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José Fernando Escobar R.
Carlos Esteban Posada P,

Dinero, precios, tasa
de interés y actividad
econodmica: un modelo

del caso colombiano,
1984:1-2003:1V

I. INTRODUCCION

Después de un prolongado periodo de reducciones casi conti-
nuas vy significativas de la tasa de inflacién colombiana entre el
primer semestre de 1991 y el primer trimestre de 2002,
aproximadamente, pareceria observarse, a continuacién, un
quiebre de tal tendencia y movimientos oscilantes de la tasa de
inflacién en el rango 5-7% anual. Tal quiebre fue antecedido
por una etapa iniciada a fines de 1999, aproximadamente, en la
cual la tasa de aumento de la base monetaria ha sido, en pro-
medio, 15% anual, cifra que supera la tasa media anual de cre-

Publica el CEMLA, con la debida autorizacion, el trabajo de J. F. Escobar R., profesio-
nal especializado, Sucursal Medellin, y C. E. Posada P., investigador, Subgerencia de
Estudios Econémicos, ambos del Banco de la Republica. Las opiniones, calculos y demads
estimaciones contenidos en este documento son de la responsabilidad exclusiva de los au-
tores y no comprometen al Banco de la Republica ni a sus directivas. Los autores agra-
decen Ia colaboracion de Martha Misas, Luis Fernando Melo, Norberto Rodriguez y Pe-
ter Viaar, asi como los comentarios de Hernando Vargas, Andrés Velasco y de los asis-
tentes a la IX Reunion de la Red de Investigadores de Bancos Centrales, auspiciada por
el Banco Central de Costa Rica y el CEMLA, celebrada en San José, del 1-3 de noviem-
bre de 2004, a versiones previas de este estudio. (Nota del editor: por razones editoriales
fue omitido el Anexo, sin embargo, puede obtenerse en: http://www.cemla.org/pdf/redix/RED-
IX-co-Posada-Escobar.pdf.)
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cimiento del producto nominal en el periodo comprendido en-
tre fines de 1999 y el momento actual (mediados de 2004).
Aunque lo anterior no necesariamente conduce a considerar
que la inflacién en los préximos trimestres o afios va a reiniciar
un ascenso, si es un buen motivo para volver a estudiar su rela-
cién con la expansién monetaria. Tal objetivo condujo a la ela-
boracién del trabajo que se presenta en estas paginas.

El propésito de este documento es presentar las caracteristi-
cas generales y los resultados de un ejercicio econométrico en-
caminado a reproducir los rasgos basicos del proceso de la in-
flaciéon de los ultimos 19 afos (desde el primer trimestre de
1984 hasta el dltimo trimestre de 2003).

El esquema tedrico que estd en la base del modelo eco-
nométrico es sencillo y conocido: el de demanda y oferta de
saldos monetarios. Lo que es algo novedoso en nuestro me-
dio es la estimacién simultanea de la demanda y de la oferta
de dinero (tradicionalmente se ha estimado una sola ecua-
ci6én: la de demanda), el uso del coeficiente de reservas co-
mo una de las variables que explican el multiplicador mone-
tario y, por ende, la oferta de dinero en una de las versio-
nes del modelo, la incorporacién de procesos de correccién
de desequilibrios de corto plazo que se presenten por los
lados de la oferta o de la demanda de dinero y el uso de la
metodologia de tendencias estocasticas comunes con el fin
de realizar una estimacién de los pardmetros estructurales y
realizar prondsticos de la tasa de inflacién.

Aunque la explicacién del esquema y de su método de esti-
macién son temas de las préoximas secciones baste por ahora se-
nalar que nuestro punto de partida fue el ejercicio realizado
por Schmidt (2003) para el caso de Estados Unidos (1959:1 —
1993:1V). El nuestro intent6 ser, al principio, una réplica para
el caso colombiano del citado trabajo pero sobre la marcha vi-
mos la necesidad de realizar algunas modificaciones que se
mencionardn en su momento.

Nuestro trabajo, asi como el ya citado de Schmidt, sigue
una via especifica: emplea un modelo denominado vector
de correccién de errores (VEC) basado en un esquema teori-
co para las relaciones de largo plazo. Las relaciones de corto
plazo son las correcciones de desequilibrios eventuales entre
los valores observados de las variables y sus niveles de equi-
librio de largo plazo.

Este documento consta de ocho secciones, la primera de las
cuales es esta introduccién. La segunda seccién presenta el es-
quema tedrico que supusimos vigente en el largo plazo. La ter-



J. F. ESCOBARR., C. E. POSADA P. 3

cera seccion describe los datos utilizados. La cuarta secciéon esta
dedicada a presentar la estimacién del modelo VEC, con el cual
se someten a prueba las hipétesis sobre los vectores de cointe-
gracién o ecuaciones de largo plazo. La quinta secciéon incluye
las restricciones para la identificacién y posterior estimacién del
modelo econométrico en su forma estructural. La sexta seccion
presenta los prondsticos realizados. La séptima presenta una
version alternativa del modelo (y los resultados de su estima-
cién) bajo la cual la oferta monetaria depende, entre otros fac-
tores, del coeficiente de reservas (reservas requeridas sobre de-
positos en cuenta corriente). La dltima seccién resume y con-
cluye. En un anexo se presentan los resultados de ejercicios de
impulso-respuesta.

II. EL MODELO TEORICO

Las ecuaciones del modelo teérico se presentan bajo la forma
usual de relaciones de largo plazo en los ejercicios tipicos de co-
integraciéon. La ecuacién para la demanda de dinero es casi
igual a la supuesta por Schmidt (2003), es decir:

Rt
1+ R,

() MP -5, -68,y,- 5, = 03B = eppy

MP es la demanda nominal de dinero, y, el producto real,
R, la tasa de interés nominal y P, el nivel de precios. La trans-
formacién realizada sobre la tasa de interés se aparta de la pre-
sentacion de Schmidt y sigue la tesis de Walsh (1998; véase
también Gregorio, 2003) segin la cual el verdadero costo de
oportunidad del dinero demandado es el valor presente de la
tasa de interés. Todas las variables o sus transformaciones se
expresan en logaritmos naturales.

La teoria nos indica los siguientes signos para los coeficientes:
03=1,0, >0y J, <0; ademds, como lo sugieren Anderson et al.
(1998), puede esperarse una elasticidad unitaria para el pro-
ducto, es decir, §3 =1, pero hasta no corroborar empiricamente
las restricciones de elasticidad unitaria nos abstendremos de in-
corporarlas en el modelo.

En cuanto a la oferta de dinero, no son, al parecer, muchos
los ejercicios de cointegracién que introduzcan como una de sus
relaciones de largo plazo una ecuacién para ella; probablemen-
te el mas representativo es el de Baghestani y Mott (1997), so-
bre el cual se basé la ecuaciéon de oferta utilizada por Schmidt
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(2003). Nuestra ecuacién de oferta es similar a la de éste excep-
to por el hecho de incorporar el nivel de precios:

(2) M; ~yo -1 B, ~nkb+F=éys

Rl
re 1+ R,
En la ecuacién (2) M; corresponde a la oferta nominal de
dinero y B, a la base monetaria nominal; de nuevo las variables
se encuentran expresadas en términos de sus logaritmos natu-
rales. Se espera que los coeficientes tengan los siguientes signos:
71>0 y 7 >0. Adicionalmente se espera que la elasticidad de
la oferta de dinero a la base sea igual a uno (y, =1); en tal caso
el nivel de precios desaparece de la funcién de oferta de dinero
y nos encontramos en el caso de la relacién propuesta por Bag-
hestani y Mott (1997).
En términos matriciales el modelo de las ecuaciones (1) y

(2) es:

{—511 5 0 -6, —50}
0 1 (I-51) =1 -72 =70

_ {5 MDr:|
EMst

Si se adoptan como exdgenas tres de las variables del modelo
(I) y (2) (por ejemplo, siguiendo la teoria cuantitativa tradicio-
nal, si suponemos dados el producto, la base monetaria y la tasa
de interés), se determinarian las dos restantes (el nivel de pre-
cios y M, segin el ejemplo). En este sentido tal modelo es de
equilibrio parcial estatico y, a menos que se declaren 3 de sus
variables como exégenas, se encuentra sub-identificado. Sin
embargo, el método econométrico adoptado y algunas restric-
ciones adicionales de corto y largo plazo entre las variables o sus
errores obvian este problema de modo tal que en el proceso de
estimacién podra notarse que la estructura de correccién de
errores se encuentra sobre-identificada.

- AW =

II1. LOS DATOS

A continuacién se presentan las definiciones de estos y su no-
menclatura dentro del ejercicio econométrico: y, es el PIB real
trimestral sin desestacionalizar; medido en logaritmos (LY); M,,
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GRAFICA I. AGREGADOS MONETARIOS: BASE Y M,, LOGARITMO DE LAS
SERIES, 1984-2003 (en miles de millones de pesos)

2000 Q3
2001 Q1
2001 Q3
2002 Q1
2002Q3
2003 Q1
2003Q3

—4A—BASE -- ® --M1

CUADRO 1. PRUEBAS DE RAIZ UNITARIA SOBRE LAS SERIES

Series en niveles Series en primeras diferencias
ADF KPSS" ADF KPSS
Eta (mu)  Eta (tau) Eta(mu) Eta (tau)
Producto -0.4962 1.02357 0.21833  -4.5808  0.12762 0.06258
Tasa de inte-
rés -0.7404  4.38428 1.11467  -6.9878  0.37847 0.06519
Base mone-
taria -0.5786  7.42970 1.66859  -8.4628  0.50500 0.13281
M, -0.6116  7.52994 1.65860  -4.6961 0.36975 0.08134
Precios 2.1240 3.85953 0.85675  -4.9707  4.10240 0.92725

* Los valores reportados para el test KPSS corresponden a los del rezago 6ptimo
hallado para la realizacién del ADF. Con los siguientes valores criticos: ADF: (1% ) -
4.04 (5%) -3.45 (10%) -3.15; KPSS-Eta (mu) (1% ) 0.739 (5%) 0.463 (10%) 0.347; y
KPSS-Eta (tau) (1% ) 0.216 (5%) 0.146 (10%) 0.119.

M, nominal al final del trimestre; en logaritmos (LM,);' P, in-
dice de precios al consumidor vigente al corte del trimestre; en
logaritmos (LIPC); B,, base monetaria nominal al final del tri-
mestre; en logaritmos (LBASE); y R,, tasa de interés nominal de
los depositos a término fijo a 90 dias: la variable utilizada es el
logaritmo de R,/1+ R, (LCOI).?

1 . . - . 3
Algunos trabajos han intentado utilizar My; sin embargo, para nuestro periodo
la serie de tal variable posee una segunda raiz unitaria de origen estacional.
Los intentos con otras tasas de interés no fueron satisfactorios.
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GRAFICA II. PRODUCTO INTERNO BRUTO, LOGARITMO DE LA SERIE,
1984-2003 (en millones de pesos)
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La muestra de periodicidad trimestral se extiende entre el
primer semestre de 1984 y el dltimo trimestre del 2003; en este
periodo las series describen los comportamientos presentados
en las graficasIa V.

GRAFICA IIla. PRECIOS, LOGARITMO DEL IPC, 1984-2003 (base = 1994)
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Para el uso del enfoque VEC es necesario que estas series sean
integradas de orden 1, esto es, que posean una raiz unitaria.” En

3 . . . L.
En Misas y Oliveros (1997) se encuentra una presentacién muy util de la me-
todologia VEC y una aplicacién a la estimacién de una funcién de demanda de dine-
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el cuadro 1 se presentan los resultados de dos pruebas indivi-
duales sobre tal comportamiento.

GRAFICA IIIb. INFLACION, PRIMERA DIFERENCIA DE ORDEN DOCE EN
EL LOGARITMO DE PRECIOS, 1984-2003
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Con los resultados que presenta el cuadro 1 se puede iniciar
el proceso de seleccién de rezagos para la parte VAR del modelo
VEC; este es el primer paso del proceso de estimacion.

IV. LA ESTIMACION DEL MODELO"*

La estimacién a realizar, como se ha dicho, es de tipo VEC, es
decir, de la forma:

k-1
(3) Az, =1z, + YT ;Az_;+ u+wD, +e,
i=1

Con IT=af', a la matriz de velocidades de ajuste, p la ma-
triz de los vectores de cointegraciéon, 7; la matriz de los coefi-
cientes del modelo VAR anidado, x un vector que agrupa las
constantes para cada una de cada una de las ecuaciones y

una matriz que agrupa los coeficientes de las variables dum-
mies(D,) incorporadas al modelo. Se espera que los errores se

ro en Colombia. Gémez (1998) también estimé una funcién de demanda de dinero
utilizando esta misma metodologia.

* Todos los resultados presentados en esta seccién se obtuvieron empleando
CATS para RATS.
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distribuyan asi: normales multivariados con media cero y matriz
de varianzas-covarianzas €.

GRAFICA IV. TASA DE INTERES NOMINAL, 1984-2003
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Siendo D, una dummy estacional que intenta capturar los
comportamientos estacionales de los agregados monetarios y
del producto, asi el como el exhibido por el nivel de precios.
También se observa en los datos un aparente quiebre cuyo ini-
cio se registra en el ultimo trimestre de 1998, razén por la cual
se hace también uso de una dummy de intervencién con valor
cero antes de tal fecha y uno después de la misma. Sin embar-
go, el hecho de que la tasa de interés nominal y su factor (LCOI)
presenten un comportamiento acompasado con el de la infla-
cién nos hizo pensar en la posibilidad de que esta serie captura-
se dicho quiebre. En consecuencia, se describiran las propieda-
des estadisticas de dos modelos: con y sin la dummy de interven-
cién.
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GRAFICA V. FACTOR INTERES, LOGARITMO DE LA TASA NOMINAL EN
UNO MAS LA TASA NOMINAL. 1984-2003
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La primera preocupacioén es el orden del rezago en el mode-

k1
lo VAR anidado en el VEC: Y T';4z_;; es decir, en términos de
il

la notacién, debemos hallar el valor éptimo de k. Dado que la
metodologia de Johansen es maximo verosimil y, por tanto,
asume errores normales, el criterio mas importante para decidir
el rezago del modelo VAR es tomar aquel que produzca errores
no auto-correlacionados y normales. El cuadro 2 presenta un
resumen de los dos estadisticos mas representativos en la toma
de la decisiéon para ambos modelos.

Con base en las pruebas presentadas’ los modelos que nos
permiten aceptar normalidad y no autocorrelaciéon (caracteristi-
cas requeridas para los errores) son aquellos con tres rezagos;
de alli que se elija 3 como ndmero 6ptimo de rezagos para am-
bos modelos. El paso siguiente en la busqueda de la especifica-
ci6n de nuestro modelo VEC es la realizacion de las pruebas pa-
ra el rango que nos permitan determinar el nimero de relacio-
nes de equilibrio (vectores de cointegracion) teniendo en cuenta
las cinco variables consideradas.’

? S6lo son presentados aqui, por economia de espacio, los estadisticos asociados

a la introduccién de los rezagos 1 a 4, pese a que las pruebas se realizaron hasta el
rezago 8.

Los valores de prueba a presentar fueron extraidos de Enders (1995) para

ejercicios con una constante en el espacio de cointegracién al 99% de confiabili-

dad.
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CUADRO 2. PRUEBAS PARA LA DETERMINACION DEL REZAGO EN EL VAR

Rezago Prueba de Portmanteau Prueba multivariada de normalidad

Modelo sin dummy de intervenciéon

1 0.0000 0.0000
2 0.0000 0.0216
3 0.0500 0.0599
4 0.0800 0.0045
Modelo con dummy de intervencion
1 0.0099 0.0105
2 0.0259 0.0045
3 0.0701 0.7920
4 0.0100 0.0089

Tales pruebas permiten considerar plausible la hipétesis de
existencia de dos vectores de cointegracién. Por tanto, las prue-
bas de exclusiéon del espacio de cointegracién, estacionariedad
en un enfoque conjunto y exogeneidad débil, presentadas en el
cuadro 4 para ambos modelos, implican tal rango.

CUADRO 3. PRUEBAS PARA LA DETERMINACION DEL RANGO

Valores calculados

Sin dummy Con dummy Valores de prueba
/1Max /1Traza ﬁMax /1Traza HO . r p-1 /1Max /1Traza
51.71 126.61 52.6 138.45 0 5 39.672 82.969
33.16 74.9 34.54 85.85 1 4 33.121 60.054
23.88 41.74 22.44 31.31 2 3 26.409 40.198
14.02 17.86 14.64 22.87 3 2 19.834 24.988
3.84 3.84 8.23 8.23 4 1 12.74 12.741

Las pruebas de exclusion permiten corroborar estadistica-
mente nuestra hipétesis referida a la presencia de las cinco
variables y wuna constante dentro de los vectores de
cointegraciéon. Simultdneamente, la prueba de estacionariedad
no descarta la hipétesis de buena especificacién de los modelos,
pues conjuntamente las variables contintian siendo integradas
de orden uno [I(1)].

Por otra parte encontramos respaldo estadistico para consi-
derar la base monetaria como una variable débilmente exégena
en el modelo que carece de la dummy de intervencién, es decir,
los valores relativos a la base en la matriz a son ceros. Pero en
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el modelo con dummy de intervencién lo que resulta ser débil-
mente exégeno es el factor interés nominal (Lcol).”

CUADRO 4. PRUEBAS CONJUNTAS DE RAZON DE VEROSIMILITUD DE LAS
VARIABLES EN EL ESPACIO DE COINTEGRACION 2 (donde r = 2)

Grados Valores
de liber- de prue-
tad ba5% LM, LIPC LY LCOI LBASE Constante

Sin dummy
Exclusion 2 599 1040 9.92 9.76 18.11 9.45 10.41
Estacionariedad 4 9.49 26.87 28.12 26.63 28.48 26.76 -
Exogeneidad
débil 2 599 1031 18.57 13.87 8.56 1.73 -
Con dummy
Exclusién 2 599 1494 7.08 7.33 1743 10.97 14.85
Estacionariedad 3 7.81 17.88 23.02 18.02 21.53 18.64 -
Exogeneidad
débil 2 5,99 10.93 12.97 1345 2.90 6.70 -

Teniendo en cuenta las especificaciones halladas en los pro-
cedimientos previos se procedié a revisar en los vectores de co-
integracion las ecuaciones de oferta y demanda de dinero some-
tiendo a prueba la hipétesis segtn la cual estos vectores corres-
ponden a tales ecuaciones. Las ecuaciones a revisar son las si-
guientes.

Demanda de dinero:

R
4) MP =8, —y =6y~ P =¢yp,
t t 1+R[ t t

Oferta de dinero:

(5) MS_70_B_727[:‘9MS
! ! 1+R, !

A continuacién se descompone la parte del largo plazo del
modelo VEC (I1z_,) para mostrar las dos especificaciones a ser

revisadas, es decir, las correspondientes a los modelos con y sin
dummy de intervencién:

7 Este resultado resulta interesante, pues la calificacién de la tasa de interés no-
minal como variable débilmente exégena parece coincidir con la politica de infla-
cién objetivo adoptada por el Banco de la Republica. En otras palabras la obtencién
estadistica de una medida del cambio estructural (la que llamamos dummy de inter-
vencién) permite ajustar el modelo a estructuras que parecen mas intuitivas desde
el punto de vista de la actual politica monetaria.
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CUADRO 5. PRUEBAS DE RAZON DE VEROSIMILITUD PARA LA ESPECIFI-
CACION DE a Y (%)

Grados de Ii- Estadistico de
Modelo bertad Hipdtesis nulas prueba Valor-P
Sin dummy 6 H, :py = Po1 = Po3 =0 9.05 0.17
B =Py =Py =-1
Ay =y =0
Con dummy 6 H, : By = Po1 = Pog =0 12.87 0.05
Bii =Bz =Pos=-1

a5 =05 =0

Las restricciones sugeridas por las ecuaciones (4) y (5) y la
presencia de las variables débilmente exégenas (excluyendo la
normalizacién de las ecuaciones fjs = foo =1) son presentadas
en el cuadro 5 acompanadas de sus respectivas pruebas de ra-
z6n de verosimilitud.

Los vectores de cointegracion y las velocidades de ajuste para
los dos modelos son presentados en el cuadro 6; en este cuadro
aquellos ceros que son impuestos como resultado de las pruebas
presentadas en el cuadro 5 constan como exclusiones y no como
valores cero.

Para ambos modelos las elasticidades de la demanda de dinero
a los precios y al producto se supusieron unitarias, del mismo mo-
do que la elasticidad de la oferta a la base monetaria, mientras las
elasticidades de oferta y demanda con respecto al factor interés se
dejaron libres. Los valores estimados de estas elasticidades tienen
los signos esperados. Cabe anotar que el factor interés se asocia
positivamente a la tasa de interés; no obstante, al sostener éste una
relacién no lineal con la tasa no es inmediata la interpretacién de las
elasticidades. Para aclarar el asunto consideremos lo siguiente: para
un valor relevante, ahora, de la tasa de interés, por ejemplo, 8%, un
aumento de 1% de esta origina un aumento de 0.9% en el factor
(R/1-R), y por ello las estimaciones de las elasticidades de la de-
manda por dinero a la tasa de interés en el nivel de 8% bajo ambos
modelos serfan -11.7 y -4.3 respectivamente. En cambio, para una ta-
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sa de interés de 24%, un aumento de 1% de esta implica otro
del factor interés de 0.8%, asi que las elasticidades de la deman-
da a la tasa de interés, segin una u otra versién del modelo, se-
rian -9.8 y -3.8. El valor estimado de la elasticidad para la ver-
sién con base monetaria débilmente exégena parece demasiado
elevado, asi que esto se constituye en un argumento preliminar
en favor de la versién con la tasa de interés débilmente exégena
(o modelo con dummy).

Pese a la realizacién previa de las pruebas de normalidad y
de auto-correlaciéon en el proceso de especificacion del modelo,
estas son realizadas de nuevo sobre el modelo completamente
especificado y presentadas en el cuadro 7.

CUADRO 7. PRUEBAS SOBRE LOS ERRORES DEL MODELO DEFINITIVO

Modelo Prueba de Portmanteau Prueba multivariada de normalidad
Con dummy 0.0992 0.1258
Sin dummy 0.1584 0.0952

V. UN MODELO ECONOMETRICO ESTRUCTURAL

En esta seccion se emplea la metodologia de tendencias estocas-
ticas comunes (common trends) para obtener estimadores de los
parametros estructurales asociados a las dos versiones alternati-
vas del modelo que hemos venido examinando. La metodologia
de tendencias comunes sigue a Vlaar (2003). Presentamos a
continuacién una breve discusién del método econométrico®
que resultard sencilla para quienes estan familiarizados con la
estimacién de modelos VAR estructurales.

Al modelo VEC tal como es descrito en la ecuacién (3) (y en el
parrafo siguiente) corresponde una forma VMA (vector moving
average) para sus diferencias, con la correspondiente forma
asociada a sus niveles que se desprende del teorema de la re-
presentaciéon de Granger:

(6) Az, = AL)e;,con (L)= I, + GL+GI?...
1
(7) Z =7+ ql)zoet—j + C*(L)e,
=
Forma para la cual la matriz que captura el largo plazo

% para una descripcién completa de esta metodologia el lector puede remitirse a
Misas et al. (2004).
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(d1)=q) es conocida y Johansen le asigna una tnica represta-
ci6n,” permitiendo asf la comparacién con un modelo estructu-
ral cuyos errores son no correlacionados. Sea &~ N(0,1,) el
vector de los errores de la forma estructural con los cuales pue-
de escribirse una representacién VMA para la serie en primeras
diferencias y en niveles:

(8) Az, = B(L)s,,con B(L)= By + BL+ B, [*...
(©) 4=+ B S o+ B(Lei BO)= B
=

Sin embargo, no todos los errores que componen el vector &,
tienen efectos permanentes. Como lo hacen notar Mellander et
al. (1992) algunos de estos errores pueden ser asociados a las
combinaciones estacionarias descritas por los vectores de coin-
tegracion que obviamente s6lo pueden tener efectos transito-
rios. En otras palabras, para distinguir los efectos transitorios de
los permanentes (lo cual es necesario para conservar el propoési-
to econdmico) el vector original &, debe particionarse en dos
vectores: el primero,y,, de dimensién k = n - r (r: nimero de
vectores de cointegracién o rango), agrupa los errores con efec-
tos permanentes en la serie y el segundo,v,, de dimension r,
contiene aquellos con impacto meramente transitorio. Lo ante-
rior implica nxr restricciones sobre la matriz de largo plazo de
la representacion estructural B(1). Como se requiere excluir de
los impactos permanentes al subvector v, la matriz de largo
plazo adquiere la siguiente forma:

(10) B(l):[ B, 0}

nxn—r T

Si empleamos las restricciones propuestas por (10) para res-
cribir (9) se obtiene:

1
(11a) z,=2+B Zot//[_j+B*(L)gt
=

Esta ecuacion puede ser rescrita suponiendo que y, es el vector
de errores de un paseo aleatorio sin deriva, esto es: 7, =7, +y, €s
la representacién de las tendencias estocdsticas comunes. Resol-

9 L LS / ,

ql): /ﬁ(“ifﬁﬁf al Siendo I = In - Z[; 2 bnxr = [Ir O] ’hinxn—r :[O In—r] ’
=1

p.=(1,~Hpny ). Y @, =(1, ~ hlah) "o )b, -
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-1
viendo tal ecuacién se obtiene que 7, =7, + ¥ v, ;, por tanto
J=0

(11a) puede escribirse como:"
(11b) 7,=7+B.1,+ B (L),

Siendo la combinacién de las tendencias estocasticas el com-
ponente permanente de las series 7z~ = B, z,.

Las equivalencias entre el modelo estructural y el de forma
reducida se logran igualando (7) y (9):"

C(L)er = B(L)S[
(12) Se-Be,
y:
(13) Al) B, = B(1)

Para las cuales (12) representa las equivalencias contempora-
neas y (13) las de largo plazo, dada la matriz B(l) como aquella
que asigna la caracterizacién contemporanea o transitoria a los
errores estructurales y los pesos de las tendencias estocasticas
en el proceso generador de las series. Pero al igual que en el
modelo VAR estructural son necesarias restricciones tedricas so-
bre B, y B(l) para conseguir la identificacién del modelo y
hacer posible su estimacién.

En el proceso de encontrar las restricciones del modelo es-
tructural el primer paso es identificar los errores estructurales
asociados a las variables del modelo con choques que posean con-
tenido econémico. Designemos tales errores estructurales por
&', siendo X una cualquiera de nuestras Varlables g!, asocia-
do a choques de oferta o de producuVldad eM , corresponden a
choques de demanda por dinero; £, choques de la tasa de inte-
rés nominal; a causa de las limitaciones del modelo tedrico estos
son dificiles de deﬁnlr en vista de que comblnan efectos reales
y nominales; ¢, choques de precios; y ¢/, choques de oferta
de dinero; podrian ser interpretados como de politica moneta-
ria.

Las restricciones contemporaneas se refieren a las neutrali-

% Sin perder generalidad puede asumirse 7, = 0.

Aqui se recurre a una técnica de solucién usada desde los desarrollos de Blan-
chard y Quabh, con la cual la igualacién de los polinomios de rezagos multiplicados por
los errores parte de la igualacion de cada uno de los miembros de tal suma.

2 . . . L .

Por simplificacion en los superindices se empleardn R en lugar de R/1+ R y

M en lugar de M,.
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dades que los errores de la forma reducida (vector e¢,) pueden
tener con respecto a sus contrapartes estructurales en un mo-
mento dado (es decir, la posibilidad de que uno de los errores
estructurales actde con rezago es suficiente para excluir su rela-
ci6n). Tales relaciones son asignadas por las matrices B, aso-
ciadas a los dos diferentes modelos propuestos, dados los dos
conjuntos diferentes de variables endégenas.

& By, Bys By By g
(143) et::[ — BO?I B022 BO23 3024 é‘tM
& By, Bygy Byss Bysy | &F
L’ ] (B Boae By Boas ] & ]
e | [Bu Bue Bus B s
(14b) e?: _ Bygy Bygy Bigy Bgy | &
¢ Bys; Byse Bysy Bysy g,P
e | Bt Bue Bus B el

En la literatura sobre VEC estructural las restricciones con-
temporaneas se consideran como un escollo dificil de superar,
pues la teoria econémica rara vez tiene suficientes explicaciones
de la dindmica de corto plazo; por ello establecimos un conjun-
to de restricciones para cada una de nuestras especificaciones
de modo que estas fuesen, a nuestro juicio, verosimiles.

1. Modelo con base monetaria débilmente exégena

Para este modelo supusimos que los ajustes que deben reali-
zarse en la oferta y la demanda de dinero son procesos que to-
man mas de un periodo (para que los choques que impactan los
precios [ £]] o la tasa de interés [ £ ] sean transmitidos hacia sus
errores de forma reducida); esto significa que los choques de la
forma reducida de precios son neutrales (de manera contempo-
ranea) a los choques estructurales en la tasa de interés y vice-
versa. Con la matriz (14a) esto es como se sefala a continuacién:

ely Boll B012 3013 3014 EIY
(15a) efM _ Byyy  Bygy Byos Bhgy E,M
6l‘P 3031 BO32 B()gg 0 gf

R R
e By, By 0 By 4 &
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2. Modelo con tasa de interés débilmente ex6gena

Hicimos un supuesto similar al anterior, pero para este caso
el rezago en los ajustes se genera, supuestamente, entre la base
monetaria y el producto, lo cual, representado en la matriz

(14b), es:

é‘ty By, Byy By 0 Sty
(15b) 6?: _ Byoy  Bygs  Byog  Byoy 5?/1
= Bysi Byge Bygg Bogy €,P
ef 0 By Bus B 5;9

Estas restricciones son llevadas a una representacién matri-
cial que permita involucrarlas en la estimacion: Q, ve By)= d. .
Siendo vedB,) la vectorizacién de la matriz B, (el arreglo,
como vector columna, de la matriz al colocar las columnas
una debajo de la otra), Q,una matriz de ceros y unos que se-
lecciona los valores que por hipétesis son iguales a cero en la
vectorizacién y d, un vector de ceros de longitud igual al
nimero de restricciones, en nuestro caso 2, para cada uno de
los modelos. En otras palabras, el conjunto de restricciones
del tipo By; =0 se rescribe de una forma matricial para dejar-
lo como una funcién lineal de la matriz original B .

El modelo nos permite sefalar la existencia de dos vectores
de cointegracién, razén por la cual s6lo podemos tener dos
tendencias comunes: es decir, el componente permanente es-
tocastico o paseo aleatorio subyacente en cada variable (dada
la raiz unitaria de las series) s6lo puede ser definido como la
combinacién lineal de la acumulacién de los choques estructu-
rales de dos de las variables presentes en el modelo. La matriz
de impactos totales o tendencias comunes de la contraparte
estructural del modelo es igual al producto de la matriz de
impactos totales del modelo estimado y la matriz que establece
las relaciones de los errores de la forma reducida con los cho-
ques estructurales, (1)B, . Y esta matriz, dada la condicién des-
crita al inicio del parrafo, debe poseer dos columnas de ceros
con el objeto de excluir los choques que carezcan de efectos
permanentes sobre las variables. De modo que las partes per-
manentes de las variables consideradas, antes de exclusiones,
pueden describirse como se muestra a continuacion, en la ma-
triz (16a):
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_zg
YtP B(I)ll B(1 12 3(1)13 3(1)14_ 1_

)
a6 | MO|_|BUn Bl B B Se
BF S| B)s; Bll)sy Bll)s; Bll)sy ligip
B Bl)y Bl)y Bl)ys By =
R __gg"y
tp B1);, 3(1)12 B(l);  Bl)y ;:?M
L6 M| By Bl By By | Z5
( : 11:[ P - B(l)sl 3(1)32 B(Us& 3(1)34 [ilg]l’
R [0 B0 B0, B

I\I+R/,

Como base para la defensa de nuestras supuestas neutralida-
des de largo plazo se supondra lo siguiente. Considerar los
choques estructurales de la tasa de interés como carentes de
efectos permanentes (una hipétesis ad hoc pero que nos parece,
grosso modo, plausible); del mismo modo la base monetaria debe-
ria ser en el largo plazo una fracciéon de la cantidad de dinero
en la economia y por tanto estar asociada a la acumulacién de
los choques de origen monetario; por ultimo, supondremos que
no sélo la inflacién es un fenémeno monetario sino que al ser,
por definicién, la primera diferencia del logaritmo del nivel de
precios éste ultimo también es, en el largo plazo, un fenémeno
monetario. De lo anterior resulta lo siguiente.

3. Modelo con base monetaria débilmente ex6gena

Los choques estructurales que, bajo esta especificacién, ca-
recen de efectos permanentes sobre todas la variables son
aquellos asociados a la tasa de interés y al nivel de precios,
por lo cual la tercera y cuarta columna de la matriz B(l) son
ceros. Adicionalmente, contemplamos los siguientes supues-
tos para los componentes permanentes de las variables: Y7,
en el largo plazo el producto esta determinado s6lo por los cho-
ques de origen real (B(1),, = O); MY, no establecemos neutralidad
alguna de largo plazo (desde alguna otra variable hacia el compo-
nente permanente del dinero nominal) diferentes a las que su-
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pusimos para el conjunto de variables (tasa de interés y precios);

P
(IRJ , similar al caso anterior y P”: dado que supusimos que
+ t

en el largo plazo el nivel de precios es un fenémeno monetario
los choques de oferta carecen de efectos (de largo plazo) sobre
este componente permanente (B(1),, =0).

Incluyendo estas restricciones tenemos la siguiente relaciéon
para la parte permanente de las variables consideradas:

C
B YP ] _ Zgiy
o B, 0 0 0]5 .
17 | B 0 0 25
Rf p 0 Bl), 00 [ilgp
(R | Loa B 0 o)
I\1+RJ, | ZER
Li=0

por tanto:

N A P

Llevando las restricciones anteriores a la representaciéon
usual de las tendencias comunes tendriamos la matriz que se
sefiala a continuacion:

Yo e, o

M}, _ B(l)zl 3(1)22 {T,Y}

B2 171 00 By |
( Rj 1), Bl

L I+R), |

| |t e | |el
(18a) con { 8 = e B I .
sl B el Il O e

=1 =1
: Y _ Y. M _ M
Resolviendoparart =71, =Y ¢; ; 7, =2.¢;
=0 =0

Es decir, los 7, son las tendencias estocésticas presentes en el
modelo o paseos aleatorios con respecto a los cuales es posible
representar los verdaderos procesos generadores de los datos y
que, por la soluciéon que puede darse a una ecuacién en dife-
rencias estocdstica, no son mas que la acumulacién de los errores
estructurales de las variables que poseen efectos permanentes.
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4. Modelo con tasa de interés débilmente ex6gena

Los choques estructurales que, bajo esta especificacién, care-
cen de efectos permanentes sobre todas las variables son aque-
llos asociados a la base monetaria y a los precios, por lo cual, la
tercera y cuarta columna de la matriz B(1) estdn conformadas
por ceros. Adicionalmente: Y, en el largo plazo el producto
debe estar determinado s6lo por los choques de origen real
(B(1),,=0); M" y B, no suponemos ninguna neutralidad de
largo plazo (hac1a estas dos variables) diferente a las comunes a
todas las variables; RP , los choques de oferta carecen de efectos
sobre este componente permanente (B(1),, =0).

Incluyendo estas restricciones tenemos la siguiente relacion,
para la parte permanente de las variables consideradas.

C
>el
vPl By 0 0 0 g
7b) MP| | By Bl 0 0) 2
P,P 0 B(1)32 0 0 [ig.P
B[P B(1),, B(1)42 0 0 =0 1
T
=0

M _[.p _.B
Por tanto y, = [ s, & ]y v,—[g[ 6‘[].

Llevando las restricciones anteriores a la representacion
usual de las tendencias comunes tendriamos:

Y,P 3(1)11 0

mF _ B(l)y;  Bll)y {T,Y}

PP | 0 By
(18b) B | [B), By

Y Y Y

con | Ft |=| Tel 4] &
M|=| M M

7y T &y

Se asocia una matriz de restricciones de largo plazo Q,, cuya
forma proviene de Q, vec(]i)) d;, con d, un vector de ceros.
Siendo Q;, por la ecuacién (13), una funcién de la matriz esti-
mada ((1)."” Recuérdese que la matriz ((1) no es de rango

M
Tl’

}Ln Vlaar (2003) se escribe asi: Q; = Fq;)[[,®C(1)] en la cual F;, es una matriz
de ceros y unos que extrae las lineas de modo que se cumplan las restricciones con-
sideradas para Q,vec(B,) = d,.



22 MONETARIA, ENE-MAR 2005

completo; su rango es igual al nimero de variables (n) menos el
nimero de vectores de cointegracién (r), asi que en nuestro ca-
so s6lo dos de sus filas son linealmente independientes; las dos
restantes son combinaciones lineales de las primeras y, por ello,
de las cuatro restricciones colocadas en las columnas de ceros
s6lo pueden contarse dos de ellas para determinar la eventual
sobre-identificacién del sistema. Teniendo en cuenta esto tene-
mos un total de 8 restricciones linealmente independientes para
cada uno de los modelos, y como se requieren n(n-1)/2, 6 en
nuestro caso, para tener un modelo exactamente identificado,
entonces ambos modelos estan sobre-identificados.

Las matrices de largo plazo y contemporanea fueron estima-
das, obteniéndose los valores consignados en el cuadro 8.

Los valores estimados para las matrices contemporaneas son,
a nuestro parecer, de dificil lectura desde la teoria econémica;

CUADRO 8a. PARAMETROS ESTRUCTURALES CONTEMPORANEOS

P
v M R
£t &y &t &

Modelo con la base monetaria débilmente exégena

e 0.011158 0.0020677 0.010756 0.01323
eM 0.015636 0.026375 0.0067055 -0.001906
el -0.0064307 -0.0016248 0.01029 0

eR -0.036845 -0.0068423 0 0.052389

Modelo con la tasa de interés débilmente exégena

e;\;[ 0.06184 -0.056652 -0.016651 0

eﬁv 0.0087599 0.015247 -0.016274 0.00076399
e -0.040273 0.035509 0.00031943 0.01253
e? 0 0.036881 0.018569 0.032812

CUADRO 8b. PARAMETROS ESTRUCTURALES DE LARGO PLAZO

Y M
Tt Tt

Modelo con la base monetaria débilmente exégena

vr 0.012114 0

MP 0.020866 0.034728

P[ﬁ 0 0.020162

[ R jP -0.0099315 -0.016529
1+R),

Modelo con la tasa de interés débilmente exégena

Y? 0.047351 0
MFP 0.047851 0.18734
Pf’ 0 0.18734

BF 0.047351 0.18734
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por ello nos abstendremos de realizar una revisién de los mis-
mos. En cuanto a los valores de las componentes de largo plazo
sorprende lo pequefios que resultan aquellos que ligan el com-
ponente permanente del producto a la tendencia comin aso-
ciada a choques de productividad; sin embargo poseen el signo
que se esperaba de ellos. Ademas, el componente permanente
del dinero esta adecuadamente descrito por los aportes positi-
vos de las dos tendencias estocasticas definidas para el modelo
(las tendencias del producto y monetaria), asi como el nivel de
precios, que se comporta como una fraccién de la tendencia
monetaria. En el modelo que considera la base monetaria como
variable débilmente exégena encontramos un valor que no po-
demos interpretar (el valor negativo que posee la tendencia del
producto en la explicacién del componente permanente de la
tasa de interés). En el modelo con la tasa de interés débilmente
exégena los dos coeficientes que asocian las dos tendencias con
el componente permanente de la base monetaria tienen los sig-
nos esperados.

VI. PRONOSTICOS

Tal como lo sugiere Liitkepohl (1993) un camino para realizar
el pronéstico con un modelo VEC es emplear su equivalencia
matematica con el VAR en niveles, lo cual posee la ventaja de
desarrollar de modo completo toda la teoria de los intervalos
de confianza. Sin embargo, tal via es ajena a la hipétesis de
restricciones estructurales; por ello tomamos una opcién al-
ternativa. Nuestro pronoéstico se hizo empleando la represen-
tacion VMA correspondiente. Siguiendo a Warne (1993) las re-
presentaciones para las series en diferencias y en niveles son
equivalentes a los resultados observados en las ecuaciones (8)

y (9):
(19a) Az, =6+ L)e,

(19b) 7,= 7+ C(l){fo + pt+ [Zlej}+ C'(L)e,
=

Siendo & y p constantes, z el vector de variables, z el vec-
tor de valores iniciales de la variables, ¢, los errores del modelo
estimado y (L) y C'(L) polinomios de rezagos.

La ecuacién (19b) es la equivalencia de la forma reducida de
la representacién de tendencias comunes, y, en vista de que es
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una transformaciéon de (19a), y gracias a Warne,'* (L) y &
pueden ser obtenidos a partir de la estimacién del modelo VEC.
La via a tomar sera utilizar esta primera ecuacién, segun la cual
el pronéstico se computa haciendo igual a cero la esperanza de
los errores por fuera de muestra. Adicionalmente, dado que po-
seemos los estimados de las covarianzas de los errores, se puede
representar el prondstico para cada una de la ecuaciones como
se harfa para MA, lo cual permite con alguna facilidad la gene-
racion de los intervalos de confianza que son presentados para
el periodo corrido entre 2004:1y 2005:1V (cuadro 10).

CUADRO 9. PRONOSTICOS DE LA INFLACION

Estimacion puntual Limite inferior Limite superior

Base monetaria débilmente ex6gena

2004 Q1 7.56 7.11 8.00
2004 Q2 8.15 7.27 9.04
2004 Q3 8.08 6.75 9.41
2004 Q4 8.44 6.67 10.21
2005 Q1 9.03 6.82 11.25
2005 Q2 9.34 6.68 12.00
2005 Q3 9.63 6.53 12.73
2005 Q4 9.88 6.33 13.42

Tasa de interés débilmente exégena

2004 Q1 7.61 7.16 8.05
2004 Q2 8.10 7.21 8.99
2004 Q3 7.32 5.99 8.65
2004 Q4 6.98 5.21 8.76
2005 Q1 6.96 4.75 9.18
2005 Q2 7.30 4.65 9.96
2005 Q3 7.60 4.50 10.70
2005 Q4 7.72 4.18 11.26

El Banco de la Republica utiliza ya de manera rutinaria otros
modelos de frecuencia trimestral para el prondstico de la infla-
cién, asi que conviene contrastar los prondésticos de nuestro
modelo con los generados por ellos para determinar la confiabi-
lidad de los nuestros. Esto lo haremos con los “pronésticos de-
ntro de muestra” (el perfodo 1992:1 -2004:1)."

' para conocer Ia totalidad del algebra para obtener los valores de los parame-
tros de la representacién VMA sugerimos al lector remitirse al trabajo de Warne
(1993).

Este es el periodo mas amplio tomado para la evaluaciéon de los modelos de
prondstico de inflacién del Banco de la Republica.
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CUADRO 10. COMPARACION DE PRONOSTICOS DE INFLACION
Raiz del
Raiz del  error cua- Error abso-
Ntmero error cua- dratico me- Iuto medio Error absolu-
de obser- dratico  dio porcen- de pronds-  to porcen- U de
Modelo vaciones medio tual tico tual medio  Theil
Horizonte 1
ARIMA 49 1.23 11.07 0.95 7.40 0.93
Curva de Phillips 49 1.23 11.11 0.96 7.76 0.93
Escandinavo 49 1.28 9.99 1.02 7.41 0.97
P estrella 49 1.30 11.12 1.00 8.10 0.98
P estrella sin modi-
ficar 49 1.27 10.46 1.07 8.04 0.96
STR 49 1.33 10.28 1.06 7.92 1.00
VEC tasa 49 0.42 0.45 0.42 7.98 0.71
VEC base 49 0.90 2.08 0.90 27.28 1.53
Horizonte 2
ARIMA 48 2.16 20.12 1.64 13.37 1.02
Curva de Phillips 48 1.90 17.41 1.45 11.81 0.90
Escandinavo 48 1.81 15.47 1.33 10.35 0.85
P estrella 48 2.19 18.34 1.70 13.44 1.04
P estrella sin modi-
ficar 48 2.13 16.36 1.79 12.99 1.00
STR 48 2.38 17.12 1.79 13.26 1.12
VEC tasa 48 1.45 22.75 1.36 21.05 3.43
VEC base 48 0.71 11.03 0.68 10.53 1.67
Horizonte 3
ARIMA 47 2.92 28.39 2.27 19.83 1.06
Curva de Phillips 47 2.51 21.64 1.79 13.68 0.91
Escandinavo 47 2.34 21.13 1.70 13.44 0.85
P estrella 47 3.13 24.94 2.36 17.79 1.13
P estrella sin modi-
ficar 47 2.97 21.32 2.46 17.69 1.08
STR 47 3.15 21.84 2.23 16.27 1.14
VEC tasa 47 1.91 29.60 1.69 25.80 8.85
VEC base 47 0.54 8.45 0.44 6.78 251
Horizonte 4
ARIMA 46 3.81 38.94 3.02 26.98 1.16
Curva de Phillips 46 3.00 26.84 2.12 16.53 0.91
Escandinavo 46 2.84 27.14 2.07 17.15 0.86
P estrella 46 4.02 31.94 3.07 23.04 1.22
P estrella sin modi-
ficar 46 3.85 27.59 3.32 24.33 1.17
STR 46 4.04 28.77 2.93 21.55 1.22
VEC tasa 46 1.74 25.01 1.67 24.16 3.87
VEC base 46 2.66 39.35 2.63 38.71 5.90

(sigue)
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CUADRO 10 (concluye)

Horizonte 5

ARIMA 45 4.27 44.20 3.54 31.85 1.19
Curva de Phillips 45 3.96 36.67 2.95 24.61 1.10
Escandinavo 45 3.72 35.66 2.73 23.39 1.04
P estrella 45 4.55 36.26 3.58 27.21 1.27
P estrella sin modi-

ficar 45 5.31 37.56 4.57 32.81 1.48
STR 45 4.48 33.66 3.37 26.49 1.25
VEC tasa 45 1.74 13.47 0.86 12.70 1.53
VEC base 45 1.54 23.75 1.36 20.46 2.62

Horizonte 6

ARIMA 44 4.62 47.99 3.89 35.11 1.22
Curva de Phillips 44 4.78 44.92 3.65 30.97 1.26
Escandinavo 44 4.40 43.08 3.13 28.39 1.16
P estrella 44 5.02 40.09 4.08 31.17 1.32
P estrella sin modi-

ficar 44 6.84 47.74 5.86 41.81 1.80
STR 44 4.65 37.19 3.56 28.65 1.22
VEC tasa 44 1.02 15.19 0.77 11.58 1.84
VEC base 44 1.34 20.69 1.15 17.49 1.62

Horizonte 7

ARIMA 43 5.00 50.45 4.32 38.66 1.21
Curva de Phillips 43 5.85 54.38 4.47 37.84 1.42
Escandinavo 43 5.28 51.59 3.87 34.86 1.28
P estrella 43 5.62 45.14 4.69 35.83 1.36
P estrella sin modi-

ficar 43 8.68 60.64 7.48 54.16 2.11
STR 43 4.87 40.75 3.81 30.84 1.18
VEC tasa 43 1.04 34.23 2.04 32.18 2.82
VEC base 43 1.55 23.55 1.27 19.18 2.96

Horizonte 8

ARIMA 42 5.43 53.88 4.77 42.63 1.19
Curva de Phillips 42 6.85 64.12 5.37 45.58 1.50
Escandinavo 42 6.11 61.20 4.57 41.97 1.34
P estrella 42 6.35 51.24 5.42 41.70 1.39
P estrella sin modi-

ficar 42 10.64 74.82 9.24 68.11 2.33
STR 42 5.28 45.96 4.27 35.20 1.16
VEC tasa 42 2.15 34.23 2.04 32.18 2.82
VEC base 42 3.61 55.78 3.53 54.68 4.73

Asi, pese a que las dos versiones de nuestro modelo (VEC tasa
y VEC base) no producen los mejores pronésticos para la totali-
dad de horizontes si muestran alguna ventaja en los horizontes
mas largos. En especial la versién que considera la tasa de inte-
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rés como variable débilmente exégena (VEC tasa) se coloca a la
cabeza en las pruebas para el horizonte 8 (cuadro 11).

Dado que nuestro mejor modelo (en términos de pronésticos
de largo plazo) es el de la tasa de interés débilmente exégena
existe la posibilidad de hacer pronésticos condicionados a esta
variable. Para evaluar la utilidad del modelo, se condiciona el
pronoéstico de inflacién al pronéstico de tasa de interés utilizan-
do el Modelo de Mecanismos Transmisién (MMT) del Banco de
la Republica. A continuacién se comparan los prondsticos de ta-
sa de interés y se presenta al prondstico condicionado de infla-
cién.

CUADRO 11. PRONOSTICO CONDICIONADO DE INFLACION

Prondstico con el VEC tasa condicionado al prondstico de la tasa del MM'T

Inflacion Limite inferior Limite superior
2004 Q1 7.60 7.16 8.05
2004 Q2 8.06 7.17 8.94
2004 Q3 7.25 5.93 8.58
2004 Q4 7.10 5.33 8.87
2005 Q1 7.29 5.07 9.50
2005 Q2 7.90 5.24 10.56
2005 Q3 8.15 5.05 11.25
2005 Q4 8.16 4.62 11.70

Pese a que el pronéstico de tasa de interés realizado con el
MMT se encuentra para casi todos los periodos por encima de la
estimacién original de nuestro modelo, el pronéstico condicio-
nado de la inflacién es mayor que el obtenido con anterioridad.
Aunque es un resultado anémalo, era previsible dadas la res-
puesta, también anémala, del nivel de precios a la tasa de inte-
rés (el Anexo aborda este asunto).

VII MODELO CON INTRODUCCION DEL COEFICIENTE
DE RESERVAS

Nuestra oferta de dinero (M’ —y, - B,—y, % =&y ) podria
+ t

interpretarse como una descripciéon basada en una relacién im-
plicita entre el multiplicador monetario y el factor de interés,
independientemente del efecto que esta variable pueda tener
sobre la tenencia de efectivo. Sin embargo, podria suponerse
que el multiplicador monetario (la razén M,/Base) depende no
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s6lo de la tasa de interés sino también de la relacién entre re-
servas requeridas y M,. La grafica VI muestra la relacién nega-
tiva entre el multiplicador y el coeficiente de reservas requeri-
das en el periodo analizado.

GRAFICA VI. SERIES DEL MULTIPLICADOR Y EL COEFICIENTE DE RE-
SERVAS (SERIES EN LOGARITMOS), 1984-2003
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Con esta evidencia decidimos realizar un ejercicio alternativo
que dej6 la ecuaciéon de demanda tal como la describe la ecua-
ci6én (4) y describimos la oferta de dinero de la siguiente manera:

R
(20) MS_70_B—727[—73CR:'9M5
t t 1+R[ t t

Siendo CR, el coeficiente de reservas.

Al introducirse la variable adicional, el modelo rechazé la
presencia de la constante dentro del espacio de cointegracién
(constante no restringida al espacio de cointegracién); ademads,
se encontré un rezago 6ptimo de 4 para el ejercicio de cointe-
graciéon con la presencia de dummies estacionales y se debid re-
chazar la hipétesis de presencia de la dummy de intervencién (al
introducir esta dummy el ejercicio pierde toda su buena especifi-
cacién). No pudiéndose rechazar la existencia de dos vectores
de cointegracion, se estimaron la ecuacién de demanda de di-
nero (4) y la ecuacién de oferta de dinero modificada (20), y se
consider6 el coeficiente de reservas como variable débilmente
exodgena gracias a la evidencia estadistica en favor de tal hipétesis.

Los valores de los coeficientes que se dejan en libertad pose-
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CUADRO 12. VECTORES DE COINTEGRACION Y VELOCIDADES DE AJUSTE

Vectores de cointegracion

Demanda de dinero  Errores estindar Oferta de dinero Errores estandar

LY -1 - - -
LIPC -1 - - -
LBASE - - -1 -
LM, 1 - 1 -
LCOI 0.363 0.076 -0.393 0.047
LCR - - 0.58 0.022
Velocidades de ajuste
o Valores t a, Valores t
LY 0.11 7.23 0.182 6.569
LIPC 0.041 2.902 0.027 1.048
LBASE 0.02 0.549 0.033 0.492
LM, 0.102 2.783 0.04 0.598
LCOI 0.068 1.236 0.422 4.173
LCR - - - -

en los signos esperados, y la prueba de razén de verosimilitud
sobre las restricciones impuestas para identificacién de las ecua-
ciones tiene un P-value de 0.11. Para verificar la buena especifi-
cacion del modelo se realizan las pruebas de autocorrelaciéon y
normalidad multivariada, que, como lo muestra el cuadro 13,
resultaron satisfactorias.

CUADRO 13. PRUEBAS SOBRE LOS ERRORES DEL MODELO DEFINITIVO

Prueba de Portmanteau Prueba multivariada de normalidad

0.15 0.98

Contando con la buena especificacién del modelo VEC en su
forma reducida, pasamos a definir las restricciones de largo pla-
zo y contemporaneas que nos permitan identificar y estimar los
parametros estructurales del modelo.

1. Restricciones contemporaneas

En vista de que el conjunto de variables endégenas para este
modelo incluye las dos variables previamente consideradas co-
mo débilmente exégenas, y de que en los ejercicios anteriores
habfamos considerado plausibles las siguientes restricciones: a)
los choques de la forma reducida de precios son neutrales (de
manera contemporanea) a los choques estructurales en la tasa
de interés y viceversa, y b) los choques de la forma reducida del
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producto son neutrales a los choques estructurales en la base
monetaria y viceversa, optamos por emplear simultineamente
las restricciones arriba presentadas, obteniéndose la siguiente
matriz B,, para el ejercicio:

Y Y
= By By 0 By, By &y
P P
A Byoy  Bioy  Byos  Booy 0 &y
B|_ B
e, [=| 0 By Bys By By || g
€[M By, BO42 Bys By By SrM
C}R By;, 0 Byss  Bysy Bz | € [R

2. Restricciones de largo plazo

Anteriormente supusimos como carentes de efectos perma-
nentes sobre el resto de las variables aquellos choques prove-
nientes de los precios y ademas, los provenientes de la base
monetaria o, alternativamente, de la tasa de interés. En esta
nueva version estas dos udltimas variables se encuentran en el
conjunto de las endégenas pero consideraremos que los cho-
ques sobre una de estas dos (pues seguiremos conservando la
hipétesis de carencia de efectos permanentes de los choques de
precios) carecen de efectos permanentes sobre el resto de varia-
bles. Como el introducir un vector de ceros en la posicién de la
base monetaria dentro de la matriz de largo plazo B(l) arruina
la identificacién del modelo, optamos por considerar los cho-
ques de precios y de tasa de interés como aquellos que carecen
de efectos permanentes.

Nuestras restricciones adicionales estaban asociadas al carac-
ter real del producto (neutral a los choques monetarios) y el ca-
racter monetario de los precios (neutral a los choques del pro-
ducto); sin embargo la introduccién de la restriccién de neutra-
lidad de precios a los choques de producto no es aceptada. En
consecuencia, nuestro conjunto de restricciones se puede ex-
presar de la siguiente manera:

=
el
e 18
pP B(l)ll 0 0 0 0 ZS,P
pr B(I)QI 0 B(I)Qs B(1)24 0 ,ti(l)
Mtp =| B);; 0 B(l)s; Bl)y 0 %s,ﬁ
R[ P B(1)4l 0 B(1)45 B(1)44 0 %M
E .
(| Lo o s, s, of 2
+R), ~
T
=
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Las restricciones anteriores y las contemporaneas suman 12;
esto implica la sobre-identificacién del sistema. La hipétesis so-
bre el conjunto de restricciones no se rechazé al 8%, asi que se
estim6 el modelo obteniéndose los siguientes valores para los
parametros estructurales.

CUADRO 14. PARAMETROS ESTRUCTURALES CONTEMPORANEOS

o o e ot
el 0.00003183 0.00712479 0 -0.00431509  0.00638984
el -0.00628821 0.00325247 0.00217942 0.00421318 0
e? 0 0.00133598 0.02036693 0.00188853  0.00112349
M 0.00853084 0.00857143 0.01309328 0.00410114 -0.00167311
ek 0.00835702 0 -0.01460279 0.01585254  0.02190838

CUADRO 15. PARAMETROS ESTRUCTURALES DE LARGO PLAZO

i 7/ 7
4 0.0564845 0 0
P[P 0.55653831 0.01080289 0.05165196
B[P 0.38110281 0.01897962 0.03745977
mF 0.50203077 0.0147161 0.04485987
( R )P 0.31075191 -0.01095609 0.01901626
1+R),

De nuevo, al observar los parametros de largo plazo sor-
prende la poca cuantia del efecto de la acumulacién del choque
del producto sobre su componente permanente (casi la décima
parte de su efecto sobre los precios).

Los efectos de la acumulacién de choques monetarios sobre
el nivel de precios son consistentes con las relaciones propuestas
por nuestros vectores de cointegracion; la relacién positiva del
componente permanente del nivel de precios con la acumula-
ci6on de choques monetarios proviene directamente de la de-
manda de dinero, mientras que la relaciéon de aquel con la
acumulacién de los choques de la base monetaria supondria la
igualaciéon de oferta y demanda de dinero. El coeficiente que
relaciona la acumulacién de los choques de producto sobre el
componente permanente de los precios resulta anémalo en
cuantia (el valor mas alto de los asociados a la acumulaciéon de
los choques de produccién) y en signo (positivo).

Los efectos permanentes de choques de origen monetario
tienen el impacto esperado en la base. Los signos positivos de
los coeficientes que relacionan el componente permanente del
dinero con la acumulacién de choques con efectos permanentes
estan en concordancia con las predicciones del modelo teérico.
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A continuacién presentamos los pronésticos de inflacion,' y
la respectiva evaluacién de estos bajo los criterios empleados
para las dos versiones anteriores de nuestro modelo.

CUADRO 16. PRONOSTICO FUERA DE MUESTRA

Modelo coeficiente de reservas débilmente exégeno

Inflacion Limite inferior Limite superior
2004 Q1 7.85 7.41 8.29
2004 Q2 8.70 7.82 9.59
2004 Q3 9.01 7.68 10.34
2004 Q4 9.01 7.24 10.78
2005 Q1 8.98 6.77 11.20
2005 Q2 8.52 5.87 11.18
2005 Q3 8.44 5.34 11.54
2005 Q4 8.31 4.77 11.86

CUADRO 17. EVALUACION DE PRONOSTICOS DE INFLACION

Raiz del  Raiz del error

error cua-  cuadrdtico  Error abso- Error abso-
Numero de drdtico me- medio porcen- [uto medio luto porcen-
Horizonte  obervaciones dio tual de pronostico tual medio U de Theil

1 49 11.27 20.24 1.27 20.24 2.15
2 48 0.66 10.45 0.50 7.88 1.55
3 47 9.10 141.15 8.22 125.47 22.56
4 46 3.42 50.77 3.40 49.90 7.59
5 45 1.43 20.92 1.27 18.45 2.44
6 44 2.22 32.35 2.08 30.59 4.02
7 43 2.85 42.07 2.40 35.43 5.44
8 42 0.47 7.39 0.41 6.48 0.61

VIII. RESUMEN Y CONCLUSIONES

El ejercicio econométrico presentado en las secciones anteriores
parti6 de un esquema de oferta y demanda de dinero y consis-
ti6 en estimar las relaciones de cointegracién indicadas por ese
esquema y las correspondientes a la correccién de errores;
ademas se estimaron los parametros estructurales asociados a
un enfoque de tendencias estocasticas comunes a fin de realizar
ejercicios de impulso-respuesta y pronésticos de la mayor con-
fiabilidad posible. Los resultados econométricos constituyen
evidencia empirica favorable a las restricciones del modelo te6-

16 .
Para este modelo se supuso que el coeficiente de reservas permanece constan-
te en el horizonte considerado.



J. F. ESCOBARR., C. E. POSADA P. 33

rico. El ejercicio se realiz6 bajo tres versiones alternativas del
modelo basico: a) con la tasa de interés débilmente exégena,
gracias a la presencia de una dummy de intervencién, b) con la
base monetaria débilmente exégena, y ¢) con la incorporaciéon
del coeficiente de reservas requeridas en la ecuacién de oferta
monetaria como variable débilmente exégena. Todas las versio-
nes permitieron realizar ejercicios de impulso-respuesta bajo
especificaciones estructurales aunque solo presentamos los re-
sultados de las dos primeras versiones en el Anexo.

Las tres versiones del modelo se emplearon para realizar
pronoésticos fuera de muestra de la inflacién. La confiabilidad
de estos prondsticos para horizontes largos (8 trimestres), y en
especial la de los arrojados por la versién que considera la tasa
de interés como variable débilmente exégena, parece razonable
al comparar “predicciones” dentro de muestra con los de los
modelos de frecuencia trimestral utilizados ya de manera ruti-
naria por el Banco de la Republica. El pronéstico de inflacién
bajo la versién que considera la tasa de interés como variable
débilmente exdégena es 7.7% al finalizar 2005 (cuadro 9). Aun-
que pueda parecer exagerada esta cifra, tal pronéstico podria
considerarse, a nuestro juicio, como razonable en términos
“cualitativos”, esto es, como una sefial de que es muy probable
un ligero re-ascenso de la inflacién en el mediano plazo (asi no
sea tan intenso) si no hay una intervencién oportuna en contra
de este movimiento.
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La rigidez a la baja

de los salarios nominales
en México: una medicion
con datos a nivel individual

I. INTRODUCCION

Conforme la inflacién ha sido reducida a niveles bajos en varios
paises ha resurgido el interés por determinar si la existencia de
rigideces a la baja en los salarios nominales (RBSN) en una eco-
nomia implica una relacién permanente entre inflacién y desem-
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pleo. Esto se debe a que existen dos visiones opuestas sobre esta
relaciéon. De acuerdo con la vision Keynesiana, como las institu-
ciones del mercado laboral tienden a prevenir recortes en los
salarios nominales, ain con alto desempleo, la inflacién sirve
para “lubricar” los ajustes en el mercado laboral, al acelerar la
caida en los salarios (reales) individuales y de mercado afecta-
dos por perturbaciones negativas. Lo anterior implica que una
tasa de inflacién positiva es 6ptima. En cambio, segin la visién
“ortodoxa” una tasa de inflacién baja reduce fricciones en los
mercados laborales y conduce a los niveles de equilibrio mas al-
tos de empleo posibles. Por lo tanto, la tasa 6ptima de inflacién
es cero.

En este contexto, no es sorprendente que conforme la infla-
cién ha caido desde niveles cercanos al 50% en 1995 a alrede-
dor del 4% en 2005, este tema sea discutido con mayor frecuen-
cia en México." Dicho interés también se vincula con el hecho
de que en México se ha adoptado un régimen de metas de in-
flacién, debido a que un elemento muy importante en la selec-
ci6on de la meta 6ptima es el balance de costos y beneficios de
reducir la inflacién.”

Pese a un obvio interés por parte de economistas y politicos,
documentar la existencia y extension de las rigideces en los sa-
larios nominales ha sido un problema dificil. El enfoque empiri-
co mas reciente se ha alejado de la estimaciéon de correlaciones
macroecondmicas entre salarios reales y variables del ciclo eco-
némico (cabe recordar que una implicaciéon de la existencia de
salarios nominales rigidos es que los salarios reales se correla-
cionan negativamente con el ciclo econémico), debido a que ta-
les estimaciones en muchos casos han resultado poco conclu-
yentes y cada vez se consideran menos apropiadas.” En cambio,
se avoca a dos fines. Primero, cuantificar tal RBSN con datos mi-
croeconémicos. Segundo, determinar si tal evidencia microeco-
némica es congruente con la correlacién macroeconémica (te6-
rica y observada) entre inflacién y empleo. Para contribuir a es-
te debate, la presente investigacion adopta este nuevo enfoque y
lo desarrolla con datos para México provenientes de la Encuesta
Nacional de Empleo Urbano durante el periodo 1994-2001.

Dos aspectos del mercado laboral de México resultan de es-

! Informe sobre Ia Inflacion, Banco de México, trimestral, varios nimeros del
2001-3 al 2004-1.
Para una discusiéon mds detallada sobre los costos del proceso de desinflacion,
ver Sanchez Seade y Werner (1999).
% Estevao y Wilson (1998).



S. G. CASTELLANOS 37

pecial interés para un estudio sobre RBSN. El primero es que se
trata de un mercado sumamente regulado.* En particular, la
Ley Federal del Trabajo prohibe explicitamente la reduccién de
los salarios nominales, lo cual crea la presuncién de que existen
RBSN en la economia mexicana. El otro aspecto, probablemente
asociado en buena medida con el primero, es que la economia
mexicana también se caracteriza por tener un sector extenso
que emplea trabajo informal: las ganancias de una empresa
pueden incrementarse al evadir regulaciones laborales costosas
a través del empleo de trabajadores sin darles las prestaciones
de la LFT.” Ambos aspectos resultan de interés porque el feno-
meno de la RBSN ha sido estudiado en paises industrializados
principalmente.® Ademas, este tipo de regulacién no es ajena a
otros paises de América Latina.” En varios de los paises indus-
trializados la existencia de RBSN se ha fundamentado en pre-
ocupaciones individuales de equidad, diferencias en salarios re-
lativos, o ilusion monetaria.® Debido a que en los paises indus-
trializados el sector informal de la economia es reducido o in-
existente, un analisis sobre México ofrece la oportunidad de
ilustrar la importancia relativa de las dos principales explicacio-
nes para la existencia de RBSN.’

* Véase por ejemplo, Botero, Djankov, La Porta, Lépez de Silanes y Shleifer
(2004) o Forteza y Rama (2002).

° Para mas detalles sobre el sector informal de la economia en México, véase
Garcia Verda (2004).

Véase Dwyer y Leong (2000) para evidencia de Australia, Crawford (2001),
Crawford y Wright (2001), Farés y Hogan (2000) y Faruqui (2000) para evidencia
de Canadd, Decressin y Decressin (2002) y Bauer, Bonin y Sunder (2004) para evi-
dencia de Alemania, Kuroda y Yamamoto (2003) para evidencia de Japén, Fehr y
Goette (2003) para evidencia de Suiza, Agell y Lundborg (2003) para evidencia de
Suecia, Knoppik y Beissinger (2005) para evidencia sobre los 15 miembros de
Unién Europea en el periodo 1994-2001, y Altonji y Devereux (1999), Card y Hys-
lop (1997), Kahn (1997), Lebow, Saks y Wilson (2003), McLaughlin (1994, 1999) y
Wilson (2002) para evidencia de Estados Unidos.

Por ejemplo, Pessino (1997) explica que en Argentina, antes de 1991, los
trabajadores se podian considerar despedidos y eran elegibles para recibir una
compensacién econémica si sus salarios eran reducidos o si ellos eran asignados
a una actividad diferente dentro de una empresa. Cortazar (1997) explica que
en Chile, durante el periodo de 1973 a 1979, el gobierno militar reemplazé las
negociaciones descentralizadas entre empresarios y trabajadores por una politi-
ca de ajustes salariales determinados por el gobierno. La tasa de variacién de los
salarios nominales en ese periodo se explica en un 90% por el ajuste salarial de-
cretado por el gobierno.

Véase por ejemplo, Akerlof, Dickens y Yellen (1996).

~ En su estudio sobre la importancia del sector informal en la economia de 110
paises, Schneider (2002) reporta que en el periodo de 1999-2000 la participacién
del sector informal en el Producto Nacional Bruto de México fue 30.1%, que es ma-
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El dnico otro estudio sobre RBSN en un pais en vias de desa-
rrollo del que tenemos conocimiento también analiza datos de
México. Los datos usados por Castellanos, Garcia Verdua y Ka-
plan (2004) provienen de los registros administrativos del Insti-
tuto Mexicano del Seguro Social (IMSS), los cuales forman una
base de datos tnica de todas las empresas del sector privado afi-
liadas al IMSS y sus empleados.'’ Esta base de datos constituye
un censo de todas las empresas formales (es decir, legalmente
establecidos con el IMSS) en México. Por lo tanto, la base exclu-
ye a una proporcién importante de los trabajadores asalariados,
como son todos los empleados de gobierno y los asalariados in-
formales. Por esta razén, una segunda contribucién del presen-
te analisis proviene precisamente de la medicién de RBSN en
grupos de trabajadores empleados en empresas que no estan
afiliadas al IMSS.

Los resultados muestran que la fuerza laboral en México ex-
hibe una gran movilidad. Las medidas mas conservadores indi-
can que menos del 40% de los trabajadores asalariados conser-
van el mismo empleo de un ano al otro. Al examinar las distri-
buciones de los cambios salariales entre trabajadores que no
cambian de empleo y trabajadores que cambian de empleo se
obtienen medidas de RBSN muy semejantes y relativamente ba-
jas (inferiores a las que se detectan en Alemania, Estados Uni-
dos, Jap6n y el Reino Unido usando bases de datos y definicio-
nes semejantes). Sin embargo, surgen diferencias al distinguir
entre los trabajadores del sector formal y los del sector informal
(los cuales en promedio comprenden alrededor de 70 y 30% de
los trabajadores asalariados durante el periodo analizado, res-
pectivamente): se obtiene una ligeramente mayor RBSN en el
primer grupo que en el segundo. Este resultado valida ambos
tipos de explicaciéon sobre la existencia de RBSN. Por actividad
econémica, en el sector manufacturero se detecta mayor RBSN
que en los sectores de comercio, construcciéon y servicios. Por
tamano empresa, se detecta mayor RBSN en las empresas con
mas de 250 empleados. El grupo en el que se detecta mayor
RBSN es el que considera a los trabajadores asalariados en em-
presas grandes (con mas de 250 empleados). En este grupo, la

yor que la participacion de dicho sector registrada durante ese lapso en las econo-
mias de Estados Unidos (8.8%), Suiza (8.8%), Japén (11.3%), el Reino Unido
(12.6%), Autralia (15.3%), Alemania (16.3%), Canada (16.4%) o Suecia (19.1 por
ciento).

El analisis estadistico de esta base fue posible sélo después de que Kaplan,
Martinez y Robertson (2003a y 2003b) tuvieron acceso, limpiaron y procesaron los
registros administrativos.
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extension de las RBSN es muy similar a la que se ha detectado
entre trabajadores asalariados en Estados Unidos. De esta ma-
nera, si bien entre el grupo de trabajadores asalariados del sec-
tor formal, una reduccion del 15 al 10% en la mediana de la dis-
tribucion de cambios salariales estd asociada a un costo salarial
(medido como la diferencia de cambios salariales promedios en-
tre la distribucién observada y una distribucién hipotética sin
RBSN) de 10 puntos bases, entre el subgrupo de trabajadores
asalariados del sector formal empleados en empresas grandes,
la misma reduccién estd asociada a un costo salarial de 60 pun-
tos bases.

El resto de este articulo queda organizado de la siguiente
manera. La secciéon II describe la metodologia y los datos em-
pleados para construir las medidas de RBSN y de costos en sala-
rios asociados a ella. La seccién III presenta los resultados de
las estimaciones realizadas. La seccién IV resume las conclusio-
nes principales y sugiere algunas extensiones posibles.

II. METODOLOGIA Y DATOS

1. Metodologia

El andlisis de los cambios en salarios nominales a nivel indi-
vidual permite detectar los hechos estilizados asociados a la dis-
tribucién de dicha variable en presencia de rigideces a la baja
atribuidas a la existencia de instituciones o restricciones legales
(como el salario minimo o la duracién de la jornada de trabajo)
a consideraciones de equidad, o a costos de menu. Si existe
RBSN, la distribucion de los cambios salariales a nivel individual
debe exhibir una asimetria positiva significativa, que se vuelve
mas pronunciada conforme se reduce la inflacién. Card y Hys-
lop (1997) mencionan tres implicaciones de esto:

1) Existen pocos cambios negativos.
i) El cambio del salario nominal mas probable es cero.

iii)Ambas caracteristicas anteriores son mas evidentes en perio-
dos en que la inflacién es baja (que es cuando la RBSN puede
tener implicaciones en el empleo).

La ventaja mas obvia de este enfoque es su simplicidad, ya
que estas tres caracteristicas de la distribucién pueden apreciar-
se examinando los histogramas y los momentos de la variable
de interés. Los paneles (a) y (b) de la gréfica I muestran la dis-
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tribucién de los cambios anuales en los salarios nominales por
hora en México durante un periodo de inflacién alta (1994:01-
1997:04) y durante un periodo de inflacién moderada
(1998:01-2001:01), respectivamente. Puede apreciarse que la
primera distribucién es mas simétrica y dispersa que la segun-
da. Este patrén coincide con la existencia de RBSN. También
pueden apreciarse déficit en las barras del histograma que estan
mas cerca de cero con respecto a las que estan mas lejos de ce-
ro, lo cual podria interpretarse como evidencia de costos de
mend.

Si bien es cierto que la inspeccién de histogramas de distri-

GRAFICA L. DISTRIBUCION DE CAMBIOS ANUALES EN EL LOG-SALARIO
NOMINAL POE HORA ENTRE TERABAJADORES ASALARIADOS QUE NO CAM-
BlaN DE EMPLEO DURANTE PERIODOS DE INFLACION ALTA E INFLACION
MODERADA, 17H8-2001
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bucién de los salarios nominales como los presentados en la
grafica I permite detectar la ausencia de observaciones con
cambios negativos, la acumulacién de observaciones en cero, y
la acentuacién de estas caracteristicas conforme la inflacion se
reduce indicativas de la existencia de RBSN, los estudios recien-
tes proponen varias medidas y pruebas mas especificas, menos
sensibles a la seleccién de escalas, y mas robustos a que exista
algin sesgo inherente en la distribucién o ruido en la medicién
alrededor de cero.

Las pruebas construidas a partir de la correlacién entre las
caracteristicas de la distribucién, como el sesgo o la diferencia
entre la media y la mediana, con la inflacién son muy popula-
res por su simplicidad y por ser robustas a la existencia de ses-
gos inherentes en la distribucién de los salarios nominales
(McLaughlin, 1994 y 1998). Por ejemplo, en el contexto del
modelo neoclasico, el salario nominal esta determinado por el
valor de la productividad del trabajo, que se puede descompo-
ner en el cambio en el precio del bien fabricado y en el cambio
en la productividad real del trabajo. En consecuencia, si la dis-
tribucién de cambios en productividad es asimétrica, la distri-
bucién de los salarios nominales puede serlo con independencia
de si hay o no RBSN. A manera de ejemplo, en la grafica II se
muestran los histogramas de la distribucién de cambios en la
productividad real anual en el sector manufacturero y en el sec-
tor comercio. Sin embargo, estas medidas no son especificas pa-
ra medir la asimetria que es caracteristica de la presencia de
RBSN, ni robustas a la existencia de observaciones extremas (co-
munes en encuestas a individuos como la que se emplea en este
analisis).

El método de estimacién de kernel propuesto por Card y Hys-
lop (1997) es robusto a la existencia de observaciones extremas.
Sin embargo, dicho método utiliza la forma de la distribucién
de los salarios nominales a la derecha de la mediana para de-
terminar la forma de la distribucién situada a la izquierda en
ausencia de rigideces, lo cual solo resulta valido cuando la dis-
tribucién inherente de los cambios salariales es simétrica."'

Las pruebas propuestas por Lebow, Stockton y Wascher
(1995) y Kahn (1997) ofrecen algunas ventajas con respecto a
las alternativas ya mencionadas. Ademas de ser especificas para
medir la RBSN, son robustas a la existencia de observaciones ex-
tremas. El estadistico de Lebow-Stockton-Wascher (LSW) com-
para las proporciones de la distribucién de cambios salariales en-

1 yéase Shea (1997) para una discusion mas detallada.
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GRAFICA IL. DISTRIBUCION DE CAMBIOS ANUALES EN EL LOG-PRODLUCT]-
VIDAD REAL PORE TRABAJADOR EN EL SECTOR MANUFACTURERO Y EN EL
SECTOR COMERCIO DURANTE EL PERIODO DE 19942041
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FUENTE: Elaboracidn a pavtic de datos del Banco de México.

contradas en ambas colas, medidas a partir de puntos equidis-
tantes de la mediana.'? Para una distribucién normal se tiene
LSW = 0, mientras que para una distribucién afectada por
RBSN se tiene LSW > 0, debido al déficit de observaciones en la
cola izquierda. Nuevamente, la correlacién negativa de este es-
tadistico con la inflacién se considera indicativa de RBSN. Sin
embargo, el estadistico LSW no es robusto a asimetrias inheren-
tes en la distribucién de cambios salariales.

2 gy particular, la férmula del estadistico es LSW = [1 - F(2*mediana)] - F0).
Lebow, Saks y Wilson (2003) presentan una explicacién mas detallada y con ilustra-
ciones de esta prueba.



S. G. CASTELLANOS 43

La prueba de Kahn (1997) es especifica para medir RBSN,
robusta a la existencia de observaciones extremas y robusta a
la existencia de sesgos inherentes en la distribucién de cam-
bios salariales. Se estiman dos pardmetros mediante un siste-
ma de ecuaciones aparentemente no relacionadas (Seemingly
Unrelated Regression Equations, o SURE por sus siglas en inglés):
el pardmetro n indica la proporcién en que las barras del his-
tograma que estan a la izquierda de cero estan recortadas de-
bido a RBSN (si n = 0 no hay RBSN y si n < 0 hay RBSN) y el
parametro z indica la proporcién en que la barra con cambio
salarial cero esta incrementada debido a contratos de largo
plazo u otras razones para la concentracién de observaciones
en ese valor (z > 0). En consecuencia, esta prueba permite en
cierta medida distinguir entre RBSN y costos de mend que
también pueden afectar la distribuciéon de salarios nominales, lo
cual representa otra ventaja con respecto a las pruebas descri-
tas antes. Estos parametros se obtienen mediante la estimacién
de un SURE con r para medir del tamafio de las barras de la
distribucién de los salarios: la prueba compara la proporcién
de variaciones salariales localizadas en el intervalo entre ry r -
1 puntos porcentuales por debajo de la mediana, que se ubi-
cara a la izquierda de cero, en cero o a la derecha de cero de
acuerdo con el nivel de inflacién en cada periodo. Asi, la
prueba utiliza como contrafactico la misma parte de la distri-
bucién de cambios salariales nominales en diferentes momen-
tos del tiempo, de manera que su poder depende de la variabi-
lidad a través del tiempo en la posicién de los intervalos con
respecto a cero."”

13 . . . .
Cuando se usan 15 percentiles o barras del histograma en la estimacién, el
SURE tiene la siguiente forma:

15
PROPI1, = p + np DNEGI, + (z— n}, p;)DZEROI, + & ,
=2

PROP14,= p, + np4DNEG14, + (z— np s DZEROI4 , + &4 ,
PROPI15, = p5 + npsDNEGI5, + (z)DZEROL5, + &5,

donde, para r = 1,...,15, la variable dependiente PROPT; es la fraccion de variacio-
nes salariales localizadas en el intervalo entre ry r- 1 puntos porcentuales por deba-
jo de la mediana; p, es una constante, DZEROr, es una variable dicotémica que indi-
ca si la posicion de la barra r;, es en el valor cero, y DNEGt; es una variable dicotomi-
ca que indica la posicién de la barra r, es debajo del valor cero. Esta version de la
prueba con 15 barras del histograma coincide con una fluctuacién de la mediana
del cambio salarial dentro del rengo de 7 y 20% y produjo resultados mas con-
gruentes y robustos que las alternativas calculadas con 20 y 25 barras. Existen varias
exposiciones detalladas e ilustradas de la prueba de Kahn (por ejemplo, Lebow,
Saks y Wilson, 2003), asi como variantes del modelo bésico (por ejemplo, Lebow,
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Cabe sefalar una caracteristica de los datos utilizados en el
presente analisis que favorece el uso de la prueba de Kahn: la
correlaciéon entre la inflacién y la varianza de la distribuciéon de
los cambios en los salarios nominales calculados con la ENEU es
muy baja, lo cual es relevante debido a que la correlacién alta
entre ambas variables afecta de manera adversa la robustez de
esta prueba. Por otra parte, Lebow, Saks y Wilson (2003) sefa-
lan que la prueba de Kahn (1997) tan solo es “algo robusta” a la
existencia de ruido en la medicién alrededor de cero y propo-
nen una versiéon de esta prueba que si lo es. Esta versiéon au-
mentada de la prueba de Kahn trata de distinguir observacio-
nes que estan en cero y en los intervalos de un punto porcen-
tual por arriba y por debajo de cero.

Otra desventaja de la prueba de Kahn, también aplicable a la
de Card y Hyslop, es que no tratan de manera explicita los pro-
blemas de medicién en los salarios. Altonji y Devereaux (1999)
proponen medir la RBSN a través de una funcién de ingresos
por trabajo que considera de manera explicita tanto la RBSN
como el error de medicién y el cambio en la composicién de las
muestras de datos utilizadas. Sin embargo, este enfoque requie-
re suponer formas funcionales especificas para determinar sus
varios parametros y la interpretaciéon de ellos es menos directa
que la que se deriva de las pruebas de Kahn."

Debido a que esta revisién de la metodologia sugiere que no
hay una medida de RBSN que domine a las demas, decidimos
estimar para el presente analisis las pruebas correlacion de la
inflacién con el sesgo, con la media y la mediana y con el esta-
distico LSW, asi como la prueba de Kahn. La prueba propuesta
por Altonji y Deveraux se descart6é debido a que para este anali-
sis se utilizan datos uniformes de una misma fuente, por lo que
aun si hay errores de medicién es posible interpretar las estima-
ciones con las demas pruebas como niveles minimos de la ver-
dadera RBSN (como se discutira con detenimiento en la siguien-
te seccién).'” La prueba propuesta por Card y Hyslop se descar-
t6 porque la inspeccién de los histogramas de la distribucién de
cambios anuales en los salarios nominales calculados para todos
los trimestres del periodo de 1994-2001 analizado no son con-

Saks y Wilson, 2003; Beissinger y Knoppik, 2001; Christofides y Leung, 2003; y
Castellanos, Garcia Verda y Kaplan, 2004).

En realidad, la metodologia de Altonji y Devereaux contrasta modelos de
flexibilidad de salarios completa, inflexibilidad de salarios completa y RBSN y luego
hay que estimar las probabilidades de que un salario permanezca rigido o sea recor-
tado_a partir del modelo que ajusta mejor los datos.

® Véase Knoppik y Beissinger (2005) para mas detalles.
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gruentes con el supuesto de que la distribucién libre de rigide-
ces sea simétrica alrededor de la mediana (ni siquiera para tasas
de inflacién superiores a 30% registradas entre 1995 y 1996)
que impone la prueba. Asimismo, las estimaciones preliminares
de la versién aumentada de la prueba de Kahn para algunas de
las muestras que analizamos mostraron problemas de multicoli-
nealidad debido a poca variabilidad en los datos dentro del
rango de -1, 0 y 1, por lo que decidimos excluirlas de este anali-
sis.

Una vez que se ha establecido si hay RBSN mediante alguna
de las pruebas descritas, la siguiente pregunta a contestar es si
dichas rigideces implican que exista alguna diferencia entre el
cambio salarial promedio de la distribucién observada y el que
se observaria si la distribucién de cambios salariales estuviera li-
bre de rigideces. Tal diferencia representa el costo en salarios
asociados a la RBSN, el cual es relevante si los ajustes ante per-
turbaciones econémicas negativas se tienen que dar en mayor
medida a través de reducciones del empleo que de los salarios.
En consecuencia, esta mediciéon requiere plantear una distribu-
ci6n de cambios en los salarios hipotética libre de rigideces.

Si bien es posible suponer una funcién hipotética libre de ri-
gideces simétrica de manera ad hoc (MacLaughlin, 1994 y 1999;
o Card y Hyslop, 1997), la prueba de Kahn ofrece la ventaja de
que permite la construccién de dicha distribuciéon hipotética a
partir de los parametros estimados a partir de los datos obser-
vados. De hecho, en la medida que la RBSN sea menos restricti-
va en condiciones de inflacién alta podria suponerse que las dis-
tribuciones de cambios en los salarios observadas durante di-
chos periodos reflejan las asimetrias inherentes no asociadas
con este tipo de rigidez. Ademas, en caso de que la distribucién
libre de rigideces verdadera fuera simétrica, es posible interpre-
tar las mediciones basadas en los pardmetros de la prueba de
Kahn como una cota inferior de los costos salariales provocados
por la RBSN.'

Suponiendo que los costos de ment no son afectados por la
inflacién, entonces la distribucién hipotética correcta considera
el efecto del parametro n y no del parametro z.'” El pardmetro

1% Cabe senalar que la inspeccién de los histogramas de la distribucién de cam-
bios en la productividad real por trabajador mostrados en la grafica II muestran
fuertes asimetrias, lo cual tampoco apoya el supuesto de que la distribucién libre de
RBSN sea simétrica.

En realidad, esta es la medicién correcta atn si suponemos que la inflacion
afecta los costos de mend, en cuyo caso se podrian calcular los costos por RBSN y
costos de ment por separado.
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n se usa para redistribuir las observaciones entre las barras afec-
tadas por la RBSN, desde la que se localiza en cero hacia las que
se localizan debajo de cero. Esta redistribuciéon reduce el cam-
bio salarial promedio de la distribucién hipotética si n<0 (grafi-
ca IIT)." El costo salarial se calcula como la diferencia en el
cambio salarial promedio de la distribucién observada y el cam-
bio salarial promedio de la distribucién hipotética. Debido a
que la distribucién subyacente no es uniforme sino unimodal, la
teoria indica que este costo crece de manera no lineal conforme
disminuye la inflacién.

GRAFICA 1. UNA COMPARACION DE LA DISTRIBUCION OBSERVADA Y LA DIS-
TRIBUCION HIPOTETICA DEL CAMBIO EX SALARIOS NOMINALES CONSTRELI
DA A PARTIR DE LOS PARAMETROS DE LA PRUEBA DE KAHN
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2. Datos

Las encuestas a hogares, como la Encuesta Nacional de Em-
pleo Urbano (ENEU), ofrecen muchas ventajas para llevar a ca-
bo un andlisis de las RBSN a nivel microeconémico. Entre ellas,
destaca el hecho de que su disefio es semejante al de las encues-
tas utilizadas en las mediciones de RBSN para Alemania, Japén,
Estados Unidos y el Reino Unido, lo cual permite hacer compa-
raciones entre paises.'” La ENEU es una encuesta a hogares que
se levanta cada trimestre entre individuos mayores de 12 anos
para medir problemas de empleo y desempleo en areas urbanas
de México. Durante el periodo analizado, capta informacién de

'8 para hacer esto es necesario suponer que por debajo de cierto percentil o ba-
rra del histograma los cambios salariales ya no son afectados por RBSN. Escogimos la
barra -25 como Altonji y Devereaux (1999) y Lebow, Saks y Wilson (2003). Cabe se-
nalar que esta elecciéon es independiente de la del nimero de barras a incluir en el
SURE.

9 por ejemplo, la encuesta Panel Study of Income Dynamics (PSID) se utiliza en
Card y Hyslop (1997), Kahn (1997) y en Lebow, Stockton y Wascher (1995).
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44 ciudades, cubriendo aproximadamente el 62% de las pobla-
ciones con mas de 2,500 habitantes y el 93% de las poblaciones
con mas de 100,000 habitantes.

El cuadro 1 reporta los tamafnos de muestra disponibles para
29 trimestres comprendidos entre enero de 1994 y marzo de
2001, asi como el porcentaje de trabajadores asalariados inclui-
dos en ellos. Se observa que una proporcién relativamente
grande de las observaciones corresponde a trabajadores asala-
riados. Debido a que dicho grupo de trabajadores es el que ha
sido mas analizado en la literatura sobre RBSN, es el que elegi-
mos como punto de partida para el presente analisis. En el
primer trimestre de 2001, los encuestados que reportan ser
trabajadores asalariados representan 39% de la ENEU; pero
como porcentaje de los encuestados que reportan haber traba-

CUADRO 1. ENEU, 1994:01-2001:01

Trimestre Todos los individuos Trabajadores asalariados” Porcentaje
1994:01 404,096 89,242 22.08
1994:02 404,571 89,783 22.19
1994:03 407,669 87,776 21.53
1994:04 420,288 89,720 21.35
1995:01 420,436 89,802 21.36
1995:02 419,099 89,297 21.31
1995:03 415,883 88,685 21.32
1995:04 420,438 90,122 21.44
1996:01 438,578 94,539 21.56
1996:02 435,991 93,732 21.50
1996:03 431,554 92,144 21.35
1996:04 450,288 97,961 21.76
1997:01 450,717 98,672 21.89
1997:02 448,202 99,410 22.18
1997:03 448,492 100,940 22.51
1997:04 450,939 102,393 22.71
1998:01 463,971 105,258 22.69
1998:02 465,567 106,063 22.78
1998:03 470,371 107,822 22.92
1998:04 484,911 112,769 23.26
1999:01 515,281 118,318 22.96
1999:02 530,529 120,985 22.80
1999:03 545,074 124,472 22.84
1999:04 560,002 129,031 23.04
2000:01 346,013 131,154 37.90
2000:02 343,180 130,449 38.01
2000:03 351,921 134,806 38.31
2000:04 357,477 135,942 38.03
2001:01 358,133 136,559 38.13

* Definido como personas con 15 < edad < 66 y que reportan ser trabajadores
que ganan un salario.
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jado durante el periodo de referencia para sostener a la familia
o cubrir alguno de sus propios gastos al menos una hora o un
dia, éstos representan el 68 por ciento.”’

Ademas de su cobertura geografica, otra ventaja de la EN-
EU es que permite construir la variable del cambio anual en
el salario nominal por hora para cada individuo, debido a
que es un panel rotativo en el que 20% de los individuos que
aparecen en un trimestre son reemplazados con individuos
nuevos cada trimestre, de manera que un mismo individuo
aparece en la encuesta durante 5 trimestres consecutivos. Los
individuos pueden ser rastreados mediante las variables de
identificacién de la propia encuesta. Esto permite construir
25 paneles de los cambios anuales en los salarios nominales
por hora. El nimero de observaciones disponible en cada
panel se reportan en el cuadro 2.

CUADRO 2. PANELES DE TRABAJADORES ASALARIADOS, 1994:01-2001:01

Periodo Ntmero de observaciones
1994:01-1995:01 10,487
1994:02-1995:02 10,868
1994:03-1995:03 10,374
1994:04-1995:04 10,838
1995:01-1996:01 11,028
1995:02-1996:02 11,036
1995:03-1996:03 10,960
1995:04-1996:04 11,270
1996:01-1997:01 11,713
1996:02-1997:02 11,677
1996:03-1997:03 11,339
1996:04-1997:04 12,644
1997:01-1998:01 12,803
1997:02-1998:02 12,024
1997:03-1998:03 13,204
1997:04-1998:04 13,073
1998:01-1999:01 13,278
1998:02-1999:02 13,610
1998:03-1999:03 13,512
1998:04-1999:04 16,160
1999:01-2000:01 16,412
1999:02-2000:02 16,114
1999:03-2000:03 16,157
1999:04-2000:04 16,052
2000:01-2001:01 16,873

0 El resto de la poblaciéon ocupada en el trimestre 2001:01 se divide en 16.8%
trabajadores por su cuenta, 6.3% trabajadores a destajo, comisién o porcentaje,
4.8% patrones, 3.9% son trabajadores familiares sin pago y, finalmente, 0.2% traba-
jadores no familiares sin pago, miembros de una cooperativa u otra organizacion.
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Este universo de observaciones permite construir una serie
de muestras de la variable de interés distinguiendo por grupos
de acuerdo a diferentes criterios, como los que se sefialan a con-
tinuacion:

1) permanencia en el mismo empleo,

ii) pertenencia al sector formal o al informal,
iii)actividad econémica,

iv)oficio o profesion, y

v) tipo de establecimiento.

En el presente andlisis se adopta la definicién mas estandar
de “mismo empleo” aplicable a encuestas a hogares como la
ENEU; es decir, un trabajador ha permanecido en el mismo
empleo si reporta realizar las mismas tareas o funciones y en la
misma actividad econémica durante los trimestres medidos.”!
De acuerdo con esta definiciéon, durante el periodo de analisis
se observa que alrededor de 40% de los trabajadores asalariados
no cambian de empleo de un afio al otro y el resto si, salvo en el
periodo de la “crisis del tequila” cuando alcanza un minimo de
29% (cuadro 3). La pertenencia al sector formal o al sector in-
formal se define segtn el trabajador goza o no de un seguro
médico provisto por su empleador, de acuerdo con la practica
de varios trabajos sobre el mercado laboral de México.”” Entre
los trabajadores asalariados que no cambian de empleo, al-
rededor del 70% tienen su plaza en el sector formal y 30%
en el sector informal. Estos porcentajes son muy semejan-

1 En la ENEU, como es préctica comiin en encuestas de esta naturaleza, se pre-
gunta: i) por el oficio, puesto o cargo desempenado, ii) por las tareas y funciones
desempenadas, y iii) por el giro del negocio en que el encuestado trabajé durante el
periodo de referencia. Esta informacién luego es codificada segtin una Clasificacién
Mexicana de Ocupaciones y una Clasificacién Mexicana de Actividades Econémicas,
respectivamente. Esto puede implicar cierta pérdida de precisién para identificar
los empleos segiin estas caracteristicas basicas. Por lo tanto, se realizaron algunos
ejercicios con definiciones mds precisas construidas agregando informacién de otras
respuestas para verificar si las estimaciones son robustas. No se observé una dife-
rencia dramatica en los indicadores de RBSN (excepto en el valor del parametro n de
Kahn), de manera que se retuvo la definiciéon estindar porque ofrece un mayor
nimero de observaciones.

Esta practica obedece a que la provisién de un seguro médico por parte del
patrén es una prestacién obligatoria de acuerdo con la LFT. Por otro lado, debido a
que en la ENEU se observa que si un trabajador tiene seguro médico también es
probable que tenga las demas prestaciones (vacaciones, aguinaldo, etc.), las estima-
ciones no difieren al agregar mads categorias como filtros adicionales.



50 MONETARIA, ENE-MAR 2005

CUADRO 3. TRABAJADORES QUE CAMBIAN Y QUE NO CAMBIAN DE EM-
PLEO EN LOS SECTORES FORMAL E INFORMAL, 1994.01-2001:01 (en porcen-
tajes)

Trabajadores que no cam- Trabajadores que cam-

Trabajadores  Trabajadores bian de empleo bian de empleo

que no cam-  que cambian
bian de empleo  de empleo En el sector En el sector En el sec- En el sector

(% de todos (% de todos formal (% informal tor formal informal

los trabaja- los trabaja- de los que (% de los (% de los (% de los

dores que dores que no cambian queno  quecam- que cam-
perciben perciben de empleo)  cambian bian de bian de em-
Periodo salario) salario) de empleo)  empleo) pleo)
1994:01-
1995:01 38.02 61.98 72.23 27.77 74.54 25.46
1994:02-
1995:02 37.27 62.73 71.56 28.44 73.24 26.76
1994:03-
1995:03 30.12 69.88 66.40 33.60 69.93 30.07
1994:04-
1995:04 29.42 70.58 68.14 31.86 71.08 28.92
1995:01-
1996:01 30.65 69.35 66.66 33.34 69.70 30.30
1995:02-
1996:02 32.19 67.81 66.14 33.86 70.80 29.20
1995:03-
1996:03 40.02 59.98 69.54 30.46 70.32 29.68
1995:04-
1996:04 40.30 59.70 69.59 30.41 69.99 30.01
1996:01-
1997:01 40.48 59.52 69.15 30.85 71.11 28.89
1996:02-
1997:02 40.07 59.93 70.14 29.86 70.98 29.02
1996:03-
1997:03 39.35 60.65 70.42 29.58 71.12 28.88
1996:04-
1997:04 39.35 60.65 70.06 29.94 71.44 28.56
1997:01-
1998:01 40.00 60.00 71.31 28.69 72.72 27.28
1997:02-
1998:02 39.07 60.93 73.05 26.95 73.53 26.47
1997:03-
1998:03 39.35 60.65 71.61 28.39 72.56 27.44
1997:04-
1998:04 39.40 60.60 70.90 29.10 72.17 27.83
1998:01-
1999:01 39.07 60.93 71.05 28.95 73.09 26.91
1998:02-
1999:02 38.50 61.50 71.43 28.57 74.84 25.16
1998:03-
1999:03 37.63 62.37 70.76 29.24 73.30 26.70
1998:04-

1999:04 38.03 61.97 72.14 27.86 74.27 25.73
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CUADRO 3 (concluye)

) ) Trabajadores que no cam- Trabajadores que cam-
Trabajadores Trabajadores

; bian de empleo bian de empleo
que no cam-  que cambian
bian de empleo  de empleo En el sector En el sector En el sec- En el sector
(% de todos (% de todos formal (% informal  tor formal informal
los trabaja- los trabaja- de los que (% de los (% de los (% de los
dores que dores que no cambian queno  quecam- que cam-
perciben perciben de empleo)  cambian  bian de bian de em-
Periodo salario) salario) de empleo)  empleo) pleo)
1999:01-
2000:01 38.05 61.95 71.76 28.24 73.91 26.09
1999:02-
2000:02 37.19 62.81 70.88 29.12 72.97 27.03
1999:03-
2000:03 37.76 62.24 72.09 27.91 73.83 26.17
1999:04-
2000:04 37.38 62.62 70.75 29.25 73.86 26.14
2000:01-
2001:01 37.40 62.60 71.84 28.16 74.69 25.31

tes entre los trabajadores asalariados que si cambian de em-
pleo.”

A pesar de todas estas ventajas, las bases de datos construidas
a partir de encuestas a hogares tienen algunas deficiencias para
el andlisis de RBSN. La base de datos ideal seguiria los salarios
de los empleados en puestos especificos dentro de estableci-
mientos especificos. Ademas, debido a que el enfoque se centra
en medir si un cambio salarial esta arriba o debajo de cero, es
muy deseable utilizar datos sin problemas de medicién en esta
variable. En consecuencia, con una base de datos que no sigue a
los trabajadores en puestos especificos dentro de las empresas
se detecta menor rigidez en los cambios salariales que en la base
de datos ideal. Asimismo, existen varias razones por las que el
error de reporte en los salarios sea mayor en encuestas a indi-
viduos que en encuestas a empresas o a sindicatos. Los errores
de reporte pueden contribuir a que la fraccién observada de
trabajadores con salario rigido detectada sea menor que la
real, debido a que sélo los individuos con salarios realmente
rigidos que reportan correctamente el cambio en su salario con-

2 Cabe senalar que el empleo informal, medido a través de su participacion
porcentual en la Poblacién Econémicamente Activa (PEA), es cercano al 53.8% de la
PEA en 4reas urbanas y al 60.7% de la PEA en 4reas urbanas y rurales (véase Garcia-
Verdu, 2004). Nuestras cifras muestran un porcentaje de empleados informales
menor porque, como se mencioné antes, en este andlisis solamente estamos consi-
derando a los trabajadores asalariados en zonas urbanas.
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tribuyen a la rigidez observada. Este problema empeora en una
encuesta que toma como unidad de muestreo es el hogar o la
vivienda. Si bien toda la informacién de la encuesta se recolecta
para todos los individuos en edad de trabajar que habitan la vi-
vienda en cada una de las cinco entrevistas, puede haber dis-
crepancias por dos razones. La primera, debido a que la perso-
na que contesta la encuesta sea distinta entre una y otra entre-
vista. La segunda, debido a que la persona encuestada, adn si es
la misma en todas las entrevistas, no conozca con exactitud las
caracteristicas de interés respecto a los demds miembros del
hogar. Esto puede introducir sesgos por redondeo o fallas de
memoria.

Para mostrar la importancia de estas desventajas, en el cua-
dro 4 se muestran las mediciones de RBSN para Estados Unidos
obtenidas en 5 estudios que emplean bases de datos diferentes:
el Panel Survey of Income Dynamics (PSID), el Employment
Cost Index (ECI) y una base de datos ideal construida a partir
de los registros de salarios de los trabajadores de administracién
de una empresa grande del sector servicios.** Al comparar cual-
quiera de las estimaciones de las primeras cuatro columnas con
la Gltima, se aprecia que las mediciones obtenidas a partir del
PSID y de el ECI indican menor RBSN que las obtenidas a partir
de la base de datos ideal. Asimismo, Wilson (2002) utiliza la me-
todologia propuesta por Akerlof, Dickens y Perry (1996) para
mostrar que al agregar errores aleatorios a sus datos de salarios
de empresa mas exactos es posible obtener mediciones muy se-
mejantes a las que arrojan el PSID o el EC1.” Es decir, los histo-
gramas basados en los datos “ensuciados” son mas simétricos,
con menor acumulacién en cero y mayor acumulacién en las co-
las de la distribucién que los basados en los datos originales
“limpios”.

Para aminorar este problema las distintas muestras de cam-
bios salariales consideradas para este analisis se construyen
anadiendo el filtro de que el informante de la encuesta sea la

% E1 pSID es una encuesta semejante a la ENEU en la que la unidad de medicion
es el hogar y no la empresa. El ECI se construye a partir de registros administrativos
a nivel empresa siguiendo empleos especificos y no individuos.

° La metodologia propuesta por Akerlof, Dickens y Perry (1996) para analizar
los datos de Estados Unidos consiste en agregar errores aleatorios a los datos de sa-
larios, tomando como base las distribuciones de los errores de respuesta del Current
Population Survey (CPS) a preguntas semejantes del PSID. Los estudios de validacién
realizados pora el CpS indican que la proporciéon de respuestas correctas es 42.2%
de la muestra y una desviacién estandar de la diferencia entre el logaritmo del sala-
rio individual y por empresa de .167.
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misma persona en las entrevistas. Ademads, la discusién anterior
sugiere que lo mas adecuado es interpretar las mediciones ba-
sadas en la ENEU como cotas inferiores a la RBSN que podria
haber en la economia mexicana. Sin embargo, cabe senalar que
aun si las estimaciones de RBSN basadas en la ENEU indican
mayor flexibilidad que las basadas en los registros administrati-
vos, como la del IMSS, en la medida en que se cumpla el supues-
to de que el error de medicién sigue la misma distribucién (y no
sea demasiado grande) entre diferentes grupos de trabajadores,
las comparaciones entre ellos atin nos sirven para determinar
dénde son mas importantes las RBSN.

CUADRO 4. MEDICIONES DE RBSN PARA ESTADOS UNIDOS CON DISTIN-
TAS BASES DE DATOS, 1971-93 (en porcentajes)

Lebow, Stock- Lebow, Saks Wilson

McLaugh-  tony Wascher Cardy Hys- y Wilson (2002 )(l

lin(1994) (19950 Iop (1997)  (2003f Datos de
PSID, 1976- PSID, 1971- PSID, ECI, 1981- una empre-

1986 1988 1979-1993 1999 sa, 1982-84

Corr(sesgo, »)" -0.08¢ -1.48
Corr(media-

mediana, 7)*
Corr(LSW, ) -0.73 -1.37 -1.11
n-kahn -47.00 -90.00
z-kahn 4.43
n-kahn aumentada -52.0
z-kahn aumentada 5.49
Sesgo promedio 0.09 1.75
Media-mediana

promedio 1.10
LSW promedio 9.70 13.20 8.50
Obs. de rigidez sa-

larial 7.2 10.60 14.88 18.40 6.80
Obs. de reduccion

salarial 17.3 11.90 17.29 14.60 0.10

# Salarios de trabajadores que no cambian de empleo. b Salarios de trabajadores,
PSID. © Registros de salaries y prestaciones por hora en categorias de empleo espe-
cificas en un establecimiento. ¢ Registros de salarios de trabajadores de administra-
ci6n en una empresa grande del sector servicios. ¢ Corr(Obs. de reduccion salarial, 7).

II1. RESULTADOS

1. Medicion de la RBSN

Para interpretar los resultados de esta seccién es util tener
como referencia los valores de las pruebas de RBSN encontra-
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dos en estudios para paises como Estados Unidos, Canada y
Australia, los cuales se reportan en el cuadro 5. Los datos de
Alemania, Japén, Suiza, el Reino Unido y Estados Unidos se
tomaron de estudios que utilizan encuestas a hogares o indivi-
duos que son mas comparables con la ENEU, mientras que los
de Australia y Canada utilizan datos de encuestas a empresas o
sindicatos. Esta es una primera razén por la que se reporta me-
nor RBSN en esos paises que en los demds. Por otro lado se ob-
serva que en Alemania, Jap6n y Suiza hay una mayor propor-
ci6n de reducciones en salarios que en Estados Unidos y el Re-
ino Unido (practicamente el doble), mientras que la proporcién
de salarios sin cambios es semejante.

Existen dos razones para anticipar menor RBSN entre los
trabajadores asalariados de México que entre los de los paises

CUADRO 5. MEDICIONES DE RBSN EN VARIOS PAISES INDUSTRIALIZA-
DOS (en porcentajes)

Remo Estados

U Suiza® Unido"  Unidos®

Australia® Canadd® Alemania® Japon©

Corr(sesgo, »*  -0.69  -0.08" -0.95"
Corr(media-

mediana, 7)* -0.50
Corr(LSW, ¢ -0.60 -0.73
n-kahn -24.00 -47.00
z-kahn 7.19 4.43
n-kahn aumen-

tada
zkahn aumen-

tada
Sesgo promedio  1.34 1.63
Media-mediana

promedio 1.11 1.77
LSWpromedio  15.75 11.00 9.70
Obs. de rigidez

salarial 14.70 7.64 8.10 14.63 9.86 5.00 10.60
Obs. de reduc-

cion salarial 3.50 0.37 21.30 24.54 30.43 11.00 11.90

* Encuestas de Iemuneracmnes del periodo 1987-99, Mercer Cullen Egan Dell,
Dwyer and Leong (2000). ® Datos de acuerdos entre sindicatos y empresas del sec-
tor privado del periodo 1978-99, Human Resources Development Canada, Faruqui
(2000). © Salarios base por hora del periodo 1984-93, German Socioeconomic Panel,
Decressin and Decressin (2002). ¢ Salarios mensuales de trabajadores empleados
tiempo complete del periodo 1994-98, Japanese Panel Survey of Consumers, Kuro-
da and Yamamoto (2003). ¢ Salarios de trabajadores que no camblan empleo del
periodo 1991-98, Swiss Labor Force Survey, Fehr and Goette (2003). fSalarios por
hora del periodo 1991-95, British New Earnings Survey, Nickell and Quintini
(2001). & Tr. abaJad()l es asalariados del periodo 1971-88, PSID, Lebow Stockton, and
Wascher (1995). (Jorr(Obs de reduccién salarial, 7).
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que aparecen en el cuadro. La primera se debe a que las tasas
de inflacién observadas en ellos son menores que las observadas
en México durante el periodo analizado. Debido a que cuando
los economistas discuten sobre el nivel de inflacién necesario
para lubricar las ruedas del mercado laboral tienen en mente
niveles entre 2 y 3%, se crea la expectativa ex ante de que las es-
timaciones para México mostrardan menos RBSN que las de los
paises de referencia. La otra razén es que la informacién del sa-
lario nominal que se captura en la ENEU corresponde a los in-
gresos que se le pagan al trabajador en su trabajo principal, sin
distinguir el salario de némina, de bonos, vales, u otras presta-
ciones monetizadas.* Por tanto, en la medida en que los ingre-
sos reportados en la ENEU contengan componentes adicionales
al salario de némina se puede anticipar que revelen menor
RBSN.

Las estimaciones del cuadro 6 indican una proporcién de
trabajadores con reducciones en su salario mayor en México
que en Estados Unidos, el Reino Unido, Canada o Australia,
pero semejante a las estimaciones para Alemania y Suiza (aun-
que para tasas de inflacién mas altas que en esos dos paises), en
una primera aproximacién que considera a todos los trabajado-
res asalariados. El valor del estadistico n también indica menor
RBSN en México que en los dos paises para los que se cuenta
con dicha estimacién: mientras que en Estados Unidos y en
Alemania las respectivas proporciones de cambios negativos en
salarios serfan 24 y 47% mayores en ausencia de RBSN, en
México tal proporcién seria cuando mucho 10% mayor. Los es-
tadistico que involucran la correlacién con la inflacién también
indican menor RBSN para México que para Estados Unidos (ob-
sérvese que por haber observaciones extremas en la muestra el
sesgo detectado es ligeramente negativo, lo cual coincide con
una correlacién positiva de esta variable con la inflacién).

A su vez, la extensién de la RBSN parece muy similar entre
los dos grupos de asalariados separados segin su permanen-
cia en el empleo. Si acaso, los estadisticos de Kahn y de corre-
lacién con la inflacién indican mas rigidez en el grupo de los
que cambian de empleo que en el de los que no cambian de
empleo. Esto resulta opuesto a algunas estimaciones para Es-
tados Unidos, pero podria racionalizarse si una fraccién de los
trabajadores que cambian de empleo accede a trabajos con sa-
larios mas bajos en los que las restricciones de salario minimo

%% Wilson (2002) reporta que en Estados Unidos, el componente de salarios de
los ingresos por trabajo exhibe mayor rigidez que los demas.
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son relevantes.”” Por otra parte, cabe senalar que las rigideces
provocadas por costos de menud captadas mediante el parame-
tro z de la prueba de Kahn flucttian entre 3 y 4%, niveles que
resultan muy semejantes a los reportados para Estados Unidos.

CUADRO 6. RBSN ENTRE TRABAJADORES ASALARIADOS: TRABAJADORES
QUE CAMBIAN Y NO DE TRABAJO (en porcentajes)

Trabajadores que  Trabajadores que

Estadistico Todos no cambian de tra- cambian
bajo

Corr(sesgo, 7) 0.18 0.11 0.16
Corr(media-mediana, 7) -0.59 -0.57 -0.64
Corr(LSW, n) -0.44 -0.38 -0.40
n- kahn -8.95 -7.23 -13.67
z—kahn 2.91 3.74 2.66
Sesgo promedio -1.22 -7.37 -0.02
Media-mediana promedio 0.32 0.13 0.35
LSW promedio 5.47 6.39 4.76
Obs. de rigidez salarial 7.74 9.32 6.80
Obs. de reduccién salarial 24.16 22.83 24.96

Las estimaciones presentadas en el cuadro 7 muestran mayor
RBSN entre trabajadores empleados en el sector formal que en-
tre trabajadores empleados en el sector informal, tanto si cam-
bian como si no cambian de empleo. Si acaso, es sorprendente
que las mediciones no difieran mas entre si. Esto sugiere que
ambas teorias sobre el origen de la RBSN pueden ser explicati-
vas: las restricciones legales que se aplican al empleo en el sec-
tor formal previenen reducciones en los salarios, mientras que
en el sector informal, aunque no hay restricciones legales las
consideraciones de equidad o justicia previenen tales reduccio-
nes. Encuestas a empresas realizadas en Estados Unidos y en
Suecia sugieren que tales consideraciones de equidad y justicia
no son triviales y pesan en las decisiones de determinaciéon de
salarios.”®

Obsérvese que bajo la hipétesis de mercados segmentados las
mediciones de RBSN del sector formal y del sector informal po-
drian diferir sustancialmente entre ambos sectores, precisamen-
te debido a la existencia de barreras que impidan flujos de en-
trada y salida de trabajadores entre ambos sectores. En cambio,

7 La rigidez de los salarios entre trabajadores que ganan el salario minimo se
discute brevemente en Card y Hyslop (1997) y en Wilson (1999).
Este tipo de evidencia de encuestas a empresas se puede consultar en Blinder
y Choi (1990) para el caso de Estados Unidos y en Agell y Lundborg (2003) para el
de Suecia, por ejemplo.
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bajo la hipétesis de mercados competitivos, en equilibrio, dos
individuos idénticos deberan estar indiferentes entre trabajar
en el sector formal o en el sector informal y que cualquier dife-
rencia salarial entre ellos reflejard tnicamente diferenciales
compensatorios por las caracteristicas del empleo en cada sec-
tor. Cabe plantearse la hipétesis de si esta libre entrada y salida
entre el sector formal y el informal también contribuye a que las
distribuciones de cambios salariales se asemejen, inclusive en
cuanto al grado de RBSN, como lo sugieren las presentes esti-
maciones.

CUADRO 7. RBSN ENTRE TRABAJADORES QUE CAMBIAN Y NO DE TRABA-
JO POR SECTOR FORMAL E INFORMAL (en porcentajes)

Trabajadores que no

cambian de trabajo Trabajadores que cambian
Sector for- Sector infor- Sector for-  Sector infor-
Estadistico mal mal mal mal

Corr(sesgo, 7) 0.1593 -0.0668 0.0042 0.2500
Corr(media-mediana, 7) -0.6225 0.2239 -0.4841 -0.2520
Corr(LSW, 7) -0.5807 0.5031 0.0043 -0.3073
n- kahn -11.01 -9.91 -13.82 -5.57
z—kahn 3.58 4.57 2.73 2.36
Promedio sesgo -9.91 -1.08 -2.57 6.69
Promedio media-mediana 0.12 0.33 0.45 0.41
Promedio LSW 5.91 7.13 4.92 4.38
Obs. de rigidez salarial 7.60 13.35 6.19 8.37
Obs. de reduccion salarial 22.40 23.81 23.36 29.08

Ciertamente el analisis de la movilidad de los trabajadores
entre el sector formal y el informal merece un estudio mas deta-
llado y queda fuera de la materia de nuestro analisis. Sin em-
bargo, en apoyo de la hipétesis de mercados competitivos para
México y de esta interpretacion de los resultados, cabe sefalar
que el analisis de patrones de movilidad a través de matices de
probabilidades de transicién realizado por Budar y Garcia Ver-
du (2003) reporta que los flujos de trabajadores entre el empleo
formal y el informal han sido relativamente simétricos y estables
durante el periodo de 1994 a 2002, independiente de la fase del
ciclo econémico en que se encuentre la economia.” Por otra

2 No obstante, de acuerdo con Budar y Garcia Verdd, el empleo informal pare-
ce jugar un papel importante en el proceso de entrada al mercado laboral a partir
del desempleo. En particular, la probabilidad de obtener un empleo informal es-
tando desempleado es practicamente el doble de la probabilidad de obtener un
empleo formal. Ademads, esta probabilidad aumenta a casi el triple durante el perio-
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parte, Maloney (2002) utilizando datos de la ENEU para el
ano 2000 encuentra evidencia que sugiere que cerca de dos
terceras partes de los trabajadores que pasan del empleo
formal al informal reportaron hacerlo de manera volunta-
ria, ya sea en busqueda de mayor independencia o de un
mayor ingreso.”’

A fin de detectar RBSN ocasionadas por elementos regulato-
rios, el resto del presente analisis se concentra en el grupo de
trabajadores asalariados del sector formal que no cambian de
empleo. Esta seleccion concuerda con la literatura previa para
otros paises que reporta una mayor RBSN entre trabajadores
asalariados que no cambian de trabajo y pertenecen al sector
formal.

En el cuadro 8 se presenta una primera divisién de esta
muestra entre actividades econémicas indica mayor RBSN en
la actividad manufacturera que en las de comercio, cons-
truccién y servicios. Una posible explicacién de este resul-
tado es la mayor preponderancia de pagos mediante propi-
nas y comisiones en los sectores de comercio, construccién y
servicios que en manufacturas.” Al realizar algunas estima-
ciones para actividades econémicas y profesiones definidas
de manera mas desagregada se observa que la RBSN varia
de acuerdo a estas otras dimensiones, como se ha observado
en estudios para otros paises.” Por ejemplo, se observa ma-
yor RBSN en los cambios salariales para los trabajadores
domésticos que para los directores y gerentes, lo cual puede
atribuirse a bonos de desempefio pagados al segundo gru-
po. Sin embargo, conforme se consideran grupos de trabaja-
dores mas reducidos, algunas de las pruebas son afectadas de

do de recesién entre 1994 y 1996. El empleo informal también parece ser importan-
te en la entrada al mercado laboral para las personas que estaban fuera de la fuerza
de trabajo, ya que es cerca de cinco veces mas probable que una persona que estaba
fuera de la fuerza de trabajo se reincorpore a un empleo informal que uno formal.

30 Maloney también reporta que aquellos que en el afio 2000 abandonaron el
empleo formal de manera voluntaria aumentaron sus ingresos, en promedio, en
25% respecto a sus ingresos anteriores. Si bien 2000 fue un afio de alto crecimiento
econémico, lo anterior también sugiere que las personas no necesariamente se em-
plean informalmente como su opcién de tltima instancia.

~" Esto también concuerda con una mayor preponderancia de trabajadores in-
formales en comercio, construccion y servicios que en manufacturas (Garcia Verda,
2004). De nueva cuenta, una mayor entrada y salida de trabajadores entre el sector
formal y el informal en tales actividades podria contribuir a una mayor flexibilidad,
bajo la hipétesis de mercados competitivos.

Por ejemplo, Dwyer y Leong (2000) reporta un andlisis por profesiones para

Australia.
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manera adversa por el hecho de que las distribuciones de cam-
bios de salarios muestran mas observaciones extremas o interva-
los con pocas observaciones. Por esta razén, se muestran solo
algunas de estas estimaciones en el apéndice. Para obtener un
patréon mas claro a través de andlisis futuros seria deseable
combinar estos patrones con curvas de oferta de trabajo que in-
corporen perturbaciones y diferencias en el crecimiento de la
productividad, asi como caracteristicas personales.

CUADRO 8. RBSN ENTRE TRABAJADORES QUE NO CAMBIAN DE TRABAJO
EN EL SECTOR FORMAL, POR ACTIVIDAD ECONOMICA (en porcentajes)

Estadistico Manufactura Comercio Construccion Servicios
Corr(sesgo, 7) 0.17 -0.01 0.10 -0.08
Corr(media-mediana, 7) -0.52 -0.21 -0.06 -0.57
Corr(LSW, 7) -0.55 -0.33 0.13 -0.44
n- kahn -39.20 -27.74 -14.74 -13.15
z—kahn -3.24 -3.89 -5.27 -4.50
Promedio sesgo -0.20 -0.10 0.16 -0.03
Promedio media-mediana 0.00 0.00 0.01 0.00
Promedio LSW 4.63 6.24 3.29 7.21
Obs. de rigidez salarial 7.05 8.16 13.80 8.79
Obs. de reduccién salarial 4.63 22.72 18.28 20.60

Otra dimensiéon en la que podria observarse diferentes gra-
dos de rigidez es por tamano de las empresas. En el cuadro 9 se
observa que la RBSN es mayor en las empresas con mas de 250
empleados que en las demas. Este resultado podria estar rela-
cionado con el hecho de que las empresas pequefnas pueden
evitar mas facilmente algunas regulaciones laborales. Otra ex-
plicacién podria relacionarse simplemente con el hecho de que
debido a que las empresas pequenas tienden a ser mas jévenes
y entre ellas se observan mayores flujos de entrada y salida, de
manera que la consideracion de antigiedad en el empleo como
atenuante de los recortes salariales es menos restrictiva. No obs-
tante, en contra de la primera de estas explicaciones, el estudio
para México realizado con cifras del IMSS indica que la propor-
cién de trabajadores afectados por disminuciones en el salario
nominal ha seguido el mismo patrén creciente durante el pe-
riodo de 1994-2001.

Por tipo de establecimiento, en el cuadro 10 se observa ma-
yor RBSN en instituciones del gobierno y en cadenas industria-
les, comerciales o de servicios, cuando estas ultimas tienen mas
de 250 empleados, que en cualesquiera otras entidades econé-
micas con nombre y registro. El estadistico n de Kahn para este
altimo grupo es igual al que se reporta para Estados Unidos en
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el cuadro 5. Para calificar la relevancia de este resultado, es im-
portante tener en cuenta que alrededor de 26% de los trabaja-
dores asalariados en el sector formal de la muestra se emplea en
este tipo de establecimientos durante el periodo de analisis.

CUADRO 9. RBSN ENTRE TRABAJADORES QUE NO CAMBIAN DE TRABAJO
EN EL SECTOR FORMAL, POR TAMANO DE LA EMPRESA (en porcentajes)

Estadistico <250 trabajadores > 250 trabajadores
Corr(sesgo, 7) 0.04 -0.03
Corr(media-mediana, 7) -0.18 -0.66
Corr(LSW, 7) -0.09 -0.58
n- kahn -0.53 -23.93
z—kahn 3.11 4.45
Promedio sesgo -9.24 -11.24
Promedio media-mediana 0.49 0.12
Promedio LSW 6.73 6.40
Obs. de rigidez salarial 9.82 7.67
Obs. de reduccion salarial 21.76 20.72

Por otro lado, resalta el hecho de que el parametro n de la
prueba de Kahn sugiere menor RBSN entre trabajadores em-
pleados en el gobierno que entre trabajadores empleados en ese
grupo de empresas privadas (atn si las diferencias segin el
porcentaje de observaciones con reduccién o rigidez salarial son
muy semejantes), debido a la expectativa de que las institucio-
nes que previenen reducciones en el salario fueran mas restric-
tivas en el sector publico. Ademas, aunque durante el periodo
de 1994 a 2001 el 42% de los trabajadores asalariados son em-
pleados por el gobierno, esta cifra disminuye de 45 a 40% en
ese lapso aunada a un incremento de la proporcién de trabaja-
dores asalariados en empresas industriales comerciales y de ser-
vicios de 40 a 50% y una disminucién de los empleados en otras
entidades de 15 a 10%. Es decir, parece haber habido un mayor
ajuste en empleo pese a una menor RBSN. Si bien serfa posible
refinar algunas de las definiciones de estos grupos de trabaja-
dores (cruzando las respuestas por tipo de empresa con las de
tipo de seguro médico, por ejemplo), consideramos mas ade-
cuado tratar de determinar qué tanto mas bajos serian los sala-
rios nominales en ausencia de este tipo de rigideces y qué tan
importantes son los errores de medicién en salarios en la en-
cuesta utilizada.

2. Medicion de los costos salariales de la RBSN

Por consideraciones de brevedad, para el resto del anilisis se
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seleccionaron 3 grupos de analisis caracterizados por diferentes
valores del estadistico n y que permiten resumir los resultados
mas importantes de la secciéon anterior: trabajadores asalariados
del sector formal que no cambian de empleo (n = -0.11), traba-
jadores asalariados del sector formal que no cambian de empleo
en empresas con mas de 250 empleados (n = -0.24), y trabaja-
dores del sector formal que no cambian de empleo que trabajan
en empresas industriales, comerciales y de servicios con mas de
250 empleados (n = -0.47). Este dltimo grupo es, de entre los
analizados en la seccién anterior, para el cual se detecté mayor
RBSN.

CUADRO 10. RBSN ENTRE TRABAJADORES QUE NO CAMBIAN DE TRABA-
JO EN EL SECTOR FORMAL, POR TIPO DE ESTABLECIMIENTO (en porcen-
tajes)

Empresas industriales, comerciales
o de servicios

Estadistico Gobierno < 250 trabajadores > 250 trabajadores ~ Otros
Corr(sesgo, 7) -0.00 0.05 -0.03 0.03
Corr(media-mediana,

7) -0.51 -0.45 -0.44 0.07
Corr(LSW, m) -0.29 -0.46 -0.62 0.14
n- kahn -17.70 -1.77 -47.08 -16.69
z—kahn 4.92 2.58 4.03 4.41
Promedio sesgo -3.06 0.19 -16.37 -18.77
Promedio media-

mediana 0.17 0.24 0.29 0.21
Promedio LSW 7.31 5.92 5.25 6.02
Obs. de rigidez salarial ~ 8.43 8.87 6.60 10.92
Obs. de reduccién sala-

rial 20.12 22.06 21.57 21.51

De acuerdo con la grafica IV, para el grupo de asalariados
del sector formal que no cambian de empleo (que registra el va-
lor del parametro n mas bajo considerado), cuando la inflacién
disminuye de 25% a 20% el costo salarial asociado es inferior a 5
puntos base, cuando disminuye de 20% a 15% el costo salarial
asociado es de 10 puntos base, y cuando disminuye de 15% a
10% el costo es alrededor de 20 puntos base. A su vez, en em-
presas industriales, comerciales o de servicios con mas de 250
empleados (que registra el valor del pardmetro n mas alto con-
siderado), cuando la inflacién disminuye de 25% a 20% el costo
salarial asociado es de alrededor de 10 puntos base, cuando
disminuye de 20% a 15% el costo salarial asociado es de 20 pun-
tos base y, finalmente, cuando disminuye de 15% a 10% practi-
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GRAFICA IV COSTO SALARIAL DE LA RBSN ENTRE TRABAJADORES ASALA-
RIADOS DEL SECTOR FORMAL QUE NO CAMBIAN DE EMPLED (costo salarnl
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camente supera los 60 puntos base. De acuerdo con estas esti-
maciones, el efecto de incrementar el valor del pardmetro n en
30 puntos porcentuales, de 14 a 47%, en el costo salarial es de
menos de 10 puntos base cuando la inflacién varia entre 25 y
20%. Pero cuando la inflacién varia entre 15y 10%, el efecto en
el costo es cercana a 40 puntos base.

La tasa de la inflacién mas baja registrada durante el periodo
del andlisis es 8.5%. Pero el analisis de los costos salariales pue-
de extenderse para niveles de inflacién menores si se explota
la relacién no lineal que se observa entre el costo salarial y la
inflacién en la grafica IV. Esta relacion puede estimarse con
una regresiéon de cuadrados minimos ordinarios para generar
los prondsticos del costo salarial asociado a la reduccién de la
tasa de inflacién debajo de los niveles de la muestra observados.
Los costos salariales asociados a las tasas de inflacion de 13.5,
8.5, 6, 4.5, 3 y 0% para los grupos del analisis se representan en
el cuadro 11. Dichas estimaciones muestran que dado que la in-
flacién registrada en el mes de abril de 2003 esta cerca de 5.25%,
el costo salarial de alcanzar el objetivo de 3% en diciembre de
2003 es relativamente pequeno. Asimismo, se observa que redu-
cir la inflacién de 3 a 0% eleva los costos salarial a la magnitud ca-
si igual que como reducirla de 8 hasta el 3 por ciento.

3. Los errores de medicion en salarios

Como explicamos en la seccién 11, inciso 1, debido a que la
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estimacién de RBSN requiere informacién muy precisa de sala-
rios, ésta resulta muy sensible a errores de reporte. Desafortu-
nadamente para México no hay muchas encuestas alternativas
con datos de salarios a nivel individual con las que se puedan
comparar la ENEU. Ciertamente la Encuesta Nacional de Ingre-
so Gasto de los Hogares (ENIGH) contiene informacién mas
precisa de los salarios individuales que la ENEU, aunque tam-
bién es una encuesta a hogares, porque los encuestadores
solicitan a las personas interrogadas comprobantes de ingresos
y gastos para corroborar las respuestas. Pero la ENIGH es una
encuesta de corte trasversal que se realiza cada dos afios para
una nueva muestra y no un panel rotativo trimestral como la
ENEU, de manera que para calcular cambios en salarios hay que
construir paneles sintéticos que agregan la informacién a nivel
individual por grupos segun sexo, edad y ocupacién para dos
anos distintos. Al comparar ambas encuestas se observé que
tanto el salario medio como el salario mediano para la muestra
de trabajadores asalariados de edad entre 18 y 65 afos
considerados resultaron mas elevados al calcularlos con los
datos de la ENIGH que con los de la ENEU. Sin embargo, la
media del cambio en el salario nominal de 1996 a 1998 resulta
muy semejante en ambas encuestas.”

CUADRO 11. COSTO SALARIAL DE LA INFLACION ENTRE DIFERENTES
GRUPOS DE TRABAJADORES ASALARIADOS

Tasa de Inflacion

Grupo 13.5 85 6" 4.5" 3 0

Trabajadores que no cambian de tra-

bajo en el sector formal 0.05 0.13 0.18 0.21 0.25 0.34
Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal en em-

presas de mas de 250 trabajadores  0.12 025 0.37 042 049 0.66
Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal en em-

presas ind., comer., o de serv. con

mis de 250 trabajadores 0.30  0.68 0.93 1.06 1.22  1.64

# Costo salarial se pronostica por regresiones OLS con una constante y el costo
salarial mediano elevado a la potencia 1/2.

En las graficas V y VI se muestran los histogramas de la dis-
tribucién de cambios anuales en salarios nominales para dos

paneles de datos sintéticos. El primero de ellos agrupa los datos

El detalle de estas estimaciones estd disponible a peticién del lector.
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GRAFICA V. DISTRIBUCIONES DE CAMBIOS EN SALARIOS NOMINALES DE
1996 A 1995 PARA PANELES SINTETICOS DE TRABAJADORES ASALARIADOS
AGRUPADOS EN 32 CATEGORIAS POR SEXO Y RANGO DE EDAD (G, DE
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segin 32 categorias por sexo y rango de edad (Gl), mientras
que el segundo agrupa los datos segiin 36 categorias definidas
por sexo y sector econémico de ocupacién (G2). Este ejercicio
muestra que en las distribuciones resultantes, como es de es-
perar, la agregaciéon de los cambios salariales individuales de
dos afios y por grupos disipa la acumulacién de cambios en
cero. Sin embargo, el otro aspecto de estas distribuciones que
resalta es que en ambos casos, mientras que en los datos de la
ENEU no se observan grupos con reducciones en salarios no-
minales, en los de la ENIGH si, a pesar del mayor salario pro-
medio que se obtiene de esta encuesta. En consecuencia, el re-
sultado es dificil atribuir a todas las reducciones de salarios a
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nivel individual a errores de reporte de las personas entrevis-
tadas.

Esta percepcién de que las reducciones en salarios nominales
no son espurias se refuerza en el analisis de los datos adminis-
trativos del IMSS.”" En el cuadro 12 se presentan las estimacio-
nes de este estudio realizadas con los datos de la ENEU con los
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A pesar de que la base de datos del IMSS resulta muy precisa en algunos as-
pectos, la informacién sobre las caracteristicas individuales de los trabajadores es
mucho mds limitada, lo cual no permite construir los paneles sintéticos segin las ca-
tegorias descritas antes o validar con ella la informacién de salarios recolectada en la
ENEU a efectos de obtener estimaciones de los errores de estimacién para realizar el
tipo de ajuste sugerido por Akerlof, Dickens y Yellen (1996).
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del estudio basado en los registros administrativos del IMSS. Los
datos corresponden al grupo mas agregado de los trabajadores
asalariados del sector formal que no cambian de empleo de
acuerdo con la definicién de mismo empleo equivale a tener la
misma ocupacién en la misma actividad econémica (que es la
mas estandar) con una mas estrecha que agrega las condiciones
de tener las mismas prestaciones y el mismo tipo de estableci-
miento. Las diferencias mds grandes entre ambas estimaciones
se observan en los valores de la correlaciéon entre el estadistico
LSWy la inflacién y en los pardmetros de la prueba de Kahn,
indicando mayor RBSN en los datos del IMSS que en los de la
ENEU, como es de esperarse. No obstante, tampoco es posible
atribuir toda la diferencia en las estimaciones a errores de re-
porte de las unidades encuestadas debido a que la definicién de
“mismo empleo” usada, como se aprecia al comparar las dos
primeras estimaciones. Ademas, se tiene la presencia de traba-
Jjadores empleados por el gobierno. Por otra parte, las propor-
ciones de observaciones de salarios rigidos y con reducciones
son muy semejantes y confirman una proporciéon importante
de ajustes a la baja. La comparacién de los resultados para
México con los de los cuadros 4 y 5 muestran una menor
RBSN que en los demas paises industrializados que han sido
analizados, para cualquiera de las dos bases de datos que se con-
sidere.

CUADRO 12. RBSN ENTRE TRABAJADORES QUE NO CAMBIAN DE EMPLEO
EN EL SECTOR FORMAL EN EL PERIODO DE 1994:01 A 2001:01, DE ACUER-
DO CON LOS DATOS DE LA ENEU Y DE LOS REGISTROS ADMINISTRATI-
VOS DEL IMSS (en porcentajes)

Datos de la ENEU,
mismo empleo como
Datos de la ENEU, misma ocupacion, mis-
mismo empleo como mis-  ma actividad, mismas
ma ocupacion y misma prestaciones y mismo

Estadistico actividad tipo de establecimiento  IMSS"
Corr(sesgo, 7) 0.16 0.0416 -0.20
Corr(media-mediana, 7) -0.62 -0.6326 -0.50
Corr(LSW, n) -0.58 -0.7076 -0.16
n- kahn -11.01 -13.97 -52.00
z-kahn 3.58 -3.61 11.00
Promedio sesgo -9.91 -8.64 0.72
Promedio media-mediana 0.12 -0.14 0.04
Promedio LSW 5.91 5.69 24.68
Obs. de rigidez salarial 7.60 7.72 8.40
Obs. de reduccién salarial 22.40 22.31 21.12

? FUENTE: Castellanos, Garcfa Verdd y Kaplan (2004).
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4. Algunas consideraciones sobre la medicién de costos en
empleo de la RBSN y el acertijo micro-macro econémico

Una vez que se ha determinado el costo salarial de la RBSN,
la siguiente pregunta es si tal costo repercute en la tasa de
desempleo. Para Estados Unidos algunos autores han entrado
que si bien puede haber rigideces salariales importantes, estas
parecen no reflejarse en el desempleo. Este hallazgo ha sido
denominado como acertijo micro-macro econémico. Una ma-
nera sencilla para obtener una respuesta a esta pregunta, ex-
plorada por Lebow, Saks y Wilson (1999), es mediante la cur-
va de Phillips. Estos autores proponen que al combinar una
curva de Phillips convencional, w,= a + 7" + y,+ U, + yZ,+ ¢,
(donde w, es el cambio salarial observado, zF es la inflacién es-
perada, y, es la tendencia de crecimiento de la productividad, U,
es la tasa de desempleo y Z, son otras variables, mientras que a,
By yson los pardmetros a estimar) con una ecuacion que rela-
ciona la inflacién observada con el cambio salarial y la tendencia
de crecimiento de la productividad, 7, = w, + y, puede obtenerse
una expresion de la tasa de desempleo natural que es igual a una
funcién constante a través del tiempo de los pardmetros estima-
dos (en ausencia de errores en expectativas y de otras perturba-
ciones), NAIRU = a/-f. También es posible escribir una curva
de Phillips congruente con la existencia de RBSN, si se supone
que el cambio salarial en ausencia de rigideces es una funcién li-
neal del cambio salarial observado y de un costo salarial positivo,
wR = w,+ a, y se reescribe la ecuacion de la curva de Phillips
como w,= a+ o+ zf+ y,+ BU,+ yZ + &. De la expresion
anterior se puede derivar una tasa de desempleo natural que
varfa a través del tiempo en funcién del costo salarial, NAIRU®
= (a + o)/ - B. Ademas, se puede calcular el cambio en la NAI-
RUR asociado a una disminucién de la inflacién del nivel j al ni-
vel i, A= NAIRUF - NAIRUN = (a/- a)/-p.

Altonji y Devereaux (1999) también abordan el anilisis de los
efectos de la RBSN en empleo. Su modelo considera los efectos
en la estructura de salarios y distintos aspectos del empleo como
el nimero de despidos, renuncias y promociones. Si bien la
ENEU proporciona alguna informacién sobre si los cambios en
el empleo son voluntarios o involuntarios, debido a que Altonji
y Deveraux califican sus estimaciones como demasiado impreci-
sas para ser concluyentes decidimos emplear el método mas
sencillo.

Utilizamos una especificacién de la curva de Phillips con-
vexa, cuya convexidad aumenta en periodos de baja inflacién
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GRAFICA VIL. LA CURVA DE PHILLIPS CONVENA PARA INFLACION ALTA
Y BAJA
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(grafica VII). Las estimaciones con esta especificaciéon convexa
parecen ajustar bien los datos. Se observa que el coeficiente aso-
ciado al costo salarial, cuando no se restringe a que sea uno,
permanece negativo y estadisticamente significativo en todos los
casos. Los efectos sobre la tasa de desempleo natural contindan
siendo moderados para el grupo de trabajadores mas amplio
que para los mas desagregados, tanto en periodos de alta como
de baja inflacién. Este resultado apoya la explicacién de la dis-
crepancia en el nivel de agregacién utilizado para el analisis al
acertijo micro-macroeconémico: se observa que al considerar
grupos de trabajadores mas acotados se obtienen mayores efec-
tos en el empleo (cuadros 13 y 14).%

%% Cabe mencionar que los calculos que corresponden a tasas de inflacién meno-
res a 10% coinciden en magnitud con los Lebow, Saks y Wilson (1999) reportan pa-
ra Estados Unidos con valores de n iguales a -.30 y a -.47 y tasas de inflacién en el
mismo intervalo considerado en el presente andlisis. Esto refuerza la hipétesis de
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CUADRO 13. COSTOS LABORALES DE RBSN PARA DIFERENTES GRUPOS
DE TRABAJADORES SALARIALES DURANTE ANOS DE BAJA INFLACION (U
= 1 por ciento)

Aumento en la NAIRU en un modelo simple gene-
rado reduciendo inflacion de:

185a 13.5a 85a 45a 3a0
Grupo 13.5 8.5 4.5% 3

Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal” 5.01 6.45 8.58 3.95  10.80
Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal en

empresas de mas de 250 trabaja-

dores 8.57 21.55 13.96 6.43  17.55
Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal en

empresas ind., comer., o de serv.

con mas de 250 trabajadores 8.17 13.15 11.16  5.14  14.04

? Costo salarial se pronostica por regresiones OLS con una constante y el costo

. . . b . coes

salarial mediano elevado a la potencia 1/2. ” Coeficiente de desempleo es estadisti-
camente no significativo en los niveles convencionales

CUADRO 14. COSTOS LABORALES DE RBSN PARA DIFERENTES GRUPOS
DE TRABAJADORES SALARIALES DURANTE ANOS DE BAJA INFLACION (U
= 2 por ciento)

Aumento en la NAIRU en un modelo simple gene-
rado reduciendo inflacion de:

18.5a 13.5a 85a 45a 3a0
Grupo 13.5 8.5 4.5" 3

Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal” 15.04 19.36 25.75 11.85 32.39
Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal en

empresas de mas de 250 trabaja-

dores 429  -10.78 -6.98 -321 -8.78
Trabajadores que no cambian de

trabajo en el sector formal en

empresas ind., comer., o de serv.

con mas de 250 trabajadores 8.17 13.15 11.16 5.14  14.04

# Costo salarial se pronostica por regresiones OLS con una constante y el costo

. . . b . p

salarial mediano elevado a la potencia 1/2. © Coeficiente de desempleo es estadisti-
camente no significativo en los niveles convencionales.

que si existe un acertijo micro-macroeconémico en los costos de RBSN para México,
éste depende del grado en que los costos salariales contribuyen al desempleo.
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IV. ALGUNAS CONCLUSIONES Y EXTENSIONES

El presente analisis muestra que la RBSN es menos importante
en el caso de México que en paises industrializados. Al dividir
los trabajadores asalariados entre sector formal y sector infor-
mal se detecta una ligeramente mayor RBSN en el primer grupo
que en el segundo, sin importar la permanencia en el trabajo.
Cuando la atencién se centra en grupos mas especificos de tra-
bajadores asalariados en el sector formal, se detecta mayor
RBSN en la actividad manufacturera que en las de comercio,
construccion y servicios. También se detecta mayor RBSN entre
el subconjunto de ellos que trabaja en empresas grandes. Este
altimo resultado coincide con opiniones sobre las rigideces que
pueden producir las grandes burocracias o los sindicatos que
prevalecen mas con frecuencia en grandes empresas que en el
resto, el grado de cumplimiento de la ley y el grado de la inte-
gracién a los mercados internacionales. Cabe sefialar que este
grupo concentra un porcentaje importante de los trabajadores
asalariados que se emplean en el sector formal durante el pe-
riodo del analisis. Es importante enfatizar que debido a algunas
desventajas para la medicion de RBSN que se desprenden de
errores de medicién o de redondeo, que son mas comunes en
encuestas de hogares que en encuestas a empresas o sindicatos,
las estimaciones presentes deben interpretarse como un limite
minimo a las RBSN que existen en México.

Con respecto al acertijo micro-macroeconémico concerniente
a las RBSN, en el cual se detectan RBSN sustanciales a nivel ma-
croeconémico pero no se detectan efectos sustanciales corres-
pondientes en las variables macroeconémicas, los resultados pa-
ra México apoyan una explicacién basada en la discrepancia de
niveles de agregacién entre las variables comparadas. Ello, de-
bido a que el andlisis de costo en empleos produce resultados
mas coherentes cuando se consideran grupos de trabajadores
mas agregados que menos agregados. Este resultado también es
acorde con estimaciones realizadas para Estados Unidos.”® Estos
resultados tienen sentido porque a medida que se consideran
grupos especificos no se capta apropiadamente el papel que tie-
ne el cambio de un sector a otro en el empleo agregado. Esto
sugiere la necesidad de abordar la relacién entre RBSN, dindami-
ca de salarios y dindmica de empleos mediante un modelo con
varios sectores.

Por otro lado, las interpretaciones sobre el intercambio entre

%6 Lebow, Saks y Wilson (1999).
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la inflacién y el empleo requieren datos a largo plazo con tasas
de inflacién bajas, Asi que extendiendo las inferencias basadas
en los datos de periodos con inflacién moderada a periodos con
la inflacién baja supone que las empresas no adaptaran sus re-
glas fijadas sobre el salario a las nuevas circunstancias, que es un
supuesto discutible con la consecuencia de sobre-predecir el
grado al cual las reducciones salariales se deben observar en la
etapa de inflacién baja. Esta es una razén adicional para tomar
con reserva las estimaciones de los costos de empleo.

La existencia de perturbaciones en la productividad a nivel
regional o sectorial sugiere que la informacién individual pueda
no ser suficiente para determinar si la existencia y extensiéon de
la RBSN es importante. Por lo tanto, puede ser beneficioso com-
plementar los resultados actuales con mas evidencia en el nivel
de la regién o del sector. Para ello, podrian aprovecharse pre-
dicciones especificas sobre la curva de Phillips a nivel regional o
industrial.”’

Apéndice

CUADRO A. 1. RBSN POR DIFERENTES DIVISIONES DE ACTIVIDAD ECO-
NOMICA DE TRABAJADORES ASALARIADOS DEL SECTOR FORMAL (en por-
centajes)

% en
Divisién de actividad econdmica n z 2000:01
Productos Alimenticios, Bebidas y Tabaco -12.79 -3.34 3.19
Textiles, Prendas de Vestir e Industria del
Cuero y del Calzado 17.00 -1.58 4.39
Industria y Productos de la Madera N. A. N. A 0.52
Papel, Productos de Papel, Imprenta y Edito-
riales -28.16 -7.07 1.12
Sustancias Quimicas, Derivados del Petréleo,
Productos de Caucho y Plastico 2.31 -3.13 1.21
Industria de Minerales No Metilicos, excepto
derivados del Petréleo y del Carbén 6.21 -1.86 0.9
Industria Metilicas Basicas -19.77 -6.34 0.78
Productos Metalicos, Maquinaria y Equipo -11.29 -3.29 8.83
Construccion -14.74 -5.27 2.37
Electricidad, Gas y Agua Potable 34.01 -3.83 1.72
Comercio, Restaurantes y Hoteles -27.74 -3.89 19.52
Transporte, Almacenamiento y Comunicacio-
nes -5.11 -2.039 5.6
Servicios Financieros, Seguros y Bienes In-
muebles N. A. N. A 1.29
Servicios Comunales, Sociales y Personales -16.12 -4.64 47.48

87 Véase Shea (1997) para mas detalles.



72 MONETARIA, ENE-MAR 2005

CUADRO A. 2. RBSN ENTRE DIFERENTES GRUPOS OCUPACIONALES DE
TRABAJADORES ASALARIADOS DEL SECTOR FORMAL (en porcentajes)

% en
Grupo ocupacional n z 2001:01
Profesionistas -23.81 -4.43 6.64
Técnicos -5.14 -3.81 5.6
Trabajadores de la Educacién -27.11 -5.45 15.68
Trabajadores del Arte, Espectaculos y Deportes 928.88 -0.65 0.26
Funcionarios y Directivos de los Sectores Publico,
Privado y Social 9.56 -2.47 2.93
Trab. en act. Agricolas, Ganaderas, Silvicolas y de
Caza y Pesca 9.56 -2.47 0.13

Jefes, Supervisores y ot. Trab. de control en la Fa-
bricacién Artesanal e Ind. y en Act. de Rep. y Man.  -47.68  -3.83 3.66
Artesanos y Trab. Fabriles en la Ind. de la Transf. y

Trab. en Act. de Rep. Y Man. -23.81 -5.54 8.62
Operadores de Maq Fija de Mov Continuo y Eq en

el Proceso de Fabricacion Industrial -3.48 -2.57 9.09
Ayudantes, Peones y Sim en el Proceso de Fab Arte-

sanal e Industrial y en Act de Rep y Man -3.48 -2.57 2.63
Conductores y Ayudantes de Conductores de Ma-

quinaria Mévil y Medios de Transporte 12.98 -3.47 3.75
Jefes de Departamento, Coordinadores y Superviso-

res en Actividades Administrativas y de Servicios 3.19 -3.71 4.22
Trabajadores de Apoyo en Actividades Administrati-

vas -16.34  -4.83 14.43
Comerciantes, Empleados de Comercio y Agentes de

Ventas -39.05  -3.97 7.84
Trabajadores en Servicios Personales en Estableci-

mientos 5.08 -3.44 8.75
Trabajadores en Servicios Domésticos -58.67  -8.85 0.3
Trabajadores en Servicios de Proteccién y Vigilancia

y Fuerzas Armadas -12.24  -3.46 5.47
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Osmani T. de C. de Guillén
Carlos Hamilton V. Araiijo

Tasas de cup6n

de cambio en Brasil:
componentes de corto
y largo plazos

I. INTRODUCCION

La tasa de interés es el precio mas importante del sistema eco-
némico, razén por la cual las diversas facetas de su evolucion
temporal interesan asimétricamente a los agentes. Los adminis-
tradores de cartera, en general, estan interesados en activos con
menores plazos de maduracién y, por consiguiente, en conocer
el comportamiento a corto plazo de la tasa de interés. A su vez,
los planificadores y banqueros centrales tienen sus preocupa-
ciones centradas en la fijacién/o el fortalecimiento de las bases
para el crecimiento sustentable de la economia y, en consecuen-
cia, conocer el comportamiento a largo plazo de la tasa de inte-
rés. En linea con los diferentes intereses, una parte de la litera-
tura [Campbell Shiler (1983, 1991)] hace hincapié en los movi-
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mientos a lo largo de la Estructura a Término de la Tasa de In-
terés (ETT]J). Al investigar las relaciones entre tasas de corto y
largo plazo, el enfoque busca esencialmente identificar en qué
nivel se encontrard, en fecha futura, la tasa de interés de corto
plazo lo que sin duda despierta un mayor interés por parte de
los inversores individuales, cuyas acciones son bastantes in-
fluenciadas por las oportunidades de arbitraje entre madura-
ciones distintas. Otra parte de la literatura [Feldestein y Ecks-
tein (1970), Mehra (1994)] estudia los fundamentos, y procura
identificar qué variables macroeconémicas determinarian dislo-
caciones de la ETT], lo que suscitaria mas interés de parte de los
formuladores de politica.

El proceso de integracién que atravesaron las economias
emergentes a lo largo de la tltima década difundié la practica
de la medida de la tasa de interés en moneda externa (cupé6n de
cambio). Teniendo en cuenta los movimientos del tipo de cam-
bio entre la moneda interna y la moneda externa, los partici-
pantes en el mercado recurren a una variante de las ecuaciones
de paridad de intereses. Teniendo también como telén de fon-
do las condiciones de paridad, la propuesta de este trabajo, y la
utilizacién de un modelado de multiples variaciones para anali-
zar las tres series de cup6n de cambio [Prima Descubierta de
Intereses (PDJ)], Swap Cambiario, y la Prima del Bono de Capita-
lizacion (Bono-C), nuestros respectivos factores permanentes (de
baja frecuencia o tendencia hacia ello) es transitorio el ciclo de
alta frecuencia. En esa forma, el trabajo aporta su contribucién
en el sentido de medir, simultineamente, el componente que
mas interesa al formulador de politica (el factor permanente) o
que mas interesa al trader (el factor transitorio).

En principio, las tres medidas de retorno podrian represen-
tar componentes comunes, dado que, en las operaciones de ar-
bitraje en el mercado internacional, la tasa de retorno de un
contrato de swap cambiario serfa un proxy (sustituto) del costo de
oportunidad asociado a la compra de un Bono-C, y viceversa.?
Por otra parte, en una operacién de arbitraje en el mercado
brasilefio, el PDJ seria un proxy del costo de oportunidad, aso-

"En una perspectiva econométrica, el enfoque evaluaria en qué medida el spread
(diferencial) entre las tasas de largo y corto plazo serfa una estimacién no autorizada
de la variacién en la tasa de corto plazo.

A titulo de ilustracién, admitiendo que un investigador internacional haya de-
cidido conformar su cartera incluyendo titulos de responsabilidad de agentes brasi-
lefios (asumir el riesgo Brasil), podria hacerlo por medio de la compra de Bonos-C
en el mercado estadounidense o de la compra de titulos con cldusula de correccién
cambiaria en el mercado brasilefio.
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ciado a la compra de un contrato de swap cambiario y viceversa.
Ademas, en un contexto microfundamentado [véase Hansen y
Jagannathan (1991)], pueden establecerse los contornos de una
economia en la cual esta garantizada la existencia de un factor
comun al retorno de instrumentos financieros: "factor estocasti-
co de descuento". De esta manera se puede establecer que las
tres series mantendrian vinculos o estarian expuestas al mismo
entorno general (a los mismos choques), o que segiin Proietti
(1997), haria que la aplicacién del modelado de variedad unita-
ria condujera a resultados inferiores a los ofrecidos por el mo-
delado de variedad multiple.

Ademas de esta introduccién, el plan del texto comprende
cuatro secciones. En la seccién 11, con base en Hansen y Jagan-
nathan (1991) justificamos la existencia del factor estocastico de
descuento, de la misma manera que presentamos sucintamente
una introduccién de las restricciones de co-movimientos en
modelos dinamicos. A continuacién caracterizamos la metodo-
logia desarrollada por Vahid y Engle (1993), asi como la co-
rrespondiente a Proietti (1997), ambas destinadas al analisis de
un vector de series de tiempo en tendencia y ciclo. En la seccién
III se describen las series de tiempo objeto del trabajo. En la
seccion IV se hacen constar los resultados encontrados en las
respectivas interpretaciones y analisis. Por ultimo, se presentan
las consideraciones finales.

II. RESUMEN TEORICO DE LA METODOLOGIA UTILIZADA

Sin pretender agotar el tema, en esta seccién inicialmente se-
guimos a Hansen y Jagannathan (1991), a fin de demostrar en
qué circunstancias esta garantizada la existencia del factor co-
mun (factor estocastico de descuento), entre los retornos de los
activos de la economia.” Acto seguido, introducimos un caso
particular de funcién de utilidad en la metodologia de Hansen
y Jagannathan (1991), artificio que permite indicar que el re-
torno de un activo cualquiera se divide en un componente esta-
cionario (el factor estocastico de descuento), y un componente
no estacionario, denominado en la literatura /(1) un proceso in-
tegrado de primer orden. En tercer lugar, pasaremos a ocupar-
nos del tratamiento econométrico dado a la cuestién. Especifi-
camente, describiremos una tecnologia adecuada a la de las se-
ries de descomposicién del retorno, objeto de analisis en la eta-

3 < . —r PP
Sobre el factor estocastico de descuento, ver también Cochrane (2001).
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pa empirica del trabajo. Después se pasa a la descripcion de las
restricciones de co-movimiento y de la propia descomposmmn
de la tendencia-ciclo.* En seguida se presenta una versién mul-
tivariable de la descomposicién tendencia-ciclo de Beveridge-
Nelson (1981), y se discuten los efectos de la introduccién de
restricciones de cointegracion o de ciclos comunes en vectores
autorregresivos (VAR). Hecho eso, examinaremos la metodolo-
gfa de Vahid y Engle (1992),” que sistematiza la operacién del
proceso de descomposicién de un vector de series de tiempo en
tendencia y ciclo. Por dltimo, dado que la aplicabilidad de esta
técnica se restringe al caso particular en que la suma del nu-
mero de tendencias y de ciclos comunes se iguala al nimero
de series de tiempo implicadas en el andlisis, presentaremos
una metodologia de Proietti (1997), que tiene aplicacién mas
amplia.

1. El factor estocastico de descuento

Cochrane (2001) sugiere que la férmula bésica de aprecia-
ci6n de activos puede ser escrita como se sefala en la siguiente
ecuacion:

2 w(Cr) | %
1 2L =F — L L
M I1, : (ﬂ u'(c;) jHHl

donde: i) pt representa el precio en el periodo ¢, en unidades de
moneda corriente del activo, cuyo payoff o finiquito en el perio-
dotyt+1 esx,;, medido en unidades de moneda corriente; i)
¢; €s ¢4 Y representan respectivamente el consumo en los pe-
riodos t y t+1; i) S representa el factor de descuento subjeti-
vo; y i) I1, y I1,;, representan respectivamente el nivel de pre-
cios en los periodos ¢t y ¢t + 1. Una vez que p, y I, son mensu-
rables:

u'(c 1, «x IT
(2) 1=E (ﬂ .( = j il b Et|:mt+1 : Rt+l:|’
uw'(e,) )My P I,

* Para una discusién pormenorizada sobre los co-movimientos (tendencias y ci-
clos comunes) véase, por ejemplo, Engle y Granger (1987), Engle y Kocicki (1993) o
Vahid y Engle (1997). Para una sobre representacién dindmica de los datos ver, por
e]emplo Stock y Watson (1998), Vahid y Engle (1993) o Engle e Issler (1995).

? Ese instrumento proporciona ventajas de eficiencia con relacién al Modelo Pa-
trén de Correccién de Errores (VECM) [véase Engle y Granger (1987)], a lo cual la li-
teratura ha recurrido para separar componentes de alta y baja frecuencia de las ta-
sas de largo plazo [Mehra (1994) y Orr et al. (1995)].
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u'(c « oy
donde m,,, = ( Yij (‘“)J representa el “factor estocéstico de des-

u'(¢;)

kil x .
cuento” y R, = 1’;1 el retorno bruto del activo. Como el factor

t

estocastico de descuento puede ser obtenido exclusivamente a
partir de datos de retornos de la economia [véase Hansen y Ja-
gannathan (1991)], una vez mas la férmula general (1) puede
ser refinada, de modo que la apreciacién de los activos de una
economia serian dados por:

3) 1= E{mm lis1 } i=1,..,N ##

donde: i) 7, | representa el retorno nominal en ¢+1 del i-ésimo
activo de la economia; ) m,,, es el factor estocastico de des-
cuento en ¢+1; ) j,,, representa la inflaciéon en ¢+1, es decir,
Jiv1 = H/T1; ) E, es la esperanza condicional en el periodo t; y
v) N es el nimero de activos de la economia.

Si utilizamos la hipétesis de que los componentes de la ecuacion
(3) son log normales y tomamos el logaritmo de (3), obtenemos:

. Sl
4) 0=E, [ln My —In gy +1Inr, ]+ §Et [{ln myy — E[lnm,, -

— (I o~ B[ j D+ Iy — Eln 132
Si definimos:
@yt = B LI g = E[Inom,, 1, #
a’?,m = E[1n j,, —E[1n j, 17 #
= E[n vy —E[In vl ) #
@yt = ELInmgy = E[Inm 1110 ji,y = E[1n j, 1, #
@00 = Bl Inmyy = B [Inm ) [n vy - E[In 1] y
@jr e = ElIn j = E[ln g, ]][In = Enr 10, #
podemos rescribir la ecuacién (4) como (5):

(5) 0=E[Inm, ~1n j +1nri ]+

l 2 2 2—((),”'
i t+1 _ _
+ E(wm,l-#l + a)j,l+l + wr,t+l + 2( a)mj,l+l + wmr,H—l wj7',l+1 ))
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o si hacemos:
. 1 P P
T _ 2 2 2
In ®l+l - E(wm,Hl + a’j,H—l + a)7',l+l + 2(_a)mj,l+l + a)mr,l+l - wj?‘,l+l ))

obtenemos:
(6) In7y =—(Inm, —1n j,,)-1n O}, +&/,,,

donde E,[s,,1=0.

En la ecuacién (6) comprobamos la existencia de un compo-
nente comun, (1nm,,— 1Inj,,), entre los retornos nominales de
cada activo de la economia.

La descomposicién del retorno nominal de activos de una
economia en componentes de corto y largo plazo puede ser es-
tudiada en el contexto de las restricciones de los co-
movimientos en modelos dindmicos. En la préxima subseccién
discutiremos brevemente una teoria subyacente acerca de esta
cuestion.

2. Restricciones de co-movimientos en modelos dinamicos

Asumimos que y, es un vector de dimensién n, de variables no
estacionarias e integradas de orden uno [/(1)], en cuya repre-
sentacion de Wold [MA(%)] o dada por:

() Ay, =C(L)s,,

donde C(L) es una matriz de polinomios de diferencias, con
CO0)=1,.3 % |[C, ||<o.

El vector ¢ tiene la dimensién n x 1 y representa un error de
previsién linear, un paso al frente, en las variables pertenecien-
tes al vector y,, dadas las informaciones de sus desfases. Recu-
rriendo a la Teoria de los Polinomios, la rescribimos (7) como:

8) Ay, =C(1)e, +AC* (L)e,,
donde C; =2 7in~C; todoi e, en particular, Cy=1,-C(1). In-
tegrando ambos lados de (8) llegamos a:

9) y=C(1) zo £, +C*(L)s,

La ecuacién (9) es una representaciéon de la versiéon multiple
de la descomposicién tendencia-ciclo de Beveridgde-Nelson
(1981). En este procedimiento, las series pertenecientes al vec-
tor y, son, al mismo tiempo, descompuestas en dos partes: ¢) una
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suma de pasos aleatorios (llamada de “tendencia”); y i) un pro-
ceso estacionario (llamado de “ciclo”). Podemos definir que las n
variables apiladas en el vector y¢ compartirdn tendencias esto-
casticas comunes (o cointegradas) si existen r vectores lineal-
mente independientes, r < n, apilados en la matriz ¢, de di-
mensién r x n, con la propiedad /C(1) = 0. De otra parte, las
variables n apiladas en el vector y, compartiran ciclos comunes si
existen s vectores linealmente independientes, s <n - r, apiladas
en la matriz ¢, de dimensién s x n, con la propiedad ¢gC*(L) = 0.
Los vectores &'y #; con 1 <i <ryl<i<s, son respectivamente
denominados vectores de cointegracién y vectores de ciclos co-
munes. Notemos, por lo demas, que las propiedades de cointe-
gracién y de ciclos comunes, en este orden, nada mas represen-
tan qué restricciones se hallan en los elementos de las matrices
polinomiales C (1) y C*(L).

3. Co-movimientos y la representacion autorregresiva

Discutiremos a continuacién los efectos de las restriccio-
nes de cointegracién o de ciclos comunes sobre la represen-
taciéon autorregresiva de las series de tiempo. En ese senti-
do, admitimos que las series n apiladas en el vector y¢ son
generadas por un proceso vectorial autorregresivo (VAR)
conforme aparece abajo:

(10) =Dyt 4y, +6,.

Desde que los elementos de y, se cointegran, el Teorema de
Representacién de Granger nos permite sustituir al sistema (10)
por un Modelo Patrén de Correcciéon de Errores (VECM), con-
forme se observa abajo:

(11) Ay =Ty Ay, +~--+F;—1Ayz—p+1 +ya Y+ e,

En (11):¢) yy ason matrices de dimensién n x r y posterior a
r (una dimensién del espacio de cointegracién); ) yo' = -(I -
Sty T); y i) I= -3t T, j = 1,..., p — 1. Dicho esto cabe
destacar que la restriccién de cointegracién implica que la ma-
triz I - >?,_; T tiene un puesto menor que n y que (11) incluye
parsimoniosamente (10).°

® Conocidos los vectores de cointegracion, las representaciones VECM o VAR po-
seen, respectivamente, los pardmetros n*(p - 1) + n - r y n?- p por ser estimados. Asi,
desde que r < n, en la primera representacion existen n * (n - r) pardmetros menos.
Por otro lado, llevando la cuenta de los parametros libres en el vector de cointegra-
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Otro perfeccionamiento presentado por la literatura se refie-
re a las situaciones en que las series compartiran ciclos comu-
nes. En este contexto, Vahid y Engle (1993) demostraron que la
representacién dindmica de y, puede contener una restriccién
adicional. Para entender la manera en que eso acontece, llame-
mos ¢, al i-ésimo vector de ciclo comtn. Si apilamos todos esos
vectores en una matriz ¢ de dimension s x n, esta matriz elimina
toda correlacién serial existente en Ay,, o sea gAFAy, = de,. Entre
tanto, una vez que los vectores de ciclos son identificables, pode-
mos sin pérdida de generalidades normalizarlos, a fin de encon-
trar una submatriz de identidad de dimensién s [véase Vahid y
Engle (1993) e Issler y Vahid (2001)], conforme aparecen abajo:

I

S

¢

¢(n—.s’)xs‘

Considerando que en @Ay, = @ existen s ecuaciones, que
completan el sistema mediante la adicién de las ecuaciones de
un VECM sin restricciones para los elementos n - s de Ay, restan-
tes obtenemos:

. Ay,
¢ (99+ ) :
(12) Ay = **an *1 * Y >
(ng)m In—s ! Fl .. .Fp_l V4 Aytprrl '
a'yy

donde I'"; y y* representan participaciones de I}y y, respecti-
vamente, corresponden a las ecuaciones inferiores n - s de for-
ma reducida del VECM.

o

I ¢
ut = 0 I, g =0¢g,
(n-s)xs
Puede demostrarse que (12) incluye parsimoniosamente (11).
Si @ es invertible, serd posible recuperar (11) de (12): la dltima
representacion posee s(np + r) - s(n - ) menos parametros a ser
estimados.

4. Descomposicién de tendencia-ciclo

En esta subseccién abordamos dos procedimientos utilizados

ci6n, la representacién VECM posee n°(p - 1) + 2n - r - 1* pardmetros , (n - r)* parame-
tros menos que en la representacién VAR.
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en este trabajo, reorientados a la descomposicién de un vector
de series de tiempo en tendencia y ciclo, metodologia que ha
sido desarrollada por Vahid y Engle (1993).

En la ecuacién (9), consideramos el caso especial en quen = r
+sy:

5, =C(1)X" e, +C (L)g, = 1, +¢,.

Ahora, apilando las que se transponen de las matrices de ci-
clos comunes y de cointegracién obtenemos:

(13) P | _|#COELen, | _| 2T
a'y, a'C*(L)gt a'C, |

Observemos que la matriz A ={ }de dimensién n x n no se

puede invertir, una vez que ocupa su puesto en plenitud. Dicho
puesto partiendo las columnas de su inversa A" = [¢§ o]y
premultiplicando A por A" se obtiene la descomposicion en
tendencias y ciclos para las variables componentes del vector y,,
como se ve abajo:

(14) y, =AT' Ay, =47 (P y) v (a'y,),

En la expresién de arriba, T, = ¢ ¢y, representa las tenden-
cias; y C, = a 'y, los ciclos. Digamos también que, como las ten-
dencias y ciclos son combinaciones lineales de las variables que
componen Yy, 7, es una combinacién de dos ciclos comunes,
mientras que C, es una combinacién de las relaciones de cointe-
gracion.

La ecuaci6n (6) puede ser colocada en la misma linea de (14),
es decir, en el retorno nominal y la descomposicién en dos par-
tes: ¢) una suma de pasos aleatorios (llamada de “tendencia”),
representada por In j,,;; y %) un proceso estacionario (llamado
de “ciclo”) representado por In m,, ;.

5. Descomposicién de Proietti

Cuando la suma del nimero de ciclos comunes y de tenden-
cias comunes es menor que la dimensién del sistema (ntimero
de series de tiempo), s6lo queda recurrir a la solucién de Vahid
y Engle (1993) para la descomposicién de un vector de series de
tiempo. Como solucién para el problema, Proietti (1997) deriva
una expresiéon para los componentes no observados, en térmi-
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nos de las matrices de interim multiplier representation de sistemas
cointegrados.

De la ecuacién (10), podemos escribir el modelo de correc-
cién de error:

(15) Ay, =T'[Ay,_; + ...+F;,1Ayz,p+1 +Iy,_, +¢,.t=1..T

dondeT;"= —, + ¥,_,\I; y I =X, - In =T(1). Si el pues-
toITes igual ar, 0 < r < n, la matriz IT admite la factorizacién
IT = yo/, donde oy y son matrices de dimensién n x 7. Una
ecuacién (15) concebida como interim multiplier representation
(representacién multiplicadora interina) de un sistema cointe-
grado, nomenclatura adoptada por Hylleberg y Mizon (1989).
Si se adopta la representacién espacio-estado utilizada por Cle-
mente y Mizon (1991), este modelo puede escribirse como:

(16) Ay, =2f,
y:
(17) fi=0f_1+Z¢
donde (16) es una ecuacién con Z =[I0...0] y:
Ay,
Ay,
L=l )
Ayt—p+l
a'y,_p

es un vector de dimensién m = Np + r. La ecuaciéon (17) es una
de transicion, donde:

Iy Iy o F;A —ya -y
Iy 0 - 0 0 0
o| . : : ’
0 O Iy 0
|00 - 0 a1, |

Esta representacion sera estable si los valores de las raices del
determinante de la ecuacién |7, - ©,| estan fuera del circulo
unitario.

Conforme a lo que se establece en Beveridge y Nelson (1981)
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y Stock y Watson (1988), se ignoran las condiciones iniciales y
los componentes deterministas, las series de vector y, pueden
ser descompuestas en una tendencia (7;) y un componente cicli-
co (C,)), donde:

l
T, =y + lhm ZEt[Aszi]
%=1

. [
G, =-lim Y £ [y, ] #
=% =]

Partiendo de la representacién espacio-estado, podemos cal-
cular los limites, a fin de llegar a expresiones explicitas para los
componentes ciclicos o de tendencia:

(18) C =y, =-7lI,-0]"ey,
y:
(19) T,=y-C =y +2[1,-0]"ef,

o usando las férmulas (6) y (7) de Proietti (1977):

(20) C,=—(Iy —P)XT" (1)+ya')'T7(L)Ay, + Py,
y:
@1) T,=(Iy -P)XT"(1)+ya' )'T7(L)y,

dondeT*(L) = Iy - THL-..T", [/, T'(L) = T"(1)+Ar*"(L) =
Lo+ T L AT W2 T = 2 Ty P o= (1) + yd)!
7 [d(T*(1)+ y@)'y 1" &. Una matriz P es una matriz de proyec-
cién no ortogonal, cuyas columnas son una transformacién li-
neal del espacio generado por yy el espacio es el mismo del que
genera el vector a.

III. DATOS

Utilizamos inicialmente dos (posteriormente tres) métricas representa-
tivas de los retornos asociados a titulos de responsabilidad de agentes
brasilenos [ecuaciones (22), (23) y (24), emitidos en el mercado inter-
ior o en el mercado internacional. Las series tienen periodicidad se-
manal, ocultindose a la informacién relativa al dia miércoles y, en su
defecto, el viernes o el martes, respectivamente. El intervalo de tiem-
po considerado se extiende del 20 de enero de 1999 al 30 de julio de
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2003, mientras que la poblacién de la muestra comprende 237 obser-
vaciones.
Definimos la Prima Descubierta de Intereses (PDJ) como:

(22) T = [it = (8, =811 )]’

donde: i) r;, representa una tasa de retorno que, bajo la hipéte-
sis de eficiencia de los mercados de cambio, estaria dotada de la
prima de riesgo de cambio, asociada a titulos de responsabili-
dad de agentes brasilefios, emitidos en el mercado interno y
rescatables en moneda interna; #) una tasa de intereses nominal
interna (i,) que equivale a la Tasa Selic;® y #ii) a la tasa de cambio
a la vista (s,).’

De manera similar, denotamos el Retorno del Bono de Capita-
lizacion (Prima del Bono-C) por:

(23) 7y, = Retorno de Bono de Capitalizacion

En (23), i) ry, representa una tasa de retorno asociada a titu-
los de responsabilidad de agentes brasilefios, emitidos en el
mercado internacional (Estados Unidos) y rescatables en mone-
da externa (délar de Estados Unidos); y i) el Retorno del Bono-
C es igual a la tasa promedio de rendimiento de esos titulos
(calculada con base en la cotizacién de compra), publicada por
la Agencia Bloomberg.

Identificamos, por ultimo, la Prima Cubierta de Intereses
(PCJ) o Prima del Swap Cambiario por:

(24) 73, = Retorno swap de cambio

En (24), i) r;, representa una tasa de retorno, libre de riesgo
cambiario, asociada a titulos de responsabilidad de agentes bra-
silefios y rescatables en moneda interna; y i) una tasa de retor-
no embutida en los contratos de swap cambiario e igual a los va-
lores publicados por la Bolsa de Mercaderias y de Futuros

* Se evaltian también las posibilidades de trabajar con datos diarios o mensuales,
pero una vez que se observé que los primeros continuaban haciendo mucho ruido y
que los ultimos determinaban la pérdida de mucha informacién, la idea fue descar-
tada.

Tasa media ponderada y ajustada de las operaciones de financiamiento por
un dia, reguladas por titulos publicos federales o realizadas en el sistema electréni-
co Selic, bajo la forma de operaciones comprometidas.

Cotizaciéon promedio del délar de Estados Unidos, calculada con base en las in-
formaciones registradas junto con el Banco Central de Brasil, por lo que respecta a
las operaciones de venta realizadas en el mercado de tasas libres (conocida como
Ptax).
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(BM&F), para las operaciones de especie con vencimiento en un
ano (360 dias).

Por si solo, la caracterizacién que se observa mas arriba su-
giere la existencia de vinculos comunes a las tres series, pues
ademas de contar con la prima de riesgo de cambio (serian tasas
en dolares o cupén de cambio), se refiere asimismo al retorno
de titulos de responsabilidad de agentes brasilefios internos, cu-
yos precios irremediablemente estan sujetos a choques comu-
nes. Mas, a eso se debe sumar: 7) la posible observancia del fac-
tor estocastico comun conforme a lo propuesto por Hansen y
Jagannathan (1991); una condicién de no arbitraje entre los
mercados financieros interno y externo (23) y (24), y @) una
condicién de mas arbitraje dentro del propio mercado interno
(22) y (24). Por otra parte, no podemos perder de vista que: 1)
por referirse a titulos emitidos y negociados en mercados dife-
rentes, no necesariamente los respectivos precios (por consi-
guiente (22), (23) y (24) estan sujetos a los mismos choques; i)
puede haber divergencias en las preferencias y ningin grado
de aversion al riesgo de agentes que operan en diferentes mer-
cados; 1) por tener de referencia a (22) y (24) como tasas en
doélares, surge la suposicion de que la desvalorizacién bancaria
efectiva puede resultar una estimacién no autorizada de la pri-
ma de riesgo de cambio, en el caso de (22), y de que el riesgo
cambiario esta siendo correctamente apreciado, en el caso (24);
y i) las tasas de retorno (22), (24) y (23) podrian ser vistas, res-
pectivamente, como un retorno de operaciones de corto, medio
y largo plazos.

La presentacién en el parrafo de argumentos, digamos, con-
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flictivos, cumple el objetivo de mostrar que, ahora, aprioristi-
camente proéximas, las series de retorno pueden divergir bas-
tante en nivel y/o en volatilidad, conforme se puede verificar a
partir de la grafica I. Esto sugiere una relativa divergencia de la
Prima Descubierta con relacién a las dos otras medidas. Por
ello, debe tenerse en cuenta el caracter exploratorio del andlisis
grafico, y cualquier generalizacién en cuanto a similaridad o di-
similaridad precisa ser amparada por una investigacién con cri-
terio, que se hara en la seccién IV.

IV. RESULTADOS

Nuestro objetivo final consiste en descomponer las tres series de
retorno (Prima Descubierta de Intereses, Prima del Bono-C y
Prima del Swap de Cambio) en sus respectivos componentes de
corto y largo plazo. En la consecucién de esta tarea, el primer
paso consiste en evaluar el comportamiento individualizado de
cada serie, especificamente, investigar sobre la existencia de raiz
unitaria. Sigue el analisis multiple, que abarca tres etapas: i) es-
pecificacién del Vector Autorregreswo que mejor representa la
dinamica del sistema; i) averiguacién de la existencia de rela-
ciones de largo plazo (relaciones de cointegracion) y de relacio-
nes de corto plazo (ciclos comunes); y i) considerando las res-
tricciones impuestas por las relaciones en el item (ii), identificar
las relaciones que definen los componentes de corto y largo pla-
z0.

El cuadro 1 muestra los resultados de la aplicacién de las
pruebas ADF [ver Dickey y Fuller (1979)], [Phillips-Perron
(1988)] y KPSS [véase Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin
(1999]. Las pruebas ADF y Phillips-Perron indican la no estacio-
naridad de las tres series estudiadas. La KPSS indica estaciona-
ridad limitrofe para la Prima del Bono-C, sin embargo, en fun-
cién de los resultados de las demas pruebas, asumimos la no es-
tacionaridad de la serie.

CUADRO 1. PRUEBA DE RAIZ UNITARIA

ADF Phillips-Perron KPSS

Variable Estad. t Prob. Estad. t ajust. Prob. Estad. LM
Bono-C -1,724 0,42 -2,255 0,19 0,139
PD]J -1,954 0,31 -2,604 0,09 0,353
PC]J -2,090 0,25 -2,305 0,17 0,175

NOTA: Valores criticos: ADF
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Nos dirigiremos ahora a los procedimientos de multiple va-
riedad, donde recurrimos a criterios de informacién y pruebas
de diagndstico para ajustar los vectores autorregresivos (VAR)
que mejor representan la dinamica de los sistemas. Inicialmente
el modelo sélo se aplica a dos variables, la Prima del Bono-C y
PCJ, un VAR bivariado al cual el PDJ resulta posteriormente in-
corporado. En lo que se refiere al VAR bivariado, los criterios de
informacién utilizados para la selecciéon de los desfases indican
tres desfases como la mejor especificacién [VAR(3)], en tanto
que para el VAR trivariado, la estructura que mejor describe la
dindamica del sistema contiene dos desfases [VAR(2)].

CUADRO 2. PRUEBAS DE COINTEGRACION SIN TENDENCIA DETERMI-
NISTA (CONSTANTE RESTRICTA)

N2 de ecua- Estad. de
ciones de Auto- Estad.  Valor cri- mdximo  Valor cri-
coint. valor del trazo  tico 5% Prob. valor tico 5% Prob.

Ninguno**  0,0823 26,64 20,26 0,0057 20,34 15,89 0,0093
Asimismo 10,0262 6,30 9,16 0,1687 6,30 9,16 0,1687

NOTA: *(**) indica la realizacién de la hipétesis a un nivel de significancia 5%
(1%) de nivel.

Los cuadros 2 y 3 presentan los resultados de las pruebas de
cointegracion, con base en la técnica de Johansen (1988-1991).
Para el VAR bivariado (Premio del Bono-C y PCJ), tanto la esta-
distica del trazo, como la estadistica del maximo autovalor su-
gieren la existencia de un vector de cointegraciéon [¢' = (1; -
0,4396; - 0,0922) donde el ultimo valor es la constante], al ni-
vel de significancia de uno por ciento. Para el VAR trivariado
(Premio del Bono-C, PCJ y PD]J), las mismas estadisticas apun-
tan para una relacién de cointegraciéon [¢' = (1; 0,0075; -
04364) -0,0937)], donde el tltimo valor es la constante], al nivel
de cinco por ciento de significancia.

CUADRO 3. PRUEBAS DE COINTEGRACION SIN TENDENCIA DETERMI-
NISTA (CONSTANTE RESTRICTA)

N de ecua- Estad. de
ciones de Auto- Estad.  Valor cri- mdximo  Valor cri-
coint. valor del trazo  tico 5% Prob. valor tico 5% Prob.

Ninguno**  0,1026 43,07 35,19 0,0058 25,66 22,30 0,0163
Asimismo 10,0438 17,41 20,26 0,1180 10,60 15,89 0,2825
Asimismo 20,0283 6,80 9,16 0,1372 6,80 9,16 0,1372

NOTA: *(**) indica la realizacién de la hipétesis a un nivel de significancia 5%
(1%) de nivel.
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Tanto con dos como con tres variables, sin embargo, el que la
cointegracién ocurra, asegura la presencia de un enlace lineal
de las tendencias estocdsticas y la medidas de retorno. En esa
forma, tanto el vector bivariado como en el trivariado, las me-
didas de retorno se moverian estocasticamente juntas, a lo largo
del tiempo, en la direccién de un equilibrio a largo plazo. Esta-
mos refiriéndonos aqui a la definicién econométrica de equili-
brio, que puede o no considerar vinculos con las fuerzas del
mercado o con las reglas de comportamiento de los individuos y
las firmas. Hay que tener en cuenta, ademas, que la interpreta-
ci6én econémica del fenémeno tiende a depender del desarrollo
de la situacién. En el caso que nos interesa, asociamos el equili-
brio de largo plazo a los niveles de las tasas de interés compati-
bles con la evoluciéon de los fundamentos de la economia. Por
otra parte, dada la naturaleza estocastica del movimiento con-
junto, se abre un espacio para que ocurran desvios de corto
plazo en relaciéon con el equilibrio de largo plazo. Asociamos el
fenémeno al hecho al hecho de que la tasa de interés es de cor-
to plazo (la tasa efectiva), ademds de reflejar mudanzas en los
fundamentos monetarios (deuda publica, inflacién, déficit pu-
blico, déficit en cuenta corriente, y ocasién de choques), consti-
tuyen efecto de contagio.

Considerando las supracitadas relaciones de cointegracién y
el Teorema de la equivalencia, las formas reducidas finales de
los VAR irrestrictos son dadas por los Modelos de Correccién de
Error (representaciones VECM) de segundo orden para el caso
VAR bivariado y de primer orden para el caso VAR trivariado.
Con base en estas estructuras, la préxima etapa consiste en uti-
lizar la metodologia de Vahid y Engle (1993) para comprobar la
existencia de ciclos comunes, teniendo en cuenta los vectores de
cointegraciéon encontrados anteriormente. En este sentido, cal-
culamos las correlaciones canénicas de las primeras diferencias
de cada variable como un desfase de la tltima y al término de la
correccion como una vez al término de la correccién de error
diferenciado."

El cuadro 4 presenta los cuadrados de las correlaciones ca-

" 1a hipétesis nula de que la dimensién del espacio de cofeatures (caracteristicas
comunes) serda por lo menos s o, en forma equivalente, demostracién de que existen
por lo menos n-s ciclos comunes. La estadistica de la prueba es dada por: C (p,s) = -
(T-p-1)24.log(l - /), donde 7, (1 =1, ...s) son las s menores correlaciones canéni-
cas entre las variables utilizadas. Subyacente o nula esta estadistica tiene la distribu-
cién y? como s + sup + sr - sn grados de libertad, donde n es la dimension del sis-
tema, p es el orden de los desfases del sistema en diferencias ¢ r y al nadmero de vec-
tores de integracién.
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noénicas, los valores de las estadisticas de la prueba C(p, s) obte-
nidas, los grados de libertad y la probabilidad de obtener una
hipétesis comprobada (p-value) para el modelo VAR bivariado.

CUADRO 4. CARACTERISTICAS COMUNES

Cuadrado de

la correlacion
Hipdtesis nula candnica Cp, s) DF P-value
s>0 0.019 4.41 4 0.354
s>1 0.192 54.21 10 0.000

Se ha evidenciado que, en el caso de la Prima Bono-C y del
Swap Cambiario, acertamos en la hipétesis de existencia de un
ciclo comun, siendo dado el vector de ciclos comunes normali-
zado por [¢ (1;0,0395)]. Con el objeto de finalizar el analisis bi-
variado, llevamos en (14) los vectores de cointegracién y los vec-
tores de ciclos comunes anteriormente identificados, de modo
que encontremos los parametros de las ecuaciones que definen
los componentes de corto y largo plazo (cuadro 5)."

CUADRO 5. DESCOMPOSICION TENDENCIA-CICLO

Variable Tendencia Ciclo
Prima del Bono C 1,10 Bono-C,— 0,04 PCJ, -0,10 Bono-C, + 0,04 PC]J,
PC]J 2,50 Bono-C,- 0,10 PC]J, -2,50 Bono-C, + 1,10 PC],

Las graficas II y III ilustran la descomposicién en tendencia
y ciclo de la Prima del Bono-C y del Swap Cambiario, precisa-
mente utilizando la tecnologia de Vahid y Engle (1993).

Un analisis preliminar sugiere que 7) la trayectoria de la Pri-
ma del Bono-C seria dominada por la tendencia estocastica, en
otras palabras, que el componente ciclico serfa una contribucién
pequena a la determinacién de la trayectoria de la Prima Bono-
C; y i) aunque no fuera dominante, el componente ciclico seria
importante en la determinacién de la trayectoria del Swap
Cambiario (PCJ). De hecho, comparando los valores del cuadro
6, comprobamos que el componente ciclico del Swap Cambiario
es de un orden de magnitud veinte veces superior al compo-
nente ciclico de la Prima del Bono-C, lo que implica menor vo-
latilidad de parte de este tltimo.

La evolucién temporal del ciclo comtn existente entre la Pri-

11 PUT : . A L.
En el Apéndice A construimos las matrices de descomposicién, con el propoési-
to de ilustrar cémo acontecen las diversas etapas del proceso.
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GRAFICA [1. DESCOMPOSICION DE LA TENDENCIA-CICLO PRIMA DEL BO-
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ma del Bono-C y el Swap Cambiario (PC]J) es ilustrada en la gra-
fica IV, cuyos valores son encontrados por intermedio de la
multiplicacién del vector de ciclos comunes por las primeras di-
ferencias de las series en cuestién. Es interesante hacer notar el
incremento en la volatilidad del ciclo comtin en los dltimos me-
ses del 2002, lo que podria ser asociado a la crisis de confianza
que atraves6 entonces la economia brasilena.

El cuadro 6 presenta los cuadrados de las correlaciones ca-
noénicas, los valores de las estadisticas de prueba C(p,s) obteni-
das, los grados de libertad y la probabilidad de obtener una hi-
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potesis comprobada (p-value) para el modelo VAR trivariado.
Observamos que, al introducir la tercera serie (Prima Descu-
bierta), lo Gnico que conseguimos es sustentar la hipétesis de la
existencia de ciclos comunes. Como la aplicabilidad de la técnica
de Vahid y Engle (1993) se restringe al caso particular en que la
suma del nimero de tendencias y de ciclos comunes se iguala al
nimero de serie de tiempos implicados en el andlisis, no es po-
sible el uso de tal procedimiento para identificar a los compo-
nentes tendencial y ciclico de las series en el cado del VAR triva-
riado.

GRAFICA IV, CICLO COMUN (VAHID-ENGLE)
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CUADRO 6. CARACTERISTICAS COMUNES

Cuadrado de

la correlacion
Hipotesis nula candnica Cp,s) DF P-value
s>0 0,054 12,93 2 0,002
s>1 0,124 44,08 6 0,000
§>2 0,298 127,34 12 0,000

Dada la inobservancia de ciclos comunes cuando las tres se-
ries son analizadas conjuntamente, procederemos a la descom-
posicion en tendencia de ciclo utilizando la metodologia de
Proietti (1997). Basicamente, la técnica consiste en: i) encontrar
el orden de VAR que mejor representa el movimiento de los da-
tos, o que, como ya se adelant6 en el caso que estamos tratando,
nos llevé a un modelo con dos desfases(p = 2); i) verificar si
existen relaciones de largo plazo, como ya se adelant6 para este
conjunto de variables, deducidos por la presencia de una rela-
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GRAFICA V. DESCOMPOSICION DE LA TENDENCIA-CICLO PRIMA DE BONC-C
(PROIETTD
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ci6n de cointegracion, cuya normalizacién es [ = (1; -0,4549; -
05354)]; #i) estimar el modelo de correccién de error represen-
tado por la ecuacién (15) impuesta a la relacién de cointegra-
ci6n encontrada; y iv) efectuar la descomposicion de Beveridge-
Nelson, que consiste en calcular ecuacién de ciclo (20) utilizan-
do los valores de los parametros del modelo de correccién de
error estimados en una tercera etapa y, residualmente, obtener
el componente tendencial sustrayendo de los valores efectiva-
mente observados el componente ciclico, ecuacién (19).

La descomposicion en tendencia y ciclo, segiin Proietti
(1997), aparece ilustrada en las graficas V (para la Prima del Bo-
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GRAFICA VI DESCOMPOSICION DE LA TENDENCIA-CICLO PCJ (PROIETTI)
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no-C), grafica VI (para la Prima Descubierta de Intereses), y
grafica VII (para el Swap Cambiario o PCJ).

Explorando las graficas obtenidas podemos destacar los si-
guientes puntos: i) existe cierta semejanza entre las tendencias
estocasticas de la Prima del Bono-C y del Swap Cambiario, al
mismo tiempo que la tendencia estocéstica de la Prima Descu-
bierta no se aproxima mucho de las anteriores; i) la amplitud
del ciclo de la Prima del Bono-C aumenté cuando fue compa-
rada con la descomposicién segin Vahid y Engle (1993).

Por ultimo, la gréfica VIII muestra el comportamiento de los
componentes ciclicos, tambien medidos segin Proietti (1997).
Es interesante hacer notar que existe una acentuada similitud
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entre las evoluciones temporales de los ciclos, a pesar de la dife-
rencia de amplitud verificada. El ciclo del Bono-C se presenta
como el mas estable. Intuitivamente, este hecho nos lleva a vin-
cular el proceso de formacién del Prima del Bono-C a los fun-
damentos de la economia. Ya el proceso de formacién de la
Prima del Swap Cambiario y del PD]J serian, en comparacién con
la Prima del Bono-C, mas influenciados por operaciones de ar-
bitraje y movimientos especulativos.

V. CONCLUSION

En este trabajo separamos en sus componentes de corto y lar-
go plazo, tres medidas distintas de cupén cambiario amplia-
mente utilizadas en los mercados financieros de Brasil: Prima
Descubierta de Intereses, Prima del Bono-C, y Prima de Co-
bertura de Intereses (Prima de Swap Cambiario). En un es-
fuerzo de investigaciéon, presentamos una justificacion teérica
microfundamentada para la descomposicién de la tendencia-
ciclo, a partir de la comprobacién de que los retornos nomina-
les de instrumentos financieros poseen dos componentes, uno
estacionario y otro no estacionario. En el momento siguiente,
se ve la parte empirica del trabajo, en cuya ejecucién recurri-
mos a una representacién VAR, sujeta a las restricciones que
sugiere la metodologia de Vahid y Engle (1993) y/o de Proietti
(1997).

Aunque utilizamos apenas dos series (Prima de Bono-C vy
Prima de Swap Cambiario), inferimos que la trayectoria de la
Prima de Bono-C seria dominada por la tendencia estocastica,
dado que el componente ciclico seria relativamente mas impor-
tante en la determinacién del movimiento de la Prima del Swap
Cambiario. Por otra parte, en nuestros experimentos que in-
corporan la Prima Descubierta como tercera variable, verifica-
mos similitudes entre los comportamientos de los componentes
de tendencias de la Prima del Bono-C y de la Prima del Swap
Cambiario, en tanto que el componente tendencial de la Prima
Descubierta muestra un comportamiento diferenciado. En
cuando a los componentes ciclicos, las tres poseen movimientos
parecidos, aunque divergen en términos de amplitud, siendo
ésta mayor en el caso de la Prima del Swap Cambiario. Intuiti-
vamente, asociamos el componente de largo plazo a los funda-
mentos de la economia y al componente de corto plazo de los
choques monetarios, efecto contagio-choques nominales. De esa
forma, la Prima del Bono-C se ligaria mas fuertemente a los
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fundamentos, la Prima del Swap Cambiario a las variables no-
minales y la Prima Descubierta a ambos.

En una perspectiva macroeconémica, la presencia de cointe-
gracién indica que las series convergen para un equilibrio de
largo plazo. Ese resultado es estimulante porque va al encuen-
tro del pensamiento de Fisher (1930), para quien los retornos
esperados de titulos negociados en economias distintas serian
igualados, via especulacién, una vez de convertidos a la misma
moneda y desde el momento en que presentasen plazos de ma-
duracién y riesgos de incumplimiento equivalentes, ya que el
retorno ajustado por el riesgo deberia ser el mismo.

Finalmente, entendemos que la investigacién puede exten-
derse. De modo particular, el debate deberia ser enriquecido
con la identificacién de los eventuales vinculos entre los com-
ponentes de largo plazo de las tasas de cupén (retorno) y los
fundamentos de la economia, asi como con los eventuales vin-
culos entre los componentes ciclicos y los choques nominales.

Apendice A
CUADROS

CUADRO A. 1. DESCOMPOSICION DE VARIANZA

Bono-C rcy
Periodo E.P. Bono-C rcy E.P. Bono-C PCj
1 0,007 100,00 0,00 0,018 15,05 84,95
2 0,008 99,93 0.07 0,023 19,24 80,76
3 0,010 99,70 0,30 0,026 23,96 76,04
4 0,012 99,69 0,31 0,030 25,10 74,90
5 0,013 99,66 0,34 0,033 26,13 73,87
6 0,015 99,63 0,37 0,036 26,98 73,02
7 0,016 99,61 0,39 0.038 27,56 72,44
8 0,017 99,59 0,41 0.041 27,98 72,02
9 0,018 99,57 0,43 0,043 28,34 71,66
10 0,019 99,55 0,45 0,045 28,62 71,38

NoOTA: Ordenacién de Cholesky: BC PCJ.
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Apéndice B

CALCULO DE LAS MATRICES DE DESCOMPOSICION

Una vez encontrados los vectores de ciclos comunes y cointe-
gracién, calculamos las descomposiciones 7, = ¢ ¢ ¢y, y C, =
a o'y, apilando las matrices de ciclos comunes y cointegraciéon

encontradas:
¢ 1 -0,04
1412 = =
a' 1,000 -0,44

alculando sus inversas y efectuada la particiéon del resultado

YC

Al =[¢ al:
act_ [110 010 Ly b0 _[-010
27 1950 -250 T leoso| VY T |—950

mientras que las matrices de descomposicion tendencia ciclo en
el sistema de dos variables son:

1,10 —0,04} _ {—0,10 0,04}
y a a'=

o= {2,50 ~0,10 ~9250 1,10
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Premio de Banca Central “Rodrigo
Gomez”: convocatoria para 2006

A fin de honrar la memoria de don Rodrigo Gémez, director gene-
ral del Banco de México, S. A., los gobernadores de los bancos
centrales latinoamericanos establecieron un premio anual para
estimular la elaboracién de estudios que tengan interés para los
bancos centrales.

Publicamos a continuacién la convocatoria con las bases para
el premio que se otorgara en 2006:

1. Podran presentarse aquellos trabajos sobre temas de interés
directo para los bancos centrales miembros del CEMLA, que debe-
ran versar sobre cualquiera de los siguientes temas:

a) Politica y programacién monetarias (experiencias en América
Latina)

b) Papel de las instituciones financieras en el desarrollo econé-
mico

c) Analisis de los mercados de capitales

d) Politica de balanza de pagos y movimiento internacional de
capitales

e) Cooperacion financiera entre paises latinoamericanos

f) Problemas monetarios internacionales y sus repercusiones en
Ameérica Latina

2. Los estudios que se presenten deberan ser originales, inclu-
yendo tesis de grado universitario que no hayan sido editadas con
fines comerciales, asi como trabajos que se presenten en las con-
ferencias anuales de la Red de investigadores de los bancos cen-
trales del Continente Americano. Los trabajos podran presentarse
escritos en espanol, francés, inglés o portugués, acompanados,
de ser posible, de una traduccién al inglés o al espanol, lo que fa-
cilitara la labor del jurado calificador. Los trabajos no podran te-
ner una extension mayor de 30 000 palabras (equivalente a
aproximadamente 100 carillas, de 1 600 caracteres cada una).

3. El autor o autores de los trabajos que se presenten a concurso
deberan ser personas fisicas nacionales de los paises de los bancos
centrales asociados del CEMLA o de los que integran las reuniones de
gobernadores de bancos centrales de América Latina! y de Espana.

1 Antillas Holandesas, Argentina, Aruba, Barbados, Belice, Bolivia, Brasil, Ca-
ribe Oriental (Anguilla, Antigua y Barbuda, Dominica, Granada, Montserrat, San
Cristobal y Nevis, Santa Lucia y San Vicente, y las Granadinas), Chile, Colombia,
Costa Rica, Cuba, Ecuador, El Salvador, Guatemala, Guyana, Haiti, Honduras,
Islas Cayman, Jamaica, México, Nicaragua, Panama, Paraguay, Perti, Republica
Dominicana, Suriname, Trinidad y Tabago, Uruguay y Venezuela.



No podran concursar los miembros del personal directivo del CEMLA
(director general y subdirector general).

4. El jurado calificador estara integrado por los gobernadores de
bancos centrales miembros de la Junta de gobierno del CEMLA, o
por sus representantes. El CEMLA, en su calidad de Secretaria
permanente de las reuniones de gobernadores, actuara como or-
ganismo asesor del jurado en la forma en que éste lo determine y
estara a cargo de los aspectos administrativos del concurso.

5. Habra un solo premio, consistente en la cantidad de diez mil déla-
res de Estados Unidos, que se adjudicara al trabajo o trabajos mere-
cedores de tal distincion, segin el criterio del jurado calificador. En
caso de empate en el primer lugar entre dos concursantes, el premio
se dividira en partes iguales. El fallo sera inapelable y el jurado podra
declarar desierto el premio, si asi lo estima pertinente.

6. Los trabajos deberan enviarse a la direccion del CEMLA (Durango
n® 54, México, D. F., 06700) en nueve ejemplares, a mas tardar el 15
de enero de 2006 y se procurara obtener la decision del jurado en un
plazo no mayor de noventa dias a partir de esa fecha.

7. Al remitir los trabajos a los miembros del jurado, el CEMLA su-
primira los nombres de los autores y asignara a cada estudio pre-
sentado una clave que sera el iinico medio de identificacion de que
disponga el jurado para comunicar las calificaciones respectivas.

8. Cada miembro del jurado enviara al CEMLA su calificaciéon de
los trabajos en orden de preferencia, cuando menos por lo que se
refiere a los tres primeros lugares que asigne. El CEMLA hara los
calculos respectivos y comunicara los resultados a los miembros
del jurado. Una vez que éstos se hayan dado por informados la
Junta de gobierno autorizara al CEMLA para notificar la decision al
autor o autores favorecidos. En caso de que mas de dos trabajos
empaten en el primer lugar, el CEMLA se dirigira de inmediato al
jurado, en busca de una nueva clasificacion entre los trabajos
que hayan quedado empatados.

9. El autor o autores del estudio o estudios merecedores del
premio cederan los derechos de autor al CEMLA, quien lo o los pu-
blicara, procurando que la primera edicion de los mismos, en el
idioma original, se realice a tiempo para que sea conocida por los
gobernadores de bancos centrales de América Latina y de Espana
en su reunion correspondiente al mes de septiembre de 2006.

10. El CEMLA podra, si asi lo recomienda el jurado y la institucion
lo estima procedente, por convenir a sus fines, efectuar arreglos
con los autores de trabajos no premiados que hayan calificado en
el certamen, para la publicacion de esos estudios. En las edicio-
nes resultantes se haria mencion especifica de que el trabajo se
publica por haber calificado en el certamen.
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El CENTRO DE ESTUDIOS MONETARIOS LATI-
NOAMERICANOS fue fundado en 1952 por siete ban-
cos centrales de América Latina, a saber: Banco Cen-
tral de Chile, Banco de la Republica (Colombia), Banco
Nacional de Cuba, Banco Central del Ecuador, Banco
de Guatemala, Banco Central de Honduras y Banco de
Meéxico, S. A. Actualmente, son miembros de la insti-
tucion los bancos centrales de América Latina y el Ca-
ribe, bancos centrales extrarregionales, asi como or-
ganismos supervisores y entidades regionales del sec-
tor financiero. La lista completa se detalla en la con-
traportada. En los campos monetario, financiero y
bancario el CEMLA promueve investigaciones, organiza
reuniones y seminarios internacionales y recoge expe-
riencias que sistematiza por medio de la administra-
cion de programas de capacitacion y de asistencia téc-
nica que contribuyen a formar y actualizar a los fun-
cionarios de sus instituciones miembros.

Uno de sus objetivos es informar sobre la evolucion
del pensamiento econémico dentro y fuera de la re-
gion, y difundir los hechos de importancia en materia
de politicas monetaria, financiera y cambiaria, funda-
mentalmente. Sus libros, revistas y boletines contienen
un vasto material de estudio y constituyen una perma-
nente fuente de informacién para los estudiosos de es-
tos temas.

monetaria

Suscripcion anual: 70.00 ddlares (América Latina y el Caribe: 45.00 délares; es-
tudiantes y maestros: 35.00 délares). Ejemplar suelto: 18.00 délares (América La-
tina y el Caribe: 12.00 délares; estudiantes y maestros: 9.00 délares).

Suscripciones y pedidos:

Claudio Antonovich Tel.: (5255) 55633-0300, ext.: 255
CEMLA, Departamento de Relaciones ptblicas Telefax: (5255) 5525-4432
Durango ne 54, México, D. F., 06700, México E-mail: antonovich@cemla.org




MIEMBROS DEL CEMLA

ASOCIADOS

Banco Central de la Republica Argentina
Centrale Bank van Aruba

Central Bank of the Bahamas

Central Bank of Barbados

Central Bank of Belize

Banco Central de Bolivia

Banco Central do Brasil

Eastern Caribbean Central Bank
Cayman Islands Monetary Authority
Banco Central de Chile

Banco de la Republica (Colombia)

Banco Central de Costa Rica

Banco Central de Cuba

Banco Central del Ecuador

Banco Central de Reserva de El Salvador

Banco de Guatemala

Bank of Guyana

Banque de la République d'Haiti
Banco Central de Honduras

Bank of Jamaica

Banco de México

Bank van de Nederlandse Antillen
Banco Central de Nicaragua

Banco Central del Paraguay

Banco Central de Reserva del Pera
Banco Central de la Republica Dominicana
Centrale Bank van Suriname
Central Bank of Trinidad and Tobago
Banco Central del Uruguay

Banco Central de Venezuela

COLABORADORES

Bancos centrales

Deutsche Bundesbank (Alemania)

Bank of Canada

Banco de Espana

Federal Reserve System (Estados Unidos)
Banque de France

Otras

Deutscher Genossenschafts— und Raiffei-
senverband e. V. (Confederacion Ale-
mana de Cooperativas)

Superintendencia de Bancos y Seguros
(Ecuador)

Superintendencia del Sistema Financiero
(E1 Salvador)

Superintendencia de Bancos (Guatema-
la)

Banca d'Italia

De Nederlandsche Bank (Paises Bajos)
Bangko Sentral ng Pilipinas

Banco de Portugal

European Central Bank

instituciones

Comision Nacional de Bancos y Seguros
(Honduras)

Superintendencia de Bancos (Panama)

Superintendencia de Bancos (Republica
Dominicana)

Banco Centroamericano de Integracion
Econoémica

Banco Latinoamericano de Exportaciones, S. A.

Fondo Latinoamericano de Reservas




