a Estados Unidos, para comparar nuestros resultados con los
de Croushore (2010), y a Suecia, Canadd y Japdn, paises des-
arrollados con inflaciones estables, para evaluar la metodolo-
gia de correcciéon de errores en economias con un compor-
tamiento inflacionario muy distinto al de paises emergentes.

Algunas estadisticas descriptivas de los procesos inflaciona-
rios y de los prondsticos de Consensus Economics se aprecian
en los cuadros 1, 2y 3.

CUADRO 1. ESTADISTICOS DESCRIPTIVOS DE LOS PROCESOS INFLACIO-

NARIOS
Medida/pais Meéxico Brasil Chile EUA  Canadd  Suecia Japon
Inflacién promedio 420 723 332 279 219 1.63 -0.08

Variacién de la inflacién 0.45 1495 4.40 0.82 0.51 1.11  0.33

NOTAS: Para América Latina las cifras corresponden a inflacién mensual. Para los
paises desarrollados las cifras corresponden a inflacién trimestral.

CUADRO 2. RA{Z DEL ERROR CUADRATICO MEDIO DE PROYECCION DE
CONSENSUS FORECASTS QUE CORRESPONDE A PROYECCIONES DE INFLA-
CION PARA PAISES DE AMERICA LATINA

Horizonte/pais Meéxico Brasil Chile
M1 0.24 0.31 0.30
M2 0.40 0.72 0.71
M3 0.50 1.15 0.94
M4 0.57 1.58 1.20
M5 0.58 2.00 1.39

M6 0.63 2.40 1.57
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CUADRO 3. RAIZ DEL ERROR CUADRATICO MEDIO DE PROYECCION DE
CONSENSUS FQRECASTS QUE CORRESPONDE A PROYECCIONES DE INFLA-
CION PARA PAISES DESARROLLADOS

Horizonte/pais EUA Canadd Suecia Japon
Trimestre 1 0.17 0.23 0.18 0.22
Trimestre 2 0.55 0.58 0.46 0.28
Trimestre 3 0.82 0.73 0.65 0.39
Trimestre 4 0.98 0.75 0.85 0.44

Se puede apreciar que atn dentro de los dos grupos de pai-
ses, latinomamericanos y desarrollados, existe una heteroge-
neidad llamativa tanto en la inflacién misma como en la pre-
cisiéon de los prondsticos de Consensus. Por ejemplo, Brasil
mas que duplicé la inflacién promedio chilena en el periodo
de analisis y también mostré una varianza ostensiblemente
mayor que la de los otros paises latinos en la muestra. Dentro
de los paises desarrollados que hemos considerado también
se aprecia cierta heterogeneidad. De hecho la inflacién japo-
nesa es la Unica con promedio negativo en la muestra y tam-
bién la que presenta por lejos la varianza mas pequena.

En términos de precision predictiva, México llama la aten-
ciéon en el grupo latinoamericano, dado que exhibe para to-
dos los horizontes la mayor precision predictiva. En el grupo
de los paises desarrollados no existe un tnico pais dominante
para todos los horizontes. Asi, Estados Unidos presenta la
mayor precisiéon en proyecciones un trimestre hacia adelante,
mientras que Japén se muestra dominante para el resto de los
horizontes.

En las graficas Iy II se analiza visualmente lo sucedido con
las series de inflacién. A primera vista se observa que estos
procesos son bastante heterogéneos. Por ejemplo, en Brasil se
observa un comportamiento de U invertida bastante impor-
tante en la primera parte del periodo muestral. Interesante-
mente, la proyecciéon de consenso subestimé la inflacién en el
periodo ascendente y la sobrestim6 en su etapa descendente.
Para el caso de Chile se tiene que al final de la muestra hay
una notoria tendencia al alza. Durante este periodo la proyec-
cion de consenso subestimé la tasa efectiva de inflacién (el
sesgo de predicciéon mensual fue de 0.32). En cambio, la serie
de México se observa mucho mds suave y con saltos pequenos
a lo largo de la muestra, lo cual es coherente con la baja va-
rianza mostrada en el cuadro 1.



P. M. PINCHEIRA BROWN, N. FERNANDEZ 45

GRAFICA I. INFLACION DEL IPC PARA BRASIL, CHILE Y MEXICO (MARZO
2002-JUNIO 2008)
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GRAFICA II. INFLACION DEL IPC PARA ESTADOS UNIDOS, CANADA, SUE-
CIA Y JAPON (MARZO 2002-JUNIO 2008)
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La grafica II nos muestra las series de inflacién para las eco-
nomias desarrolladas que estamos considerando. Esta gréfica
toma el mismo periodo muestral que el utilizado en la grafica
I'y también adopta la misma escala, para dejar en claro los di-
ferentes niveles y volatilidades de los dos grupos de economi-
as en andlisis. En esta grafica se observa una mayor homoge-
neidad de los procesos inflacionarios. Interesantemente,
hacia el final del periodo muestral también se observa una
moderada tendencia al alza de la inflacién en todos los paises,
a excepciéon de Canada.

En la siguiente secciéon evaluamos la presencia de sesgo y
exceso de autocorrelaciéon en los errores de predicciéon de
Consensus.
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III. ANALISIS EMPIRICO DE LOS ERRORES
DE PREDICCION

Tal como se senal6 en la Introduccién, el prondéstico 6ptimo
con pérdida cuadritica corresponde a la esperanza condicio-
nal de la variable por predecir, con respecto al conjunto de
informacién disponible. Esto conlleva a que el error de pre-
diccién 6ptimo con pérdida cuadratica cumpla las propieda-
des de insesgamiento y de ortogonalidad con respecto a cual-
quier variable presente en el conjunto de informacién. Una
derivacion de algunas de estas propiedades se puede encon-
trar en Bentancor y Pincheira (2010) y en Capistran y Lopez-
Moctezuma (2010).

En las siguientes subsecciones se procede a probar las pro-
piedades de optimalidad mencionadas anteriormente.

1. Prueba de insesgamiento

En esta subsecciéon procedemos a evaluar si los errores de
predicciéon de Consensus Economics a distintos horizontes
presentan algin sesgo sistematico. Una prueba de sesgo cero
fue introducida hace algunas décadas por Mincer y Zarnowitz
(1969). No obstante, nosotros adoptamos la forma de Crous-
hore (2010) que es mas simple y directa. Esta prueba de in-
sesgamiento se lleva a cabo realizando una regresién entre el
error de prediccién y una constante. Mediante la aplicacién
de una simple prueba ¢ sobre dicho coeficiente, determina-
mos la presencia de un sesgo sistematico en la medida en que
esta constante sea estadisticamente distinta de cero. Las ecua-
ciones estimadas son las siguientes:

(1) e =alh)+u

t+h °

en que e, representa el error de proyecciéon k pasos hacia
adelante y a(h) representa la constante por estimar, que sera
distinta para cada horizonte de prediccion.

La hipétesis nula de interés es:

Ho:a(h)=0
Los coeficientes se estiman mediante el método de mini-

mos cuadrados ordinarios y ademas, en éste y todos los si-
guientes modelos de regresion, se usa el estimador de Newey
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y West (1987, 1994) para el calculo de los estadisticos .

Los cuadros 4y 5 presentan los resultados de nuestra prue-
ba. Observamos que estos son diversos y dependen de los pai-
sesy los horizontes de prediccion.

CUADRO 4. RESULTADOS DE LA PRUEBA DE INSESGAMIENTO PARA PAISES
LATINOAMERICANOS

Horizonte Sesgo y valor p Brasil Chile Meéxico
M1 Coeficiente 0.06 0.06 0.02
Valor p 0.30 0.17 0.51
Coeficiente 0.16 0.21 0.05
M2 Valor p 0.24 0.05 0.44
Coeficiente 0.28 0.29 0.09
M3 Valor p 0.22 0.09 0.32
Coeficiente 0.40 0.37 0.11
M Valor p 0.21 0.12 0.28
Coeficiente 0.54 0.49 0.11
M5 Valor p 0.20 0.08 0.32
Coeficiente 0.68 0.57 0.13
M6 Valor p 0.18 0.08 0.32

CUADRO 5. RESULTADOS DE LA PRUEBA DE INSESGAMIENTO PARA PAISES
DESARROLLADOS

Horizonte Sesgo y valor p EUA Canada Japon Suecia
Trimestre 1  Coeficiente 0.071 0.049 0.008 -0.031
Valor p 0.032 0.299 0.898 0.506

, Coeficiente 0.271 0.241 0.073 -0.080
Trimestre 2 yalor p 0.011 0.034 0.199 0.394
‘ Coeficiente 0.508 0.528 0.128 -0.163
Trimestre 3 Valor p 0.001 0.025 0.112 0.230
, Coeficiente 0.695 0.327 0.138 -0.243
Trimestre 4 Valor p 0.000 0.024 0.153 0.174

De los cuadros anteriores podemos extraer las siguientes
conclusiones:

— Salvo en pocas excepciones, el valor absoluto del sesgo de
las predicciones aumenta con el horizonte de prediccion.

— Dentro de los paises latinoamericanos se observa que los
sesgos mds bajos en valor absoluto son los de México, que
basicamente presenta menor sesgo que sus contrapartes la-
tinoamericanas en todos los horizontes de prediccién con-
siderados. Ademas estos sesgos no son estadisticamente dis-
tintos de cero. Brasil presenta sesgos mas altos, no obstante
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y al igual que México, estos son estadisticamente iguales a
cero. Para Chile existe evidencia mixta porque si bien la
magnitud de los sesgos de prediccion es similar a los obte-
nidos para Brasil, ahora se encuentra significancia estadis-
tica para varios de ellos, especialmente en los horizontes
largos.

— Al considerar los paises desarrollados de la muestra se ob-
serva que, para predicciones un paso hacia adelante, solo
Estados Unidos presenta un sesgo significativo. De hecho
el sesgo para Estados Unidos es significativo en todos los
horizontes de prediccion. En Suecia, a diferencia del resto
de los paises, hay una sobrestimacion de la tasa efectiva de
inflacién pero que no es estadisticamente significativa. Ja-
pon, en tanto, presenta en valor absoluto el menor sesgo
entre todos los paises del cuadro 5, y estos sesgos no son es-
tadisticamente significativos. Finalmente Canadd presenta
evidencia mixta, pues la prediccién un mes hacia adelante
es basicamente insesgada mientras que a partir del segun-
do horizonte las predicciones presentan un sesgo estadisti-
camente significativo.

En resumen, encontramos evidencia de sesgo en las pre-
dicciones para Brasil, Chile, Estados Unidos y Canada. Libres
de sesgo se encuentran Japon, Suecia y México. Notamos que
todos los paises que presentan un sesgo estadisticamente sig-
nificativo lo presentan en la misma direccion, esto es a subes-
timar la inflacion efectiva.

2. Analisis de autocorrelacion

Otra de las propiedades que satisface un error de prondsti-
co 6ptimo con pérdida cuadritica se refiere a su ortogonali-
dad con respecto a variables que pertenecen al conjunto de
informacién conocido al momento de realizar la prediccion.
Desde esa perspectiva uno podria esperar que los errores de
prediccién conocidos al momento de construir los prondsti-
cos no aportaran informaciéon adicional para estos ultimos.
Esto se prueba usando la siguiente regresion:

(2) Oy = () + A(R)e, y + 2y

en que eq;, representa el error de proyecciéon que se comete
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cuando se predice Y, con informacién disponible hasta el
instante ¢ e, representa el error de proyeccién que se come-
te cuando se predice Y, con informacién disponible hasta el
instante ¢ — h; a(h) es una constante distinta para cada hori-
zonte; y A(h) resume la relacion lineal que existe entre e.1,y
e, También su valor puede variar en cada horizonte. La
hipétesis nula de interés es:

Ho: A(h)=0

Los resultados se pueden observar en los cuadros 6 y 7 para
los paises latinoamericanos y desarrollados, respectivamente.

CUADRO 6. RESULTADOS DE LA PRUEBA DE EXCESO DE AUTOCORRELA-
CION PARA PAISES LATINOAMERICANOS

Horizonte A(h) y valor p Brasil Chile Meéxico
M1 Coeficiente 0.58 0.45 0.38
Valor p 0.00 0.00 0.00
Coeficiente 0.45 0.18 0.14
M2 Valor p 0.00 0.31 0.28
Coeficiente 0.34 0.28 -0.02
M3 Valor p 0.02 0.08 0.91
Coeficiente 0.18 0.31 -0.19
M4 Valor p 0.33 0.04 0.19
Coeficiente 0.02 0.26 -0.23
M5 Valor p 0.92 0.12 0.14
Coeficiente -0.10 0.19 -0.29
M5 Valor p 0.54 0.29 0.10

El cuadro 6 muestra que las predicciones mensuales para
Chile presentan evidencia de exceso de autocorrelacion serial
en tres de sus seis horizontes en forma estadisticamente signi-
ficativa con un nivel de confianza del 90%. Para Brasil se ob-
serva que en los tres primeros horizontes de prediccién hay
evidencia de exceso de autocorrelacion serial estadisticamen-
te significativa al 10%, mientras que no hay evidencia de ex-
ceso de autocorrelacion para el resto de los horizontes. Para
México, a niveles usuales de confianza, se observa que hay
evidencia de exceso de autocorrelacion serial en el primer y
tltimo horizonte de prediccién analizado.”

El cuadro 7 muestra que las predicciones trimestrales para

* En el dltimo horizonte de prediccién la significancia estadistica para
México es marginal al 10% puesto que el valor p es exactamente 0.1.
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CUADRO 7. RESULTADOS DE LA PRUEBA DE EXCESO DE AUTOCORRELA-
CION PARA PAISES DESARROLLADOS

Horizonte A(h) y valor p EUA Canadd Japon Suecia
Trimestre 1 Coeficiente -0.39 0.05 0.47 0.41
Valor p 0.00 0.81 0.03 0.01

. Coeficiente -0.43 -0.27 0.41 0.21
Trimestre 2 Valor p 0.04 0.29 0.08 0.4
. Coeficiente 0.05 -0.10 0.42 -0.03
Trimestre 3 Valor p 0.07 0.37 0.04 0.91
. Coeficiente -0.53 -0.26 0.39 -0.41
Trimestre 4 Valor p 0.10 0.00 0.10 0.25

Estados Unidos y Japén presentan exceso de autocorrelacion
serial estadisticamente significativa para todos los horizontes
de prediccién.” Por su parte, Canadd y Suecia solo presentan
evidencia de exceso de autocorrelacion serial en uno de sus
cuatro horizontes de prediccion.

En resumen, todos los paises, sin excepciones, presentan
alguna evidencia de exceso de autocorrelacion serial en sus
errores de prediccién en al menos uno de los horizontes de
proyecciéon analizados.

En la introduccién ya sefialamos que el rechazo de un de-
terminado conjunto de pruebas de optimalidad no necesa-
riamente garantizaba que los prondsticos pudieran ser mejo-
rados, mediante alguna metodologia econométrica en
particular, en un ejercicio en tiempo real. En la préxima sec-
cion estudiaremos precisamente esta posibilidad. Veremos si
la evidencia de sesgo y exceso de autocorrelacion que se ha
detectado hasta ahora, puede ser utilizada para obtener ga-
nancias en precision predictiva en un ejercicio fuera de
muestra que simula la experiencia predictiva en tiempo real.

IV. MEJORA DE LOS PRONOSTICOS DE INFLACION

En esta parte evaluamos si las predicciones provenientes de
Consensus Economics se pueden mejorar en términos de re-
ducir su ECM; para lo cual, consideramos los resultados de las
secciones anteriores. Para esto, usamos una estrategia similar a
la de Bentancor y Pincheira (2010), la cual consiste basicamente

® En el cuarto horizonte los respectivos valores p son 0.097 para Estados
Unidos y 0.099 para Japo6n.
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en evaluar fuera de muestra si los errores de prediccién con-
tienen informacion suficientemente precisa y valiosa para me-
jorar las predicciones de inflacién. Recordemos que Crous-
hore (2010) realiza un ejercicio similar para Estados Unidos
pero intentando corregir los prondsticos con un término adi-
tivo constante, que nada mas intenta realizar una correcciéon
por sesgo. En este sentido la metodologia que aqui seguimos
es mas general. En forma mds especifica, analizamos si la evi-
dencia de exceso de autocorrelacioén y sesgo, detectada en las
secciones anteriores, permite una significativa y efectiva dis-
minucién del error cuadrdtico medio de proyecciéon. La me-
todologia se explica con mas detalles en la siguiente subsec-
cion.

1. Metodologia de correccion de errores

En esta subsecciéon seguimos de cerca el trabajo de Bentan-
cor y Pincheira (2010) y explicamos la manera en la que se
pretende explotar el sesgo y el exceso de autocorrelacién de-
tectado anteriormente en los errores de prediccion. El objeti-
vo es basicamente construir un nuevo pronostico de inflacién
incorporando una prediccion del componente sistematico
del error predictivo cometido por Consensus Economics. For-
malmente se denota Yy a la inflacién efectiva que se intenta
predecir. Se llamard y/ (h)ala proyeccion de esta inflacion rea-
lizada A pasos hacia delante y construida con informacién
disponible hasta el instante ¢ El error de prediccién se de-
nomina por e.,. Entonces se tiene que:

yl-#h = ylf (h) +el+h

Sea ¢/(h) un buen predictor de los errores ¢., de manera
que:

et+h = ei/ (h)+ €

t+h

entonces se tiene que:
Yern = y/' (h)+ eé/ (h)+ Srin
=ye! (h)+ e
yl+h y t t+h

(3) ye! ()= y/ (h)+¢/ (h)
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en que ye¢/(h) denota a un nuevo predictor que incorpora a la
prediccién del error ¢/(h). En la medida que esta ultima pre-
diccion sea de buena calidad, es esperable que el error final
de prediccién sea menor que el original.

Para evaluar esta estrategia con un ejercicio fuera de mues-
tra, procedemos de la siguiente manera: dividimos la muestra
total de errores de predicciéon en una ventana de estimacion
de tamano R, y una de prediccion de tamano P=T+1-R- (A
-1)=T+2- R~ h en que T+ 1 denota el total de observa-
ciones disponibles y & representa el horizonte de proyeccién
relevante. Con los primeros R datos disponibles se busca el
mejor proceso AR(p) con constante para los errores de pro-
yeccion segun el criterio del menor Akaike. Una vez especifi-
cado este proceso, se estima y se genera una proyeccion /A pa-
sos hacia adelante para el error de proyeccion. Teniendo esta
prediccién se ajusta el pronéstico de inflacién £ pasos hacia
adelante de acuerdo con la expresiéon (3). Posteriormente,
repetimos este proceso descartando la primera observacion y
agregando la observacion R + 1 al proceso de seleccion y es-
timacién del proceso AR(p) con constante. En otras palabras
siempre se selecciona y se estima el modelo autorregresivo
para los errores con base en una estrategia rodante con R ob-
servaciones. De esta manera se construyen P nuevas proyec-
ciones de inflacién. Estas proyecciones ajustadas se comparan
con las no ajustadas de acuerdo con la eventual reduccién en
el ECM."

Para comparar las proyecciones ajustadas con las no ajusta-
das nos basamos en el paradigma de evaluacién de capacidad
predictiva propuesto por Giacomini y White (2006). Formal-
mente se construye el siguiente estadistico:

(4) Epiny =&, con
Opm /W
_ 1k
(5) ALp, :% 2 AL,

4 . . S

Debido a que los resultados pueden ser sensibles a la eleccién inicial
del tamaiio de la ventana de estimacién R, los cuadros presentan las reduc-
ciones en el ECM fuera de muestra obtenidas para las distintas elecciones
de R.
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En que % representa el horizonte de proyeccion; P(h) re-
presenta el nimero de proyecciones que se tiene para ese de-
terminado horizonte; AL representa la pérdida diferencial
entre dos proyecciones; y op) €s un estimador HAC de la va-
rianza asintética del numerador del tp;) debidamente ponde-
rado por la raiz cuadrada de P(h). Para todos los efectos prac-
ticos se procede utilizando una estimacién HAC de acuerdo a
Gallant (1987) con seleccién automatica de rezagos de acuer-
do a Neweyy West (1994). Segtn la hipétesis nula de igualdad
de habilidad predictiva, el estadistico tpu) es asintéticamente
normal. Cabe consignar que la estimaciéon de los procesos
AR(p) se efectia de la manera sugerida por Bentancor y Pin-
cheira (2010).

Es importante mencionar que este procedimiento para ge-
nerar pronosticos de los errores de proyecciéon cometidos por
Consensus Economics se basa en la existencia potencial de al-
gun sesgo o exceso de autocorrelaciéon en los errores de pro-
yeccion originales. De esta forma, esta metodologia tiene
oportunidad de generar mejores prondsticos solo en la me-
dida en que las proyecciones originales sufran de las anterio-
res falencias. Si en cambio las proyecciones fueran insesgadas
y no tuvieran exceso de autocorrelaciéon no deberiamos espe-
rar que la estrategia propuesta entregara prondsticos con
menor ECM. Igualmente, incluso en presencia de exceso de
autocorrelacion de los errores, la estrategia propuesta intenta
sacar partido de este exceso con una modelacién autorregre-
siva, que no necesariamente puede ser la mds adecuada, aun-
que claramente tiene el beneficio de la simpleza tedrica y
computacional.

Tomando en cuenta las anteriores salvedades, en la si-
guiente subseccién presentamos los resultados de este intento
por construir mejores proyecciones.

2. Resultados empiricos

En los cuadros 8 y 9 mostramos los resultados para los pai-
ses latinoamericanos y desarrollados respectivamente, en
términos de las reducciones obtenidas en ECM. En la columna
ECM en estos cuadros aparece el error cuadratico medio lo-
grado con las proyecciones ajustadas. En la columna adya-
cente y debajo del titulo Red. % se entrega el porcentaje de
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reduccion del error cuadratico medio debido al ajuste. Un va-
lor positivo indica que el ajuste entrega reducciones en ECM.
Por el contrario, un valor negativo indica que las proyeccio-
nes ajustadas tienen una precision inferior a la original. En la
columna con el titulo valor p se entregan los valores p corres-
pondientes a la prueba de igualdad de habilidad predictiva
de Giacomini y White (2006). Para cada horizonte de proyec-
ciéon se muestran resultados con ejercicios fuera de muestra
realizados con dos ventanas rodantes de estimacién de tama-
no R distinto. En el caso de paises latinoamericanos usamos
una ventana correspondiente al 40% y 80% del namero total
de datos (T + 1). Para los paises desarrollados consideramos
ventanas de estimacién correspondientes al 50% y 70% de los
datos.

CUADRO 8. REDUCCIONES DEL ECM PARA PAISES LATINOAMERICANOS

R=04T+1) R=0.8T+1)
Pais ECM Red. % Valor p ECM Red. % Valor p
Proyeccion un mes hacia adelante
México 0.06 5.20 0.12 0.09 8.02 0.10
Brasil 0.04 5.60 0.21 0.04 10.20 0.09
Chile 0.09 13.80 0.05 0.15 22.90 0.03
Proyeccion dos meses hacia adelante
México 0.19 6.30 0.10 0.20 9.20 0.07
Brasil 0.12 8.00 0.11 0.14 13.00 0.07
Chile 0.39 14.90 0.05 0.15 22.90 0.03
Proyeccion tres meses hacia adelante
México 0.28 7.10 0.20 0.48 10.90 0.07
Brasil 0.29 8.90 0.08 0.51 15.10 0.07
Chile 0.87 20.30 0.07 2.04 29.90 0.04
Proyeccion cuatro meses hacia adelante
México 0.31 10.00 0.07 0.48 14.40 0.05
Brasil 0.36 10.80 0.08 0.51 20.00 0.07
Chile 1.33 29.00 0.07 2.04 34.20 0.04
Proyeccion cinco meses hacia adelante
México 0.31 11.60 0.06 0.37 17.40 0.08
Brasil 0.48 14.20 0.07 0.70 24.80 0.05
Chile 1.29 38.00 0.06 2.19 44.00 0.06
Proyeccion seis meses hacia adelante
México 0.26 13.00 0.08 0.20 19.00 0.06
Brasil 0.59 16.50 0.06 0.77 29.40 0.06

Chile 1.36 40.00 0.04 2.56 45.00 0.05
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CUADRO 9. REDUCCIONES DEL ECM PARA PAISES DESARROLLADOS

R=05(T+1) R=0.7(T+1)
Pais ECM Red. % Valor p ECM Red. % Valor p
Proyeccién un trimestre hacia adelante
EUA 0.03 5.54 0.10 0.04 8.70 0.08
Canada 0.05 -15.00 0.23 0.06 -5.30 0.30
Suecia 0.03 -20.00 0.10 0.04 -22.00 0.13
Japoén 0.05 3.60 0.40 0.02 8.00 0.15
Proyeccion dos trimestres hacia adelante
EUA 0.33 19.40 0.06 0.41 18.75 0.04
Canada 0.21 7.30 0.08 0.22 5.67 0.15
Suecia 0.29 -64.00 0.12 0.38 -81.00 0.14
Japén 0.15 -9.00 0.10 0.16 -20.00 0.12
Proyeccion tres trimestres hacia adelante
EUA 0.70 26.56 0.03 0.84 26.40 0.01
Canada 0.43 -7.00 0.12 0.43 -3.40 0.16
Suecia 0.56 -44.00 0.08 0.99 -72.00 0.11
Japén 0.34 -29.00 0.08 0.38 -15.00 0.15
Proyeccion cuatro trimestres hacia adelante
EUA 0.69 27.60 0.04 0.70 21.70 0.03
Canada 0.20 9.00 0.09 0.19 11.00 0.07
Suecia 0.48 -117.30 0.13 0.46 -12.20 0.14
Japén 0.21 -33.00 0.06 0.33 -41.00 0.08

Del cuadro 8 constatamos que para los tres paises latinoa-
mericanos aqui considerados, los errores ajustados presentan
un menor ECM que los errores originales. Esto ocurre inde-
pendientemente del horizonte predictivo y del tamano de la
ventana de estimacion usado para el ejercicio fuera de mues-
tra. Mas aun, estas reducciones en ECM son estadisticamente
significativas a un nivel de significancia del 10% para todos
los paises en horizontes de proyeccion superiores a tres me-
ses, independientemente del tamano de la ventana rodante
de estimacion utilizada. En el caso particular de Chile, estas
reducciones son estadisticamente significativas en todos los
horizontes de proyecciéon analizados, lo que confirma el re-
sultado de Bentancor y Pincheira (2010) y de hecho lo gene-
raliza, al considerar otra base de datos, como es la de Consen-
sus, y mas horizontes predictivos. Cuando se predice a
horizontes inferiores a cuatro meses, los resultados para
Brasil y México son mixtos en términos de significancia es-
tadistica al 10%, pero incluso siendo asi, cuando se considera
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la ventana de estimacién mas larga, el mayor valor p es de
0.10 lo que indica que todos los ejercicios muestran reduc-
ciones del ECM que son estadisticamente significativas al 11%.
Asi la evidencia de Bentancor y Pincheira (2010) encontrada
inicialmente para Chile es también ratificada para México y
Brasil. Cabe mencionar que las reducciones porcentuales son
siempre mas importantes en Chile que en los otros paises. En
segundo lugar siempre se posiciona Brasil y luego México.

El cuadro 9 nos muestra un panorama algo distinto a la an-
terior. Los resultados para los paises desarrollados ya no son
tan claros como para el grupo de paises latinoamericanos. De
hecho es solo Estados Unidos quien presenta reducciones del
ECM que son independientes del horizonte y del tamano de la
ventana de estimaciéon R. Ademas estas reducciones son esta-
disticamente significativas a un nivel del 10% para todos los
casos analizados, salvo una excepcién cuyo valor p es exacta-
mente igual a 0.10. En el caso de Canada las reducciones del
ECM solo se dan en forma estadisticamente significativa
cuando el horizonte de proyecciéon corresponde a cuatro tri-
mestres. Para Japon, la metodologia de correcciéon de errores
propuesta nunca entrega reducciones del ECM estadistica-
mente significativas, y en el caso de Suecia, la situacién es in-
cluso peor, ya que para todos los horizontes predictivos los
nuevos errores son menos precisos que los originales.

Estos resultados nos permiten contestar varias de las inter-
rogantes planteadas en la introduccién. En primer lugar, y
como ya se ha senalado, una correccioén por sesgo y exceso de
autocorrelaciéon no solo entrega resultados satisfactorios para
Chile, sino que también para México, Brasil, Estados Unidos
y en menor medida para Canada. En este sentido la metodo-
logia utilizada para corregir los errores de prediccion parece
tener una aplicabilidad mas general que la mostrada en Ben-
tancor y Pincheira (2010) para el caso de la Encuesta de Ex-
pectativas Econémicas del Banco Central de Chile e incluso
se ha extendido satisfactoriamente para al menos una eco-
nomia no latinoamericana. Por otro lado, esta metodologia
esta lejos de ser infalible, como lo testifican especialmente los
casos de Sueciay Japon, paises en los que el método propues-
to no solo no mejora los prondsticos en términos estadistica-
mente significativos, sino que en muchos casos los empeora.

Adicionalmente nuestro trabajo plantea que reducciones
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del ECM son también posibles para Estados Unidos, en un re-
sultado que contrasta con el de Croushore (2010). Dentro de
las diferencias que puedan existir entre el presente trabajo y
el de Croushore (2010), pensamos que la incorporacién de
una correccioén por exceso de autocorrelacién y no solo por
sesgo, podria explicar parte de los contrastantes resultados
encontrados por ambos estudios.

Nuestro analisis nos lleva a pensar que el método de co-
rreccién de errores de proyeccién funciona en la medida que
los pronésticos presenten sesgos o autocorrelacién sistemati-
ca y estable en sus errores. Claramente esto puede darse en
un contexto de alzas persistentes e inesperadas de la infla-
cién, pero también puede darse en condiciones algo diferen-
tes, como parece indicar el caso de Estados Unidos y princi-
palmente el de Canada. Asi, el alza de la inflacién producto
del choque de productos basicos experimentado al final de
nuestro periodo muestral, parece ser uno de muchos casos
posibles en los cuales esta metodologia podria funcionar ade-
cuadamente.

V. RESUMEN Y CONCLUSIONES

En el presente articulo estudiamos las propiedades de sesgo y
autocorrelaciéon de los errores de proyecciéon de inflacién
provenientes de la encuesta de Consensus Economics. Consi-
deramos pronoésticos mensuales en horizontes de uno hasta
seis meses para Chile, México y Brasil, asi como prondsticos
trimestrales en horizontes de uno hasta cuatro trimestres para
Estados Unidos, Canada, Sueciay Japon.

Enmarcamos nuestro trabajo dentro de una perspectiva
pragmatica que no tiene el propdsito de evaluar la eficiencia
de las predicciones o de extraer conclusiones acerca de la ra-
cionalidad de los agentes econémicos. Nuestros objetivos son
basicamente dos. Primero, evaluar si las proyecciones pro-
medio que publica Consensus Economics satisfacen las si-
guientes propiedades: ausencia de sesgo y ausencia de exce-
sos de autocorrelaciéon. Segundo, y si alguno de los criterios
anteriormente mencionados no son satisfechos, entonces nos
preguntamos si serd posible predecir el componente sistema-
tico que ha sido detectado en los errores de proyeccién, para
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construir un nuevo prondstico que sea mas preciso que el
original. Al medir la precisién con una funcién de pérdida
cuadratica estamos suponiendo que el econometrista que ob-
serva los pronésticos de Consensus Economics estaria intere-
sado en construir predicciones con menor error cuadratico
medio. Notamos que esto es muy distinto a suponer que los
analistas encuestados por Consensus desean minimizar una
pérdida cuadratica. En esta diferencia se basa lo que denomi-
namos anteriormente como una perspectiva pragmatica.

Hay dos trabajos en la literatura que constituyen un refe-
rente natural para este articulo. Ellos son los de Croushore
(2010) y Bentancor y Pincheira (2010). En el primer articulo
el autor analiza si dos series de pronésticos de inflacién para
Estados Unidos podrian ser mejoradas mediante una correc-
cién por sesgo. Su respuesta es que el intento de correcciéon
es contraproducente y de hecho eleva el error cuadrdtico
medio de proyecciéon en un ejercicio fuera de muestra. Un
resultado distinto es el obtenido por Bentancor y Pincheira
(2010). Ellos encuentran evidencia de sesgo y exceso de auto-
correlacion en los errores de prondsticos de inflaciéon prove-
nientes de la Encuesta de Expectativas Econémicas del Banco
Central de Chile. Ademas, muestran que el uso de este sesgoy
exceso de autocorrelacién permite disminuir de manera im-
portante el error cuadratico medio en un periodo caracteri-
zado por grandes desviaciones de la inflacién con respecto de
la meta trazada por la autoridad monetaria. Esta evidencia un
tanto contradictoria entre los resultados de Croushore (2010)
y Bentancor y Pincheira (2010) sugiere una exploracién mas
profunda que se puede realizar en distintas direcciones. Una
de esas direcciones es la que toma el presente articulo, al in-
tentar responder las siguientes preguntas: dson los resultados
de Bentancor y Pincheira (2010) exclusivos para Chile, o para
paises latinoamericanos o simplemente para la encuesta de
expectativas econémicas del Banco Central de Chile?, ¢son es-
tos mismos resultados producto de las largas desviaciones que
presentd la inflaciéon chilena en el periodo analizado?, dson
robustos los resultados de Croushore (2010) a variaciones en
la metodologia usada por €éI?

Nuestro analisis, centrado en el periodo marzo del 2002 a
junio del 2008, permite abordar varias de las interrogantes
planteadas en el parrafo anterior. En primer lugar los resultados
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mostrados a lo largo del documento sefialan que una correc-
cién por sesgo y exceso de autocorrelacién no solo entrega
resultados satisfactorios para Chile, sino que también para
México, Brasil, Estados Unidos y en menor medida Canada.
En este sentido la metodologia utilizada para corregir los
errores de predicciéon parece tener una cierta validez externa
que va mas alla del caso especifico de la encuesta del Banco
Central de Chile, de la propia inflacién chilena y que incluso
se ha extendido satisfactoriamente para Estados Unidos y
proyecciones un ano hacia adelante en el caso de Canadd. No
obstante, también hemos dado cuenta de que esta metodolo-
gia estd lejos de ser infalible, como lo testifican especialmente
los casos de Suecia y Japon, paises en los que el método pro-
puesto no solo no mejora los prondsticos con significancia es-
tadistica, sino que en muchos casos los empeora.

Respecto a la segunda pregunta, nuestro analisis nos lleva a
pensar que el método de correccién de errores de proyecciéon
funciona en la medida en que los pronosticos presenten ses-
gos o autocorrelacion sistemadtica y estable en sus errores. Cla-
ramente esto puede darse en un contexto de alzas persisten-
tes e inesperadas de la inflacién, pero también puede darse
en condiciones algo diferentes, como parece indicar el caso
de Estados Unidos tal vez, y principalmente el de Canadd. Asi
el alza de la inflacién producto del choque de productos basi-
cos experimentado al final de nuestro periodo muestral, pa-
rece ser uno de muchos casos posibles en los cuales esta me-
todologia podria funcionar adecuadamente.

Ademas, nuestro trabajo plantea que es posible obtener
reducciones del error cuadratico medio en el caso de las pro-
yecciones de inflacién para Estados Unidos, en un resultado
que contrasta con el de Croushore (2010). Si bien es cierto
existen muchas diferencias entre las metodologias seguidas
en Croushore (2010) y nuestro articulo, pensamos que una
diferencia clave se refiere a la incorporaciéon en nuestro arti-
culo de una correccién por exceso de autocorrelaciéon y no
solo por sesgo.

Finalmente deseamos senalar que una mejor caracteriza-
cion de las propiedades de los errores de prondstico podria
abrir la puerta para desarrollar metodologias mas eficientes
de correcciéon de errores. Pensamos que esta es una intere-
sante linea de investigacion futura.
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¢Son los salarios

rigidos en Colombiar:
analisis empirico con base
en salarios a nivel de firma

I. INTRODUCCION

La reduccién de la inflacién y la adopcion de un régimen de
inflacién objetivo en varios paises durante las dos ultimas dé-
cadas, han renovado el interés por el estudio de las rigideces
salariales, debido al impacto que éstas podrian tener sobre el
mercado laboral. Este tema sigue generando controversia en
la literatura econémica. Por un lado, la literatura tradicional
afirma que cuando los salarios nominales son rigidos a la ba-
ja, cierto nivel de inflacién permite una mayor flexibilizaciéon
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de los salarios reales, ya que estos pueden disminuir cuando
los salarios nominales aumentan en un porcentaje inferior a
la inflacién, lo cual facilita que se produzcan ajustes en el
mercado laboral (Tobin, 1972; Akerlof et al., 1996; Fortin,
1996). Por otro lado, recientemente Elsby (2009) sostiene que
los efectos macroeconémicos de las rigideces a la baja de los
salarios nominales quiza son pequenos, lo que sugiere que es-
ta rigidez no es un argumento fuerte en contra de la adop-
ciéon de una meta de inflacién baja.

Para contribuir en este debate, y dada la mayor disponibi-
lidad de informacién a nivel microeconoémico, los estudios
empiricos sobre las rigideces salariales han aumentado consi-
derablemente durante los dltimos anos. En estos estudios se
ha utilizado informacién de encuestas y bases de datos a ni-
vel de firma o trabajador. En el primer caso, se destacan los
articulos de Blinder y Choi (1990), Campbell y Kamlani
(1997), Bewley (1999) y Agell y Lundborg (1995, 2003),
quienes encuentran que las empresas no reducen los sala-
rios para no afectar la motivacion, el esfuerzo y la moral de
los trabajadores, lo que causa la rigidez a la baja de los sala-
rios nominales.

De los estudios que utilizan bases de datos, vale la pena re-
saltar el International Wage Flexibility Project, que analiza los
cambios en los ingresos laborales individuales utilizando 31
bases de datos para 16 paises europeos, con informacién de
las tres ultimas décadas. Este proyecto encuentra evidencia de
rigideces a la baja tanto en los salarios nominales como en los
reales, aunque los grados y las causas de la rigidez varian en-
tre los diferentes paises analizados.! Por otro lado, la edicién
de noviembre del 2007 del Economic Journal (vol. 117, nim.
524) presenta como uno de sus temas principales la rigidez a
la baja de los salarios. Los articulos incluidos utilizan una me-
todologia comun para estimar la incidencia y el alcance de las
rigideces reales y nominales de los salarios a nivel de indivi-
duos, para Alemania, Italia y el Reino Unido. Estos estudios
encuentran que las rigideces a la baja de los salarios reales son
importantes para los tres paises, aunque han disminuido a
largo del tiempo. También sugieren que las rigideces estan

' Un resumen de los principales resultados del proyecto se encuentra en
Dickens et al. (2007).
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asociadas con resultados desfavorables del mercado laboral,
en particular con el desempleo.”

Otros estudios que han utilizado informacién microeco-
némica de individuos o firmas para Europa y los Estados
Unidos son McLaughlin (1994), Kahn (1997), Schweitzer
(2007), Brzoza-Brzezina y Socha (2007), Knoppik y Beissinger
(2009), Stiglbauer (2002), Lebow et al. (2003) y Messina et al.
(2008), entre otros, cuyos resultados no son concluyentes, ya
que varian dependiendo de la metodologia y la informacién
utilizada. En América Latina este tema no ha sido abordado
en profundidad. Se destacan los trabajos de Castellanos et al.
(2004) y de Cobb y Opazo (2010). Los primeros analizaron la
rigidez a la baja de los salarios en México, utilizando datos del
Instituto Mexicano de Seguridad Social a nivel de trabajador
para el periodo 1985-2001, y encontraron evidencia de rigi-
dez nominal, aunque esta se ha atenuado en el tiempo. Por su
parte, en Cobb y Opazo (2010) se presenta evidencia microe-
condémica sobre el grado de rigidez a la baja de los salarios en
Chile, con informacién de 440 mil historias salariales para el
periodo 2001-2007.

Recientemente, el Banco Central Europeo (ECB) y los ban-
cos centrales de los paises de la Unién Europea, conformaron
un grupo de investigaciéon, conocido como el Eurosystem Wage
Dynamic Network, cuyo objetivo es estudiar la dindmica de los
salarios de la regién y sus implicaciones de politica.” Esta in-
vestigacion esta organizada alrededor de tres dreas: un grupo
macro que explora la dinamica del salario a nivel agregado,
un grupo micro que utiliza informacién a nivel de individuo
o firma, y un grupo que realiza una encuesta ad hoc sobre fija-
cién de precios y salarios a nivel de firma.*

% Ver Goette et al. (2007), Bauer et al. (2007), Devicienti et al. (2007) y
Barwell y Schweitzer (2007).

® Los resultados de las investigaciones de los grupos que conforman esta
red se encuentran en Wage Dynamics in Europe: Final Report of the Wage Dyna-
mics Network (WDN), diciembre del 2009; disponible en: (http://www.ecb.
europa.eu/home/pdf/wdn_finalreport_dec2009.pdf?2a29daf7d057c7875
ae6d57a552f0f95).

* Las encuestas fueron realizadas por 17 bancos centrales (Austria, Bél-
gica, Republica Checa, Estonia, Francia, Alemania, Grecia, Hungria, Italia,
Irlanda, Lituania, Luxemburgo, Paises Bajos, Polonia, Portugal, Eslovenia
y Espana), entre finales del 2007 y el primer semestre del 2008, y se entre-
vistaron mas de 17,000 firmas de diferentes tamaiios y sectores econémicos.
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Dado los pocos estudios sobre rigideces salariales para pai-
ses en desarrollo, y de acuerdo con la linea de investigacién
reciente de los bancos centrales europeos sobre formaciéon de
precios y salarios, el proposito de este trabajo es analizar si los
salarios nominales en Colombia son rigidos a la baja.” Estu-
diar las rigideces salariales en Colombia es importante debido
a la adopcién de un régimen de inflacién objetivo’ y a la re-
duccién de la inflacién que ha experimentado el pais durante
las dos ultimas décadas, lo cual, como se menciond, en un
contexto de rigideces salariales podria tener un impacto so-
bre el empleo. Ademas, las instituciones del pais y las carac-
teristicas del mercado laboral difieren de las de los paises
desarrollados, donde se han concentrado este tipo de estu-
dios. Por ejemplo, el mercado laboral colombiano se diferen-
cia de los paises desarrollados por la presencia de bajas tasas
de sindicalizacion, altas tasas de desempleo e informalidad y
altos costos laborales no salariales, los cuales no solo afectan
la dindmica de la oferta y demanda de los trabajadores sino
también la determinacién e incrementos de los salarios. En
particular, la tasa de desempleo en Colombia ha sido una de
las mds altas de América Latina durante los ultimos afios. De
acuerdo con la Organizacién Internacional del Trabajo (OIT),
la tasa de desempleo promedio durante el periodo 2000-2008
alcanzé 13.8% en el pais, mientras que el promedio para
América Latina y el Caribe fue de 8.3%, para Europa’ 7.5% y
para Estados Unidos 5.1%. Durante el mismo periodo, segiin
la OIT la tasa de informalidad represent6 en promedio en Co-
lombia mas del 40% mientras que el promedio para América
Latina fue de un 26%. Por su parte, de acuerdo con la mis-
ma fuente, la tasa de sindicalizacién que registra el pais al-
canza menos del 5%, en tanto que esta cifra es cercana al
40% en Europa, 15% en Chile y 18% en México. Finalmen-
te, en Colombia la presencia de costos laborales no salariales,

® Taborda y Guataqui (2003) encuentran evidencia de rigidez a la baja
de los salarios reales, al analizar salarios de eficiencia y rotacién laboral en
la industria manufacturera colombiana para el periodo 1974-1995.

®En el pais, metas explicitas de inflacién han existido desde 1991. Para
detalles de la implementacién del régimen de inflacién objetivo en Co-
lombia ver Gémez et al. (2002).

” Los datos para Europa corresponden al promedio de Alemania, Bélgi-
ca, Espana, Francia, Italia, Noruegay el Reino Unido.
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alcanzan el 40% del salario, de acuerdo con Cardenas y Mejia
(2007).

Un aspecto institucional del mercado laboral colombiano
que también vale la pena destacar es el uso de la figura del sa-
lario minimo legal en la fijacién y en los incrementos de los
salarios a nivel nacional. La variaciéon de este salario se nego-
cia anualmente entre el gobierno, los empresarios y los traba-
jadores, y determina en gran parte el incremento de los sala-
rios de los trabajadores menos calificados.

Para analizar si los salarios nominales en Colombia son ri-
gidos a la baja, el presente estudio utiliza una base de datos a
nivel de firma para empleados y obreros, proveniente de las
empresas que reportaron sus estados financieros a la Superin-
tendencia de Sociedades,® durante el periodo 1999-2006. El
grado de rigidez a la baja de los salarios nominales se deter-
mina mediante varias técnicas estadisticas utilizadas en la lite-
ratura reciente, como el analisis de los histogramas de la dis-
tribucién de los incrementos en los salarios, el estadistico
LSW, y la prueba de Kahn. A pesar de las altas tasas de infor-
malidad y desempleo prevalecientes en el pais, los resulta-
dos del estudio sugieren la existencia de rigideces a la baja
de los salarios nominales, para las muestras de empleados y
obreros.

Finalmente, se realiz6 un ejercicio econométrico para
identificar aquellos factores que podrian afectar la probabili-
dad de que los incrementos salariales fueran mayores que la
inflacién observada. Los resultados indican que la probabili-
dad de que los incrementos salariales sean mayores que la in-
flacién aumenta en época de auge econémico.

El presente articulo consta de cuatro partes, ademads de esta
introduccion. En la segunda, se describe la base de datos uti-
lizada en el andlisis empirico. En la tercera seccion, se expli-
can las pruebas de rigideces salariales y se analizan los resul-
tados obtenidos. En la cuarta, se discuten los resultados del
ejercicio econométrico que examina los factores que afectan
la probabilidad de que los salarios se incrementen por enci-
ma de la inflacién. La dltima seccién presenta las principales
conclusiones.

*La Superintendencia de Sociedades en Colombia es la entidad encar-
gada de la inspeccién, vigilancia y control de las empresas mercantiles.
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II. BASE DE DATOS Y ESTADISTICAS DESCRIPTIVAS

En este articulo se analizan los datos a nivel de firma prove-
nientes de las empresas que reportaron sus estados financie-
ros a la Superintendencia de Sociedades (Supersociedades)
durante el periodo 1999-2006.” Es importante senalar, que es-
ta muestra es representativa de aquellas firmas sujetas a con-
trol, vigilancia e inspeccién de la Supersociedades.lo La mues-
tra excluye a los servidores publicos, los empleados oficiales y
los trabajadores de las microempresas. La base de datos pro-
vee informacién completa sobre el nimero de trabajadores y
sus salarios, para diferentes sectores de la economia de un
numero importante de empresas del pais, lo cual permitié
obtener series consistentes a lo largo del tiempo.

Especificamente, del reporte de Supersociedades se utiliz6
la informacién sobre el personal ocupado de las empresas y el
salario promedio por tipo de ocupaciéon. Teniendo en cuenta
que la metodologia utilizada para determinar las rigideces sa-
lariales requiere de un panel balanceado, se incluyeron uni-
camente a aquellas firmas que reportaron salarios para traba-
jadores de planta durante todo el periodo en consideracion.
El analisis empirico se realizé con dos muestras independien-
tes, una para empleados y otra para obreros, las cuales no in-
cluyen necesariamente a las mismas empresas, debido a que
no todas las firmas reportaban informacién de salarios para
las dos categorias de trabajadores. Adicionalmente, los datos
sobre directivos y trabajadores temporales no se incluyeron,
debido a que la informacién sobre personal ocupado y salario
se encuentra incompleta y presenta inconsistencias.

La muestra para empleados incluye 1,517 empresas, las
cuales reportaron informacién completa para todos los afnos
durante el periodo de andlisis. Las empresas se agruparon en
siete sectores econémicos segun la Clasificacién Industrial

? Es importante mencionar, que el anlisis se realizé a nivel de firma y
no de trabajador, debido a que la informacién de la Supersociedades no
esta disponible a nivel de trabajador. Adicionalmente, en Colombia la
disponibilidad de datos sobre salarios a nivel de individuo es limitada y
restringida.

' Para el periodo en consideracion, las empresas que tenian la obliga-
cién de reportar a la Supersociedades se determinaban con base en los arti-
culos 83 y 85 de la Ley 222 de 1995 y el Decreto 3100 de 1997.
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Internacional Uniforme (CIIU): agricultura; comercio; cons-
truccién; electricidad; gas y agua; manufactura; servicios fi-
nancieros; y otros servicios. La muestra de empleados se con-
centra en los sectores manufacturero (35.8%) y comercio
(33.8%). Respecto al tamano, el 76.8% de las empresas se cla-
sifican como grandes y el 23.2% como no grandes.11 Por su
parte, la muestra final para los obreros incluye 781 empresas,
de las cuales el 81.6% son empresas grandes. La muestra de
obreros se concentra en el sector manufacturero (60.2%), el
sector agricola (15.4%) y el comercio (14.7%).

II1. RIGIDECES SALARIALES

En esta seccion se presenta el andlisis de las rigideces a la baja
de los salarios nominales, para los cual se utilizé informacién
a nivel de firma. El analisis de las rigideces salariales es impor-
tante dado el impacto que estas podrian tener sobre la persis-
tencia y volatilidad de la inflacién, al ser los salarios uno de los
componentes principales del costo marginal de las empresas.
Para evaluar las rigideces a la baja de los salarios, tanto
nominales como reales, la literatura reciente ha utilizado va-
rias herramientas estadisticas, entre las cuales se destaca el
analisis de histogramas de la distribucion de los incrementos
salariales en un determinado periodo de tiempo."”” Cuando
existen rigideces, la distribucién es asimétrica y los datos se
concentran alrededor de un punto de referencia. En el caso
de la rigidez nominal, las observaciones se agrupan en cero y
presentan asimetria alrededor de este punto, por lo que las
observaciones negativas cercanas a cero son menos frecuentes
que las positivas. Por su parte, en el caso de la rigidez real los

" La clasificacién de las empresas por tamaio consideré dos categoria:
grande y no grande y se realiz6 con base en los criterios establecidos por la
Ley 590 del 2000. Las empresas no grandes son aquellas cuyos activos tota-
les son inferiores a 15,000 salarios minimos mensuales legales vigentes
(SMMLV) mientras que las empresas grandes tienen activos totales superio-
resa 15,000 SMMLV.

"2 Véanse Kahn (1997), Dickens et al. (2007), Goette et al. (2007), Bauer
et al. (2007), Devicienti et al. (2007), Barwell y Schweitzer (2007), Schweit-
zer (2007), Brzoza-Brzezina y Socha (2007), Knoppik y Beissinger (2009),
Stiglbauer (2002), Lebow et al. (2003), Castellanos et al. (2004) y Messina et
al. (2008).
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incrementos se localizan a la derecha de la inflacién de refe-
rencia. En general, los estudios para Europa y los Estados
Unidos han encontrado que las rigideces nominales son mds
comunes cuando la inflacién es baja, mientras que rigideces
reales son mds frecuentes con inflaciones altas."

Para el caso colombiano, las graficas Iy II presentan la dis-
tribucién de los cambios anuales en los salarios nominales de
la muestra de empresas durante el periodo 1999-2006 para las
muestras de empleados y obreros, respectivamente.'* Las ba-
rras de los histogramas se construyeron con un ancho de un
punto porcentual. La primera linea vertical de la izquierda
senala el punto donde el cambio del salario nominal es cero y
la segunda linea muestra la inflacién observada en el ano in-
mediatamente anterior. Vale la pena senalar, que en los his-
togramas se observa un porcentaje de empresas cuyo cambio
promedio en los salarios fue negativo. Esto no necesariamen-
te implica que los trabajadores hayan enfrentado recortes en
sus salarios, debido a que la informacién utilizada en este tra-
bajo corresponde al salario promedio de la firma y no al sala-
rio individual. Asi, el salario promedio de una empresa puede
verse afectado por cambios en la composicién de la fuerza de
trabajo, en las funciones de los trabajadores y por la flexibili-
zacion de los contratos laborales, que puede llevar a modifi-
caciones en la estructura salarial de la empresa. Adicional-
mente, como lo resaltan Akerlof et al. (1996), parte de los
cambios negativos pueden deberse a errores en el reporte
de salarios por parte de las empresas, lo cual incrementa la
frecuencia de dichos cambios."

En general, se aprecia, tanto para el caso de los empleados
como para el de los obreros, una alta variaciéon en la magnitud

" Por ejemplo, Schweitzer (2007), Brzoza-Brzezina y Socha (2007), Hol-
den y Wulfsberg (2007 y 2008) y Lebow et al. (2003).

" Para la construccién de los histogramas se excluyeron los cambios sa-
lariales extremos (menores de —15% y mayores de 35%), ya que probable-
mente estos cambios pueden reflejar errores de reporte o de medida.

' Akerlof et al. (1996) sefialan que en algunos trabajos se presentan da-
tos corregidos por errores de medida afectando la verdadera distribucién
de los cambios de los salarios. Por ejemplo, mencionan que McLaughlin
(1994) muestra medidas corregidas de la desviacién estindar de los cam-
bios en los salarios, lo cual puede ser inapropiado si la verdadera distribu-
cion es asimétrica.
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GRAFICA I. HISTOGRAMAS DE LA DISTRIBUCION DE LOS CAMBIOS ANUALES
EN LOS SALARIOS NOMINALES PROMEDIO DE LAS EMPRESAS: EMPLEADOS,
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GRAFICA II. HISTOGRAMAS DE LA DISTRIBUCION DE LOS CAMBIOS ANUA-
LES EN LOS SALARIOS NOMINALES PROMEDIO DE LAS EMPRESAS: OBRE-

ROS, 1999-2006
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de los cambios de los salarios en un mismo ano. Es de desta-
car la concentracién de observaciones en la barra que incluye
el cero y la menor cantidad de cambios salariales negativos
frente a los incrementos positivos alrededor de este punto, lo
que sugerirfa la presencia de rigideces a la baja de los salarios
nominales. Por otro lado, la alta concentracién de datos que
se encuentra alrededor de la inflacién observada, seria evi-
dencia de rigidez real de los salarios, lo que podria ser expli-
cado por la practica utilizada en Colombia de ajustar los sala-
rios bien sea con base en la inflacién del afio inmediatamente
anterior o con el incremento del salario minimo.'°

No obstante lo anterior, la observacién de los histogramas
no constituye por si misma una prueba concluyente de la exis-
tencia de rigideces a la baja de los salarios. Por ejemplo, Stigl-
bauer (2002) senala que el analisis de los histogramas puede
ser sensible a la escogencia de los intervalos o al ancho de las
barras. Ademas, este autor afirma que es dificil determinar si
una alta concentracion de observaciones alrededor de cero se
debe a una gran proporcion de salarios nominales constantes
0 a cambios muy pequenos en estos. Por lo anterior, es nece-
sario probar estadisticamente la significancia de los resulta-
dos provenientes de la inspeccion visual de los histogramas.
Para esto, se utilizan dos pruebas frecuentemente aplicadas
en la literatura sobre rigideces nominales de salarios.'” La
primera es el estadistico LSW de Lebow, Stockton y Wascher
(1995) y la segunda es la prueba de Kahn (1997), conocida
como Histogram-Location Approach.

El estadistico LSW mide la asimetria generada por la rigidez
de los salarios al comparar el tamano de las dos colas de la dis-
tribucién tomando como referencia puntos equidistantes de
la mediana. Asi, una distribucién simétrica tendra igual na-
mero de observaciones tanto a la derecha como a la izquierda
de la medianay el estadistico LSWserd cero, esto indica que no
existen rigideces. Por otra parte, el estadistico serd positivo
si existe escasez de incrementos negativos, lo que sugiere la

16 . PR S
Durante el periodo de andlisis el aumento en el salario minimo en Co-
lombia ha sido superior a la inflacién observada en el afio anterior.
17 iy o .
Para una presentacién de otras pruebas utilizadas en la literatura
véanse Lebow et al. (2003), Kuroday Yamamoto (2003) y McLaughlin (1994
y 2000).
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presencia de rigideces de salarios nominales. Ademas, al ser
una medida de orden, el estadistico no se verad afectado por
observaciones extremas.'®

De acuerdo con Lebow et al. (2003), este estadistico se de-
fine como la frecuencia acumulada de la distribucién del
cambio en los salarios superior a dos veces la mediana menos
la frecuencia acumulada de la distribucidn inferior a cero. Es-
to es, LSW= [I-F(2*mediana)]-F(0)."

Los resultados de la prueba de asimetria LSW para emplea-
dos y obreros, junto con la probabilidad de que la hipétesis
nula sea rechazada, se presentan en los cuadros 1y 2, respec-
tivamente. Como se observa, cuando el estadistico se calcula
incluyendo informacién de todo el periodo, la distribucién
en el cambio de los salarios promedio es positiva y significati-
vamente asimétrica, con el 7.5% y el 7.8% mas de observacio-
nes en la cola derecha que en la izquierda, para los emplea-
dos y obreros, respectivamente, lo que sugeriria la presencia
de rigideces a la baja de los salarios nominales. Estos resulta-
dos, en las dos muestras, son similares cuando el estadistico
se calcula para los diferentes anos.

Lebow et al. (2003) senalan que una prueba mas robusta
sobre la existencia de rigideces nominales debe tener en
cuenta la relaciéon existente entre la distribucién de los sala-
rios y la inflacién. Para esto, dichos autores estiman econo-
métricamente la relacién entre el estadistico LSWy la infla-
cién, y obtienen un coeficiente negativo y significativo. En
nuestro caso, dado que el periodo analizado es corto, calcu-
lamos el coeficiente de correlacién entre estas dos variables,
en lugar de estimar una regresién como lo hacen Lebow et al.
(2003). El coeficiente de correlacién, para el caso de la mues-
tra de los empleados es de —0.51 y de —0.15 para la de obreros,

'8 Para més detalles sobre el estadistico LSWver Lebow et al. (2003) y Caste-
llanos et al. (2004).

¥ Para calcular la significancia estadistica del LSW, se utiliza la
aproximacién de la distribucién normal a la binomial sugerida por Ku-
roday Yamamoto (2003). Se asume que dicho estadistico se distribuye

N(0.L((FO)[1-F0)])+ F(2y") [1- F(2y")]+2F(0) [1- F(2y™)]]) . La hipbte-
sisnula Ho: F(y;,)=1-F(2y" —y,),Vi, indica que la distribucién de y;es si-

métrica. Donde y: es el cambio en el salario nominal, y” es la mediana de y;,
y nes el nimero de observaciones.
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lo que apoya la evidencia de la presencia de rigideces a la baja
de los salarios nominales.

CUADRO 1. PRUEBA DE ASIMETRIA LSWPARA EMPLEADOS

. § Porcentaje de cambios en el salario nominal
Estadistico LSW

Afios (%) Valor p Positivos Igual a cero Negativos
2000 6.84 0.0000 81.3 6.1 12.6
2001 3.69 0.0137 79.4 45 16.1
2002 6.39 0.0001 78.6 5.8 17.5
2003 7.45 0.0000 79.6 5.0 15.4
2004 9.45 0.0000 79.8 5.6 14.6
2005 6.36 0.0002 77.6 4.5 17.9
2006 7.93 0.0000 77.4 6.5 16.1
Todos los afios 7.45 0.0000 79.1 5.4 15.5

FUENTE: Calculo de los autores.

CUADRO 2. PRUEBA DE ASIMETRIA LSWPARA OBREROS

Porcentaje de cambios en el salario nominal

Estadistico LSW
Afios (%) Valor pp Positivos  Igual a cero Negativos
2000 8.24 0.0000 82.8 8.3 8.9
2001 5.47 0.0021 83.2 7.5 9.3
2002 5.51 0.0020 82.6 7.1 10.3
2003 5.17 0.0056 80.0 8.5 11.5
2004 7.81 0.0000 82.9 7.3 9.8
2005 9.27 0.0000 80.6 8.2 11.2
2006 5.94 0.0020 80.1 9.0 10.9
Todos los afios 7.81 0.0000 81.8 7.9 10.3

FUENTE: Calculo de los autores.

Los resultados anteriores son coherentes con los reporta-
dos en la literatura internacional. Por ejemplo, Dwyer y
Leong (2000) estiman para Australia un LSWde 15.8% para la
distribucion de los salarios de una muestra de puestos de tra-
bajo, durante marzo de 1987 y diciembre de 1999. Por su par-
te, Beissinger y Knoppick (2001) encuentran un estadistico
LSWde 4.8% a partir de la distribucién de los cambios en los
ingresos laborales de una muestra de empleados en Alemania
occidental para el periodo 1975-1995. Kuroda y Yamamoto
(2003) calculan un estadistico LSWde 11% para la distribucién
de los salarios mensuales de empleados de tiempo completo en
Japon para el periodo 1993-1998. Lebow et al. (2003) estiman
un LSWde 13.2% para Estados Unidos utilizando informacién
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de los cambios en salarios y sueldos por cargo en la industria
para el periodo 1981-1999.

Por otro lado, en el cuadro 1 también se puede observar
que el porcentaje de empresas que en promedio realizan
cambios positivos de los salarios nominales de los empleados
es 79.1%, mientras que aquellas que no realizan cambios es
5.4% y las que en promedio realizan cambios negativos es
15.5%. En el caso de los obreros estos porcentajes son 81.8%,
7.9% y 10.3%, respectivamente (cuadro 2). Estos resultados
apoyan la presencia de rigideces a la baja de los salarios no-
minales.

Es importante senalar que el estadistico LSW puede no ser
robusto a la asimetria en la distribucién subyacente del cam-
bio en los salarios. En efecto, de acuerdo con Lebow et al.
(2003) si dicha distribucién, independiente de la rigidez a la
baja de los salarios, es sesgada a la derecha entonces a medida
que la inflacién cae y la distribucién se mueve hacia la iz-
quierda el estadistico podria cambiar, ain si la forma de la
distribucién no lo hace.

Por lo anterior, se utilizé la prueba de Kahn (1997), Histo-
gram-Location Approach, que ademas de ser robusta a las obser-
vaciones extremas, tiene la ventaja de que no supone que la
distribucién subyacente sea simétrica. Ademds, una de las
principales ventajas de esta prueba es que supone que la for-
ma de la distribucién no cambia con la inflacién en ausencia
de rigideces a la baja de los salarios nominales.”

Como lo explica Behr (2006), esta prueba toma como refe-
rencia una distribucién hipotética de cambios de los salarios,
la cual prevalece en ausencia de rigideces de los salarios no-
minales. La distribucién observada de los cambios de los sala-
rios difiere de la hipotética, para cambios de los salarios por
debajo de cero, debido a la presencia de rigidez nominal, ya
que el porcentaje de empleados que hipotéticamente deberia
enfrentar recortes salariales, recibe en su lugar un cambio de
salario igual a cero. En particular, la prueba utiliza los histo-
gramas de la distribucién de los cambios de los salarios no-
minales anuales y compara en cada afo, la altura de las barras
de los histogramas que estdn por debajo de cero con aquellas
que incluyen cambios iguales y superiores a cero, hasta la

% Ver Kahn (1997), Lebow et al. (2003) y Castellanos et al. (2004).
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mediana del cambio anual de los salarios. Para realizar la
prueba se construye un histograma para cada afio con un an-
cho de las barras de un punto porcentual.”’ A partir de esta
informacién, se estima econométricamente un sistema de
ecuaciones de acuerdo con el modelo proporcional sugerido
por Kahn (1997):

Prop, =a, (1+ B,DNEG, + B,D1, + 8,D2, + 3,DN1,)

(1) ty- ﬂlzaj-‘rﬂ?ar—l-'-ﬂ%ar—?+ﬁ4ar+l DO, +u, ,

>r

vr=1,...12.

Donde: r indica una barra del histograma; Prop es una pro-
porcién de las empresas cuyos cambios en los salarios prome-
dio anuales en el ano ¢ se ubican en el rango dado por: i) la
mediana de los cambios menos r puntos porcentuales, y i) la
mediana de los cambios menos r + 1 puntos porcentuales;
DNEG, es una variable dic6toma que toma el valor de uno
cuando el cambio en los salarios promedio nominales es me-
nor que cero; D0, es una variable dic6toma que toma el valor
de uno en la barra que contiene el cero; D1, es una variable
dic6toma que toma el valor de uno en la barra inmediata-
mente superior a aquella que contiene cero; D2, €s una varia-
ble dic6toma que toma el valor de uno dos barras por encima
de la que tiene el cero; DN1, es una variable dic6toma que
toma el valor de uno en la barra inmediatamente inferior a la
que contiene el cero.

Los parametros por estimar son a, f, 7. El modelo impone
que los By ysean iguales entre ecuaciones. En particular 5,
es el parametro que mide la rigidez y captura cuanto varia la
barra del histograma cuando solo contiene observaciones ne-
gativas. Si £/=0 la barra tendria la misma altura en todos los
anos y no habria rigidez de los salarios nominales; por el
contrario si f; es negativo habria evidencia de rigidez de los
salarios nominales. Por su parte, el parametro y captura la

! Behr (2006) analiza las propiedades de la metodologia de Kahn
(1997) mediante simulaciones de Monte Carlo, y encuentra que esta meto-
dologia estima un parametro adecuado de rigidez. Sin embargo, el estima-
dor podria verse potencialmente subestimado ya que los errores estindar
dependen del ancho de las barras que se considere.
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concentraciéon de observaciones en ceroy S, S5y fsla exis-
tencia de costos de menu, lo que asegura que f;y yrecojan la
rigidez nominal independiente de dichos costos.

En este ejercicio se estimaron doce ecuaciones que corres-
ponden a igual nimero de barras del histograma, ya que co-
mo en Kahn (1997), los cambios promedios de los salarios
12% por debajo de la mediana son siempre negativos. El sis-
tema se estima utilizando minimos cuadrados ponderados
iterativos, debido a que el namero de afnos incluidos en la
muestra (siete afios) impide una estimacién SUR como lo hace
Kahn (1997).* Adicionalmente, de acuerdo con Lebow et al.
(2003) y Brzoza-Brzezina y Socha (2007), se utiliza una trans-
formacion logistica en cada ecuacién, debido a que la varia-
ble dependiente estimada (la altura de la barra de los histo-
gramas) no puede ser negativa.”

Los resultados de la prueba de Kahn se presentan en el
cuadro 3 para las muestras de empleados y obreros. El coefi-
ciente de la variable DNEG, que como se menciond, indica la
presencia de rigideces a la baja de los salarios nominales, es
negativo y significativo en ambos casos. Especificamente, en
la muestra de empleados, este coeficiente (f;) implicaria que
los cambios negativos en los salarios son cerca de 17.5% me-
nores de lo que se esperaria en ausencia de rigideces de sala-
rios.?! En el caso de los obreros este coeficiente es de 29%,
siendo superior al de los empleados, lo cual es consistente
con el hecho de que el salario de los obreros esta altamente
vinculado con el comportamiento del salario minimo, por lo
que se esperaria una mayor rigidez a la baja de los salarios
nominales.

Vale la pena senalar, que la magnitud de estos resultados
podria estar afectada por errores de reporte de los salarios de
las empresas y por el hecho de que en este ejercicio la unidad
de analisis es el salario promedio de las firmas y no el salario
individual de los trabajadores. Un resultado similar encuen-
tran Brzoza-Brzezina y Socha (2007), quienes estiman para

** Beissinger y Knoppik (2001) y Knoppik y Beissinger (2009) también
utilizan minimos cuadrados ponderados iterativos para evitar resultados
inestables como consecuencia del periodo relativamente corto de su muestra.

* Esto es: In[ Popn/(100 = Props)] =1In[f(.) /(100 = f(.))].

* Es decir, la altura de las barras del histograma que contienen cambios
negativos caerian 17.5% con respecto a un escenario sin rigideces salariales.
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Polonia rigideces a la baja de los salarios nominales a nivel de
empresa. Estos autores afirman que dicha rigidez es menor
que la calculada a partir de datos de salarios a nivel de traba-
jador, debido a que en el primer caso se utiliza informacién
de salario promedio. Adicionalmente, la magnitud del coefi-
ciente podria verse afectada por cambios en la composicion
de la fuerza de trabajo al interior de cada firma. Por lo tanto,
asi como en el caso polaco, el coeficiente de rigidez obtenido
debe ser considerado como un limite inferior del grado de
rigidez de los salarios nominales.

CUADRO 3. PRUEBA DE KAHN PARA RIGIDECES DE SALARIOS NOMINALES:
1999-2006 (variable dependiente: Prop,.)

Empleados Obreros
Variables Coeficiente Valor p Coeficiente p-valor
DNEGy -0.1746 0.0307 -0.2861 0.0031
(0.0791) (0.0932)
DO, 1.6645 0.0700 2.6600 0.0104
(0.9070) (1.0089)
DI, 0.0856 0.4426 0.3381 0.0009
(0.1108) (0.0978)
D2 0.2418 0.0234 0.1395 0.0903
" (0.1042) (0.0812)
0.0323 0.5841 0.0260 0.7932
DN (0.0588) (0.0989)

Nuamero de observaciones: 84 (r=12, t=7)

NOTA: Errores estandar entre paréntesis.

El coeficiente de la variable DO, por su parte, indica que las
barras de los histogramas que incluyen cambios en los salarios
iguales a cero son mayores de lo que serian en ausencia de
contratos de largo plazo u otras razones diferentes a la rigidez
de los salarios o costos de menu. Los coeficientes de las varia-
bles dic6tomas que se incluyeron para capturar la presencia
de costos de menu, D1, D2 y DN1, son positivos pero unica-
mente D1 y D2 son significativos. Esto sugiere, que los costos
de menu no son importantes en el caso de la muestra analiza-
da, y por ello los incrementos promedio de las firmas pueden
ser, aunque positivos, menores del 1% y 2%, respectivamen-
te. Estos resultados son diferentes a los estimados por Kahn
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CUADRO 4. PRUEBA DE KAHN: EVIDENCIA INTERNACIONAL

Articulo Fuentes de informacion Puais/Periodo pi 7
Kahn (1997) *>ariados Estados Unidos  -0.47  4.43
Panel Study of Income Dynamics 1970-1988
Dwyery Salarios por cargo Australia -0.92

Leong (2000) Encuesta de Mercer Cullen Egan Dell 1987-1999

Obreros Alemania -0.09
Beissingery Informacién de seguridad social ~ 1975-1995
Knoppik

Empleados Alemania -0.17
(2001)

Informacién de seguridad social ~ 1975-1995

Lebow et al.  Puesto de trabajo en la industria ~ Estados Unidos  -0.52 5.49
(2003) Employment Cost Index (ECI) 1981-199

Asalariados México -0.62 0.12

Castellanos et 10 Mexicano de Seguridad  1985-2001

al. (2004) Social
Brzoza- Salarios a nivel de firma Polonia -0.02
Brzezinay So- Central Statistical Office Forms- 1996-2005

cha (2007)  Corporate Financial Reports

Schweitzer ~ Asalariados Reino Unido -0.49 1.26

(2007) British New Earnings Surveys 1976-2001

12 paises de la -0.36

Unién Europea

1994-2001:
Austria -0.45
Bélgica -0.47
Dinamarca -0.35
Finlandia -0.46
Knoppiky Asalariados Francia ~0.23
Beissinger European Community Household Alemania ~0.98
(2009) Panel (ECHP) Grecia ~0.43
Irlanda -0.18
ITtalia -0.66
Portugal -0.41
Espana -0.07

Reino Unido -0.14
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(1997) y Lebow et al. (2003), quienes encuentran que los co-
eficientes de estas variables son negativos. La diferencia po-
dria obedecer a que en este caso, se analizan los cambios en el
salario nominal promedio de las empresas y no de los indivi-
duos, lo que podria aumentar el nimero de cambios en los
salarios cercanos a cero.

Es de mencionar que el coeficiente de rigidez (/f;) estima-
do en este trabajo se encuentra en el rango inferior de los re-
portados por los estudios internacionales (cuadro 4). Sin em-
bargo, estas comparaciones deben interpretarse con cautela,
debido a que tanto la unidad de analisis (individuo, cargo,
empresa) como las medidas de remuneracion, el periodo de
estudio y la legislacién laboral difieren ampliamente entre
paises.

IV. PROBABILIDAD DE QUE EL CAMBIO EN LOS SALARIOS
SEA SUPERIOR A LA INFLACION: ANALISIS
ECONOMETRICO

Como complemento al estudio de la rigidez de los salarios y
teniendo en cuenta que a partir de la observacién de los his-
togramas existe una concentracién de cambios salariales al-
rededor de la inflacién observada, en esta seccion se realiza
un ejercicio empirico para identificar algunos factores que
podrian afectar la probabilidad de que el incremento de los
salarios promedio de las empresas sea mayor que la inflacién
observada. Con este fin se estim6 un modelo logit de datos de
panel con 6,790 observaciones en el caso de los empleados y
4,109 en el caso de los obreros, para el periodo 1999-2006. La
variable dependiente toma el valor de uno para las empresas
que en promedio realizan un incremento del salario nominal
superior a la inflacién observada, y cero para el resto de las
empresas. Es de anotar que en ambas muestras cerca del 55%
de las observaciones corresponden a incrementos por encima
de la inflacion.

Dentro del conjunto de variables explicativas se incluyeron
algunas asociadas especificamente a las empresas. En particu-
lar, se considerd el sector econémico al que pertenece la fir-
ma, el cual esta definido por medio de dos variables dic6to-
mas que toman el valor de uno para el sector comercioy el de
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manufactura, y el valor de cero para el resto de sectores. Se
consider6 también una variable dic6toma para el tamafno de
la empresa, a la cual se le asigna el valor de uno para las em-
presas grandes y cero para las no grandes. La localizaciéon de
la empresa se defini6 como una variable que toma el valor de
uno para las empresas ubicadas en Bogotd y cero para las ubi-
cadas en el resto del pais. Adicionalmente, se consideraron la
participacion laboral femenina y la fecha de constitucién de
la empresa.” Por otro lado, se incluy6 un indicador de renta-
bilidad de las firmas (ROA),* ya que de acuerdo con Ducay
VanHoose (1991) y a Ghosal y Loungani (1996), los cambios
en los salarios nominales pueden estar vinculados no solo con
el comportamiento de los precios sino también con las ganan-
cias de las empresas. Finalmente, a nivel macroeconémico se
incluy6 el crecimiento econémico.

Las estimaciones econométricas se realizaron utilizando un
modelo logit de datos de panel. La seleccién del modelo entre
efectos aleatorios y fijos se realizé utilizando la prueba de
Hausman, con la hipétesis nula que los efectos individuales
son aleatorios, aunque ambos estimadores son consistentes.
De acuerdo con los resultados no se puede rechazar la hipé-
tesis nula a favor de los efectos aleatorios. Se realiz6 también
una prueba de especificacion de Wald sobre la relevancia del
modelo logit. La hipétesis nula de la especificaciéon correcta
del modelo logit no se puede rechazar, debido a que la prueba
de Wald arroja un x* de 0.11 con un valor p de 0.7432, en el
caso de los empleados y un 3> de 1.24 con un valor p de
0.2646, en el caso de los obreros.

Ademas, se utiliz6 el modelo de Population Averaged (PA), el
cual es ampliamente empleado en la estimacién de modelos
no lineales con datos de panel y es anzilogo a un modelo pooled
para modelos lineales estimado con minimos cuadrados ge-
neralizados factibles (FGLS, por su sigla en inglés). 7 El mode-
lo PA asume que los efectos individuales han sido promedia-
dos, lo que facilita el cdlculo y la interpretacion de los efectos

® La fecha de constitucién se define como el afio en que se fundo6
la ¢mpresa.
® Esta variable se define como el cociente entre las utilidades netas de
la empresa y su nivel de activos totales.
7 Ver Cameron y Trivedi (2009) y Cameron y Trivedi (2005), capitulo
23.
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marginales.” El modelo PA tiene la ventaja que la interpreta-
cién de los efectos marginales es similar a la del modelo logit
de corte transversal, mientras que la interpretacion de los
efectos marginales obtenidos a partir de la estimacién de los
modelos de efectos aleatorios debe tener en cuenta la presencia

CUADRO 5. ESTIMACION DE LA PROBABILIDAD DE QUE EL CAMBIO EN LOS
SALARIOS NOMINALES SEA MAYOR QUE LA INFLACION OBSERVADA, 1999-
2006: EMPLEADOS (efectos marginales obtenidos a partir del modelo de Population
Averaged)

Método de estimacién: panel-logit (robusto)

y=exp (xb) /(1 + exp(xb)) = 0.55238

Variable dependiente: uno si el incremento es mayor que la inflacién, cero si el in-
cremento es menor que la inflacién.

Efecto marginal Intervalo de confianza B

Variables (dy/dx) Valor p (95%) X
Scr;‘;‘()“;f;m dela (06901(%83 0.000 0.01281  0.02691  3.8025
Ei‘;‘zgvlzrz(_’ge (069000101;) 0.095  -0.00020  0.00251  2.1821
Tamaiio (()690535576) 0.000 0.02880  0.09033  0.7646
Localizacién _(ggﬁif 0.058  -0.04471  0.00033  0.5168
ff:r}l‘a de constitu- (06900000?) 0319 -0.00042  0.00128  1,976.6
fna(::fnifa(‘f;’“ fe- (0690000075) 0.072  -0.00007  0.00157  46.04
Sector comercio (06902125105; 0.141 -0.00734 0.05164 0.3273
?j;t;’rra‘:e fanu (0690?’124376) 0.028 0.00353 0.0612  0.3685

Numero de observaciones: 6,790

NOTA: Errores estandar entre paréntesis.

* En general, en los andlisis empiricos que utilizan modelos logit, la in-
terpretacién no se realiza directamente sobre los coeficientes del modelo,
aunque estos proveen informacién acerca del signo y la significancia de las
variables, sino que se hace sobre los efectos marginales, los cuales miden el
impacto sobre la variable dependiente de un cambio en uno de los regreso-
res. Estos efectos se pueden calcular en diferentes puntos de las variables,
siendo la media el punto mds usado.
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del componente aleatorio de la constante.” Es de resaltar que
los resultados de los modelos logit estimados con efectos alea-
torios y con PA son bastante similares (ver Anexo). Por lo an-
terior, la interpretacion de los efectos marginales se realiza a
partir de los resultados obtenidos en el modelo PA, los cuales
se presentan en los cuadros 5y 6, para las muestras de em-
pleadosy obreros, respectivamente.

CUADRO 6. ESTIMACION DE LA PROBABILIDAD DE QUE EL CAMBIO EN LOS
SALARIOS NOMINALES SEA MAYOR QUE LA INFLACION OBSERVADA, 1999-
2006: OBREROS (efectos marginales obtenidos a partir del modelo de Population
Averaged)

Método de estimacién: panel-logit (robusto)

y=exp (xb) /(1 + exp(xb)) = 0.558137

Variable dependiente: uno si el incremento es mayor que la inflacién, cero si el in-
cremento es menor que la inflacién.

Efecto marginal Intervalo de confianza B
Variables (dy,/dx) Valor p (95%) X
eccrsrcl‘()“;f:to dela (()6902003294) 0.000 0.01263  0.02786  3.8027
ii?i?vl;in(tﬁ f‘)e (00'?00010878) 0.006 0.00054  0.00322  2.3689
Tamafio (069012%17) 0.513 ~0.02667  0.05341  0.8092
Localizacién _(88?22; 0120  -0.06536  0.00832  0.4515
IFECCII:;‘] de consti- (()6900000052) 0.975 ~0.00096  0.00099 19745
f;"‘(::ﬁi’?%‘)’“ fe- (00'90000013) 0.040 0.00003  0.00142  922.43
Sector comercio 36?00292976) 0.661 ~0.03454  0.05448  0.1482
?:;‘Srrafe fanu (00'9041%9; 0.015 0.00808  0.07377  0.5997

Numero de observaciones: 4,109

NOTA: Errores estandar entre paréntesis.

Como se puede observar, para las dos muestras los resulta-
dos de las estimaciones indican que el crecimiento de la economia
aumenta la probabilidad de incrementos salariales por encima de la
inflacion observada, lo que sugiere que en épocas de auge

* Ver Cameron y Trivedi (2009).
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econ6émico las empresas estan mas dispuestas a realizar mayo-
res incrementos salariales. En forma similar, como era de es-
perarse, los resultados sugieren que las empresas que registran
mayor rentabilidad de sus activos tienen una mayor probabilidad de
realizar ajustes salariales superiores a la inflacion observada. Asi
mismo, se encuentra que dicha probabilidad aumenta para
las empresas pertenecientes al sector manufacturero, lo cual po-
dria explicarse por ser uno de los sectores con mayor producti-
vidad laboral.” Por otro lado, las empresas con una mayor par-
ticipacién femenina tienen una probabilidad positiva,
aunque pequena, de aumentar los salarios por encima de la
inflacién. Finalmente, en el caso particular de la muestra de
empleados, la probabilidad de que el incremento del salario
nominal sea mayor que la inflacién observada también aumenta
con el tamaiio de la firma.

V. CONCLUSIONES

Este estudio provee evidencia microeconémica sobre la exis-
tenciay el grado de rigidez a la baja de los salarios nominales,
para una muestra de empresas colombianas, durante el pe-
riodo 1999-2006. En particular, a partir del analisis de los his-
togramas de la distribucién de los cambios anuales de los sa-
larios nominales, se encuentra, tanto para la muestra de
empleados como para obreros, una alta variacién en la mag-
nitud de dichos cambios. Se puede destacar, la concentracion
de observaciones alrededor de cambios iguales a cero y la
menor cantidad de cambios salariales negativos frente a los
incrementos positivos, lo que sugeriria la presencia de rigide-
ces a la baja de los salarios nominales. Por otro lado, se en-
cuentra una alta concentracién de datos alrededor de la in-
flacién observada, lo cual se podria explicar por la practica
frecuentemente utilizada en el pais de ajustar los salarios con
base en la inflacién observada.

Para probar estadisticamente la significancia de los resul-
tados provenientes de la inspeccién visual de los histogramas,
se utilizaron dos pruebas de referencia comun en la literatura
sobre rigideces salariales: el estadistico LSWy la prueba de

% Ver Iregui et al. (2010).
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Kahn. A pesar de las altas tasas de informalidad y desempleo
prevalecientes en el pais, los resultados de estas pruebas con-
firman la existencia de rigideces a la baja de los salarios no-
minales en las muestras analizadas. Adicionalmente, vale la
pena senalar que a partir de los resultados de la prueba de
Kahn, se encuentra que el coeficiente de rigidez es mayor pa-
ra los obreros que para los empleados, debido a que el in-
cremento de los salarios de los obreros se realiza generalmen-
te teniendo en cuenta el cambio en el salario minimo, por lo
que se esperaria una mayor rigidez.

Asimismo, se realiz6 un ejercicio econométrico con el fin
de identificar aquellos factores que podrian afectar la proba-
bilidad de que los incrementos salariales fueran superiores a
la inflacién observada. Los resultados indican para la muestra
de empleados y obreros, que el crecimiento econémico, la
rentabilidad de las empresas y el hecho de pertenecer al sec-
tor manufacturero aumenta la probabilidad de que las em-
presas realicen ajustes salariales mayores a la inflacién obser-
vada. En el caso de los empleados esta probabilidad también
aumenta con el tamano de las empresas.

Finalmente, dada la reduccién de la inflacién observada en
el pais durante los ultimos anos y la rigidez encontrada de los
salarios, los ajustes en el mercado laboral tendrian que hacer-
se principalmente por medio del empleo. Por lo tanto, resulta
importante que la politica econémica, tenga en cuenta el im-
pacto que esta rigidez tendria sobre la generacion de empleo
formal y la inflacién.

Anexo
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CUADRO A.1. ESTIMACION DE LA PROBABILIDAD DE QUE EL CAMBIO EN
LOS SALARIOS NOMINALES SEA MAYOR QUE LA INFLACION OBSERVADA,
1999-2006: EMPLEADOS

Variable dependiente: uno si el incremento es mayor que la inflacién, cero si el in-
cremento es menor que la inflacién.

Método de estimacién: panel-logit (robusto)

Modelo 1 Modelo 2

efectos aleatorios population averaged (PA)

Variables Coeficiente Valor p Coeficiente Valor p
S;fncl%;niento de la eco- (()6908104311) 0.000 (0(;.008104?;2) 0.000
Tamano (00 .203598812) 0.000 (00 .203690883) 0.000
Localizacién ;g:gigg? 0.077 ?gzgiggf 0.038
Fecha de constitucién (()6900011775) 0.307 (0(;.000011765) 0.271
f;gr)ticipacién femenina (OOOOO(;SIO;}) 0.019 (06900(?10441) 0.029
Sector comercio (()6908597735) 0.117 (0(;.008590745) 0.075
Sector de manufacturas (06.1(5%619129) 0.058 (0(;.1(;%61217% 0.036
Constante ‘é:%ég? 0.250 ‘é:i’gggg’ 0.216

Numero de observaciones: 6,790

NOTA: Errores estandar entre paréntesis.

CUADRO A.2. ESTIMACION DE LA PROBABILIDAD DE QUE EL CAMBIO EN
LOS SALARIOS NOMINALES SEA MAYOR QUE LA INFLACION OBSERVADA,
1999-2006: OBREROS

Variable dependiente: uno si el incremento es mayor que la inflacién, cero si el in-
cremento es menor que la inflacién.

Método de estimacién: panel-logit (robusto)

Modelo 1 Modelo 2
efectos aleatorios population averaged (PA)
Variables Coeficiente Valor p Coeficiente Valor p
Crecimiento de la eco- 0.08281 0.08209
nomia (0.0196) 0.000 (0.0208) 0.000
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CUADRO A.2 (concluye)

Modelo 1 Modelo 2

efectos aleatorios population averaged (PA)

Variables Coeficiente Valor p Coeficiente Valor p
o O S
Tamatio 36?05;0541) 0498 (06?055?32) 0528
Localizacién _(g:(l);gg‘; 0.141 _(gi(l)égg? 0.054
Fecha de constitucién 36?00002047) 0.978 (()6?00002016) 0.976
t’;r)ticipacién femenina (()6900021943 0.034 (()6?00021924) 0.016
Sector comercio (00'?;}002828) 0.689 (0001410;?) 0.717
Sector de manufacturas (00 .106722; 0.035 (00 .106654723) 0.010
Constante ’(Zzgg;“é? 0.935 7(223232? 0.925

Numero de observaciones: 4,109

NOTA: Errores estandar entre paréntesis.
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I. INTRODUCCION

El tipo de cambio es una de las variables fundamentales que
inciden en el desempefo de una economia y en sus relacio-
nes con el exterior por lo que resulta basico identificar los fac-
tores que determinan su nivel y evolucién. En este sentido, la
literatura econémica sobre los determinantes del tipo de
cambio es ciertamente extensa y contiene una gran cantidad
de debates e incertidumbres (Frankel, 1997 y 2003; Edwards y
Savastano, 1999; Obsfeld y Rogoff, 1995). En este contexto,
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las hipétesis de paridad de poder de compra (PPP) y de pari-
dad descubierta de tasas de interés (PDTI) contintan tenien-
do un papel fundamental' para identificar los principales de-
terminantes del tipo de cambio y su evolucién (Sarno y
Taylor, 2002; Johansen y Juselius, 1992; MacDoland y Marsh,
1997; Caporale et al, 2001; Stephens, 2004; MacDonald,
2007). Por lo general, el analisis de las hipétesis de PPP y de
PDTI se realiza por separado y donde la evidencia permita
identificar la trayectoria de largo plazo del tipo de cambio; no
obstante, también se identifica la presencia de desviaciones
significativas y generalmente se rechazan los valores especifi-
cos en los coeficientes sugeridos por la teoria (Sarno y Taylor,
2002). Las causas argumentadas sobre estas desviaciones son
ciertamente multiples e incluyen factores tales como fallas de
mercado, costos de transaccién, informacién o transporte
significativos, diferencias en las trayectorias de la productivi-
dad o la exclusién de otras variables significativas (MacDo-
nald, 2007; y Sarno y Taylor, 2002).

De este modo, existe un creciente interés por analizar am-
bas hipoétesis en forma conjunta que atienda a la fuerte rela-
cién e interdependencia entre el mercado de bienes y el de
capitales. Esto puede contribuir a reducir la posible presencia
de un problema de incorrecta especificaciéon y a reducir el
problema de que los resultados de los modelos basados en el
uso de vectores autorregresivos (VAR) y el procedimiento de
Johansen (1996) son muy sensibles al conjunto de informa-
cion considerada y que suelen modificarse significativamente
al incluirse variables adicionales (Juselius, 2006).

El analisis simultdneo de ambas hipétesis establece que la
PPP representa el equilibrio en el mercado de bienes y la PDTI
el equilibrio en el mercado de capitales y que el equilibrio en
ambos mercados estd estrechamente relacionado.? Esto es,
dada la restricciéon presupuestal de la balanza de pagos, un
desequilibrio en alguno de estos dos mercados se traduce en

"La importancia de las hipétesis de PPP y de PDTI se asocia también a la
aparente desconexion entre el nivel y la trayectoria del tipo de cambio y los
fundamentos macroeconémicos de una economia (Obsfeld y Rogoft, 2007;
y MacDonald, 2007).

* De este modo, la PPP representa un ajuste hacia atras (backwards) en el
mercado de bienes y la PDTI representa un ajuste hacia adelante (forward
looking) en el mercado de capitales (Juselius, 1995).
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un desequilibrio inverso en el otro mercado como forma de
balance. De este modo, el analisis simultdneo de ambas hipé-
tesis busca establecer no sélo la presencia de relaciones esta-
bles de cointegracion consistentes con las hipétesis de PPP y
de PDTI sino también identificar apropiadamente estos dos
vectores de cointegraciéon mediante la imposiciéon de restric-
ciones derivadas de la informacién disponible y de la teoria
econ6émica (Juselius, 2006; y Patterson, 2000). Asi, el princi-
pal objetivo de este articulo es analizar las hipétesis de PPP y
de PDTI, de manera simultdanea, en el contexto de la presen-
cia de cointegracion e identificar cada uno de los vectores
mediante la imposiciéon de restricciones derivadas de la in-
formacion disponible y de la teoria econémica. De este mo-
do, se pretende encontrar una representacion econométrica
estructural que incluya todo el espacio de cointegracién (Ju-
selius, 1995). El articulo se divide en cuatro secciones. La
primera corresponde, obviamente, a la presente introduc-
cién; la segunda incluye el marco general y la metodologia
econométrica. La tercera secciéon presenta la evidencia empi-
ricay, finalmente, la cuarta seccién incluye las conclusiones y
algunos comentarios de politica econémica.

II. MARCO TEORICO Y METODOLOGIA ECONOMETRICA

Las hipétesis de poder de paridad de compra (PPP) y de pari-
dad descubierta de tasa de interés (PDTI) son los fundamen-
tos para identificar a los principales determinantes del tipo
de cambio (Sarno y Taylor, 2002; y Obstfeld y Rogoff, 1995).
Asi, la hipétesis de paridad de poder de compra (PPP), en
términos absolutos, establece que el tipo de cambio nominal
(S, tiene una correspondencia directa con la proporcion de
la relacién entre el nivel de precios internos (P) y los precios
externos (P) (MacDoland, 1988, Hallwood y MacDonald,
1994, Isard, 1995). De este modo, el mismo bien en dos paises
tendra el mismo precio, ajustado por el tipo de cambio no-
minal (Hallwood y McDonald, 1994) lo que implica entonces
que:

(1) Stzpr_pt*'

Las variables en minusculas representan el logaritmo de las
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series. De este modo, segun la hipétesis de PPP, la evolucién
del tipo de cambio real corresponde a una serie estacionaria
o constante (MacDonald, 2007):

(2) st=s,+p — b

Por su parte, la hipétesis de paridad descubierta de tasas
de interés (PDTI) sostiene que los rendimientos sobre activos
financieros similares en distintos paises tienden a ser iguales,
aunque, con ajustes por los movimientos cambiarios como
consecuencia del proceso de arbitraje y sin incluir a la posible
prima de riesgo (Frenkel, 1982; Visser, 1995). La ecuacién (2)
define a la hipétesis de PDTI como la condicién de equilibrio
en el mercado de bonos donde se relaciona a la tasa de inte-
rés nacional (i) y externa (i ) con la depreciacién esperada
del tipo de cambio (Es,,,—s,). De este modo, con condicio-
nes de perfecta movilidad de capitales e inversionistas adver-
sos al riesgo, el rendimiento de los activos financieros en un
pais debe ser igual a la tasa de interés internacional mds una
ganancia o pérdida por los movimientos en el tipo de cambio.
En este sentido, la tasa de interés interna disminuye cuando
se anticipa una apreciaciéon o bien aumenta en el caso en que
exista una expectativa de depreciacién cambiaria (MacDo-
nald, 2007; Visser, 1995).

(3) % _7; = EtSHl =S

Las hipotesis de PPP y de PDTI se pueden especificar eco-
nométricamente (Johansen y Juselius, 1992; y MacDonald y
Marsh, 1997) como:

(4) s, =B+ Bip, +/82ibj +uy,

(5) s, =Py + B, +:B57;: + Uy, .

Donde las condiciones de homogeneidad y de simetria
(MacDonald y Marsh, 1997) en estas ecuaciones se expresan
como:

Con f1=fe =1y p1=—fe para PPP.
Con f1=Bs =1y 1= - Bs para PDTL.

La evidencia empirica disponible sobre estas hipoétesis es
ciertamente extensa y variada y sus resultados son sensibles
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del pais, del periodo de tiempo analizado, del régimen cam-
biario e incluso del método de estimacién aplicado (Isard,
1977; Frenkel, 1978 y 1981a; Krugman, 1978; Enders, 1988;
Corbae y Ouliaris, 1988; Taylor, 1988; MacDonald, 1995; Lot-
hian y Taylor, 1996; Frankel y Rose, 1996; Papell, 1997; Mu-
rray y Papell, 2002). En general, la evidencia internacional
disponible es actualmente favorable a la hipétesis de PPP’ en
el largo plazo pero la rechaza en el corto plazo; esto es, se ob-
serva la presencia de cointegraciéon entre las series pero per-
sisten serias discrepancias en el corto plazo que dependen del
régimen cambiario, del pais y del periodo considerado (Ed-
wards y Savastano, 1999); asimismo, es comun el rechazo es-
pecifico de las condiciones de homogeneidad y simetria
(MacDonald y Marsh, 1997). El rechazo de estas condiciones
de homogeneidad y simetria se traduce, normalmente, en la
presencia de una raiz unitaria en el tipo de cambio real.

Por su parte, la evidencia sobre la hipétesis de PDTI mues-
tra también que es comun identificar la presencia de cointe-
gracion entre las tasas de interés interna y externa lo que su-
giere la relevancia de esta hipétesis en el largo plazo pero es
comun también rechazar esta hipétesis en el corto plazo (Al-
per et al., 2007).

En general la evidencia disponible para la economia mexi-
cana es consistente con la evidencia internacional; esto es,
con respecto a la PPP; se observa que el tipo de cambio y los
diferenciales de precios cointegran pero los coeficientes no
son los esperados por la teoria (Galindo, 1995; Pérez y Lopez,
1996; Rodriguez-Arana, 2002; Santaella, 2002; Noriega y Me-
dina, 2003). Con respecto a la PDTI es comun reportar la pre-
sencia de cointegracion entre las series pero rechazar el valor
especifico de los coeficientes sugeridos por la teoria econé6-
mica (Sarno y Taylor, 2002; Galindo, 1995; Catalan, 2001; y
Ogaki y Santaella, 2000; Candelon y Gil-Alana, 2006).

En este sentido, se observa que ambas hipétesis parecen
sostenerse en el largo plazo, aunque con coeficientes distintos
a los esperados, y que ello coexiste con desequilibrios signifi-
cativos en el corto plazo que puede llevar incluso a su rechazo
temporal o incluso a una trayectoria no estacionaria del tipo

El consenso ha cambiado varias veces del rechazo a la aceptacién pero
ahora estd mas en su aceptacion.
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de cambio real. Existen diversos argumentos que permiten
explicar este fenémeno de oscilacién del tipo de cambio no-
minal en torno a la trayectoria de largo plazo sugerida por las
hipétesis de PPP y PDTI. Estas desviaciones sobre la trayectoria
de largo plazo se asocian a factores tales como costos de tran-
saccion e informacién, costos de transporte, régimen cambia-
rio, fallas de mercado, efectos derivados de las intervenciones
del banco central, la existencia de limites a la especulacién o
que los inversionistas reaccionan mas a los cambios en los
rendimientos reales que a los nominales (Obsfeld y Taylor,
1997; Martson, 1992; Alper et al., 2007). Sin embargo, el pro-
ceso de arbitraje en el mercado de bienes y de capitales gene-
ra ganancias extraordinarias que finalmente seran eliminadas
por ajustes del tipo de cambio, lo que se traduce en el retorno
a la trayectoria de largo plazo (MacDonald, 1995; Rogoff,
1995; Sarno y Taylor, 2002). De este modo, las desviaciones a
corto plazo de tipo de cambio nominal respecto a sus funda-
mentos no son permanentes y describen un proceso estacio-
nario (Engle y Granger, 1987; Johansen, 1988).

En este contexto, debe considerarse que, para el tipo de
cambio, los mercados de bienes y de capitales estan necesa-
riamente interconectados por la restriccion presupuestal de
la balanza de pagos que indica que el desequilibrio de la
cuenta corriente debe de compensarse en un superavit (des-
equilibrio) en la cuenta de capital. De este modo, no pueden
analizarse de manera independiente las hipétesis de PPP y
PDTI ya que el rechazo de la hipétesis de PPP tiene conse-
cuencias sobre el rechazo de la PDTI' (MacDonald y Marsh,
1997; Juselius, 1995; Caporale et al., 2001; Stephens, 2004). De
este modo, en el caso en donde existe cointegracién en am-
bas hipoétesis se cumple que:

(6) S _1’; +1bt - I(O)
(7) n—1, ~1(0)

* Més atin, diferenciando la ecuacién (1) y sustituyéndola en la ecuacién
(2) se obtiene que las tasas reales de interés son similares en el largo plazo:
R —Ap,, =R —Ap,,. De este modo, no rechazar, conjuntamente, a las
hipétesis de PPP y de PDTI implica el no rechazo de la hipétesis de paridad
de tasas de interés real entre paises o la hipétesis de Fisher a nivel interna-
cional (Cuthbertson y Nitzsche, 2004).
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Sin embargo, en el caso donde el tipo de cambio real es no
estacionario [I(1)] las condiciones de homogeneidad y de si-
metria no se cumplen (Juselius, 1995). Este desbalance entre
el tipo de cambio y el diferencial entre los precios internos y
externos es compensado por movimientos en el diferencial
de tasas de interés (Juselius y MacDonald, 2004). Por lo tanto,
el estudio simultaneo de PPP y PDTI se relaciona con la pre-
sencia de persistencia o de una raiz unitaria en el tipo de
cambio real (Johansen y Juselius, 1990; Juselius, 1995; Mac-
Donald y Marsh 1997 y 1999; Juselius y Macdonald, 2004).
Asi, las desviaciones de la PPP se compensan con los diferen-
ciales entre las tasas de interés (espejo), es decir, el tipo de
cambio real -I(1)- se compensa con el diferencial en las tasas
de interés —I(1)- (MacDonald, 2007). De tal forma que la in-
terdependencia de las dos hipétesis permite identificar la co-
integracion, ya que la combinacién de los diferenciales de
precios y de tasas de interés con el tipo de cambio incluido se
vuelve estacionaria [(0), Juselius y Madocnald, 2004, ecua-
cién (8)]. La cointegracion es el resultado de que los desba-
lances de la cuenta corriente se financian con la cuenta de
capital que ajusta a los diferenciales de tasas de interés.

(8) [%(Tz_V;*)_(P2(5x_17x+17;)]~1(0),

Donde ¢y ¢ son ponderaciones de los diferenciales de pre-
cios y de tasas de interés (Juselius y Macdonald, 2004). De este
modo, las desviaciones de corto plazo son compensadas en el
plazo pero con coeficientes distintos a los sugeridos por las
condiciones de homogeneidad.

Esto lleva a considerar una hipétesis conjunta sobre ambas
hipétesis (Juselius, 1995; Juselius y MacDonald, 2004). Esta
especificacién es conocida como la “visién de Cassel’ de la
PPP” (MacDonald y Marsh, 1997)

(9)  CC+CK, =[p(s,~ p,+p))+ (=1, +7)]=ARI, ~ 1(0).

Donde CC, es la cuenta corriente; CK; es la cuenta de capital; y
ARI, es la variacion en las reservas internacionales. De este mo-
do, los desequilibrios en la cuenta corriente dependen funda-
mentalmente de la competitividad y por tanto del diferencial

® Cassel (MacDonald y Marsh, 1997) enfatiza la importancia de los flujos
de capital en la determinacién del tipo de cambio.
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de precios que no es compensado por el tipo de cambio y los
desequilibrios de la cuenta de capital de los diferenciales en-
tre las tasas de interés. Asi, una formulacion flexible para ana-
lizar estas hipétesis en el contexto de la econometria estruc-
tural se puede especificar (Juselius, 1995; Juselius vy
MacDonald, 2004) como:

(10) s, =a,+ B, +ﬂ2p,* + By, +ﬂ571* +u,.

Esto implica analizar la presencia de cointegracién entre
las series de cada una de las hipoétesis e imponer las restric-
ciones necesarias en estos vectores a modo de obtener una
identificacién unica. El andlisis simultdneo de estas hipétesis
incluye entonces la estimacion y el andlisis simultineo de las
restricciones de homogeneidad y simetria. De otro modo, la
combinacién lineal, con coeficientes distintos, de estos vecto-
res de cointegracion es otra posible solucién. El supuesto de
una combinacién lineal estacionaria que considere ambas
hipétesis de paridad es consistente con la presencia de ten-
dencias estocasticas comunes (Juselius y MacDonald, 2004).
Asi, ambas hipétesis pueden entonces representarse, en su
forma mds general, en un modelo de vectores autorregresivos
(VAR) con krezagos (Johansen, 1995):

(11) X=pu+AX_  +..+AX_,+u.

Donde X, =(s,,p,,p,,7,7") es un vector que incluye a todas las
variables relevantes; u incluye la constante, la tendencia o las
variables ficticias respectivas; y u, es el término de error que
se distribuye normal con media cero y varianza constante. La
ecuacion (11) puede entonces representarse en su forma de
correcciéon de errores (VECM) (Johansen, 1988 y 1995) como:

k-1
(12) AX,=p+Y TAX,  +T1X,, +u, .

i=1
Donde I',=-I+A+A,+..+A,, para i=12..,k-1, vy
Il,=1-A—A,—...—A,. En caso de que las variables incluidas
inicialmente en el vector X, sean de orden de integracion /(1)
entonces las series en AX, son estacionarias [/0)] y por lo tan-
to el sistema sélo esta balanceado en el caso en que 11 X, | sea
1(0). Esta condicién se deriva del rango de la matriz I1, es de-
cir, del nimero de relaciones linealmente independientes y
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estacionarias. Esto es, como AX,; es /(0) entonces la ecuacién
(12) sélo puede cumplirse en el caso en que II;, no tenga
rango completo o I =0 (Juselius, 2006).

Asi, que para identificar las relaciones de cointegracién en
el conjunto de variables consideradas se requiere determinar
el rango (7) de la matriz I1; a través de identificar el nimero
de vectores caracteristicos de II;, que son estadisticamente
diferentes de cero (Cuthbertson, Hall y Taylor, 1992). De este
modo, la hipétesis nula sobre el nimero de vectores de coin-
tegracion, puede ser formulada como la condicién de rango
(7) sobre la matriz I1;:

(13) H:Tl,=of .

Donde o y B’ son matrices de orden pxr; pes el nimero de
variables en el VAR, que en este caso es igual a cinco (por tan-
to, r<b). Los renglones de la matriz g’ contienen a los vecto-
res de cointegraciéon o relaciones de largo plazo y las colum-
nas de la matriz ¢ se denominan factores de ponderacién de
estas relaciones de largo plazo (Johansen, 1995). Asi, cuando
el rango de II; es completo (r= p), las variables en X, son es-
tacionarias en niveles; en el caso en que la matriz I es de
rango cero (r = 0), el modelo VAR debe ser especificado en
primeras diferencias y no existen vectores de cointegracion;
finalmente, en el caso en que la matriz II, es de rango 7, tal
que 0 < r < p, existen entonces r combinaciones linealmente
independientes que son estacionarias, que definen a r vecto-
res de cointegracion; p — r es entonces el namero de tenden-
cias estocasticas comunes (Juselius, 2006). De este modo, bajo
la hipétesis de que X, es I(1) entonces el VAR cointegrado es
(Juselius, 2006):

k-1
(14) AX,=pu+Y TAX,  +af’ X, +u,.
i=1
El procedimiento de Johansen (1988), permite entonces
identificar al namero de vectores en que expande el espacio
de cointegracién. Sin embargo, cualquier combinacién lineal
de estos vectores de cointegracién representa también una
posible solucién que mapea en I(0) (Johansen, 1995). En es-
te sentido, la soluciéon del espacio de cointegraciéon no es
Unica y por tanto es necesario proceder a imponer distintas
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restricciones dictadas por la teoria econémica o la evidencia
empirica para analizar que las columnas de f estén identifi-
cadas’ (Johansen y Juselius, 1992 y 1994). En este sentido, los
modelos estructurales con correccién de error requieren
identificar al modelo ademas de sus condiciones de exoge-
neidad (Ericsson e Irons, 1994; Galindo, 1997). De este mo-
do, el procedimiento de identificaciéon busca entonces cono-
cer si existe suficiente informacién a priori que permita
relacionar una forma reducida con una forma estructural
particular (Patterson, 2000).

III. LA EVIDENCIA EMPIRICA

Las series de datos utilizadas tienen periodicidad mensual de
1988(1) a 2009(12) e incluyen: el tipo de cambio nominal (s, )
expresado en pesos por dolar de Estados Unidos; el indice de
precios al consumidor de México como el nivel de precios in-
terno ( p,); el indice de precios al consumidor de Estados
Unidos como el de precios externos ( p,); la tasa de interés de
los CETES a un mes (¢, ); y la tasa de interés de certificados de
deposito de Estados Unidos a un mes( Q).

Las pruebas de raices unitarias de Dickey Fuller aumentada
(ADF) (Dickeyy Fuller, 1981), de Phillips-Perron (PP) (1988) y
de KPSS (Kwiatkowsky et al., 1992) se presentan en el cuadro
A.1 en el Apéndice. Los resultados indican que el tipo de cam-
bio nominal y las tasas de interés tanto interna como externa
son series de orden de integracién I(1). En contraste, los esta-
disticos de las pruebas ADF y PP para las series de precios para
ambos paises son, potencialmente, series no estacionarias de or-
den de integracién I(2). Sin embargo, esto puede deberse a
cambios estructurales en las series que se interpreta como la
presencia de raices unitarias (Maddala y Kim, 1998).° Los
cambios estructurales afectan los resultados e inferencias del

% Esto es, que no existe una combinacién lineal del resto de los vectores
en f que se vea como la primera relacién (Juselius, 2006).

" Ver Apéndice sobre las fuentes estadisticas.

% Ello afecta particularmente al estadistico de la prueba KPSS (Kwiatkowsky
et al., 1992) que diverge a mas infinito ante un cambio en el orden de inte-
gracion, y no permite distinguir entre una serie cuyo orden de integraciéon
es I(1) ylos cambios en el proceso de la serie (Busetti y Taylor, 2004).
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vector de cointegracion, toda vez que se tiende a sobrerecha-
zar la hipétesis nula de no cointegraciéon (Maddala y Kim,
1998). Por lo tanto, es necesario incluir en la especificaciéon
del modelo VAR variables ficticias que permitan incorporar la
presencia de estos cambios estructurales y realizar las inferen-
cias estadisticas correspondientes. En todo caso, es posible
que los indices de precios de ambos paises cointegren y por
tanto su combinaciéon reduce al menos un orden de integra-
cion (Juselius y MacDonald, 2004).

La especificacién del modelo de vectores autorregresivos
(VAR), incluye a las variables de tipo de cambio, precios y ta-
sas de interés (s,,p,,p, .44, ), también se incluyen como varia-
bles ex6genas: una variable ficticia de tendencia a partir de
1995, a fin de considerar el cambio de régimen de una siste-
ma cambiario de bandas a un sistema de libre flotacion; va-
riables ficticias de pulso para las fechas de 1994:12 y 1995:1,
para capturar la crisis de finales de 1994 y las fuertes variacio-
nes’ del tipo de cambio. El niimero de rezagos del modelo
VAR se seleccion6 de acuerdo con criterios de informacion
(cuadro A.2, en el Apéndice): el criterio de Schwarz y el de
Hannan-Quinn indican dos rezagos, en tanto que el criterio
de Akaike reporta cuatro rezagos. Para distinguir correcta-
mente entre los dos resultados, se aplic6 una prueba de ex-
clusién de rezagos, que confirma la especificaciéon del mode-
lo VAR con cuatro rezagos.

De este modo, el modelo VAR se especificé con cuatro re-
zagos en niveles y se aplicé el procedimiento de Johansen
(1988). Los resultados de la prueba de la traza, se reportan en
el cuadro 1, e indican la presencia de al menos dos vectores
de cointegracién asociados a las dos primeras columnas de la
matriz . De este modo, las desviaciones a corto plazo del tipo
de cambio nominal con respecto a sus fundamentos no son
permanentes y describen un proceso estacionario (Engle y
Granger, 1987; Johansen, 1988). Las desviaciones del tipo de
cambio sobre su trayectoria de largo plazo son compensadas

’ Ver grafica A.I del Apéndice.
10 g 1 . .

Si bien en la prueba de exclusién reporta que los rezagos siete y del
diez al doce son estadisticamente significativos, la estimaciéon del VAR de
orden diez o doce implicaria una gran cantidad de parametros y una dis-
minucién importante de los grados de libertad, por lo cual se decidi6é por
un nimero menor de rezagos.



104 MONETARIA, ENE-MAR 2011

con coeficientes distintos a los sugeridos por la teoria econé-
mica (Juselius y MacDonald, 2004).

CUADRO 1. PRUEBA DE COINTEGRACION DEL PROCEDIMIENTO DE JO-

HANSEN
Valores Traza Traza 95 %

caracteristicos Hy:r p-r (calculado) (tablas) Prob
0.560 0 5 116.558 99.020 [0.000]
0.155 1 4 57.408 37.457 [0.000]
0.047 2 3 21.744 13.517 [0.101]
0.015 3 2 6.984 4.364 [0.328]
0.000 4 1 0.115 0.041 [0.802]

NOTA: (Prob) indica la probabilidad de rechazo de la hipétesis nula. Periodo
1988(1)-2009(12).

Los vectores de cointegracion estimados sin restringir se
representan en el cuadro 2, donde el primer vector se norma-
liza con respecto al tipo de cambio y el segundo en el nivel de
precios internos, ambos vectores describen la estructura de
la matriz I1,. Los coeficientes obtenidos en los dos vectores
de cointegracion tienen sentido econémico segun las hipé-
tesis de PPP y de PDTI aunque los valores especificos de los
coeficientes no cumplen con las condiciones de simetria y
homogeneidad. En este sentido, el primer vector parece co-
rresponder a la hipétesis de PPP aumentada por el efecto
marginal de las tasas de interés y el segundo vector corres-
ponde a la hipétesis de PDTI aumentada por el impacto de
los precios (Johansen y Juselius, 1992). Sin embargo, es im-
portante sefialar que la normalizacién del segundo vector de
cointegracién es arbitraria y no necesariamente correspon-
de a una variable representativa del sistema o que tenga sen-
tido en el contexto de la hipétesis de PDTI (Juselius, 2006,
pp- 120).

La presencia de dos vectores de cointegraciéon requiere
entonces identificar las relaciones de largo plazo (Johanseny

CUADRO 2. ESTIMACION DE LOS PARAMETROS DE LOS VECTORES DE COIN-
TEGRACION

Vector S, b, b i, i

B 1.000 -0.920 0.404 -0.006 0.029
Y -1.095 1.000 -0.417 0.027 -0.033
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Juselius, 2002; y Johansen 1995 y 2010). Esto es, con el su-
puesto de que ambas hipétesis son validas y que existen por
tanto dos vectores de cointegracion entonces se debe de
cumplir con las siguientes restricciones de largo plazo que se

desprenden de la teoria econémica (Johansen y Juselius,
1992; Patterson, 2000; Caporale et al., 2001; Stephens, 2004):

(15) pB'= ﬁ{ _ by by by by by :1 110 0
B b 0 0 01 -1

12 b22 b32 b42 b52
Donde el vector de variables es (s, p,*, 1 nk)

El problema de la identificacion de los parametros del vec-
tor de cointegracién considera tres ambitos: la matematica, la
empirica y la identificacién econémica (Johansen, 2010). La
identificacién matematica es conocida como la condicién de
rango; la identificaciéon empirica se refiere al método utiliza-
do para comprobar que los datos cumplen con las restriccio-
nes impuestas y la identificacién econémica se asocia a la in-
terpretacion teérica de los resultados. Las restricciones en los
parametros del vector de cointegraciéon pueden formularse
(Juselius, 2006, p. 173; y Johansen, 2010, p. 3) suponiendo
que existen r vectores de cointegracion y que la normaliza-
cién es impuesta a un elemento de cada g, con un valor igual
a uno. Asi, la condiciéon de orden establece que al menos de-
ben existir » — 1 restricciones independientes de la forma
R,3, =0 en cada vector de cointegracién (Patterson, 2000, pp.
637; Juselius, 2006; Johansen, 2010). Esto es, el namero de
restricciones lineales en el vector de cointegracion debe ser
g, 2r—1, es decir cuando menos igual o menor que r— 1, y en
el caso en que sea menor a este valor el vector de cointegra-
ci6én no puede ser identificado.

De esta manera, en el caso que g, sea un vector de kx1 pa-
rametros libres, si se imponen g, restricciones lineales el nu-
mero de pardmetros se reduce a k—g,. De este modo, el or-
den de la matriz R, es de kxg,, esto es, define el nimero de
variables y el nimero de restricciones lineales. En este caso,
para cada R, se define una matriz H, de rango completo
H, =R, ,donde H, es ortogonal a R, de modo que R.H,=0.
En consecuencia, en el caso en que R, es de dimensién kx g,
entonces la matriz H, es de rango kx(k—g;). Por ejemplo, si
se impone un conjunto de restricciones homogéneas tal
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como R, =0, entonces, se requiere una transformaciéon H
que conduzca de los k coeficientes g, alos k — g coeficientes
(p) conocidos como los hiperparametros o parametros libres
(Patterson, 2000; Juselius, 2006; Johansen, 2010). Asi, las res-
tricciones se pueden rescribir de dos formas como:

(16) R, =0
(17) B =H,p,

El rango de cointegracion en el caso de las hip6tesis de PPP
y PDTI es igual a dos (r = 2). Por lo tanto, es necesario impo-
ner al menos r— 1 restricciones en cada uno de los vectores (2
- 1=1). En este caso, para la hipétesis de PPP existen cuatro
restricciones en el primer vector de cointegracién, que inclu-
yen dos restricciones de exclusiéon y dos restricciones de igual-
dad; y en el segundo vector también existen cuatro restriccio-
nes: tres restricciones de exclusiéon y una de igualdad que se
refiere a la hipétesis de PDTL. En este sentido, el modelo
cumple con la condicién de orden y esta sobreidentificado
(Patterson, 2000)

La comprobacién empirica de la restriccion, en el contexto
del procedimiento de Johansen (1995), se realiza por medio
de una prueba de razén de maxima verosimilitud. En el caso
del modelo sin restricciones expresado en la ecuacion (14), el
valor de mdxima verosimilitud se obtiene como:

(18) L, =|s(,0|f[(1—ii) .

Donde |SOO| es el determinante de la matriz de varianza-
covarianza de los residuos de la estimacién de AX, con
AX, ,AX, 5,....AX, ). Por su parte, para derivar el valor de
maxima verosimilitud en el modelo con restriccion, se cam-
bia la especificaciéon del modelo de la ecuacién (14), y se in-
cluye la matriz H de restricciones y el vector de hiperparame-
tros como en la siguiente expresion.

k-1
(19) AX, =) TAX,  +ad HX,  +u+u, .

i=1

La funcién de maxima verosimilitud se define como:

(20) LH ) =[8, T [1-4).
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Donde 1 es la raiz caracteristica del modelo con restriccio-
nes; y H(r) denota la hipétesis de que el rango de II es r (Jo-
hansen, 1995; y Juselius, 2006).

El estadistico de razén de maxima verosimilitud, se define
como en la ecuacién (18) y se distribuye como una 7 con gra-
dos de libertad igual al ndmero de restricciones homogéneas
en los vectores de cointegracién (Johansen, 1996)

(21) WLy~ Ly)=-TY In(1-A)+ T In(1- 1)

Donde en el caso en que el rango sea p entonces no existen
raices unitarias y X; incluye sélo variables estacionarias y en el
caso en que el rango sea p — r entonces existen r vectores de
cointegracioén y p — r raices unitarias y X; es no estacionaria
(Juselius, 2006).

De este modo, de acuerdo con el resultado de que existen
dos vectores de cointegracion, es posible analizar la validez
simultdnea de ambas hipdtesis (PPP y PDTI) para el caso de la
economia mexicana. Asi, la primera restriccién por analizar
es el caso donde la hipétesis de PPP cumple con ser un proce-
so estacionario; lo anterior, si se imponen las condiciones de
proporcionalidad (elasticidad unitaria) y simetria entre los
precios internos y los precios externos y si, ademads, las tasas
de interés no influyen en la relaciéon de largo plazo de las
primeras tres variables:

(22.1) H3:|:ﬂ1’:|:|:bu le bfn b41 b51:|:|:1 -1 10 O:|'

ﬂQ, bl? b22 b32 b42 b52 * * * * *
110 0 o™ 2 I
by, by, 1
(22.2) 11 10100 L ,
Hy:R B =0 00010 by |” Hy:p=Hp, |b|= -1
0000 1|™ b 0
b51 b51 0

Si se supone la presencia de un segundo vector de cointe-
gracion, entonces resulta relevante determinar la relevancia
de la presencia de este vector de cointegraciéon en la dinamica
del tipo de cambo nominal. Esto se puede comprobar impo-
niendo la restriccién de que la hipétesis de PPP no se cumple
en el segundo vector y que el diferencial de tasas representa
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un proceso estacionario. Adicionalmente, se establece la con-
dicién de proporcionalidad u homogeneidad y la condicién
de simetria. Esta segunda restriccion se define como:

(23.1) ng{ﬂ"}{b“ e

ﬂ?’ bl? b??

1 00

010

(23.2)H§:R1ﬁ2 :O 0 0 1
0 00

—_ o O O

bf% 1
by

—_ o O O

b4 1
by

bl 1
b21
b3 1
b4 1
b5 1

b51 woOE
by| |0 0 0 1

’ HS (P =Hyp,

*

*

S S S S S
B K =

51

)

_ O O O

-1

Las dos primeras restricciones se pueden analizar, conjun-
tamente, imponiendo la restricciéon de proporcionalidad en-
tre los tres primeros elementos del primer vector de cointe-
gracién, mientras que en el segundo vector de cointegracién
la hipotesis de PDTI impone solamente la restriccion de que
los coeficientes de ambas tasas de interés sean iguales con sig-
no contrario.'' Las matrices que permiten probar tales res-

by] [1 -1 1.0 0
byl |0 0 0 1 -1

tricciones son:

1 (b, b
(24.1) H;‘:Vl}:[ .
B by by

En el primer vector:

1 10
1 01
(242)H: (R, 5,=0 00 0
000

En el segundo vector:

1 00

4.3) 1y . pr 010
(2 )H(?:Rf%ﬂ2:0 O O 1
000

b?:l

b

(= = -

—_— o O O

32

- O O

— o O O

by,
b

42

S S
X

o S &S S
o oR o2 oK

’ Hg p=H,p,

’ H(? fo=Hypy,

11 . .2 . . .2
La normalizacién no se considera una restriccion.

al
o
=
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Desde luego, es posible considerar un modelo menos res-
trictivo, aunque también sobreidentificado, que se obtiene
incluyendo en el primer vector de cointegracion a la hipotesis
de PPP y los otros coeficientes de las tasas de interés se inclu-
yen sin restricciones (Caporale et al., 2001). Asi, la cuarta res-
triccién asume que PPP se cumple en el primer vector, pero
esta tendencia comun de las tres variables se ve afectada por
las tasas de interés de ambos paises, aunque con un impacto
no simétrico. Ello se considera como una forma débil de la
hipétesis de PDTI y representa evidencia de que existe un
efecto a largo plazo de los movimientos de las tasas de interés
en el tipo de cambio nominal. Esta opcién sin embargo, pier-
de fuerza desde el punto de vista de la teorfa econémica ya
que permite obtener diversos valores de los coeficientes. Este
planteamiento se expresa en la siguiente restriccion:

(251) H: :|:ﬂl,:|=|:bll b21 b3l b41 b51:|=|:1 —1 1 * *:| ‘

ﬂ?’ bl? b?? b32 b42 b52 * * * ok
by, b, -1 0 0
by, by, 100
(25.2) .. 1100 o] ,
Hy:R,5=0 10100 by | Hy: B =H,p,| by |=|-1 0 0
by by, 010
by, b, 0 01

Existen ademads diversas opciones de restricciones por con-
siderar (Caporale et al., 2001) tales como:

La hipétesis de PPP se cumple en ambos vectores de coin-
tegracion:

(26) H§:|:'B]::|:|:b” by by by b5l:|:|:l -1 1 = *:|
ﬂQ b12 b22 b?‘2 b42 b52 1 _1 1 % *

Sélo la hipétesis de PDTI se cumple en ambos vectores de
cointegracion:

(27) H(()i: IBI: _ b11 b21 bgl b41 b51 _ ® o ow ] 1‘
B by by by by by % % _] ]

3

El cuadro 3 muestra los resultados de las distintas restric-
ciones en los vectores de cointegracion, asi como los valores
de los coeficientes de estos vectores, que en algunos casos se
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aproximan a cero. La restriccién de que se cumpla PPP en el
primer vector de cointegracién y las tasas de interés no influ-
yen en la relacién de largo plazo, es decir H, . El estadistico
%’ rechaza ampliamente la hipétesis de PPP que incluye la res-
triccién en los coeficientes para el caso de la economia mexi-
cana, lo que indica que no representa un proceso estaciona-
rio. Un resultado similar se reporta en la investigacion de
Caporale et al., (2001) donde se utilizan datos de Alemania y
Japon. Pesaran et al. (2000) también rechaza la hipétesis de PPP

CUADRO 3. RESULTADOS DE LAS RESTRICCIONES APLICADAS

Coeficientes
Restriccion  Hipdtesis Vector St P n U i Prueba
PPPy s 1000 -1.000 1.000 0.000 0.000 (3)=
coefi- 18.38
1 ientes =
aentes 5 0.000  1.000  -6.896 -0.179  0.329 [0.000]
iguales a
cero
PDTIy , ,
cocfi. B 1000 0919 0398 0.000 0019 F@3)=
2 cientes 2228

igualesa A 0.000  0.000  0.000  1.000 -1.000 [0.527]

cero

PPP,
PDTIy A 1000 -1.000 1.000  0.000  0.000 Z*(6)=
3 coefi- 3.712
cientes B 0.000  0.000 0.000 1.000 -1.000 [0.716]
iguales a
cero
PPPy ' ‘ )
coefi- B 1.000  -1.000  1.000  0.55%  0.006 F*(I)=
4 cientes 0.003
Libres A 0.000  1.000 -7.246 -6.783 0.279 [0.957]
PPP en ,
ambos A 1000 1000 1000 0492 -0.029 (4=
5 vectores 20.113
y coefi- A 1.000 -1.000 1.000 1782  4.368 [0.005]
cientes
libres
PDTI en ,
ambos A 0000 -0.343 1360  1.000 -1.000 Z’(2)=
6 vectores 40135832
y coefi- B 0370 0.000 1.204  1.000 -1.000 [0.083]

cientes
libres
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con informacién para el Reino Unido, al igual que en la in-
vestigacion de Juselius (1995). Por otra parte, al probar la
primera restriccion y dejar libres los parametros del segundo
vector de cointegracion, los coeficientes no tienen signos y
magnitudes consistentes con la teoria econémica.

La segunda restriccién H; busca identificar que el dife-
rencial de tasas de interés represente un proceso estaciona-
rio. El estadistico z* no rechaza la hipétesis nula asf que existe
una relaciéon de equilibrio entre las tasas de interés internay
externa. En tanto que los coeficientes del primer vector de
cointegracion, que se dejaron libres en la estimacion, son
consistentes con la hipétesis de PPP. Este resultado indicaria
que si se impone la restricciéon de PDTI en el segundo vector
de cointegracion, existe una relaciéon de equilibrio en el pri-
mer vector asociada a PPP, por lo tanto ambos vectores son re-
levantes para describir la trayectoria a largo plazo del tipo de
cambio nominal. La tercera restriccién H, analiza la hip6te-
sis PPP en el primer vector y la PDTI en el segundo vector y se
observa que el estadistico no rechaza la hipétesis nula. De este
modo, la especificaciéon de un modelo de tipo de cambio
nominal debe considerar las dos relaciones de equilibrio, la
primera asociada a PPP y la segunda al diferencial de tasas de
interés. Esto es, la restriccion presupuestaria de la balanza de
pagos resulta relevante para interconectar los mercados de
bienes y de capitales y por tanto la determinacién de la trayec-
toria del tipo de cambio.

Una forma de verificar este resultado es imponer las demas
restricciones. De este modo, la hipétesis cuatro H, establece
que en el primer vector se cumple la hipétesis de PPP pero los
coeficientes de las tasas de interés se estiman libremente, in-
dicando que existe un efecto de estas variables en la relaciéon
de equilibrio de la PPP. El estadistico obtenido rechaza la
hipétesis nula pero los coeficientes de las tasas de interés no
corresponden a la hipétesis de PDTIy en el caso de la tasa de
interés externa reporta un valor muy cercano a cero. Los co-
eficientes del segundo vector no tienen sentido desde el pun-
to de vista de la teoria econémica, por lo tanto no se pueden
utilizar para explicar la trayectoria del tipo de cambio a largo
plazo. Cuando se impone la restricciéon de PPP en ambos vec-
tores de cointegracién, que corresponde a la hipétesis H, , el
estadistico * rechaza ampliamente la hipétesis nula, por lo
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tanto el segundo vector no contiene una relaciéon de equili-
brio entre el tipo de cambio y los niveles de precios internosy
externos. Finalmente, la dltima restriccién H,, impone la
condicion de la PDTI en ambos vectores, el estadistico no re-
chaza la hipétesis nula, no obstante a un nivel de significancia
de 10% ya no se rechazaria la hipétesis nula. Asi que ambas
hipétesis deben considerarse de manera conjunta, el primer
vector estd asociado a la hipétesis de PPP, y el segundo vector
asociado al diferencial de tasas de interés que describe un
proceso estocastico estacionario.

Ademas de identificar las relaciones de largo plazo en el
modelo de tipo de cambio es también necesario separar las
variables endégenas y las exégenas (Boswijk, 1996; Jacobs y
Wallis, 2010). Esto permite identificar las condiciones para la
realizacion de inferencias estadisticas apropiadas, de pronos-
ticos o de simulacién entre las variables del sistema (Ericsson
et al., 1998; y Ericsson, 1992). En particular, se requiere iden-
tificar las condiciones de exogeneidad débil de las variables.
La exogeneidad débil se define para una variable z con res-
pecto a un conjunto de parametros de interés. En el caso
donde el proceso marginal de z no contiene informacién util
para la estimacion de los parametros relevantes y es posible
especificar el proceso generador de informacién (DGP) en
términos del proceso condicional y marginal, de forma que
los parametros de interés son s6lo una funcién del modelo de
probabilidad condicional y puede entonces aplicarse un corte
secuencial (Ericsson et al., 1998; y Ericsson, 1992). En el con-
texto del modelo de dos vectores de cointegracion la matriz
alfa se define como:

@y Gy
a a.

o1 Qg
, by by by by by
(28) e S T T T
1o Uog 039 049 U5y

Ay Qg

| @1 G5 |

Los factores de a;;, donde j=1,..,5 e i= 1,2, estiman la velo-
cidad de ajuste hacia el estado de equilibrio de cada variable
del sistema (Johansen, 1995). Asi, una fila de ceros en la matriz
alfa indica que esa variable es exégena débil y por lo tanto pre-
senta una tendencia independiente al vector de cointegracion.
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En caso de que no sea exégena débil, existe un efecto simul-
taneo entre el nivel de las variables y en consecuencia no
puede ser usada para influir en la trayectoria de largo plazo
de la variable dependiente. La condicién de exogeneidad dé-
bil permite realizar inferencia estadistica en el vector de coin-
tegracion y garantiza que el condicionamiento del vector de
cointegracion es correcto (Ericsson et al., 1998; y Ericsson,
1992; Johansen, 1995).

Los resultados de la prueba de exogeneidad débil se pre-
sentan en el cuadro 4, con dos vectores de cointegracién. La
evidencia indica que la hipétesis nula no es rechazada por el
nivel de precios externos y la tasa de interés externa, lo que es
consistente con la teoria econémica. Las variables mantienen
una tendencia comun pero independiente con el resto de las
variables del sistema y por lo tanto no pueden considerase
como endogenas en el sistema. Las variables de nivel de pre-
cios interno y la tasa de interés interna no son exoégenas débi-
les, por lo tanto la tendencia de estas series influye en la rela-
ciéon de largo plazo y no pueden ser utilizadas de forma
independiente para influir en la trayectoria de largo plazo del
tipo de cambio. Asi, desviaciones temporales de la relacién de
equilibrio del tipo de cambio nominal con respecto a la rela-
cién de precios (hipétesis PPP) o bien del diferencial de tasas
de interés (PDTI) influyen en las variaciones de corto plazo de
los precios y de la tasa de interés interna, ello a su vez genera
desviaciones de sus respectivas tendencias de largo plazo, lo
que se traduce en impactos en la relacion de equilibrio de
PPP y de PDTI. Esta dinamica no lineal entre las variables debe
ser considerada en la modelaciéon de corto plazo del tipo de
cambio nominal.

En efecto, los resultados de las restricciones en el vector de
cointegraciéon muestran que el tipo de cambio mantiene una

CUADRO 4. PRUEBAS DE HIPOTESIS SOBRE LOS PARAMETROS o

Hipdtesis 7
@, =a, =0 2,266 [0.322]
Uy =iy =0 19.146 [0.000]
@y =y =0 0.787 [0.674]
@y =y =0 39.448 [0.000]
]

Q5 =ty =0 0.349 [0.839
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relaciéon de equilibrio con los precios internos y externos,
ademads influye el diferencial de tasas de interés. Este resulta-
do consistente con las investigaciones empiricas sobre el tema
(Johansen y Juselius, 1992; Juselius, 1995; Patterson, 2000;
Pesaran et al., 2000; Caporale et al., 2001; Stephens, 2004). Por
otra parte, la hipétesis de PDTI para el caso de la economia
mexicana que es generalmente rechazada debe ser conside-
rada en conjunto con la hipétesis de PPP. La importancia del
diferencial de tasas para la economia mexicana, adquiere un
mayor peso, sobre todo a partir de 1995 cuando se modificé
el régimen de tipo de cambio de bandas a uno flexible, ade-
mas con el esquema de metas de inflacién la tasa de interés
nacional juega un papel relevante en regular la liquidez del
mercado e influir en las expectativas de inflacién. En el es-
quema actual, las desviaciones temporales del tipo de cambio
nominal de sus fundamentos (PPP), debido a choques exter-
nos, son compensados por movimientos en la tasa de interés
nacional, a fin de aminorar los impactos en las expectativas
de inflacién. De tal manera que, en la modelacion del tipo de
cambio a corto plazo debe considerarse la sensibilidad de
respuesta no solo de las desviaciones de los fundamentales si-
no también del diferencial de tasas. Asi, el modelo de correc-
cion de errores deberia especificarse, suponiendo las condi-
ciones de homogeneidad y simetria como:

k k k k k
(29) As, =)+ ZQASH +Z¢’;Apm +Z@APL +Z/7'1Ail—i +Zp1Ai; +y1ecmy,_y Fyecmy,
i=1 i=0 i=0 i=0 i=0

Donde: ecmy, =s,—p,+px, y ecm,, =i, -3, .

La ecuacién (29) permite modelar la dindmica de corto
plazo del tipo de cambio nominal, pero adicionalmente in-
cluye las desviaciones del tipo de cambio respecto a sus fun-
damentos (PPP) y el diferencial de tasas de interés (PDTI). El
periodo relevante para la economia mexicana es a partir de la
adopcion de un régimen flexible de tipo de cambio en el con-
texto de un esquema de metas de inflacién, donde el merca-
do de capitales y sobre todo la diferencia entre los rendimien-
tos internos y externos son una referencia en la formacién de
expectativas cambiarias.

Los resultados de la estimacién del modelo de correccién
de errores que modela las variaciones del tipo de cambio
nominal a corto plazo, para el periodo de 1996 a 2009 se
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presentan en el cuadro 5. Ambos mecanismos de correccién
resultan estadisticamente significativos, la velocidad de ajuste
es mas alta en el mercado de capitales.'” Esto es consistente
con la informaciéon empirica donde se observa que el ajuste
en los mercados financieros es mds rapido en relacién con los
mercados reales de la economia. Los errores del modelo no
presentan problemas de autocorrelacién y heterocedasticidad
y los errores se distribuyen normalmente. En este sentido las
variaciones del tipo de cambio a corto plazo responden a las
desviaciones de PPPy al diferencial de tasas de interés.

CUADRO 5. MODELO DE CORTO PLAZO. VARIABLE DEPENDIENTE: TIPO DE
CAMBIO (As))

Variable independiente Coeficiente Estadistico t Probabilidad
C 0.1295 2.015 0.045
Apis 0.7905 2.379 0.018
Ap o 0.7321 2.629 0.009
Ap*#i2 -1.1582 -2.933 0.003
Ap* s 0.9851 2.466 0.014
Aig 0.0022 3.397 0.000
Aig 0.0015 2.533 0.012
Ai* g -0.0250 -3.313 0.001
ECM1 -0.0442 -1.993 0.048
ECM2 -0.0008 -2.368 0.019

Variables ficticias

DO0810 0.1013 7.556 0.000
D9808 0.1253 6.718 0.000
D0710 0.0565 5.248 0.000

Pruebas sobre el modelo

R%=0.549 LM(6)=0.720(0.633)
Durbin-Watson = 1.918 LM(12)=1.284(0.233)
Normalidad J-B=1.259(0.537) ARCH(6) =0.597 (0.732)

ARCH (12) =0.372 (0.971)

IV. CONCLUSIONES Y COMENTARIOS GENERALES

Las hipétesis de paridad de poder de compra (PPP) y paridad
de tasas de interés (PDTI) representan el fundamento de las
explicaciones para identificar la trayectoria de largo plazo del

' Es una semielasticidad el coeficiente se multiplica por cien asi el valor
es de —0.08.
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tipo de cambio nominal. La evidencia empirica reportada en
este trabajo muestra que ambas hipoétesis, para el caso de la
economia mexicana, deben analizarse de manera conjunta.
En este contexto, los resultados econométricos obtenidos son
favorables a las hip6tesis de PPP y PDTI en el caso de México
en un contexto multivariado. Esto es, la evidencia empirica
permite sostener que existen dos vectores de cointegracion
entre el conjunto de variables [p,p: 5,0 ]. El primer vector
asociado a la hipétesis de PPP y el segundo a la hipétesis de la
PDTI. Este tipo de analisis simultdneo es mas robusto, respec-
to a aquellos estudios donde se comprueban ambas hipdtesis
por separado y que son en general muy sensibles a la especifi-
cacion utilizada. Lo cual confirma que la restriccién presu-
puestaria de la balanza de pagos hace que los desequilibrios
en la cuenta corriente sean compensados por la cuenta de ca-
pital (suponiendo que no existen variaciones en las reservas
internacionales). En este sentido, el desequilibrio en la PPP es
compensado por el desequilibrio en la PDTI.

Los resultados muestran entonces que es mejor analizar las
hipétesis en forma conjunta e identificar los vectores de coin-
tegracion, lo que permite obtener resultados con sentido eco-
némico. Asi, las restricciones impuestas por la hipétesis de
PPP en forma individual son rechazadas por los datos y los co-
eficientes asociados a las tasas de interés no son consistentes
con la teoria econémica. Por su parte las pruebas de restric-
cién no rechazan la hipétesis de PDTI. En este sentido, es ne-
cesario ampliar la especificaciéon de la PPP con la PDTI para
obtener una mejor explicacién sobre la trayectoria del tipo de
cambio.

Las pruebas de exogeneidad débil confirman que las varia-
bles de precios y tasas de interés externos se deben considerar
como exogenas débiles y que por lo tanto no existen efectos
simultdneos o de retroalimentacion con el tipo de cambio. En
contraste los precios y tasas de interés internas rechazan la
condicion de exogeneidad débil, por lo tanto, las desviacio-
nes de estas variables de sus respectivas trayectorias de largo
plazo influyen en el vector de cointegracion y existe un efecto
de retroalimentacién. Asi que una mejor especificaciéon para
modelar el tipo de cambio a corto plazo, debe incluir las des-
viaciones del tipo de cambio tanto en el mercado de bienes
como en el mercado de capitales.
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El modelo de correccion del tipo de cambio nominal esti-
mado para el periodo de flexibilidad cambiaria indica que las
desviaciones en el mercado de bienes y en el mercado de ca-
pitales son estadisticamente significativas para predecir la va-
riacién del tipo de cambio a corto plazo. No obstante, esta re-
laciéon implica un mayor andlisis e identificacién de los
choques externos. En efecto, en el esquema actual de politica
monetaria, el tipo de cambio tiende a ajustarse en el tiempo
con respecto al diferencial de indices de precios, asociado a
condiciones estructurales de la economia mexicana, pero
ademas la diferencia en las tasas de interés influyen a cortoy a
largo plazo. De tal forma que, las opciones de la politica mo-
netaria se limitan. La evidencia indica que el banco central
puede, por medio de la tasa de interés, incidir de manera
importante en el tipo de cambio en forma similar a como lo
hace sobre el consumo por medio del crédito (Bacchetta y
Gerlach, 1997).

Apéndice
CUADRO A. 1. SELECCION DE REZAGOS DEL MODELO VAR

Criterios de informacion Prueba de exclusion de rezagos
Rezago AlC Ne HQ 7 Prob
0 4.54 4.82 4.65
1 -15.84 -15.21 -15.59 2,018.17 [0.00]
2 -17.14  -16.16"  -16.74" 128.11 [0.00]
3 -17.26 -15.93 -16.72 40.21 [0.03]
4 -17.29" -15.61 -16.62 39.76 [0.03]
5 -17.21 -15.18 -16.39 27.10 [0.35]
6 -17.14 -14.76 -16.18 28.60 [0.28]
7 -17.14 -14.41 -16.04 36.58 [0.06]
8 -17.06 -13.98 -15.82 26.51 [0.38]
9 -17.09 -13.66 -15.71 35.72 [0.08]
10 -17.08 -13.30 -15.56 37.79 [0.05]
11 -17.07 -12.94 -15.41 40.14 [0.03]
12 -17.14 -12.66 -15.34 54.08 [0.00]

NOTAS: AIC se refiere al criterio de informacion de Akaike; SC, al criterio de in-
2 . . . .z . a
formacién de Schwarz; y HQ, al criterio de informacién de Hannan-Quinn. = Rezago
en que se minimiza el valor del criterio de informacién.
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CUADRO A. 2. PRUEBAS DE RAICES UNITARIAS SERIES MENSUALES

ADF PP (4) KPSS (6)

Variable A B C A B C Fom I
St -1.343 -1.485 1.758 -1.348 -1.453 1.875 3.446 0.721
As, -7.206 -7.122 -6.662 -10.031-10.019 -9.821 0.201 0.068
o -0.507 -3.368 2.684 -0.891 -5.853 6.872 3.674 0.911
Ap: -5.383 -4.440 -3.115 -8.229 -7.513 -5.793 1.760 0.094
pXt -3.260 -2.399 5.737 -3.131 -2.408 8.718 3.802 0.453
Apx¢ -8.178 -7.799 -7.363 -9.802 -9.632 —4.645 0.455 0.090
I -2.896 -1.625 -1.422 -3.891 -2.880 -2.090 2.810 0.191
Ar, -8.467 -8.502 -12.004 -12.113-12.093 -8.442 0.110 0.072
X -0.814 0.225 -0.980 -0.177 1.004 -0.756 1.561 0.156
Arx, -5.883 -5.708 -5.555 -8.349 -8.221 -8.139  0.331 0.133

FUENTES: Maddala y Kim (1998), pp. 64; y Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin
(1992).
NoTAS: Los valores criticos al 5% de significancia para las pruebas Dickey-Fuller
aumentada (ADF) y Phillips-Perron (PP) tomando una muestra T = 100 son: modelo
= -3.45 (incluye constante y tendencia), modelo B = -2.89 (incluye constante) y
modelo C =-1.95 (no incluye constante y tendencia). Los valores criticos de la prue-
ba KPSS a un nivel del 5% de significancia son: hm= 0.463 (incluye constante) y h, =
0.146 (incluye constante y tendencia).
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