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Diego Winkelried Quezada

Indicadores
adelantados
de la inflacién
en el Peru

I. INTRODUCCION

La idea de que un banco central fundamente sus acciones de
politica en estimaciones de la futura evolucién de la economia
no sélo ha sido discutida en foros académicos, sino que ha des-
pertado el interés de los diseniadores de politica. El comporta-
miento anticipado y preventivo de las autoridades monetarias
es cada vez mas comun, siendo una de sus expresiones mejor
lograda la puesta en marcha de esquemas de metas de infla-

Publica el CEMLA, con la debida autorizacion, el estudio de D. Winkelried Quezada, eco-
nomista, en el Departamento de Andlisis Macroecondmico, del Banco Central de Reserva
del Perti (BCRP). El autor desea reconocer el apoyo brindado en cada una de las etapas de
esta investigacion por parte de Susana Ishisaka y de Jorge Loyola de la Subgerencia de
Investigacion y Andlisis Global del BCRP. Asimismo, agradece los oportunos e interesantes
comentarios de Marco Vega de la Subgerencia del Sector Monetario del BCRP y de los
participantes en la VII Reunion de la Red de Investigadores de Bancos Centrales del
Continente Americano, organizada por el CEMLA y el Banco de Guatemala, en la ciudad
de Guatemala, del 20 al 22 de noviembre de 2002. El contenido de este articulo no repre-
senta necesariamente la opinion de ninguna de las personas o instituciones mencionadas.
(Nota del editor: los cuadros 2, 3, 4, 5y 6 sefialados en el texto fueron omitidos, por ra-
zones  editoriales, sin  embargo, pueden obtenerse en el portal de Internet:
hitp:/fwww.berp.gob.pe/Espanol/WPublicaciones/Revista/Rev09/01_Winkelried.pdf.)
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cién, inflation targeting, donde los pronésticos de inflacién de los
bancos centrales adoptan el rol de metas intermedias.

El Banco Central de Reserva del Pert (BCRP) no es la excep-
cién a esta corriente. Desde 1994 viene anunciando rangos ob-
jetivos anuales y proyecciones multianuales de la inflacién y ha
mostrado una gran efectividad en cumplir con los propésitos
trazados. A inicios del afio 2002, el BCRP puso en manifiesto la
adopcién de este esquema, a fin de consolidar los éxitos obte-
nidos en la década de los noventa, de ser participe de una ma-
yor comunicacién con el puiblico y operar con mayor transpa-
rencia.

En este documento se discute una serie de aspectos vincula-
dos con uno de los componentes mas importantes del esquema:
la predicciéon de la inflaciéon. Tomando como antecedentes las
investigaciones de Barrera (1997, 1999), se desarrolla un siste-
ma de prediccién de la inflacién de corto y mediano plazo con
modelos bivariados lineales. Asimismo, se construyen indices
adelantados de la inflacién, a partir de sus indicadores antici-
pados individuales mas importantes. La principal motivacion
detras de ello no sélo se encuentra en obtener pronésticos pun-
tuales de la inflacién, sino en determinar aquellos conjuntos de
informacién que adelanten con la suficiente anticipacién (cuali-
tativamente) el comportamiento del objetivo del BCRP, de mo-
do que se tenga el suficiente margen de maniobra para modifi-
car oportunamente la posiciéon de la politica monetaria.

La literatura concerniente con predicciones es amplia.' Este
documento recopila un conjunto considerable de criterios de
evaluacién y los consolida con el fin de encontrar los principa-
les indicadores adelantados de la inflacién en Pera y establecer
rankings de desempefio. Ademas, se estudia la posibilidad de
mejorar, en términos de precisién y horizonte predictivo, los
pronoésticos conseguidos con indicadores individuales, a través
de la combinacién de predicciones y de la composicién de ind i-
ces adelantados. Para tales efectos, se realiza una simulacién
sobre el poder de modelos VAR bivariados, basada en evalua-
ciones fuera de la muestra. Este aspecto es fundamental ya que
las conclusiones obtenidas en el analisis dentro de la muestra
rara vez son coincidentes con aquéllas deducidas fuera de la
ella,” que son las relevantes en la prictica. Este fenémeno tiene
que ver con la sobrestimacién de datos: una especificacién que
estima y explica de forma poco realista los datos observados, en

! Una buena recopilacién bibliografica se encuentra en Diebold y Lopez (1996).
2 Véase Chauvet (2000).
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el sentido de capturar hechos histéricos que dificilmente seran
repetidos en el mediano plazo, normalmente contradice el fin
de obtener buenas predicciones fuera de la muestra.” Por este
motivo, junto con la reducida muestra con la que se cuenta," la
parsimonia es una de las piedras angulares en el sistema expli-
cado posteriormente.

En este trabajo se pretende alcanzar dos objetivos puntuales.
En primer lugar, brindar evidencia, alternativa a la ya conoci-
da, sobre aquellos indicadores adelantados que ayuden a pro-
nosticar la inflacién en periodos de un ano y mas, dada la nece-
sidad de plantear un esquema multianual en el disefio de la
politica monetaria. Ello no sélo permite obtener una trayectoria
estimada de la inflacién futura, sino que puede ser de gran uti-
lidad para investigaciones posteriores que provean de un ma-
yor conocimiento de los mecanismos de transmisién de la poli-
tica monetaria. Con la misma perspectiva, las proyecciones ge-
neradas podrian servir como referencia para simulaciones de
politica con modelos estructurales.

En muchos paises, sobre todo industrializados, la toma de
decisiones de los agentes econémicos se basan en el seguimien-
to de algin indice compuesto adelantado tipicamente del pro-
ducto y la inflacién. Este tipo de indices son calculados por
agencias gubernamentales o prlvadas y son una manera efecti-
va de guiar las expectativas. En paises como Pert, esta practica
es inexistente para la inflacién, basicamente por falta de expe-
riencia en la construccién de estos indicadores, que implica jui-
cios de valor del personal de la mencionada agencia, y el apa-
rente desinterés en promulgarlo. A partir de criterios estadisti-
cos este trabajo construye un gran ndmero de indices adelan-
tados de la inflacién y muestra su buen desempeio. Asi pues, el
segundo objetivo planteado es exponer esta practica en el ma-
nejo de la informacién y rescatar algunos aspectos particular-
mente utiles de los indices compuestos en el monitoreo de la
politica monetaria.

El documento se organiza de la siguiente manera. En la se-
gunda seccién se presentan los aspectos metodolégicos. Se ex-
ponen los criterios de evaluacién utilizados y las formas de

3 L. . . .

Por ello, la tnica “variable” ex6gena contemplada en los modelos estimados es
un intercepto.

Algo mas de 100 observaciones. No es conveniente incluir observaciones ante-
riores a 1991-1992 (ya que en los primeros aios de esa década se aplicaron una serie
de medidas de estabilizaciéon y reformas estructurales, para corregir el exagerado
desorden macroeconémico del Peri originado a fines de los ochenta cuando se pasé
por un proceso hiperinflacionario).
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combinar proyecciones y componer indices. En la tercera sec-
cion, se describe el funcionamiento de las simulaciones llevadas
a cabo y algunas particularidades saltantes de los datos em-
pleados. La cuarta seccién presenta los resultados mas impor-
tantes en términos del perfil de los indicadores individuales wvis-
a-vis las proyecciones combinadas y los indices compuestos,
horizontes predictivos y prediccién en tiempo real, mientras
que la quinta seccién concluye. Los resultados mas relevantes
(cuadros estadisticos) son presentados en el Anexo del docu-
mento. Resultados intermedios pueden ser solicitados al autor.

II. ASPECTOS METODOLOGICOS

En adelante, se utilizard la siguiente notacién: la inflacién en el
periodo ¢ es denotada por 77y con el regresor x; se desea obte-
ner un pronéstico de h periodos en adelante, siendo la dltima
observacién realizada la del periodo 7". Asimismo, ¢ es el subin-
dice que indica cual de las m variables disponibles es utilizada (i
=1, 2, ..., m) mientras que el subindice j se refiere a algin pe-
riodo pronosticado (j = 1, 2, ..., h).

1. Enfoque bivariado y criterios de evaluacién

Como punto de partida en el andlisis se plantea el sistema
bivariado:

m=a;+ :Bn(L)xi,t—l +p (L), + Hy

1) X, =0, +B(L)x; . +p (L) + U,

donde los 6rdenes de los polinomios B B,, Pry P, son estable-
cidos por separado con el propésito de minimizar el criterio de
informacién de Schwarz de cada ecuacién, para asi obtener es-
pecificaciones parsimoniosas. Ya que este procedimiento no
asegura la coincidencia del nimero de regresores en ambas
ecuaciones, el sistema (1) es estimado via SUR,” como lo sugie-
ren estudios desde Zellner y Palm (1962).°

% La forma de especificar cada modelo puede ser considerada como un caso in-
termedio entre la practica tradicional de elegir el mismo orden para los polinomios
de ambas ecuaciones a través de la minimizacién de criterios de informacién del sis-
tema en conjunto y la identificacién de submodelos (modelos con restricciones de ex-
clusién) presentada en Barrera (1997). El primer procedimiento no es funcional en
muestras pequenas. Por su parte, si bien la estimacién por MCG de los submodelos
restringidos parsimoniosos de Barrera (1997) genera proyecciones altamente satisfac-
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Con la especificacién (1) es posible lograr la predicciéon con
informacién disponible en 7', definida como la extrapolacion
lineal de (1):

Ty =Ap ¥+ 3n(L)53;,T+]‘—1/T + P (L) o7

(@) ]
Ripejr =a, + 3X(L)X;,T+j71/T + 0, (L) 7

donde %, =z sit < T. A partir de ella, se computa el error de
prediccion:

(3) 1] nT+] r['i,TJrj/T

La raiz del promedio de los cuadrados de (3), la raiz del
error cuadratico medio (RECM), resulta ser uno de los indica-
dores de bondad predictiva mas divulgado y usualmente el
unico criterio de evaluacién utilizado. Sin embargo y por razo-
nes expuestas en la seccién I11, el uso de medidas alternativas
resulta ventajoso, las cuales describimos a continuacion.

En primer lugar, a partir del error cuadratico medio, el tra-
dicional coeficiente de desigualdad de Theil (1961), conocido
como U de Theil, puede ser determinado como se sefala en la
ecuacion (4):

2
\/z] (M =T )

2
Jz“nﬂ] S

La U de Theil es una medida acotada entre cero y uno, de
modo que la proyecciéon perfecta estd asociada con un valor nu-
lode U’

En segundo lugar, como requisito indispensable de bondad,
una predicciéon debe ser insesgada. Con el fin de verificar esta
caracteristica se ejecuta la denominada prueba de racionali-
dad.® La idea fundamental es que el error de prediccién sea
centrado en cero y que la prediccién haya sido efectuada racio-
nalmente, es decir que este error no se encuentre correlacio-

(4)

torias al mejorar la precisién de los parametros estimados, su superioridad no es cla-
ra con respecto al presente planteamiento SUR.

" Puntualmente, se adapté el algoritmo de estimacion stepwise expuesto en Neu-
maier y Schneider (2000).

* Mediante simulaciones de Monte Carlo, Granger y Newbold (1986) encuentran
que (4) no es una buena medida de prediccién en modelos autorregresivos. Este re-
sultado no es necesariamente valido en un contexto VAR por lo que el estadistico (4)
es empleado Véase Armstrong y Fildes (1995).

Véase Theil (1961), Keane y Runkle (1989), Webb (1991), y Joutz y Stekler
(2000).
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nado con cualquier informacién disponible en el periodo 7.
Dado que la evaluacién se realiza sobre sistemas bivariados, el
segundo requisito no se cumplira necesariamente. Asimismo,
su implementaciéon implica el uso de sondeos heuristicos de in-
formacién, que pueden resultar ociosos. Por esta razén solo se
analiza el primer aspecto de racionalidad mencionado. La
hipétesis de que la proyeccién sea insesgada es equivalente a
afirmar que en la regresién:

(5) Ty = ag Yl gy iyp + 07y

se cumple simultaneamente que @, = 0 y a; = 1, por lo que una
prueba conjunta es planteada.’

La tercera medida de bondad predictiva trata de responder
cuéan efectivo es un modelo en pronosticar la direccién de cam-
bio del nivel de la inflacién, sin reparar en consideraciones de
sesgo (cuan lejos se encuentra el valor puntual predicho del
observado). Para tales efectos se calcula una matriz de confu-
sion: "

QAT > 0)AT ., >0) (AT, > 0)AT, ., < 0)0

(] 1

“Ram,., <o@n,.,, >0 (A, <0@n,,,, <05

T+j 1

6) P

Las columnas de P corresponden a los movimientos de la se-
rie observada mientras que las filas de P corresponden a los
movimientos de la serie predicha. Por ejemplo, el elemento P,
muestra el nimero de veces que tanto la proyeccién como la
inflacién observada se incrementaron entre tanto P, indica el
numero de veces en que mientras la inflacién observada au-
menta, su predicciéon disminuye (o permanece constante). En
este sentido, la diagonal de P indica acertadas predicciones di-
reccionales mientras que los elementos fuera de la diagonal
constituyen un conteo de predicciones incorrectas. El perfil
agregado de esta matriz es medido a través de la tasa de confu-
sion:

+
7 CR=1000— D" L
P+ Py + By + By

9 o . . . ., .

Si fuera posible disponer de toda la informacién relevante en predecir 7%, esta
hipétesis equivale a afirmar que Vi es caracterizado por un proceso MA(h - 1). Véase
Cumby y Huizinaga (1992).

10 . ., . . L.

La matriz de confusiéon puede ser definida, alternativamente, en términos del
rango objetivo de inflacién preanunciado por el BCRP. Es decir, se trata de un conteo
de cudntas veces la inflacién y su prondstico cayeron por encima (o debajo) del punto
medio del rango o dentro (o fuera) del rango.
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que no es mas que el porcentaje de veces que los movimientos
predichos coincidieron con los observados.'

En muchas ocasiones, pronésticos de dos regresores pueden
contener la misma informacién estadistica (a pesar de que am-
bos difieran). A partir de este hecho y basados en pruebas pre-
vias,'* Diebold y Mariano (1996), desarrollan un enfoque gene-
ral de comparacién de predicciones. Si:

(8) d, = e;z,t _e.;z,t
es la diferencia de los valores de dos funciones de pérdida cua-
draticas (para dos modelos r y s), se tiene el estadistico:

DM = J = ﬁz?:l dj
Covard) ok y,+25"dy,

Jj=

9)

que es asinténticamente normal estindar bajo la hipétesis nula
de igualdad de bondad predictiva (E[d,] = 0), donde  es la
funcién de autocovarianza de d,. Asi, si DM, es positivo y signi-
ficativo se puede rechazar la hipétesis de que los errores de dos
predicciones no son significativamente distintos, es decir, la
prediccién de un modelo es superior.

Finalmente, la estabilidad del comportamiento de la infla-
ciéon modelado en (1) es una propiedad econémica y estadisti-
camente deseable ya que la falta de estabilidad de un modelo
estd coligada con fracasos en sus predicciones."” Bajo esta moti-
vacién, una prueba de orden de Wilcoxon, cuya hipétesis nula
puede resumirse en que dos muestras provienen de la misma
distribucién poblacional, es adecuada. Asi, si esta hipdtesis es
aceptada al comparar la proyeccién de 7& con sus valores obser-
vados, puede concluirse estabilidad de (1). Por su parte, con-
vencionalmente, el término “estabilidad” se entiende como si-
nénimo de “constancia de parametros”. Por ello, se aplica la
prueba F-secuencial promedio de Hansen (2000) a la primera
ecuacion de (1).

2. Enfoque multivariado

La principal critica al enfoque bivariado de la seccién ante-

' Existe una considerable bateria de pruebas estadisticas mas formales que la
simple observaciéon de una tasa de confusion. Para mayor detalle, consiltese Swanson
y Wlléite (1995) y Diebold y Lépez (1996).

Pruebas como la de Morgan, Granger y Newbold o la de Messe y Rogoft, todas
ellas citadas en Diebold y Mariano (1996), brindaron resultados similares.
? Véase Ericsson (1992) para una buena recopilacién bibliogrifica al respecto.
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rior es que modelos como (1) son muy restrictivos. Ciertamen-
te, éstos pueden ser concebidos como una abstraccién intencio-
nal del verdadero proceso generador de datos de la inflacion.
Del mismo modo, basar acciones de politica en el pronéstico de
un unico indicador, aunque sea bueno y estable, conlleva al
riesgo de caer en considerables errores de prediccién como re-
sultado de caracteristicas y cambios idiosincrasicos, no modela-
dos, del mencionado indicador.? Luego, el desarrollo de mo-
delos bivariados puede entenderse como el punto de partida
en la seleccién de los conjuntos de informacién de mayor capa-
cidad predictiva de la inflacién. La solucién natural a las limi-
tantes mencionadas se centra en plantear sistemas multivaria-
dos. Sin embargo, la pérdida acelerada de grados de libertad
ante la inclusién de variables adicionales en (1) es costosa en
términos de sobreestimacién y de deficiente desempeno pre-
dictivo, dado el reducido tamano de la muestra.

Se opta por dos enfoques alternativos que mantienen la par-
simonia de modelos como (1). El primer enfoque, de larga da-
ta,"”” consiste en tratar a las proyecciones de los modelos biva-
riados como datos y combinarlas. El segundo enfoque radica en
construir indices compuestos de un gran conjunto de indicad o-
res individuales y tratarlos como una nueva variable, dentro
del contexto bivariado desarrollado. En la medida en que am-
bas opciones incluyen una mayor cantidad de informacién po-
tencialmente relevante al proyectar la inflacién, se espera que
el perfil de las mismas supere a los resultados de los modelos
bivariados.

a) Combinacion de predicciones

Diebold y Lépez (1996) seiialan que combinar predicciones
puede entenderse como el importante vinculo entre el corto
plazo, en donde existen limitaciones de tiempo, informacién e
incluso de correctas especificaciones dinamicas de las variables,
y el largo plazo, donde se asume como concluido el desarrollo
de modelos econométricos completos de buen desempeiio pre-
dictivo. Aunque teéricamente es 6ptimo combinar conjuntos de
informacién y no proyecciones, el pragmatismo y la sencillez de es-
ta practica la vuelven sumamente atractiva. Combinar predic-
ciones es motivado por encontrar mejores indicadores de bon-

* Veéase Dion (1999).
? Véase Clemen (1989). Para el caso peruano una buena aproximacién se en-
cuentra en Barrera (1999).
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dad al rescatarse las virtudes de distintos pronésticos y sinteti-
zarlos en una prediccién compuesta.

Recordando que (2) define a la proyeccién de 77 del modelo i
con informacién disponible hasta el periodo 7', puede pensarse
en un pronéstico combinado (de n <m modelos) de la forma:

(10) Torejir = 2im Wi ey

La practica comin de las proyecciones denominadas “de
consenso”'® se reduce en evaluar la mediana de los prondsticos
individuales o su promedio (esto es, w; = 1/n). Esta practica
puede ser limitada: considere por ejemplo un pronéstico r (< n)
sesgado; si n no es lo suficientemente grande, (10) puede reco-
ger las fuentes de este sesgo y ser sesgado, problema que es su-
perado si w, = 0. Bajo esta ldgica, es conveniente determinar
las ponderaciones w con informacién dentro de la muestra, a
partir de la regresion:

(11) Ty = Y Wir T gy 60

Dadas las magnitudes de n y T (incluso es probable que n >
T), la estimacién de (11) (de ser posible) tendra, en el mejor de
los casos, un nimero reducido de grados de libertad. Ante ello,
Stock y Waston (1999) proponen el estimador de regresion por
cordillera:

(12) Dy = (e, + 3 M) (T L, +c/n)

+j
, , - 17
donde @, = (@, 1, .., ,,). 7 = (10 yeesll, ) Y € = kT S 2700 -

El parametro k es una constante de control. Puede apreciar-
se que si k = 0, la estimacién de w es equivalente a la de MCO
mientras que conforme k£ — o, el estimado de w — 1/n. Si bien
es posible estimar k, se opta por elegirlo entre una gama arbi-
traria de valores de modo que la combinacién obtenida sea pre-
cisa."®

13 Véase, por ejemplo, Harvey y Newbold (2000).
Este estimador es similar a la técnica bayesiana (Diebold y Pauly, 1990, y Die-
bold y Léopez, 1996):
0P = (Q 3 L) (5 L™ + Q)

meo

donde Q es la matriz de precisién a priori y w"* es el estimador minimo cuadritico de
w. Note el estimador bayesiano es idéntico a (12) si Q = ¢, y la distribucién a priori
de w es uniforme.

En Barrera (1999) los ponderadores w son elegidos a partir de la maximizacién
de una funcién de entropia basada en el supuesto de que son uniformemente distri-

buidos. Ello lleva a que w; » = 1/n + a; 7, donde a; ; es inversamente proporcional a la
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b) Extraccion de factores

Como enfoque alternativo a la combinacién de predicciones
existe la inquietud de determinar hasta qué punto composicio-
nes de dos o mas variables pueden generar una serie de datos
que contenga informacién ttil al predecir la inflacién. En otras
palabras, se trata de averiguar si la informacién relevante ob-
servada puede ser resumida en un (o varios) indice(s), denota-
do(s) por C,. Una vez determinado C, se estima el sistema biva-
riado:

(13) r[l = aT( + 577(L)Cl*l + pn(L)n—lﬂ + IJTICJ
Cl = a(} + 5(} (L)lel + p(} (L)r[lfl + IJ(J,l

y se aplican los criterios de evaluacién expuestos.

Existen varios motivos por los que el uso de indices es atrac-
tivo en el contexto desarrollado, siendo los mas importantes la
parsimonia y simplicidad. Si cada de las n variables incluidas en
C, contiene informacién util al predecir la inflacién, es légico
concluir que C,serd un buen predictor de la misma."’ Del mis-
mo modo, al encontrar un grupo de variables que prediga ade-
cuadamente la inflacién, el uso de indices permite cambiar el
anlisis individual de cada regresor por el de este grupo, lo que
puede resultar sumamente conveniente al comunicar o expli-
car los origenes de las proyecciones de inflacién.

Si se define a:

Xp =[x7s Xogseees X, 7]

como un (sub)conjunto de los datos disponibles en 7, la manera
mas sencilla de combinarlos resulta ser el promedio ponderado:

(14) G, =3 ey

Bajo esta perspectiva, C, es conocido como indice compuesto.
Existe una larga tradiciéon, sobre todo en paises industrializa-
dos, en el uso y monitoreo de este tipo de indicadores, bésica-

varianza del error en predecir 75, con x; con informacién a 7. Aunque es dificil esta-
blecer comparaciones analiticas entre la propuesta de Barrera y la utilizada en este
trabajo, experimentos de Monte Carlo (no reportados) sugieren que ambos procedi-
mientos son similares. Asimismo, una aparente limitacién de la primera propuesta es
la presencia usual de ponderadores negativos, que ocurre con el método de regresién
por cordillera s6lo con valores reducidos de k£ (aunque en este caso el problema es
sunPle de afrontar).

Determinar las n variables que forman C, implica un algoritmo heuristico de
basqueda a partir de los resultados bivariados mas relevantes.
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mente destinados a anticipar picos o valles del ciclo econémi-
0.2

La elaboraciéon de indices como (13) presenta la ventaja de
que, al tratarse de una suma ponderada, elimina parte del rui-
do de cada indicador individual. Si el conjunto de indicadores
x; se adelanta a la variable por predecir (la inflacién), presiones
que generen movimientos simultaneos en la mayoria de ellas se
veran reflejadas en el indice mientras que movimientos aisados
de cada indicador no influenciaran significativamente su com-
portamiento. Los ponderadores ¢; tipicamente resultan ser una
medida inversa de la variabilidad de x; y son determinados sobre la
base tanto de informacién cualitativa sobre x; como por la expe-
riencia de los departamentos de investigaciéon que disefian y publi-
can los indices compuestos,”’ al no existir elementos teéricos con-
vencionalmente aceptados que respalden tal decisién.”

En este trabajo se opta por el uso de métodos de reduccion de da-
tos. Ello implica la aplicacién de técnicas estadisticas o estimaciones
condicionales en el calculo de los ponderadores de (13). Seguida-
mente se exponen los dos enfoques utilizados. A fin de diferenciar
la nocién de un indice compuesto como (13) (donde ¢; es “cualita-
tivamente” determinado) de indices estimados, estos tltimos seran
denominados factores” por lo que la “construccion del indice
compuesto” sera llamada extracciéon de factores.

Factores estdticos: componentes principales

El analisis de componentes principales es una practica multi-
variada de evaluaciéon ampliamente utilizada cuando se cuenta
con grandes conjuntos de informacién y se desea expresar los
patrones y correlaciones del espacio muestral en un conjunto
de menor dimensién (n <m).**

La intuicién detras de la construccién de los Componentes
Principales de un conjunto de datos es sencilla. Se trata de

20 Aunque en estudios como Diebold y Rudebusch (1991) estos indices son utili-
zados como predictores del nivel de produccién y no sélo de sus turning points.

Como parte del disefio empirico de esta investigacion, se construyeron una se-
rie de indices compuestos y de difusién como (14) segin The Conference Board
(1997, p. 6 y 11). Lamentablemente los resultados obtenidos no fueron alentadores,
incluso utilizando distintas medidas de variabilidad como la desviacién estandar de
las x; y el desvio medio del valor absoluto de sus primeras diferencias.

z Excepciones son De Leeuw (1991) y Emerson y Hendry (1996).
2 Stock y Watson (1992, 1998).

Este andlisis es estindar como solucién puramente estadistica al problema de
colinealidad muestral. Por tal motivo, la exposicién del método en este trabajo es
breve.
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hallar combinaciones lineales de las columnas de X; (cuya ma-
triz de covarianzas es V) de modo que sus varianzas sean
maximas, lo que garantiza haber extraido de X; la mayor can-
tidad de informacién posible. En otras palabras, se trata de en-
contrar una matriz Z; = ¢ 'X; tal que A = ¢ 'Ve sea maximizada,
sujeto a ¢ 'c = 1 (tr(\) < ). Este problema de optimizacién es
equivalente a computar los valores y vectores propios de la m a-
triz V. Asi, el i-ésimo componente principal del conjunto de da-
tos es z;+ = ¢; 'X; donde ¢; es el i-ésimo vector propio de norma
unitariade Vy Z; = [ 215, 2o, oo s 2ol Y € = [€1, €95 -5 €,

Cada componente principal tiene la partlcularldad de extra-
er de los datos la maxima varianza posible que no ha sido ex-
traida anteriormente. Ello implica que los valores propios de la
matriz V' (las varianzas de las columnas de Z;) son ordenados
de manera descendente de modo que la raiz asociada con ¢, es
mayor a la asociada con ¢, y asi sucesivamente. Si el conjunto
de informacién es grande, es probable que z,, tenga una va-
rianza muy reducida y no sea util en el analisis de datos. El
numero de componentes principales n (aunque arbitrario) es
determinado de modo que recoja cerca de las dos terceras par-
tes de la varianza de los datos originales.”

Si bien este enfoque es muy popular en el analisis y extrac-
ciéon de factores, no existe sustento teérico para determinar si
efectivamente su uso mejora el poder predictivo de los datos en
cuestién. En todo caso, si dentro de X, se encuentran variables
esenciales del proceso generador de datos de la inflacién, un
algoritmo de busqueda heuristica sobre la construccién de los
componentes principales deberia mejorar el potencial predicti-
vo de los datos disponibles. Esta bisqueda implica la construc-
ci6on de millones de componentes que respondan a todas las
posibles combinaciones de las m variables disponibles. Lamen-
tablemente, implementar este algoritmo es prohibitivamente
costoso™ por lo que la construccion de factores debe ser res-
tringida, como luego se detalla.

Factores dindmicos

Una manera alternativa de reducir los datos, es propuesta

Formalmente se elige n de tal forma que 3 var(z,)= 2y " var(x,;) -

6 . . .
% Si se tiene un total de 10 [13] variables, el nimero de posibles combinaciones

de las mismas es 1023 [8099]. Si se dispone de 100 variables, el nimero de combina-
ciones es de 1.27x10". Con el conjunto de mas de 250 series de datos disponible en
este estudio, el nimero de combinaciones es inimaginable.
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por Stock & Watson (1990, 1991 y 1998).”” Para emplear este
enfoque es necesario conjeturar que se conoce a priori un gru-
po de n variables, X, = [x,, xy,, ..., x,,]' (expresadas como desvi-
os de sus respectivas medias), que son indicadores adelantados
de la inflacién y que cada una de ellas es la suma de un factor
comtn® C, y de un elemento idiosincrasico, propio. Este su-
puesto manifiesta la nocién de que comovimientos de multiples
series de tiempo provienen de la misma fuente, C; dado que
precisamente, son estos comovimientos los que albergan el po-
der predictivo sobre la inflacién de indicador adelantado, C,
puede ser concebido como un indice adelantado. La discusién
anterior puede ser abreviada en el sistema:

(15) X, =y,C tuy,
(16) C (PIC, -1 +(pz =t +(pp -p 1, n, ~iid(0,0§)

(17) vi,l Ilvll -1 +l)U1 Zvll 2 l)UII] i,= 1] i,l Ei,l -~ ”d(o’o-i)

donde (: = 1, 2, .., n). Debido a que €;,y n, son perturbaciones
que se asumen mutuamente independientes, v;, es el elemento
idiosincrasico de cada variable de X,. Ademas, suponiendo que
0, = 1, el sistema estard plenamente identificado. Una vez de-
terminado C,, el VAR bivariado (13) es estimado y su perfil pre-
dictivo es evaluado.

Aunque la estimaciéon de (13), (15), (16) y (17) puede ser si-
multanea, se opta por un procedimiento de dos etapas, por ra-
zones computacionales. En la primera etapa, las ecuaciones
(15)—(17) son rescritas en su representaciéon de espacio de los
estados:

_ al '
X, =Y Onx(p—l) I, Onxn(q—l)][Ct :D;](mﬁp)xl

U™ E
1 2 '
A8) ey W Vo YO, 0, 0.
1 ) I 0 ) -1 + Ji t
EJPE o e q =p =p E xl " %E
' : : - : : -1 t
0o - : ° : : H)n(q 1)x1 n(q*l)xn
quxlf U U H

27 yéase también Kim & Nelson (1999, pp. 48 - 53) y Chauvet (2000).

En el contexto de variables no estacionarias, C, puede ser interpretado como
una relacién de cointegracién (véase Emerson y Hendry, 1996). No obstante, las va-
riables que conforman X, son transformadas de modo que éstas sean estacionarias.
Este enfoque difiere ligeramente de la propuesta original de Stock y Watson (1990,
1991) quienes consideran la estimacién de un indice coincidente.
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donde (en orden de aparicién):

v, =[v, vy, .. vw]r
C=IC, Coy ... Cpyl

7=, Uy e U]

V=i Vo .. VI

s %:pl oﬁ)xé o=@ @ ... ¢.]
Wi = diag(llll,j’lllzj,...,L,Un,j) i=1,2,...q
g =&, &, ... &, T

o, de manera mas compacta:*’
X, =Zaq,

1
(19) a, =Ha,, +R¢,

Los parametros de (18) o (19) pueden ser estimados median-
te el uso del filtro de Kalman, que construye recursivamente
los estimados de minimos errores cuadraticos del vector de es-
tado a, a partir de los datos observados X,, dentro de la maxi-
mizacion de la funcién de verosimilitud:

(==} yel e +log(det(r))

donde ¢, =X, — X, YE = Elee;].

II1. DISENO EMPIRICO

Con el propésito de determinar aquellas variables que puedan
ser consideradas como indicadores adelantados de la inflacién,
se analiza el universo de 269 variables mostrado en el cuadro
la. Por conveniencia, estas series han sido organizadas en cua-
tro grandes conjuntos (sector monetario, sector externo, sector
real y otros), que a su vez han sido subdivididos en 3, 3,4y 3
grupos, respectivamente (agregados monetarios, crédito y li-
quidez, tasas de interés y empresas bancarias, balanza comer-
cial, cotizaciones internacionales de commodities y tipo de cam-
bio, precios externos y otros, indicadores de produccién, vola-
menes producidos, medidas de utilizacién y precios y sector

29 . . S
Para todos los puntos concernientes a sistemas de estado de los espacios véase
Harvey (1989).
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publico (Gobierno Central), Bolsa de Valores de Lima y otros).
La mayoria de las variables utilizadas son elaboradas en el
BCRP por lo que en el cuadro la se presenta una referencia res-
pecto al cuadro del Boletin Semanal del BCRP donde cada una
puede ser hallada. Por su parte, se cuenta con datos desde
enero de 1991 hasta julio del 2002. Tomando en cuenta las
condiciones iniciales y la posibilidad de calcular tasas de creci-
miento anuales, la muestra empieza, efectivamente, en enero
de 1992 por lo que se tiene un total de W = 127 observaciones.

La inflacién es medida como la variacién porcentual a 12
meses del indice de precios al consumidor de Lima metropoli-
tana (IPC), disponible en el cuadro 74 del Boletin Semanal. Por
su parte, es conocido que un modelo VAR pierde su bondades
de inferencia y predictivas si alguna de sus variables end6genas
no es estacionaria.” Por este motivo, se aplican 8 posibles trans-
formaciones a cada variable de modo que sea estacionaria, tras
estudiar su estacionalidad y la posible presencia de outliers.”" La
estacionariedad de las series es evaluada mediante la prueba de
Kwiatkowski et al. (1992) junto con el contraste de raiz unitaria
de Elliot et al. (1996). Si estas pruebas revelan la estacionarie-
dad de la serie se considera la misma en niveles o en logarit-
mos, en caso de contar s6lo con elementos positivos. Si las
pruebas indican que la serie es estacionaria en tendencia, ésta
se removida tomando variaciones porcentuales a 12 meses o
utilizando una tendencia de Hodrick-Prescott (HP) de un la-
do.”™ Por otro lado, si la variable es no estacionaria, se opta por
sus primeras diferencias o las primeras diferencia de su loga-
ritmo. Finalmente, en caso de tratar con series /(2) se toman

3 Antes de plantear un modelo VAR estacionario deberfa probarse un modelo de
correccion de errores (MEC) ya que es conocido que, de existir, tomar en cuenta la co-
integracion de un conjunto de variables mejora sus predicciones de corto plazo. Sin
embargo, un MCE del IPC implicarfa trabajar con la inflacién mensual, cuya volatili-
dad dificulta el analisis.

31 Un outlier es considerado como aquél valor de la serie que cae fuera de las ban-
das de 95% de confianza de su promedio mévil de 12 rezagos. De existir, el outlier es
reer‘??plazado por el valor mediano de los 12 datos anteriores.

“" La tendencia HP de un lado de y, es definida como g, en el sistema:

»=g*x, (1 _L)2gz =m

donde x, es el componente ciclico de y, y n, es un ruido blanco. A diferencia del filtro
HP convencional (un promedio mévil entre dos rezagos y dos adelantos), la tendencia
obtenida (mediante la aplicaciéon del filtro de Kalman) en el sistema anterior sélo con-
tiene informacién pasada de y,, lo cual es sumamente importante si se quiere simular
situaciones de prediccion en tiempo real. La aplicaciéon de este filtro ha sido extendi-
da, ademas, al logaritmo de la serie en cuestion y si ésta presenta una tendencia esto-
castica y no sélo deterministica. Véase Reeves et al. (1996).
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sus segundas diferencias o las segundas diferencias de su logarit-
mo. Luego, x, en (1) representa la transformacién de las series del
cuadro la vinculada con los mejores resultados predictivos.

Dadas las caracteristicas tanto de los datos como de la especi-
ficacion empleada, inicialmente la evaluacién se realiza consi-
derando proyecciones un ano en adelante, es decir h = 12. Pa-
ra evaluar el poder predictivo de x, se realiza una simulacién
recursiva a la Stock & Watson (1999), que implica cambios en
T. La idea detras de este ejercicio es conseguir una serie de N
datos predichos a lo largo del tiempo y a partir de ella calcular
los estadisticos mencionados en la seccién anterior. Asi, el pri-
mer paso de este ejercicio es restringir los datos hasta diciem-
bre de 1997 (N = 44), obtener x, y estimar (1), (2) y (3) con un
horizonte de prediccién de 12 meses (diciembre de 1998). En
otras palabras, se analiza qué resultados se hubieran obtenido
en diciembre de 1997 con la metodologia aqui empleada. Tras
evaluar ex-post este primer prondstico se agrega una observa-
cién adicional a la muestra y se consigue el prondstico de la in-
flacion de enero de 1999, con informacién hasta enero de
1998. Siguiendo este procedimiento hasta agotar los datos dis-
ponibles se genera una serie de valores de la inflacién predi-
cha, de diciembre de 1998 a julio del 2002, obtenida con in-
formacién un ano atras.

Como un hecho estilizado, el primer tramo del horizonte de
evaluacion, hasta agosto de 1999, esta caracterizado por un un-
dershooting en la inflacién, producto del efecto estadistico gene-
rado por los bienes del 1PC afectados por el fenémeno del Nifio
en 1998. Asimismo, hacia fines del 2001 se observan tasas de-
flacionarias producto de la fuerte desaceleracién de la econo-
mia en esos momentos. Ciertamente, estos efectos merman el
desempeiio de los primeros pronoésticos realizados y de los rea-
lizados para fines del afio 2001. En la grafica I se muestra la in-
flacién realizada en el periodo de evaluacién junto con dos pro-
yecciones, la obtenida con las exportaciones de cobre, cuya
RECM es 1.059 y la determinada a partir de la liquidez total re-
al, con RECM igual a 1.075. A juzgar por la informacién que
brinda la RECM, la primera proyeccién es mejor que la prime-
ra. No obstante, al observar la grafica I puede deducirse que la
superioridad de las exportaciones de cobre sobre la liquidez t o-
tal real se debe basicamente al pronéstico de julio de 1999. Ex-
cluyendo el mencionado periodo o tomando los resultados a
partir de agosto de 1999, la segunda prediccién es superior a la
primera. Si bien el ejemplo presentado puede ser considerado
como un caso extremo, es util para ilustrar la necesidad de ob-
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servar mas alla de la RECM. Por este motivo, en la seccién pre-
cedente se han repasado una serie de criterios alternativos. Por
ejemplo, la U de Theil promedio (el promedio de las U halla-
das en cada pronéstico) es 0.147 en el caso de las exportaciones
de cobre y 0.122 en el caso de liquidez total real. Asimismo, la
tasa de confusién es en el primer caso 57.1% y en el segundo,
63.2%. Finalmente, segin la prueba de estabilidad de Hansen,
el modelo que genera la primera prediccién no es estable
mientras que el asociado con la segunda si lo es. Luego, sin res-
tar importancia al RECM, utilizando una bateria de criterios se
pueden llegar a conclusiones diferentes y ciertamente mas
acertadas.”

GRAFICA 1. {CUAL ES MEJOR?, 1998-2002
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La linea negra es la inflacién observada. La linea RECM =
1.075 es la proyeccion (recursiva) obtenida con la liquidez total
real, segin (2). La linea marcada con RECM = 1.059 es la pre-
diccién correspondiente a las exportaciones de cobre.

La discusién anterior resalta la necesidad de obedecer a mas
de un criterio y generar un ranking de desempeiio con base a la
informacién de todos los estadisticos de la secciéon 11, inciso 1.
Los resultados de cada regresor son catalogados segtin el orden
establecido por a) RECM y la U de Theil promedio, b) la tasa de
confusién de todo el periodo de evaluacién, y ¢) las veces que
un pronoéstico fue calificado como insesgado segin la prueba
de racionalidad. Ademas, el regresor que no causa en el senti-
do de Granger a la inflacién y no produce un modelo estable,
segin Wilcoxon y Hansen, es penalizado.

% Una l6gica similar es utilizada en Swanson & White (1995).
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En resumen, se cuentan con W observaciones y desea eva-
luar las ventajas de algin regresor en predecir los N ultimos
puntos de la inflacién con informacién & meses atras. El ejercicio
se inicia en 7= W - N —h + 1. Dado este valor de T se determi-
nan los 6rdenes de los polinomios de (1), se ejecuta la prueba de
causalidad a lo Granger y se halla (2); luego se calcula el error de
prediccion en T + h, la U de Theil (4), se determina si la predic-
cién es sesgada segun (5) y si el modelo es estable segtin Hansen.
En el siguiente paso, ' = W - N —h + 2, (1) es reestimado y se
procede de la misma manera hasta alcanzar 7= W - h + 1. Fi-
nalmente, con la serie de N errores de prediccién obtenida se pro-
cede a calcular la RECM, la tasa de confusién (7) y la prueba de
orden de Wilcoxon. Del mismo modo, se computa el promedio
de las N U de Theil generadas a lo largo de todo el proceso vy,
dado que el prondstico con menor RECM no es necesariamente
el mejor, el contraste de Diebold & Mariano (9) se aplica para
comparar cada resultado con el de menor RECM.” Este proce-
dimiento se sefiala en la grafica II.

GRAFICA I1. DISENO DE PREDICCION Y EVALUACION DE MODELOS BIVA-
RIADOS
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** Dado el reducido tamafio de muestra y periodo de evaluacién, toda la inferen-
cia mencionada y el cilculo de los errores estindares de la RECM y U de Theil se ba-
san en 2000 replicaciones bootstrap.
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La implementacién del enfoque multivariado se basa en un
ejercicio recursivo similar. En cada momento del tiempo se
combinan (se promedian o se calcula la mediana de) n pronés-
ticos i periodos en adelante, lo que implica que para cada valor
de T, los ponderadores de (10) son estimados por (11), con va-
lores de k de 0.1 a 10 con incrementos de 0.1. S6lo se combinan
las proyecciones vinculadas con la transformacién x, de mejores
resultados. En cuanto a los factores estaticos, cada valor de T
conlleva al recalculo de componentes principales. Asi, confor-
me 7" va incrementandose, C, es calculado, (13) es estimado y su
pronéstico es evaluado. Como se menciond, las posibles combi-
naciones de variables consideradas en el cilculo de un compo-
nente principal debe ser restringida. En el cuadro 1b se mues-
tran los 45 factores estiticos por evaluar, determinados me-
diante sentido comun. El lector debe recordar que de un con-
junto de m variables pueden construirse n componentes prin-
cipales, segin lo discutido en la seccién 11, inciso (b). Ademas,
para cada uno de los 45 conjuntos utilizados se elige aquél
componente principal que presente el mejor perfil en todo el
ejercicio (N pronoésticos).

Finalmente, en lo concerniente a los factores dinamicos, el
sistema (18) es planteado y estimado para cada valor de 7, asi
como la proyecciéon de su respectivo componente comun. De-
bido a que la estimacién por maxima verosimilitud de (18) de-
manda grandes cantidades de tiempo y superfluos requeri-
mientos computacionales, el sistema de estado de los espacios
es planteado con 3, 4 y 5 variables, combinadas a partir del
20% superior de cada grupo del cuadro la. Del mismo modo,
se restringe el andlisis a modelos con p = ¢ = 2 en (15)—(17).

IV. RESULTADOS

1. Enfoque bivariado

En esta seccién se presentan los principales resultados de los
ejercicios descritos lineas arriba. En el cuadro 2 se presentan
los estadisticos de los 100 mejores indicadores individuales, se-
gun lo dispuesto en la columna “Orden”. Un primer vistazo a
las cifras de este cuadro sugiere que, en promedio, la RECM del
periodo de evaluacién es ligeramente superior a 1.1% y que la
U de Theil promedio fluctia entre 0.11 y 0.12. Al ser estos va-
lores satisfactorios, puede respaldarse la solidez la especificacién y
estimacion de (1). El perfil predictivo de cada grupo puede ser



364 MONETARIA, OCT-DIC 2003

observado en la gréfica III donde se presentan los promedios
de la RECM y la U de Theil promedio todas las variables y del
20% con mejor desempeio dentro de cada uno de ellos.

GRAFICA III. RESULTADOS POR GRUPOS DE VARIABLES
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Las barras blancas [grises] son los promedios de los estadisticos de los prondstios
de todas [del 20% superior de] las variables dentro de un grupo.

Una primera conclusién de estos resultados es el buen perfil
de las variables del sector monetario en predecir la inflacion,
en particular, las variables de crédito y agregados monetarios.
Adicionalmente, resulta notable el buen desempeio de las va-
riables vinculadas con la Bolsa de Valores de Lima y volimenes
producidos y decepcionante el de las medidas de utilizacién
(vinculadas a la estabilidad de oferta la agregada). Basicamen-
te, la interpretacién a estos resultados esta vinculada con el ar-
gumento de que el aumento de precios en Pert es un fenéme-
no primordialmente transaccional.” No obstante ello, los esta-
disticos y el ranking del cuadro 2 revelan una serie de variables
no necesariamente vinculadas con el disenio de la politica moneta-
ria, por ejemplo el indice selectivo de la Bolsa de Valores de Lima,
que muestran un fuerte poder predictivo de la inflacién. Inde-
pendientemente de las posibles relaciones estructurales subya-
centes entre ellas y la variable predicha, este resultado es con-
sistente con el argumento que la intensidad de uso de alguna
relacién estadistica significativa y conocida (por ejemplo la cau-
salidad de emisiéon primaria hacia inflacién) puede ser in-
cluida y descontada en las expectativas de los agentes y, a la

% Mayor detalle en de la Rocha (1998).
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larga, ser mermada; en este sentido, tales variables pueden ser
concebidas como informacién no explotada por la politica mo-
netaria.

2. Enfoque multivariado

En el cuadro 3 se tabulan los resultados obtenidos a partir de
las 50 mejores combinaciones de pronésticos individuales, con-
siderando promedios ponderados, simples y medianas. En el
primer bloque de este cuadro se muestra lo hallado con las
combinaciones compuestas por todas las variables disponibles y
la mitad, cuarta, quinta, décima y vigésima parte superior se-
gun lo establecido en el andlisis bivariado. Luego se muestran
los resultados por grupos, donde se combinan todo sus pronés-
ticos y del 50% y 20% superior.

En lineas generales y como se esperaba, combinar proyec-
ciones mejora los resultados: el promedio de los RECM del cua-
dro 3 es 0.962 mientras que el promedio de los 50 menores
RECM mostrados en el cuadro 2 asciende a 1.145; por su parte,
el promedio de la tasa de confusién de las proyecciones combi-
nadas es de 72.0% mientras que el de las 50 mejores proyec-
ciones individuales es 63.5%. Ello implica una mejora de los
prondsticos combinados de entre 12 y 14% relativa a las pro-
yecciones individuales. Este progreso puede ser acrecentado
considerando sélo las proyecciones que encabezan los respecti-
vos rankings (por ejemplo, hasta mas de 17% con los 20 prime-
ros prondsticos, ver grafica IV). Ademas, puede concluirse que
el ponderador de Stock & Watson, (12), brinda mejores indica-
dores que el promedio simple o la mediana, sobre todo ante un
gran numero de variables. Finalmente, los resultados concer-
nientes con la prueba de Diebold & Mariano sugieren que, en
gran medida, los pronésticos combinados contienen informa-
cién propia que los diferencia de la proyecciéon de menor RE-
CM. Junto con los mejorados indicadores de bondad, este
hecho abre la p051b111dad de un mayor potencial en la bisque-
da de una proyeccién 6ptima (combinar combinaciones, por
ejemplo).

En los cuadros 4 y 5 se presentan los indicadores de desem-
peno de los 25 mejores factores estaticos y los 25 mejores facto-
res dinamicos, respectivamente. Tal y como se esperaba, grosso
modo, la composicion de informacién brinda mejores resultados
que la de proyecciones. En la gréafica IV se presenta la efectivi-
dad, vista como la reduccién de la RECM o la U de Theil pro-
medio o el aumento de la tasa de confusién, de los 25y 10 pri-
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GRAFICA IV. EFECTIVIDAD SEGUN ENFOQUE Y CRITERIO, CON RESPECTO

A PREDICCIONES INDIVIDUALES (en porcentajes)
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a los promedios de las k mejores proyecciones individuales

meros factores con respecto a los 25 y 10 (respectivamente) me-
jores indicadores individuales. Se aprecia que los 10 primeros
factores dinamicos incrementan la bondad predictiva en cerca
20%; igualmente, el uso de cualquier tipo de factor mejora la
bondad predictiva evaluada mediante la U de Theil.

La discusién anterior sobre el desempeiio de los enfoques
multivariados, resumida en la gréafica IV, establece el claro or-
den factores—combinaciones—individuales justificado por la dis-
cusién en torno al contenido informativo de cada enfoque de la
seccion I1.

Los resultados obtenidos no permiten concluir rotundamen-
te cual enfoque de extracciéon de factores es superior. Por un
lado, si bien el calculo de factores estaticos puede considerarse
como una practica ad hoc, su capacidad de resumir grandes
cantidades de informacién es ventajosa. Por otro lado, los fac-
tores dinamicos compensan el reducido uso de informacién
(variables) empleado en su calculo con el hecho de admitir una
estructura dinamica inexistente en el caso anterior. En todo ca-
so, el buen desempeiio de los factores los hace especialmente
utiles como indices adelantados de la inflacién.

3. Y cualitativamente?

Una caracteristica deseable de los factores, adicionalmente a
su buen desempefio como predictor puntual, es su capacidad
de adelantar cualitativamente el comportamiento de la infla-
cion. Para estudiar este atributo, es necesario identificar las fe-
chas dentro del periodo muestral en donde la inflacién tras re-
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ducciones sucesivas se incrementa.” Este turning point es esta-
blecido, siguiendo a Wecker (1979), definiendo una variable
auxiliar:

=1 8 my>m,>m,>m y 1, >T,

En otras palabras, se define a un turning point de la inflacién
como la fecha en donde ésta se incrementa tras un trimestre de
reducirse secuencialmente. Al aplicar este criterio pudo deter-
minarse hasta 9 puntos, 8 de ellos mostrados el primer panel
de la grafica V (fechas sombreadas), junto con las trayectorias
del factor estatico del sector monetario (nimero 6) y del factor
dinamico nimero 1, ambas rezagadas un afo. Se aprecia que
cualitativamente estas series proporcionan informacién valiosa
sobre el futuro comportamiento de la inflacién.

Un analisis mas riguroso sobre esta capacidad cualitativa se
consigue al replicar el trabajo de Mishkin & Estrella (1996). Es-
tos autores proponen el uso de modelos probit, donde se asu-

GRAFICA V
Factores (1994 = 100) y comportamiento cualitativo de la inflacién, 1995-2002

120

1,8
100
80 /’“\_‘_\,F‘\

.
60 T <~ N\ _~

. Factor estatico
40 T T T T T I |
1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002

Factor dindmico

Pseudo R’ de estrella segiin rezagos y tipo de factor

0-257 m Factor estitico [ Factor dindmico
0.23
0207007 017 0.16 ]
T = 0.15 e —
015 - B 0.13 — 0.13 0l
0.10
0.05
0 T T T I | ' ' !
6 9 11 11 12 13 14 15

Rezagos (meses)

36 P . ., .
Puede extenderse este analisis a los puntos en donde la inflacién tras incre-
mentarse, se reduce. No obstante, en toda la muestra se encontré un ntmero redu-
cido de estas fechas.
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me que existe una serie no observable relacionada con el indi-
cador u, de modo que si ésta es mayor a algtin valor umbral
(desconocido), la economia genera presiones hacia el alza de la
inflaciéon. Este hecho se observa cuando u, = 1. Si se asume
normalidad en el comportamiento de la variable no observada, la
probabilidad de que la inflacién se encuentre en un turning point
puede ser vinculada al comportamiento del factor Ct segtin:

(20) Pr(u, =1)=®(a, +a,C_)) +¢,

donde ® es la funcién de distribucién normal acumulada. Si el
ajuste de (20) es bueno, para algin valor de [/, puede decirse
que C, anticipa el evento u, = 1 [ meses atras. Existen varios cri-
terios de ajuste de (20); en este trabajo se opta por el pseudo R*
de Estrella (1998).

En el segundo panel de la grafica V se presenta el perfil
promedio de este indicador para los 25 mejores factores estati-
cos y dinamicos y distintos valores de |. En general, puede des-
prenderse cierta superioridad de los factores estaticos al antici-
par los movimientos inflacionarios en periodos menores a un
ano. Adicionalmente, los factores dinamicos mejoran significa-
tivamente este atributo en periodos superiores a un ano. El le c-
tor familiarizado con modelos dicotémicos encontrara que el
ajuste medio de estas estimaciones es satisfactorio.

4. Mayores horizontes de prediccién

De la exposicién anterior, puede decirse que el objetivo de
mejorar los pronésticos individuales de un ano de la inflacién
ha sido alcanzado. Sin embargo, es importante realizar una dis-
cusién similar con un horizonte predictivo mayor, hecho sus-
tentado en cdlculos previos del rezago de politica monetaria®’ y
en experiencias de manejo de politica en un esquema de anun-
cio de metas inflacionarias que recomiendan que las metas de
inflacién de fin de afio sean anunciadas antes del inicio del
mismo. Ambos puntos conlleva al disefio multianual de la poli-
tica monetaria en Pert, por lo que surge la necesidad de contar
con proyecciones de mas de 12 meses.

En la gréfica VI se presenta el comportamiento del pronoésti-
co promedio de los factores (estaticos y dindmicos) ante distin-
tos horizontes de prediccién. La pérdida de efectividad (mayor
incertidumbre) por aumentar h puede observarse en esta figu-
ra como la reducciéon de la pendiente de la linea de regresion

7 En Rossini (2001) éste se encuentra en alrededor de 15 meses.
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en el plano inflacién predicha-inflacién observada. Para un
horizonte de muy corto plazo, 6 meses, esta linea tiene una
pendiente pronunciada y cercana a la unidad. Esta pendiente
se ve reducida, aunque levemente, para horizontes de un ano
mientras es casi nula para & = 24. Todo ello limita la capacidad
predictiva de los modelos aqui desarrollados a un periodo de
maximo 15-18 meses. Acorde con la convencién, proyecciones
de mayores plazos requieren de juicio del investigador, supues-
tos sobre la conducta futura de la economia y de un conoci-
miento minimo de las relaciones estructurales (asumidas como
estables) detras de las variables por proyectar. Las lineas pun-
teadas de la grafica VI corresponde a las lineas de regresion de
los pronésticos individuales.

GRAFICA VI. EFECTIVIDAD SEGUN HORIZONTE PREDICTIVO
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En el cuadro 6 se presentan los estadisticos relativos a las pro-
yecciones de 12 meses. En el caso de los factores estaticos, la pérdi-
da de efectividad es relativamente estable entre los diferentes indi-
cadores de bondad predictiva para h = 18 y asciende a cerca de
30%. Esto es, si la RECM o la U de Theil fue en promedio 1%
para h = 12, para h = 18 serd, en promedio, 1.3%; asi-
mismo, si la tasa de confusién fue de 100, para el horizonte
mayor serd de 70. Un fenémeno similar ocurre con los factores
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dinamicos aunque con pérdidas mayores, basicamente por su
menor contenido informativo. Asimismo, puede esbozarse una
evoluciéon exponencial del indicador de pérdida ante incre-
mentos en el horizonte predictivo. La pérdida de efectividad
fluctaa alrededor de 30% al pasar de proyectar un horizonte de
6 meses a uno de 15, cifra similar a la observada al pasar de un
horizonte de 12 meses a uno de 18 (el paso de 18 meses a dos
anos no es concluyente).

A pesar de ello, en ningin caso la pérdida efectiva supera el
40% para periodos de 18 meses lo cual es aceptable. Bajo el su-
puesto de que RECM promedio es ligeramente mayor a 0.5%
para pronosticos de cada ano (asignando la RECM total a cada
ano dentro del periodo de simulacién, aunque la cifra puede
ser menor dado el undershooting inicial de la inflacién comenta-
do en la seccion I11),”® proyecciones de 18 meses consiguen
una RECM de menos de 1%. Este aspecto es fundamental en el
disefio de politica monetaria con bandas inflacionarias de 1.5%,
que corresponde al caso peruano (con una meta de largo plazo
de 1.5-3.0%), y constituye un punto a favor de las bondades de
los factores como predictores de la inflaciéon dentro del disefio
de la politica monetaria en Pera.

5. Una nota sobre prediccién en tiempo real

La exposicion anterior ha sido realizada suponiendo, impli-
citamente, que los datos disponibles en el periodo 7 son defini-
tivos, lo cual no es necesariamente cierto. Si bien la inflacién,
tasas de interés, tipo de cambio, indices bursatiles, entre otras,
son variables cuyo valor definitivo puede conocerse pocos dias
después de T (los primeros dias de cada mes), los agregados
monetarios e indicadores de produccién constituyen cifras suje-
tas a revision, que pueden ser actualizadas hasta varios meses
después. Ello es plausible por redefiniciones, correcciones por
estacionalidad, cambios de base o porque algunas variables son
obtenidas residualmente, en un contexto de programacién fi-
nanciera y consistencia macroeconémica donde varfa la dina-

B gl patrén genérico que puede desprenderse de todas las proyecciones realiza-
das (cuadros 2, 3, 4 y 5) es que la RECM de diciembre de 1998 hasta diciembre de
1999 es entre 3 y 6 veces el obtenido para el afio 2000 y el aino 2001 y 2 veces para lo
obtenido en el afio 2002. Por ejemplo, la RECM de la velocidad de circulacién del cir-
culante (vCirc) reportada para el periodo diciembre de 1998-diciembre 2001 es de
1.229; este estadistico para el periodo diciembre de 1998-diciembre de 1999 es de
1.584 mientras que para los afios 2000 y 2001 es de 0.586 y 0.889, respectivamente.
Para el afio 2002 el estadistico se incrementa a 0.955.
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mica proyectada de la economia hacia las metas de mediano y lar-
go plazo planteadas.” De este modo, desde una perspectiva de
tiempo real, es probable que al momento de predecir se cuente
con un conjunto de series cuyas cifras finales sean preliminares.

A fin de evaluar la importancia de este efecto sobre la pro-
yecciéon de la inflaciéon, combinacién de pronésticos y extrac-
cién de factores, la simulacién anterior fue nuevamente ejecu-
tada con los valores efectivamente disponibles en 7. Se supuso
que estas predicciones son llevadas a cabo en la segunda quin-
cena de cada mes de modo que las cifras de meses anteriores
correspondieron a las del Boletin Semanal de la segunda semana
del mes 7" + 1. Este ejercicio se realizé6 considerando las 25
primeras variables del ranking del cuadro 2 sujetas a revisiones.
Los resultados fueron practicamente invariantes con respecto a
los discutidos anteriormente.

V. CONCLUSIONES Y COMENTARIOS FINALES

En este trabajo se han explorado, dentro de un conjunto de
269 variables, las relaciones existentes entre la inflacién y los
indicadores econémicos que la predicen mejor. Dentro de este
analisis, la inflacién es medida como la variacién anual del 1PC
ya que sobre ésta se realizan los anuncios de objetivos del BCRP.
Esta eleccién es particularmente importante ya que los resulta-
dos de simulaciones realizadas dependen, obviamente, de la
medida utilizada.

A modo de ilustracién la siguiente tabla reporta los indicado-
res individuales fuera del sector monetario que encabezan los
rankings para diversas medidas de inflacién:*’

IPC IPC Subyacente Subyacente
(anual) (mensual) (anual) (mensual)
CapS Cpla Qplo  EXNtagr EX Qplo ISCGC EXTVpla

ISBVL  Qarro : TuPRP IPCSC$ Phie  PBIman: Cpet IPEX
BVLban  Ppla DLC ISBVL | TuQCP ProPNP | BVLinv PBInpri
BVLmin GCGC Wnom BVLmin | IPCSC$  Pblagr DLC ProPNP
Qpapa EXTmin:; PBInpri  TCRco : GCGC BVLban: BVLind  ToT
IGBVL IGVGC ; OGAPs RPGCr EXNTtext TuPNP ; TuPNP IP_comS
Qplo  EXNTagri ToT Rpet CapS IMCd i GKGCr  EXO

39 Otros motivos se encuentran en Diebold & Rudebusch (1991) y Amato &
Swanson (2000).

*0 La inflacion subyacente es definida como la variacién del 1PC excluyendo los
rubros mas volatiles.
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Aunque mas homogéneos, los resultados de las variables del
sector monetario son también variables, como se aprecia en la
siguiente tabla:

IPC IPC Subyacente Subyacente
(anual) (mensual) (anual) (mensual)

FEEx$ TOSES | TIPMN vCirc TIPMN LMN94 Tcol EmPfin
LT94 TAMN ! Cmon 1 din TOSES EEEB TIPME CIN
CIN FEEf$ :EmPprom TP30MN: FEEfS LT94 CcC TOSES

CISPuS94 TIPME Tcol LT94 EESB CISPr | Circfin  CajaB

La determinacién de los mejores indicadores se ha basado
en una serie de criterios de evaluacién de prediccién fuera de
la muestra, a diferencia de la practica tradicional de considerar
la RECM o un estadistico similar. Ello permite identificar algu-
nas propiedades deseables de las variables analizadas. El uso de
la tasa de confusién es un buen ejemplo de ello ya que, aunque
presenten RECM facilmente superables, variables como los in-
gresos del Gobierno Central por el impuesto general a las ven-
tas (IGVGC) son muy buenas anticipando los movimientos de la
inflacién.

Esta serie de bondades aparentemente dispersas a lo largo
de todas las variables, pueden ser concentradas en una proyec-
ciéon a partir de las combinaciones de prondsticos. Particular-
mente, considerando ponderadores distintos y estimados a par-
tir de patrones dentro de la muestra, puede alcanzarse mejores
resultados que los correspondientes a indicadores individuales.
Asimismo, la composiciéon de la informacién muestral en indi-
ces o factores exhibe un desempeiio superior incluso a la com-
binacién de prondsticos, tanto en proyecciones de corto plazo
(por los valores de la U de Theil promedio de los cuadros 4 y
5) como de mediano plazo (seccién 1V, inciso 4). Mas atn, cua-
litativamente estos factores han mostrado tener la capacidad de
adelantar los turning points de la inflacién, incluso con anticipa-
ciéon de 15 meses. Asi, junto con la aparente robustez al prede-
cir con datos en tiempo real, los factores presentados son
herramientas potencialmente ttiles en el seguimiento y evalua-
cién de la politica monetaria.

Ciertamente, conforme se tengan muestras de mayor tama-
no y el periodo de andlisis se aleje de los episodios de alta infla-
ciéon de inicios de los noventa, se espera que predecir la infla-
cién sea una tarea mas sencilla. Ello, junto con el mejor enten-
dimiento de las relaciones estructurales mas relevantes dentro
del mecanismo de transmisién, y la atencién a informacién re-
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ferencial dada en investigaciones como Barrera (1997, 1999) y
la presente, pueden constituir un paso importante para la exi-
tosa implementacién operacional de un esquema de metas de
inflacién.

Finalmente, el presente trabajo espera ser la motivacién para
el desarrollo de posteriores investigaciones que incluyan el uso
de procesos heuristicos y computacionalmente intensivos en el
manejo de la informacién. En cuanto a la proyeccién de la in-
flacién en Peru, la investigacién futura puede centrar su aten-
cién en la introduccién de no linealidades, predicciéon de den-
sidades y la bisqueda de especificaciones parsimoniosas, facil-
mente comunicables, dentro de un contexto multivariado y po-
siblemente estructural.

Anexo
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una estimacion de la
elasticidad de sustitucion
entre monedas

I. INTRODUCCION

La sustituciéon de monedas ha sido un tema ampliamente revi-
sado por varios autores. Calvo y Vegh (1992) emplean el tér-
mino “dolarizacién” para indicar que la moneda extranjera es
empleada como unidad de cuenta y/o mantenimiento de valor,
pero no necesariamente como medio de cambio. Estos autores
indican también que la sustitucién de la moneda es el Gltimo
paso del proceso de dolarizaciéon. Baquero (1999) remarca la
diferencia entre sustituciéon de monedas y sustitucion de acti-
vos; la primera hace referencia al motivo transaccional para la
preferencia por una moneda, la segunda al riesgo y la rentabi-
lidad de los activos domésticos y extranjeros.
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Orellana y Mollinedo (1999) sefialan que la dolarizacién se
refiere al uso de la moneda extranjera como medio de cambio
y reserva de valor, siendo este un concepto mas amplio que el
de sustitucion de monedas. Lora (1999) menciona la “dolariza-
ciéon por el lado de la demanda” o sustituciéon de pasivos, en
referencia a una elevada proporcién de los créditos concedidos
por el sistema financiero en moneda extranjera.

La magnitud de la elasticidad de sustitucién entre monedas
tiene influencia sobre la efectividad de la politica monetaria.
Una alta elasticidad de sustitucién podria producir demandas
de dinero inestables por la recomposicion subita de los saldos
monetarios domésticos y extranjeros ante variaciones relativas
en sus costos de oportunidad. El grado de elasticidad de susti-
tucion de monedas determinard también la magnitud en que
las politicas monetarias afectaran al tipo de cambio y a las tasas
de interés domésticas. Asimismo, cuando existe una elevada
elasticidad de sustitucién, una politica monetaria expansiva
podria traducirse en una reduccién de las reservas, al tener
que satisfacerse una mayor demanda por moneda extranjera.

Una elevada elasticidad de sustituciéon entre monedas podria
limitar la efectividad de la politica cambiaria para contrarrestar
shocks adversos internos o externos. Sin embargo, se debe acla-
rar que la elasticidad de sustituciéon de monedas y el grado de
dolarizacién de una economia no guardan, necesariamente,
una relacién directa. Si la utilizacién de la moneda extranjera
en una economia es elevada, una depreciaciéon de la moneda
podria no conducir a significativos niveles de sustitucion de la
moneda nacional por la moneda extranjera.

En el caso de Bolivia el fenémeno de la sustituciéon de activos
es mas profundo que la sustituciéon de monedas, pues para fi-
nes transaccionales la moneda nacional se emplea de manera
generalizada. Este hecho se evidencia al estimar la elasticidad
de sustitucién para diferentes agregados monetarios. Para el
agregado mas liquido la tenencia de saldos reales en moneda
nacional es mayor y la elasticidad de sustitucién menor.

El objetivo de este trabajo es estimar la elasticidad de sustitu-
cién para diferentes agregados monetarios. En la siguiente sec-
cién se expone una breve resefia sobre el proceso de dolariza-
ci6on en Bolivia. En la tercera seccién se presenta un modelo
analitico para la estimacién de la elasticidad de sustituciéon en-
tre monedas y la tenencia de saldos reales en moneda nacional
y extranjera por parte de un agente econémico representativo.
La cuarta secciéon muestra la metodologia de estimacién empi-
rica y en la quinta secciéon se presentan los resultados obteni-
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dos. Finalmente, en la dltima seccién se presentan las conclu-
siones del trabajo.

IL. EL PROCESO DE DOLARIZACION EN BOLIVIA

La dolarizacién en Bolivia, es un proceso que ya se observaba
en la década de los setenta, aunque en este periodo la moneda
nacional dominaba como medio de cambio, unidad de cuenta y
deposito de valor (Lora, 1999). Desde 1973 los depésitos en
moneda extranjera fueron oficialmente admitidos en el sistema
financiero, incrementandose la dolarizacién en la economia.

En julio de 1981 se cerr6 la ventanilla del Banco Central de
Bolivia para la venta libre de divisas, debido a que las reservas
del pais se hallaban agotadas. L.a banca comercial, al no poder
acceder a los délares de esta ventanilla, se neg6 a recibir pesos
bolivianos para cubrir sus acreencias dolarizadas, obligando asi
a los deudores al pago en ddlares. Los prestatarios acudieron al
mercado negro de la divisa y el precio del délar en este merca-
do subi6 significativamente. Con un tipo de cambio del merca-
do paralelo cada vez mayor muchos de los prestatarios entra-
ron en mora y algunas industrias quebraron.

Ante este panorama, en noviembre de 1982 se adopté una
politica de desdolarizacién, cuyo objetivo basico fue solucionar
la mora del sector industrial de la economia. El gobierno dic-
taminé que todas las deudas vencidas en moneda extranjera,
contraidas por personas naturales y juridicas, sean convertidas
a moneda nacional al tipo de cambio oficial vigente en el mo-
mento del pago, que se encontraba muy por debajo del tipo de
cambio paralelo. Asimismo, los depésitos en moneda extranjera
fueron convertidos a pesos bolivianos. Los grandes perdedores
de la desdolarizacién fueron los ahorristas y los Fondos Sociales
de los trabajadores.

Entre 1983 y 1985 el pais atraves6 por una profunda crisis
econdmica, caracterizada por la acumulacién de un excesivo
déficit fiscal, un menor acceso a la fuente tradicional de su fi-
nanciamiento (el endeudamiento externo) y la caida de la pro-
duccién (Lora, 1999). En 1985 la economia boliviana registré
una hiperinflacién anual de 8,170.5% y un mercado cambiario
donde las cotizaciones del mercado paralelo del délar supera-
ban en mas de 15 veces las cotizaciones del mercado oficial.

En agosto de 1985 se adopt6 un programa de estabilizacion
y ajuste estructural. El régimen cambiario se constituyé en un
factor determinante para la estabilidad de precios. El estable-
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cimiento de un tipo de cambio real competitivo, administrado
por el Banco Central de Bolivia mediante un régimen de liber-
tad en las operaciones de compra y venta de divisas, tuvo la vir-
tud de estabilizar el precio de la misma y unificar los niveles del
tipo de cambio oficial y paralelo. En octubre de 1985 se elimind
la prohibicién para efectuar depésitos en moneda extranjera.

Posteriormente el pais atravesé por una relativa estabilidad
econémica, sin embargo estos dos hechos, el proceso hiperin-
flacionario y la desdolarizacién, marcaron las expectativas de
los agentes econémicos y generaron el efecto “histéresis”, un
reemplazo importante de la moneda local por otra considerada
mas eficiente para mantenimiento de valor, que persiste hasta
nuestros dias.

II1. EL MODELO

Existen numerosos trabajos sobre la inclusién del dinero en la
funcién de utilidad del consumidor. Estos trabajos pueden
agruparse bajo tres enfoques. El primero, que supone que el
dinero genera utilidad directa al consumidor al ser empleado
como medio de cambio, se aplica en los modelos de Cash in Ad-
vance. El segundo enfoque, de costos de transaccion, supone
que el dinero proporciona servicios de liquidez que facilitan el
consumo y por ende genera utilidad al consumidor. Finalmen-
te, el tercer enfoque considera al dinero como cualquier otro
activo que es usado para transferir recursos intertemporalmen-
te.

El presente trabajo se enmarca en un modelo de costos de
transacciéon con optimizacioén intertemporal, siguiendo el enfo-
que de Baquero (1999). En una economia dolarizada se debera
incluir el dinero en ambas monedas en la funcién de utilidad
del agente.

El modelo incorpora el dinero en la funcién de utilidad del
consumidor. El agente representativo, que vive infinitos perio-
dos, maximiza la utilidad que le proporciona el consumo de
bienes y la tenencia de saldos reales, en moneda nacional y ex-
tranjera. La maximizacién de la utilidad esta sujeta a una res-
triccién presupuestaria intertemporal, el problema de optimi-
zaciéon del agente queda planteado de la siguiente manera:

DMMeD
—0

1 Max E, U, >
(D) ax Loﬁ E‘F; P P 0

t

sujeto a:
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donde: E, operador de expectativas, condicionadas a la infor-
macién que el agente posee en el periodo t; B' factor de des-

- Ml
cuento en el periodo ¢; ¢, consumo real ent; —* saldos reales

t
*

Mie,

en moneda nacional en #; saldos reales en moneda ex-

t
tranjera en ¢, expresados en moneda nacional; y, ingreso real en

el periodo ¢ que se percibe en moneda nacional; b, activos fi-
nancieros reales en moneda nacional que se poseen o se ad-
quieren en el periodo 4 b, activos financieros reales en moneda
extranjera que se poseen o adquieren en el periodo ¢; r,tasa de
interés real de los activos financieros en moneda nacional en ¢;
7, tasa de interés real de los activos financieros en moneda ex-
tranjera en {; ¢, tipo de cambio de la moneda nacional por la
moneda extranjera en #; P, nivel de precios domésticos en .

La incorporacién del dinero en la funcién de utilidad se re a-
liza a través de una funcién de liquidez tipo CES (Constant Elas-
ticity of Substitution), que combina los saldos reales en moneda
nacional y en moneda extranjera.

=p

_D ¢
@) X = BE

Para: 0 <a<1l;-1<p< o, p#0; p:l—l;dondeza elas-
g

1
1+p°
Esta funcién de liquidez permitira estimar la elasticidad de
sustituciéon entre la moneda nacional y la moneda extranjera
(0), es decir, el grado de sensibilidad de la sustitucién de mo-
nedas ante una variacién del precio relativo de ambas monedas
(tipo de cambio nominal), y la composicién de la moneda na-
cional (a) y la moneda extranjera (1 - a) que el agente mantie-
ne en su funcién de liquidez.
Considerando una funcién de utilidad lineal entre consumo
y liquidez, y suponiendo que las preferencias del agente repre-
sentativo son constantes y aditivamente separables entre ambos
argumentos, el modelo que se plantea para la optimizacién di-
namica es el siguiente:

ticidad de sustitucién entre monedas. Reordenando: o =
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Asi, queda incorporada la tenencia de dinero en ambas mo-
nedas en la funcién de utilidad.'
Resolviendo las condiciones de primer orden, se llega a las
siguientes ecuaciones de Euler:*

0 = ) =p-1
o BT B e
gOP P 0g oh 1
0 - . *pg%" . =Pl
ool eBRd ] BN
il r g ek o
©6) Bl +7)=1
(7) Bll+r) =

t

Las expresiones (6) y (7) son iguales bajo el supuesto de pa-
ridad de la tasa de interés.
Dividiendo (4) entre (5):

—p-1
M P e P

8) oM % E P mﬁ% E_ l ﬁ%
16 P. e P

Para la estimacién de este modelo se dividi6 la expresién (8)
por si misma rezagada en un periodo, debido a que el primer
término, la razén de los agregados monetarios, no es estacion a-

YA menudo, para la incorporacién del dinero en la funcién de utilidad se consi-
dera también un parametro multiplicativo de nivel que antecede a la funcién de li-
quidez, que representa la preferencia del agente por la liquidez. En el modelo plan-
teado no se incluy6 este parametro porque se supone que la preferencia por la liqui-
dez se normaliza a la unidad, y que la variable consumo incluye la razén de la prefe-
rencia del consumo sobre la preferencia por la liquidez.

En el anexo 1 se presenta la derivacion del modelo.

® Para la estimacion no se emplean las expresiones (4) y (5) por separado porque
en ambas se encuentran los saldos reales en moneda nacional y extranjera que no son
estacionarios. (Ver anexo 1).
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rio ya que la tenencia en moneda nacional respecto a la mone-
da extranjera ha ido cayendo a lo largo del tiempo por el pro-
ceso de dolarizacion.

Asi, las expresiones empleadas para las estimaciones de los
parametros son:

oM,

HM; M;—lel—l g E
o gt

B +1) =1

Con las expresiones (9) y (7) se estiman los parametros 3y
p.' Para estimar @, que ya no estd presente en las expresiones,
se propone una segunda parte del modelo y se emplea la ex-
presion (8), replanteando la misma y reemplazando los valores
de By p yva estimados, de la siguiente manera (ver anexo 1):°

I
a0 (-atlon 2o P

IV. ESTIMACION DEL MODELO

La mayor parte de las estimaciones de la elasticidad de sustitu-
cién entre monedas, con base en las ecuaciones de Euler, se
realizan por el método GMM (Generalized Method of Moments),
que permite estimaciones no lineales a través de variables ins-
trumentales. Sin embargo, como se indica en Fuhrer et al.
(1995), la evidencia muestra que los modelos estimados por
GMM son demasiado sensibles a aspectos irrelevantes de la es-
pecificacion econométrica, como la normalizacién de los para-
metros. Ademas, las estimaciones son sesgadas en muestras pe-
quenas.

* Para la estimacion de B se utiliza la expresién (7) y no la expresién (6) porque en
Bolivia la mayor parte de los depoésitos son en moneda extranjera. A diciembre de
2001, en el sistema bancario se tenfa en caja de ahorro el 93.0% y en plazo fijo 99.1%
de los depdsitos en moneda extranjera.

? La razén de los agregados en la ecuacién (10), no estacionaria, no afectaré la es-
timacién de @ porque la misma se encuentra elevada a -p y -1, el valor de p se estima
en la primera parte del modelo.
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Por lo anteriormente mencionado se consideré la posibilidad
de emplear el método de Maximum Likelihood (ML). Asi, la pro-
babilidad de que las variables end6genas observadas puedan
reproducirse con el modelo sea lo mas alta posible. Por otra
parte, al ser el logaritmo una funcién monoténicamente cre-
ciente que reproduce los valores que maximizan la funcién ori-
ginal, resulta conveniente maximizar el logaritmo de la funcién
de ML. El estimador de ML es consistente, asintéticamente nor-
mal y eficiente.

Para la estimacién de un sistema de ecuaciones se puede
emplear el método de FIML (Full Information Maximum Like-
lihood), que considera todas las ecuaciones y parametros en
forma conjunta para la estimaciéon. Las estimaciones por FIML
tienen las propiedades de los estimadores ML y por tanto son
asintéticamente eficientes comparando con otros estimadores
de ecuaciones simultineas, minimos cuadrados en dos etapas y
minimos cuadrados en tres etapas. Ademas, con el método de
FIML se obtienen estimaciones menos sesgadas, mas eficientes y
mejor comportadas que con GMM.°

En este sentido, para la estimacién de la elasticidad de susti-
tuciéon entre monedas y la tenencia de saldos reales en moneda
nacional o extranjera se utilizé6 el método de FIML, el cual em-
plea una matriz de ponderadores (matriz de covarianzas) por
que trabaja con ecuaciones no lineales.’

1. Variables empleadas

Para las estimaciones del modelo se consideraron tres agre-
gados, que implican diferentes grados de liquidez: M, com-
prende el circulante y los depésitos a la vista, My es M, mas los
depositos en caja de ahorro y M, que es My, mas depdsitos a
plazo fijo. En las estimaciones de la elasticidad de sustitucién se
emplearon las diferencias entre estos agregados para puntuali-
zar el grado de liquidez de los mismos.

— M, aproxima la tenencia de efectivo de los agentes econ6mi-
COs.

® Inicialmente se empled el método de GMM, pero las estimaciones de los pardme-
tros eran muy sensible a las variables instrumentales empleadas y al nimero de reza-
gos de las mismas. Por otra parte, las estimaciones no eran robustas en lo que respec-
ta a las variaciones del tamano de la muestra. Por lo que se empled el método de
FIML y las estimaciones presentaron una mayor estabilidad.

"El emplear una matriz de ponderadores (matriz de varianzas y covarianzas) con-
tribuira a evitar la presencia de heteroscedasticidad.
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— La diferencia de My (M, menos M;), es una combinacién entre
ahorro a mediano plazo y la posibilidad de disponer de los
recursos monetarios, caja de ahorro.

— La diferencia de M5 (M, menos M), es el ahorro, particular-
mente plazo fijo.

Para las estimaciones se emple6 el componente en MN (mo-
neda nacional) y en ME (moneda extranjera) de cada variable,
para el célculo de este tltimo se rest6 del agregado total (M’) el
componente en MN. Las variables empleadas en las estimacio-
nes son:®

— M, en MN y el componente de M, en ME.

— La diferencia de My MN y para la diferencia de M, ME se res-
t6 el componente M; ME del componente My ME.

— La diferencia de M5 MN y para la diferencia de M; ME se res-
t6 el componente M, ME del componente M; ME.

Otras variables empleadas para las estimaciones fueron:
— El indice de precios al consumidor (IPC).

— El tipo de cambio oficial compra promedio mensual. Se tra-
bajé con el promedio mensual porque el comportamiento
del tipo de cambio durante el mes es el que dirige las expec-
tativas de los agentes econémicos.

— La tasa de interés real de moneda extranjera, que representa
el costo de oportunidad de la tenencia de dinero. En las es-
timaciones con M, se empled la combinacién de la tasa de in-
terés nominal de los depésitos en caja de ahorro (CA) y plazo
fijo (PF) ponderados por sus montos. Para la estimacién con
la diferencia de M, se utiliz6 la tasa de interés para plazo fijo
y para la estimacién con la diferencia de M; se empleo la tasa
de interés real de las letras del Tesoro a 13 semanas (LTs).
Teniendo en cuenta que el modelo es estimado utilizando
datos mensuales, se mensualizaron todas las tasas de interés
nominales y se dividieron por la tasa de inflacién rezagada

8 En las estadisticas monetarias, un apoéstrofe en un agregado monetario, por
ejemplo M’|, representa el agregado que incluye tanto moneda nacional como mone-
da extranjera. Asi:

M’; = C + D vista MN + D vista ME

M’y = C + D vista MN + D vista ME + D caja de ahorro MN + D caja de ahorro ME

M’y = C + D vista MN + D vista ME + D caja de ahorro MN + D caja de ahorro ME

+ D plazo fijo MN + D plazo fijo ME
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en un periodo, para obtener las tasas de interés reales de d6-
lares ex ante.

En el momento de decidir sobre la tenencia de sus saldos re-
ales, en moneda nacional o extranjera, el agente considerara la
tasa de interés real ex ante, es decir, tomara en cuenta la tasa
de interés nominal que le ofrece el sistema bancario en ese
momento y formara sus expectativas de inflacié n con base en la
evolucién de la misma hasta esa fecha.’

2. Estrategia de estimacién

El modelo planteado supone una estimacién en dos partes.
En la primera parte se estiman los pardmetros By p, y en la se-
gunda el pardmetro a. Las estimaciones se realizaron para el
periodo enero de 1990 a diciembre de 2001 y para tres subpe-
riodos, que se definieron considerando la evolucién de la poli-
tica cambiaria, que se ilustra en la grafica I. Los subperiodos
son:

— Enero de 1990 a junio de 1994. Periodo en el cual la politica
cambiaria se caracteriz6 por depreciaciones periédicas que
compensaran la inflacién para mantener el tipo de cambio
real competitivo.

— Julio de 1994 a diciembre de 1998. A partir julio de 1994, la
politica cambiaria buscé6 mantener la estabilidad del tipo de
cambio real multilateral con base en el calculo del tipo de
cambio referencial. La flexibilizaciéon del tipo de cambio no-
minal, que ahora comprende elementos del mercado inter-

GRAFICA 1. VARIACION PORCENTUAL MENSUAL DEL TIPO DE CAMBIO,
1990-2001

2.0
1.5
Prom. 0.36
Lol C.V. 0.60
0.5
Prom. 0.85 Prom. 0.53

0.0 TV 034 v | V C.V.0.23
-0.5 T T T T T T T T T T T 1

1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002

9 ) . .
En el anexo 2 se presentan las graficas de las variables mencionadas.
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nacional para su determinacién, muestra un menor prome-
dio de las variaciones porcentuales del tipo de cambio, aun-
que un mayor coeficiente de variacién en este subperiodo,
como se puede observar en la grafica I.

— Enero de 1999 a diciembre de 2001. En este periodo la poli-
tica cambiaria fue mas activa que en el periodo anterior, el
promedio de la variacién porcentual del tipo de cambio fue
mayor, debido a la situacién internacional. En enero de 1999
se registr6 una fuerte devaluaciéon del real brasilefio, mien-
tras que en 2001 Argentina present6 desequilibrios externos
y fiscales que propicié un clima de incertidumbre en toda la
region.

V. EVIDENCIA EMPIRICA

1. Primera parte de la estimacion

En la primera parte de la estimacién se emplearon las expre-
siones (7) y (9). Inicialmente se aplicaron pruebas de raiz uni-
taria a las razones y variables que conforman estas expresiones.
A'la razén de los agregados de la ecuacién (9) se llamé RM, es
decir:

Ml NI;I@HE = RM
-1 Ml*el

En el cuadro 1 se presentan los resultados de la prueba de
raiz unitaria para todo el periodo y los distintos subperiodos.

La primera variable es la razén de M/, la segunda es la razén
de la diferencia de My y la tercera es la razén de la diferencia de
M;. Ninguna de las series presenta raiz unitaria al 5% de signi-
ficacién, salvo la razén de precios del primer subperiodo y la
razén del tipo de cambio del tercer subperiodo, que sin embar-
go no presentan raiz unitaria al 10% de significacién.

En la estimacién, considerando las formas funcionales de
ambas expresiones, se emplearon parametros de partida para
iniciar la iteracién de los valores a los cuales converja el mode-
lo. Para la eleccién de estos parametros iniciales se considera-
ron estimaciones preliminares y los resultados hallados para
Bolivia en el trabajo de Baquero (1999). Los pardmetros inicia-
les empleados fueron 0.9 para By 0.5 para p."” Los errores de

10 . ce . . .
Se probaron parametros iniciales inferiores para p, desde 0.001, y las estima-
ciones no presentaron variaciones significativas.
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las estimaciones no presentaron raiz unitaria al 1% de significa-
cion.

2. Segunda parte de la estimacién

En la segunda parte se empled la expresién (10) para esti-
mar el valor de a, remplazando los valores de By p ya obteni-
dos en la primera parte del modelo. Como se vio anteriormen-
te, las series de razones de precios y de tipo de cambio no pre-
sentan raiz unitaria. Las razones de los agregados, que si tienen
raiz unitaria, estan elevados a -py -1. En el cuadro 2 se presen-
tan las pruebas de raiz unitaria para estas series.

La prueba de raiz unitaria de la razén del agregado M, no se
presenta para el periodo enero de 1990 a diciembre de 2001 ni
para el primer subperiodo, de enero de 1990 a junio de 1994, de-
bido a que la serie tiene una caida muy fuerte hasta 1994 (grafica
II), por lo que ni elevando a -py -1 la serie se suaviza. Las razones
de la diferencia de M, y la diferencia de M, no presentan raiz unitaria,
salvo la diferencia de M en el primer subperiodo.

GRAFICA II. RAZON DEL AGREGADO M,Y DE LA DIFERENCIA DE M,,

1990-2002
10

6 M, MN/M, ME

I~

27 T T = T T T T T T T T 1
1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001 2002

Al igual que en el caso anterior se emplearon parametros inicia-
les para las estimaciones con base en las observaciones de la pro-
porcién de cada agregado en moneda nacional respecto al agre-
gado total. Los resultados obtenidos para las estimaciones de a se
presentan en el siguiente punto. Los errores de las estimaciones
no presentaron raiz unitaria al 10% de significacion.

3. Resultados obtenidos

En el cuadro 3 se presentan los resultados obtenidos en las
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CUADRO 3. RESULTADOS DE LAS ESTIMACIONES

Variable y periodo a B P g

M,

Ene. 1990-dic. 2001 RU 0.961 2.386 0.295

Feb. 1990-jun. 1994 RU 0.983 5.307 0.159

Jul. 1994-dic. 1998 RU 0.982 3.756 0.210

Ene. 1999-dic. 2001 0.4824 0.959 2.327 0.301%*
Diferencia de M,

Ene. 1990-dic. 2001 0.0386 0.964 1.665 0.375

Feb. 1990-jun. 1994 0.0680 0.983 2.449 0.290

Jul. 1994-dic. 1998 0.0003 0.983 2.320 0.301

Ene. 1999-dic. 2001 0.0001 0.964 2.317 0.301%*
Diferencia de M

Ene. 1990-dic. 2001 0.0018 0.962 0.526 0.655

Feb. 1990-jun. 1994 RU 0.981 1.145 0.466

Jul. 1994-dic. 1998 0.0025 0.981 0.474 0.678%*

Ene. 1999-dic. 2001 0.000 0.959 2.711 0.269%*

NOTAS: RU: la razén de los agregados presentan raiz unitaria. * Pardmetros no
significativos al 5 por ciento.

estimaciones para el periodo total y los subperiodos definidos.
La estimacién de la tenencia de saldos reales en moneda na-
cional (a) por parte del agente econémico es mayor para M,
(dinero transaccional) que para la diferencia de M, (caja de aho-
rro) o la diferencia de M, (plazo fijo) en el dltimo subperiodo. El
agente mantiene dinero en moneda nacional para realizar
transacciones, mientras que para las operaciones de ahorro y
de depositos a plazo fijo la dolarizacién es casi completa.'’
Considerando cada uno de los subperiodos se observa que la
tenencia de saldos reales en moneda nacional de la diferencia de
M, se va reduciendo, particularmente en el segundo subperio-
do. Al parecer la flexibilizacién de la politica cambiaria, perci-
bida por la mayor variacién en las depreciaciones, cre6 expec-

1 En Orellana (1999), mediante el método de maximo verosimilitud se estima
que, para el periodo del primer trimestre de 1987 al tercer trimestre de 1998, el cir-
culante en moneda extranjera representa el 60% del stock de moneda nacional en
circulacién. En la estimacién obtenida mediante la teorfa cuantitativa del dinero, para
el periodo 1994-1998, se lleg6 a que aproximadamente el efectivo en mon eda extran-
jera es el 80% del circulante en moneda nacional. Finalmente el autor indica: “... Am-
bos resultados permiten concluir que la moneda nacional es importante como medio
de pago en la economia”.
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tativas en los agentes que motivé una reduccién de su tenencia
de caja de ahorro en moneda nacional. Ademas, las politicas de
remonetizaciéon aplicadas en este subperiodo, como el estable-
cimiento de encaje legal por monedas y la eliminacién de enca-
je legal adicional para depdsitos en moneda nacional, al pare-
cer no tuvieron efecto en la preferencia de los agentes. Aunque
se debe hacer notar que para mayo de 1998 se uniformizé la
tasa de encaje legal, implicando este hecho un incremento de la
tasa de encaje para los depésitos en moneda nacional y una re-
duccién para los depésitos en moneda extranjera.

La tenencia de saldos reales en MN de la diferencia de M, se
reduce para el ultimo subperiodo, las expectativas de mayores
devaluaciones por la situacién internacional, los conflictos so-
ciales por los que atraves6 el pais y la reduccién de las tasas de
interés condujeron a una menor preferencia por depdsitos a
plazo fijo en moneda nacional.

La estimacién de f3, el factor de descuento intertemporal pa-
ra todo el periodo esta alrededor de 96%. El dltimo subperiodo
es menor con respecto a los anteriores, lo que muestra el au-
mento de la preferencia por el consumo actual por parte de los
agentes. Al parecer la percepciéon de mayor inestabilidad y con-
flictos sociales incentivaron el mayor consumo sobre la tenencia
de dinero.

La elasticidad de sustitucién entre monedas (0) muestra en
todos los casos valores menores a uno, es decir, existe inelasti-
cidad de los saldos reales en diferentes monedas ante cambio
en su precio relativo.' La elasticidad es menor para el dinero
transaccional (M,), aumenta para la diferencia de M,y para la di-
ferencia de M;. Este resultado refleja el hecho que los agentes
son mas sensibles a las variaciones cambiarias para la tenencia
de dinero como reserva de valor que para el dinero transaccio-
nal.”” Ademais, esta sensibilidad se ve incrementada cuando
aumentan las expectativas de devaluacién o de inflacién."

Considerando los subgrupos, la elasticidad de sustitucién

2 1 hecho de que p sea significativo implica que el coeficiente es diferente de ce-
ro, por tanto 0 sera significativamente diferente de 1.

"~ La estimacién de la elasticidad de sustitucién para todo el periodo en su con-
junto es mayor que para cada uno de los subperiodos, debido a que la variabilidad de
la depreciacién y de las razones de los agregados es mayor para todo el periodo que
para cada uno de los subperiodos. Por lo que la estimacién por subperiodos es mds
apr(l)fiada. (Ver anexo 3.)

Arce (2001) senala que el sistema cambiario de tipo deslizante adoptado por el
BCB es adecuado para controlar la incertidumbre. Cualquier cambio brusco de politi-
ca cambiaria puede generar mayor incertidumbre y, por ende, mayor dolarizacién.
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para el agregado M, sube para el segundo subperiodo, el agen-
te es mas sensible a las variaciones cambiarias cuando la politica
cambiaria se flexibiliza, la mayor variacién de la depreciacion
registrada en este periodo aumenta el riesgo cambiario."” Para
el tercer subperiodo la elasticidad de sustitucién es mayor, aun-
que no significativa, lo cual podria significar que la politica
cambiaria mas activa y la dificil situacién econémica aumentan
la sensibilidad del agente.

La elasticidad de sustitucion para la diferencia de M, sube en
el segundo subperiodo, la mayor variacién del tipo de cambio
en este subperiodo crea expectativas en los agentes econ émicos
que motivan una mayor sensibilidad por la sustitucién de la
moneda. En el tercer subperiodo la elasticidad de sustitucién es
similar a la del subperiodo anterior, y tampoco es significativa,
esto dltimo indica que la elasticidad de sustituciéon de monedas
estuvo mas afectada por las expectativas respecto a la situacion
econémica nacional e internacional, y reduccién de costos de
captacién por parte de la banca que por la politica cambiaria.

La elasticidad de sustitucion para la diferencia del M; es ma-
yor, pero no significativa en los dos ltimos subperiodos, esto
significa que a pesar que la diferencia de M5 (dep6sitos a plazo fi-
jo) esta casi totalmente conformada por moneda extranjera
(por encima del 95%), una variacién del tipo de cambio esta
asociada a una mayor sustitucién de monedas.

Por otra parte, se debe tener en cuenta que para la diferencia
de M; en el ultimo subperiodo la sustitucion de monedas fue
menor, aunque no significativa, esto no se debié necesariamen-
te a una mayor preferencia por la moneda nacional, sino a que
desde el segundo semestre de 2000 y 2001 se redujeron los
depositos totales, los agentes orientaron sus tenencias moneta-
rias hacia activos mas liquidos como medida de precaucién por
los conflictos sociales y por la reduccién en los costos de capta-
cién por parte de la banca.

VI. CONCLUSIONES

En el presente trabajo se emple6 un modelo de costos de tran-
saccién con optimizacién intertemporal para cuantificar la elas-

15 Varios autores sefialan que la demanda de saldos reales domésticos y extranje-
ros dependerd de los rendimientos esperados de cada tipo de moneda. Ello implica
que el grado de sustitucién entre monedas aumentard con un tipo de cambio flotan-
te, pues bajo este régimen el riesgo cambiario es mayor y, por tanto, también el de
mantener moneda nacional.
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ticidad de sustituciéon entre la moneda nacional y el délar, y es-
timar la composiciéon de los saldos monetarios en moneda na-
cional y extranjera que los agentes mantienen para maximizar
su funcién de utilidad. Para las estimaciones se emple6 el mé-
todo de Full Information Maximum Likelihood. Las estimaciones se
realizaron para los diferentes agregados monetarios, M, la di-
ferencia de M, y la diferencia de M.

Los resultados obtenidos de las estimaciones muestran que la
tenencia de saldos monetarios reales en moneda nacional es
mayor para el dinero transaccional que para el cuasidinero. Pa-
ra el dltimo subperiodo, comprendido entre enero de 1999 y
diciembre de 2001, la preferencia por la moneda nacional se
redujo por la percepcién de mayor variacién cambiaria e ines-
tabilidad econémica y social, como se observé para la diferencia
de M, y la diferencia de M.

Para el tercer subperiodo, entre enero de 1999 y diciembre
de 2001, aumenta la preferencia del agente econémico por el
consumo (B disminuye), esto se podria deber a la incertidum-
bre creada por la situacién econémica y social, particularmente
en 2000, que incentiva al agente a consumir y no ahorrar.

La elasticidad de sustitucién en todas las estimaciones es
menor a uno, mostrando inelasticidad de los saldos relativos
ante cambio en su precio. El dinero transaccional, de corto pla-
z0, no es muy sensible a la variacién cambiaria y el cuasidinero
ya estd, en su mayor parte, conformado por moneda extranje-
ra. Comparando las estimaciones entre los diferentes agrega-
dos se puede afirmar que la elasticidad de sustitucién entre
monedas es mayor para los agregados que implican tenencia
de depbsitos a mayores plazos.

La elasticidad de sustitucion para todos los agregados subié
para el segundo subperiodo, aunque el promedio de la varia-
cién cambiaria fue menor, la variabilidad de la misma fue ma-
yor creando expectativas cambiaria que al parecer motivé una
mayor sensibilidad en los agentes econémicos. La estimaciéon
para el tercer subperiodo no es significativa para ningtin agre-
gado, lo cual podria indicar que la elasticidad de sustituciéon de
monedas estuvo mas motivada por las expectativas generadas
por la situacién econémica nacional e internacional y por la re-
duccién de los costos de captacién por parte de la banca, que
por la politica cambiaria en este subperiodo.

La dolarizacién se da en la funcién del dinero como reserva
de valor mas que como medio de cambio. El agente econémico
mantiene dinero en moneda nacional con fines transaccionales,
pero la composicién de su cartera de activos la mantiene en
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moneda extranjera. La sustitucion es de activos mas que de
monedas.

Anexo 1
DESARROLLO DEL MODELO

Premisas

* El agente representativo, que vive infinitos periodos, maxi-
miza la utilidad que le proporciona el consumo vy la liquidez del
dinero real.

* La liquidez que mantiene el agente es representada a través
de una funcién CES (Constant Elasticity of Substitution) que
combina la tenencia de saldos reales en moneda nacional y en
moneda extranjera.

* El agente enfrenta una restriccién presupuestaria por la cual
el ingreso que percibe, la ganancia por los titulos o depdsitos
que posea y sus tenencias de saldos reales (en moneda nacional
o extranjera) los podra destinar al consumo, al ahorro o a man-
tener dinero en efectivo, en ambas monedas.

El modelo
H D = * ’P[TUPH
Maxs <, B'U 3, + Lo +(1-a £ O
S B ,g, EE%E (1-a) P E - E
sujeto a:
y, +A+5 )b, +A+r, l)btle+M1+Mtlet_c+b+be +%+Me
F, f A
Planteando la maximizacion:
4' PD s
L=3%8 WWHMH +(1-a) H 3B e MM,
F, = B F, F

N T _*T A+7_ )b, —A+y 1)b -]
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Las condiciones de primer orden son:
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Reemplazando (1) en (4):
=B+ (L+1)=0
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B (L+r)_B'
B B
(7) B+n)=1
Reemplazando (1) en (5):
(8) B+1) =1

e,

Dividiendo la expresién (2) entre la (3):
* p[lp
BB B
HHP P
O i O
I-a)@E-tH +(1-a)g—"
a e P

L P e
. =p-l — Tt i+l
Ellp ’E’E Py e P
B EP,
Simplificando:
—p1

P
GE&E 1--4p
L P,H

;‘ 1 € B
Epl E Py e,
T E e = = o = R
€ P e Py

Dividiendo la expresién (9) por si misma rezagada un perfo-

do:

M P

—p-1
T od f
6 P, e - P,

(10)

l 1

O M, M,le,lgé Py éﬂ E_
s

Las expresiones (7) y (8) debieran ser iguales bajo el supues-
to de la paridad de las tasas de interés.



C. ARGUEDAS, J. REQUENA 403

Las expresiones (8) y (10) incorporan todas las ecuaciones de
la maximizacién para estimar los coeficientes del By p. Sin em-
bargo, el coeficiente o no se podra estimar porque ha sido sim-
plificado de la ecuacién (10).

Para la estimacién de a se plantea una segunda parte del
modelo.

Segunda parte del modelo

Partiendo de la expresion (9):

.
afNE At pE=(-a)d -
e, Py e P

Se invierte la expresion (9) porque es menos probable que el
agregado en moneda extranjera sobre el agregado en moneda
nacional elevado a (-p - 1) tenga raiz unitaria:

* Sp-1
ay - fo-aeE Bt par -t g

Con la expresién (11) se estima el valor de a, reemplazando
los valores de By p obtenidos en la primera parte de la estima-
cion.

Anexo 2

GRAFICOS DE LAS SERIES INCLUIDAS EN LAS ESTIMACIONES
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Anexo 3

ESTADISTICOS DE LAS SERIES: TENDENCIA CENTRAL
Y VARIABILIDAD

VARIACION PORCENTUAL MENSUAL DEL TIPO DE CAMBIO

Periodo Media Varianza
Ene. de 1990.-dic. de 2001 0.578 0.092
Ene. de 1990-jun. de 1994 0.837 0.076
Jul. de 1994-jun. de 1998 0.356 0.045
Ene. de 1999-dic. de 2001 0.530 0.015

M, ME/M, MN

Periodo Media Varianza
Ene. de 1990.-dic. de 2001 0.774 0.087
Ene. de 1990-jun. de 1994 0.481 0.060
Jul. de 1994-jun. de 1998 0.863 0.010
Ene. de 1999-dic. de 2001 1.080 0.010

DIFERENCIA DE M, ME/DIFERENCIA DE M; MN

Periodo Media Varianza
Ene. de 1990.-dic. de 2001 10.633 24.004
Ene. de 1990-jun. de 1994 5.671 13.218
Jul. de 1994-jun. de 1998 12.277 4.930
Ene. de 1999-dic. de 2001 15.611 2.936

DIFERENCIA DE M3 ME/DIFERENCIA DE M5 MN

Periodo Media Varianza
Ene. de 1990.-dic. de 2001 74.969 352.360
Ene. de 1990-jun. de 1994 82.672 525.562
Jul. de 1994-jun. de 1998 67.729 282.376
Ene. de 1999-dic. de 2001 74.277 43.323
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Héctor A. Valle S.

Pronésticos de inflacion
para Guatemala hechos
con modelos ARIMA y VAR

I. INTRODUCCION

El primer objetivo de los bancos centrales de todo el mundo es
el de mantener tasas de inflaciéon bajas y estables. Los agentes
econ6émicos, tanto privados como publicos, monitorean muy de
cerca la evolucién de los precios en la economia a fin de tomar
decisiones que les permitan optimizar el uso de sus recursos.
En este contexto resulta muy importante pronosticar la infla-
ciéon. Una serie de bancos centrales han adoptado un esquema
de objetivo de inflacién para la conduccién de su politica moneta-
ria. Dentro de este marco de referencia, el objetivo de inflacién
es el ancla nominal y por ello el pronéstico de la inflacién des-
empena un papel fundamental. Aun cuando el objetivo de
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inflacién generalmente surge de un consenso politico entre di-
ferentes instituciones gubernamentales, también debe ser vali-
do estadisticamente. Es por ello que los bancos centrales deben
tener buenos modelos para pronosticar inflacién. Cabe la posi-
bilidad de que el Banco de Guatemala adopte un régimen de
objetivo de inflacién en el futuro cercano y la necesidad de rea-
lizar pronésticos de inflaciéon serd una obligacién para el banco,
a fin de tener éxito en la implementaciéon de esta politica. Este
trabajo tiene dos objetivos: el primero consiste en pronosticar la
inflacién y el segundo es el de seleccionar un grupo de varia-
bles que el Banco de Guatemala debera seguir de cerca para al-
canzar su objetivo de inflaciéon. Para lograr este fin se utilizan
modelos de vector autorregresivo (VAR). Las variables incluidas
en los modelos son variables que, intuitivamente, contienen in-
formacién sobre inflacién, tales como tasas de interés, agrega-
dos monetarios, tipos de cambio, producto, etcétera.

En los modelos VAR se verifican muchas combinaciones po-
sibles de estas variables. Para conducir la politica monetaria, el
Banco de Guatemala debe seguir de cerca el grupo de variables
que hagan la mejor predicciéon de la inflacién.

Los modelos ARIMA para inflacién se construyen para conse-
guir buenos resultados por su bien conocida capacidad de ser
simples, robustos y parsimoniosos. La idea consiste en deter-
minar si las variables incluidas en los modelos VAR tienen mas
informacién para pronosticar la inflacién que la informaciéon
contenida en el comportamiento pasado de las series de infla-
cién. A fin de evaluar los pronésticos y clasificarlos, se realizara
una evaluacién de pronésticos fuera de la muestra. El criterio
de evaluacién de la bondad del pronéstico de inflacién es la ra-
iz del error cuadratico medio (RMSE) de los errores de pronés-
tico, que indica lo cerca que se encuentra el prondstico de la in-
flacién real.

La base del indice de precios al consumidor (CPI) fue marzo-
abril de 1983 hasta 2001, fecha en que se adopt6 un nuevo CPI.
La base de este nuevo CPI es diciembre de 2000; incluso cabe
decir que el nuevo indice incluye mas articulos y nuevas pon-
deraciones.

Se encontr6 que el nuevo CPI produjo un cambio estructural
en las series. Por eso mismo, el analisis de intervencion se llevo
a cabo para modelar el cambio estructural que da la oportuni-
dad de verificar las habilidades de pronéstico de los modelos
en este contexto.

En la segunda parte del trabajo, la serie de inflacién se exami-
na graficamente para desarrollar una intuicién algo general so-
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bre la estructura de la serie. La estructura determina la estr ate-
gia para modelar la serie. En la tercera parte se presenta la
metodologia a ser usada en el trabajo. A continuacién, en la
cuarta parte, se presentan los modelos y sus resultados para el
periodo previo al cambio estructural (1993-2000). En la quinta
parte se desarrolla el analisis de intervenciéon. En la sexta
seccion aparecen los prondsticos para el ano 2002. Por ultimo,
en el séptimo apartado, se presentan las conclusiones.

I1. ANALISIS DE LAS SERIES DE INFLACION

El primer paso en el prondstico de series consiste en revisar la
estructura de los datos que se van a pronosticar. En esta seccién
se desarrolla una evaluacién general de la serie de inflacién pa-
ra poder determinar si la serie es estacionaria o no, si tiene ten-
dencia o si muestra un patrén estacional. Para lograr estos
primeros pasos se examinara la grafica y la funcién de autoco-
rrelacion.

Es importante notar que desde 1983 hasta 2000, la base del
CPI fue marzo-abril de 1983. Ahorra el CPI tiene una nueva ba-
se que es diciembre de 2000. La nueva base se elabor6 de
acuerdo a la encuesta de ingresos y egresos de 1999-2000 e in-
cluye 422 articulos (la antigua base incluia 212). Considerando
la gran brecha entre ambos afnos-base y el hecho de que el nue-
vo CPI tiene mas articulos, asi como también diferentes
ponderaciones para cada articulo, puede haber un cambio es-
tructural en la serie.

La medida de inflacién que se usa en este trabajo es la tasa de

GRAFICA L INFLACION: CAMBIO DE UN ANO EN EL CPI MENSUAL, 1993-200¢
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un cambio de un afo en el indice de precios al consumidor que
se incluye en la grafica I.

Observando con atencién la grafica se puede apreciar que la
serie de inflaciéon presenta una tendencia y, consecuentemente,
la serie no es estacionaria. Utilizando cierta imaginacién, es po-
sible observar un cambio en la medida de la serie durante el
periodo 1998-2000, asi como en la correspondiente al periodo
del afio 2000 en adelante, que podrian sugerir un cambio es-

CUADRO 1. INFLACION: FUNCIONES DE AUTOCORRELACION Y CORRE-
LACION PARCIAL, 1993-2002

Autocorrelacion ~ Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q  Prob

1 0934 0934 10031  0.000
2 0846 -0.207  183.30  0.000
e 30778 0150 25422 0.000
[ | || 4 0726 0024 31657  0.000

5 0708 0248 37645  0.000
[ | || 6 0706  0.041 43640  0.000
|| K 7 0684 -0.097 49327  0.000
[ | K 8 0632 -0.168  542.29  0.000
[ | o 9 0566 -0.054  581.98  0.000
el K 10 0491 -0.131 61214  0.000
e S 11 0414 -0.135  633.80  0.000
e NEN 12 0365 0067  650.79  0.000
e ECN 13 0360 0248  667.54  0.000
N e 14 0362 -0.001 68457  0.000
e || 15 0356  0.062  701.22  0.000
N o 16 0337 0010 71635  0.000
e S 17 0.288 -0.092  727.46  0.000
NECN e 18 0237 0028 73508  0.000
NECN NEN 19 0217 0073 74154  0.000
Sl E 20 0210 -0.090  747.65  0.000
e EI 21 0206 -0.061  753.62  0.000
NEN K 22 0196 -0.141  759.05  0.000
I* | e 23 0.179  0.047  763.65  0.000
[* | e 24 0151 -0.016  766.95  0.000
[* | NEN 95 0128  0.131  769.36  0.000
[* | NEN 26 0127  0.135  771.74  0.000
[* | NEN 27 0132  0.084 77436  0.000
I* | R 98  0.135 -0.037  777.15  0.000
[* | S 290 0.138 -0.058  780.07  0.000
[* | e 30 0.135  0.026  782.91  0.000
[* | e 31 0126 0019 78541  0.000
[* | e 32 0125 0013  787.92  0.000
[* | K 33 0128 -0.079  790.55  0.000
I* | ] 34 0122  -0.157  793.00  0.000
[* | S 35 0115 -0.104 79518  0.000
I* | NEN 36 0116  0.095  797.44  0.000

NOTAS: muestra: 1993:01 2002:04; observaciones incluidas: 112.
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CUADRO 2. INFLACION: FUNCIONES DE AUTOCORRELACION EN PRIME-
RAS DIFERENCIAS Y DE CORRELACION PARCIAL, 1993-2002

Autocorrelacion — Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q  Prob

NECN NECN 0.264 0264  8.0219  0.005
20137 -0.222 10197  0.006

1
2

G R 3  -0.188 -0.096 14.342 0.002
4

e |

sk || x| 0325 -0.308  26.864  0.000
x| F 5 -0.248 -0.158  34.186  0.000
NEN NEN 6 0135 0138 36397  0.000
[+ | I* | 7 032 0161 49349  0.000
ECN e 8 0204 0034 54451  0.000
e e 9 0082 0035 55288  0.000
] NEN 10 0061 0.179  55.748  0.000
x| F 11 -0215 -0.090 61.617  0.000
sk || x| || 12 0534 -0439  98.077  0.000
AL NEN 13 -0.103 0.078  99.453  0.000
I* | K 14 0073 -0.108  100.15  0.000
NEN e 15 0129 -0.003 10235  0.000
ECN e 16 0293 0006 11378  0.000
e S 17 0132 -0.091  116.13  0.000
x| o 18  -0.190 -0.005  121.04  0.000
AL NEN 19 -0.188 0.130 12590  0.000
A e 20 -0.103 0.006  127.38  0.000
o NEN 21 0.045 0.174  127.67  0.000
o R 22 0.043 -0.017  127.93  0.000
NEN e 23 0.155 0.026 13136  0.000
] || 24 0062 -0.205  131.91 0.000
K S 95  -0.138 -0.098 13468  0.000
|| e 26 -0.052 -0.052  135.09  0.000
|| I* | 97 0.045 0.105 13540  0.000
|| NEN 98 -0.029 0.068 13552  0.000
|| K 20 -0.008 -0.084 13553  0.000
[* | || 30 0.067 -0.012 13624  0.000
|| || 31 -0.051 0.000 136.64  0.000
o e 32 0017 0.065 136.69  0.000
o NECN 33 0.042 0202 13698  0.000
o e 34 0033 0011 13716  0.000
K K 35 -0.091 -0.092 13854  0.000
o S 36 0.010 -0.164 13856  0.000

NOTAS: muestra: 1993:01 2002:04; observaciones incluidas: 112.

tructural en la serie que coincide que el nuevo ano base (di-
ciembre de 2000). Sin embargo, estas deducciones previas ten-
dran que confirmarse mediante pruebas estadisticas formales.

La funcién de autocorrelacién, que se muestra en el cuadro
1 también es muy util en lo que se refiere a proporcionar in-
formacion sobre las caracteristicas de una serie cronolégica.

La funcién de autocorrelacién de inflacion es tipica de un pro-
ceso no estacionario, en el que la autocorrelacién declina len-
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tamente. Este comportamiento es el que se esperaba del andlisis
grafico de los datos.

A fin de obtener mas informacion sobre la serie de inflacién,
se calculé6 la funcién de autocorrelacién en primeras diferencias
(cuadro 2).

Ahora se puede observar el caso de la variable estacionaria, que
se caracteriza por pocas autocorrelaciones significativas y luego por
una caida exponencial. Conforme a la presencia de una estructura
significativa en los rezagos 4° y 12°, también se puede llegar a la
conclusion de que la serie presenta estacionalidad. De forma inte-
resante, segin la funcién de autocorrelacién parcial, hay una es-
tructura significativa en el 24° rezago.

En este punto, se puede concluir que la serie de inflacién no
es estacionaria y puede estar integrada en el orden 1 (esta
afirmacién se confirmara por la prueba Dickey Fuller).

Abundando en ello, la serie presenta un patrén estacional y
muestra la existencia de estructura hasta el 24° rezago. To-
mando todo en conjunto, lo anterior significa que se trata de
una serie que no es facil de modelar.

III. METODO

1. Modelos VAR

Tal como se sefialé anteriormente uno de los objetivos de es-
te trabajo es pronosticar la inflacién utilizando modelos multi-
variados para identificar las variables que el Banco de Guate-
mala deberfa monitorear para lograr su propuesto objetivo de
inflacién. Los modelos univariados se utilizaran como punto de
referencia para comparar el desempeiio de los modelos multi-
variados. Por eso mismo, los modelos autorregresivos de vector
se utilizan para elaborar los modelos multivariados. Estos mo-
delos VAR se utilizaron s6lo como instrumentos de pron(’)stico
lo que qulere decir que no se realizaron ni consideraciones te 6-
ricas ni analisis estructurales. En este sentido, los modelos VAR
ofrecen mucha flexibilidad en su elaboracién y se desarrollaron
desde su inicio con este propoésito.

En este contexto, las variables de los modelos VAR, que se in-
cluyeron sin tener en cuenta ninguna teoria econémica, son
aquellos que intuitivamente contienen informacién sobre la in-
flacién y su papel en el modelo sera sélo el de predecir dicha
variable. Las variables que muestran ser buenos pronosticado-
res de inflaciéon se quedaron en el modelo y el resto se excluira.
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Las variables que se toman en cuenta en los modelos VAR son,
como ya se habia dicho, aquéllas que puedan contener informa-
cién sobre inflacién y consecuentemente podrian ser buenos pro-
nosticadores de la misma, a saber: producto, tasa de interés, tipo
de cambio, dinero y precios del petréleo. Para algunas de estas va-
riables hay mas de una definicién posible, como por ejemplo M, y
M, para el dinero; por eso mismo, en el modelo se incluyen alter-
nativamente las diferentes definiciones.

En otras palabras, en este punto, después de haber escogido
las variables y sus definiciones, los modelos VAR se construyen
con diferentes cantidades de variables y definiciones. Por eso
mismo, las variables que el Banco de Guatemala deberia seguir
de cerca para conducir su politica monetaria deberfan ser
aquellas variables (y sus definiciones) incluidas en el modelo
que demuestren empiricamente ser capaces de generar mejor
pronéstico de inflacion.

Las variables y sus diferentes definiciones se presentan en el
cuadro 3.

CUADRO 3. VARIABLES Y DEFINICIONES DEL MODELO

Precios del Tasa de  Tipo de cam- Crecimiento
Variables — petrdleo Dinero inlerés bio del producto  Precios
Definicio- Precios in- M, Depésitoa  Tipode Indicede Inflacién
nes"  ternaciona- corto plazo  cambio  actividad
les del pe- (compra) econémica
tréleo (New mensual
York Mer-
cantile Ex-
change)

M, Depésito a
largo plazo

s C
Emision

Base mone-
taria

? Se refieren al cambio de un afio en los indicadores utilizados. Para tasas de inte-
rés se utiliz6 también el cambio en un mes en el indicador. = Debido a la falta de da-
tos trimestrales o bianuales del PIB, se utiliz6 el indice de actividad econémica men-
sual como una variable aproximada del crecimiento del producto. ¢ EMISION. Emi-
sién de dinero: dinero en circulacién sin considerar los depésitos de dinero en ban-
cos mas el efectivo en las bovedas de los bancos.

2. Los modelos ARIMA

Los modelos ARIMA son modelos univariados que constan de
un polinomio autorregresivo, que es una variable que esta in-
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tegrada en el orden (d) y un promedio mévil polinominal. Los
modelos ARIMA son bien conocidos por caracteristicas tales co-
mo las de ser simples, robustos, parsimoniosos, y por proveer
buenos resultados. Los modelos ARIMA para las series de infla-
cién se construyen teniendo 2 objetivos en mente: pronosticar
inflaciéon y servir de punto de referencia para otros prondsticos.
La idea principal consiste en determinar si las variables inclui-
das en los modelos VAR tienen o no mas informacién para pro-
nosticar la inflacién que la inflacién contenida en el comporta-
miento pasado de la serie de inflacién, que se modela con los
modelos ARIMA.

A fin de crear modelos ARIMA se siguen los pasos del método
de Box y Jenkins, a saber: i) identificar; i) estimar; y i) verifi-
car.

3. Criterios para establecer la clasificacién
de los diferentes pronésticos

El criterio para establecer la clasificacion de los diferentes
prondsticos es RMSE.

y (¥, —-1)*

n

RMSE =

La RMSE nos indica cuan cerca esta la serie pronosticada de
la serie original. Cuanto mas cerca de cero esté la RMSE, mejor
es el pronéstico.

Tal como se dijo anteriormente, existe la posibilidad de un
cambio estructural en la serie de inflacién desde enero de 2001
en adelante. Lo anterior da la oportunidad de verificar diferen-
tes modelos y sus capacidades de pronosticar dentro de dos
marcos diferentes, es decir, en periodos con y sin cambio es-
tructural en las series.

En lo que concierne al periodo sin cambio estructural, los
modelos se estimaron con informacién desde enero de 1993
hasta diciembre de 2000, a partir de ahi, la serie pronosticada
se computard de enero a diciembre de 2000. La RMSE se ob-
tendra entonces con esta informacién (las series observadas y
pronosticadas de enero a diciembre de 2000).

4. Analisis de intervencion

Una intervencién puede interpretarse como la ocurrencia de
un evento exdgeno, que ejerce su influencia en el comporta-
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miento histérico de una variable. Dicha intervencién podria ser
un cambio en la politica econémica, tal como la implementa-
cién de un nuevo conjunto de politicas fiscales, fenémenos na-
turales, eventos politicos, etcétera.

Después de lo anterior, esta metodologia proporciona el
marco para modelar el cambio estructural en la serie, que se
comportara como sigue:

i) En primer término, debe determinarse si hay o no evidencia
estadistica del cambio estructural. Lo anterior se hara me-
diante la prueba de Box y Tiao, que consiste en el estadistico
C, como se describe a continuacion:

H 2 .
C=Ye (/o}

h=1 [-2+h

donde 0~ ¢* = varianza residual del modelo obtenida para

el periodo previo (1993-2000 en este caso); t = I; y e/(1), ...,
¢+1.2(1) errores de pronéstico de un periodo anterior. La
prueba tiene una distribucién Chi cuadrada. La prueba mo-
delo no representa la serie hasta la observaciéont =1 + H - 1,
el valor de C serd grande (conforme a la distribucién Chi
cuadrada. Si sucede lo anterior, significa que hay un cambio
estructural en la serie y tendria que elaborarse un modelo de
intervencion.

— Si hay evidencia estadistica del cambio estructural, con-
forme a la prueba de Box y Tiao, debe anadirse al modelo
una variable de intervencién. Por otra parte, si no hay
evidencia de cambio estructural, entonces el modelo toda-
via es bueno para representar y pronosticar la serie des-
pués de la ocurrencia del evento exégeno.

— En el caso en que si hay cambio estructural, la variable de
intervencién debe ser significativa en el modelo y por ello
debe ayudar a generar mejores prondsticos.

IV. RESULTADO PARA EL PERIODO 1993-2000

1. Resultados de los modelos VAR

Tal como se sefial6 previamente en este trabajo, los modelos
VAR se usan s6lo como instrumentos de prondstico e incluyen
variables que podrian contener informacién sobre inflacién y



416 MONETARIA, OCT-DIC 2003

por ello mismo podrian contribuir a hacer su pronéstico. Cada
uno a su vez se fueron resolviendo, los modelos VAR que inclu-
yen una diferente cantidad de variables y diferentes definicio-
nes de las mismas. Usando algebra matricial, el sistema puede
escribirse en la forma compacta.

x, = Ay + Ax e,

Todas las variables incluidas en los modelos VAR deben ser esta-
clonarias. De esa forma, antes de ser incluidas en los modelos, las
variables fueron probadas con respecto a la estacionalidad. La
prueba Dickey-Fuller fue utilizada para verificar raices unitarias y
se encontr6 que todas las variables estaban integradas en el orden
uno, /(1). Lo anterior significa que son estacionarias después de
una sola operacién de diferenciacion.

Todos los posibles modelos VAR se estimaron considerando
un numero diferente de variables a través de alguna de sus d e-
finiciones diferentes. En esta primera etapa se obtuvo un total
de 114 modelos y sus correspondientes prondésticos. Para de-
terminar el valor de K, que representa el nimero de rezagos
de las variables, se adopté el criterio Schwarz. Se escogié con
base en sus propiedades asintdticas con muestras grandes.

De acuerdo con el criterio RMSE, ni siquiera alguno de los
modelos VAR estimados logré hacer prondsticos mejores que
los modelos ARIMA. Al principio se pensé que el componente
del promedio mévil del modelo ARIMA podria representar una
ventaja para este tipo de modelos, en este caso en particular,
para hacer pronésticos de inflacién. Sin embargo, después de
hacer un analisis més detallado se encontré que la mayoria de
los modelos VAR se especificaban con dos y cuatro rezagos, en
tanto que la funcién de autocorrelacién de inflaciéon mostré te-
ner una estructura mas larga (como se senal6 en la parte na-
mero III de este trabajo). Como se mostrard mas adelante, el
modelo ARIMA de la serie tiene coeficientes significativos en los
rezagos 12° y 24° en la parte autorregresiva. Como resultado se
adopt6 otro enfoque para seleccionar la longitud del rezago.

Los criterios Schwarz y Akaike han recibido criticas por pe-
nalizar la cantidad de coeficientes en el modelo, Wickens
(2002). Por lo anterior, se recomienda empezar con un modelo
general, y entonces encontrar la longitud maxima de rezago a
base de probar la significancia de los coeficientes utilizando
pruebas ¢ estandar.

El resultado que se obtiene usualmente es un modelo con
muchos rezagos, a la vez que se ha demostrado que para la
mayoria de los propésitos es mejor contar con un modelo que
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tenga la menor cantidad posible de rezagos. Lo anterior se puede
lograr a base de tener un criterio de significancia muy estricto.
Después de que se defini6 este nuevo enfoque, los modelos se es-
timaron nuevamente utilizando veinte y dieciocho rezagos para
empezar las regresiones. En esta ocasién, algunos de los modelos
VAR mostraron ser mejores pronosticadores que los modelos ARI-
MA, segun el criterio RMSE. Los modelos con mejores resultados
fueron escogidos y se muestran en el cuadro 4.

CUADRO 4. RESULTADOS DE LOS MEJORES MODELOS VAR PARA PRO-
NOSTICAR, 1993-2000

Modelos de 18 rezagos: Variables: RMSE:"
(1) Inflacién, MIEA,” TOILP® 0.02290978
(2) Inflacién, MIEA, LTDIR? 0.03550484
(3) Inflacién, MIEA, ER® 0.03750642

Modelos de 12 rezagos:

(1) Inflacién, MIEA, ER, EM],f LTDIR, 0.03137564
IOILP

(2) Inflacion, MIEA, ER, BASE,® IOILP 0.03248904

(3) Inflacién, MIEA, EMI, LTDIR 0.05481890

% Raiz del error cuadritico medio. ” Siglas en inglés del indice de actividad eco-
némica mensual. € Siglas en ingles de los precios internacionales del petréleo. d Siglas
en inglés de la tasa de interés de dep6sitos a largo plazo © Siglas en inglés del tipo de
cambio. ' Siglas en inglés de EMISION (emision de dinero) = dinero en circulacién
sin considerar los depésitos de dinero en bancos mas efectivo en las bévedas de los
bancos. ® Base monetaria.

Conforme a estos resultados, el Banco de Guatemala deberia
monitorear el indice de actividad econémica mensual (MIEA) y los
precios internacionales del petréleo (IOILP). Sin embargo, debe
notarse que el banco central no ejerce influencia alguna en estas
variables, ante lo cual resulta que ellas no contribuyen con infor-
macién relevante para fines de politica. El segundo modelo en la
clasificacién incluye MIEA, tipo de cambio (ER), emisién (EMI), tasa
de interés de depésitos de largo plazo (LTDIR) e IOILP. Esta in-
formacién es mas util para la politica monetaria porque el Banco
de Guatemala puede ejercer influencia sobre algunas de estas va-
riables, como por ejemplo, ER, EMI y LTDIR.

2. Modelo ARIMA

Los modelos ARIMA se elaboraron siguiendo la metodologia
de Box y Jenkins. Conforme a los resultados, el modelo que
mejor se ajusta a la serie de inflacién se muestra en el cuadro 5.
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CUADRO 5. VARIABLE DEPENDIENTE, DLRITP, POR EL METODO DE Mi-
NIMOS CUADRADOS, 1995-2000

Variable Coeficiente Error estdandar  Estadistico t Prob.
C -0.011024 0.002677 -4.118698 0.0001
AR(12) -0.787864 0.113930 -6.915330 0.0000
AR(24) -0.424795 0.128205 -3.313414 0.0015
MA(I) 0.371872 0.093367 3.982920 0.0002
MA(4) -0.351205 0.090873 -3.864786 0.0003
MA(5) -0.565482 0.074379 -7.602682 0.0000
R? 0.570046 Variable dep. media -0.008547
R? ajustada 0.536973 Var. dep. de desv. est. 0.135128
Error est. de regresién 0.091949 Criterio info Akaike -1.854440
Suma cuadritica residual ~ 0.549552 Criterio Schwarz -1.663228
Probabilidad log 71.83264 Est. F 17.23583
Est. Durbin-Watson 2.143281 Prob (est. F) 0.000000

NOTAS: muestra (ajustada): 1995:02 2000:12; observaciones incluidas: 71 después
de ajustar los puntos finales; convergencia alcanzada después de 12 iteraciones; co-
bertura del prondstico: 1994:09 1995:01.

Las regresiones estacionales y los rezagos largos reflejan la
complejidad de las series. El correlograma de los residuos tam-
bién se muestra en el cuadro 6.

Los 12 meses del ano 2000 se pronosticaron con este modelo
y la RMSE que se obtuvo fue 0.09039. Este valor es mayor que
los resultados obtenidos a través de los mejores modelos VAR,
lo que significa que el modelo ARIMA no puede predecir la in-
flacién mejor de lo que lo hace el mejor modelo VAR.

En la parte que se presenta a continuacién las habilidades
pronosticadoras de estos modelos se usaran para modelar el
cambio estructural.

V. ANALISIS DE INTERVENCION

Tal como se explicé anteriormente, el indice de precios al con-
sumidor (CPI) se cambié de base, pasando de marzo-abril de
1983 a diciembre de 2000, accién que puede significar un cam-
bio estructural en la serie de inflacién. A fin de descubrir si lo
hubo se llevé a cabo la prueba de Box y Tiao para cambio es-
tructural. La hipétesis nula sobre la no existencia de cambio e s-
tructural fue rechazada. En otras palabras, los resultados obte-
nidos mostraron la existencia de un cambio estructural de ene-
ro de 2001 en adelante.
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CUADRO 6. PROBABILIDADES, DEL ESTADISTICO Q, AJUSTADAS POR 5
TERMINO(S) ARIMA, 1995-2000

Autocorrelacion — Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q  Prob
F R I 1 -0.087  -0.087  0.5612
F R I 2 -0.097  -0.105  1.2629
G I G I 3 -0.204  -0.226  4.4286
S N 4 0.082  0.028  4.9524
S O 5 0.161  0.135  6.9804

] N 6 0.010  0.011 6.9880 0.008

o ] 7 -0.071  -0.016  7.3918 0.025

] [*. | 8 0.036  0.093 7.4966 0.058

] N 9 0.055  0.053 7.7513 0.101

] N 10 0.037  0.020  7.8652 0.164

SE [*. | 11 0.068  0.120  8.2634 0.219

o o 12 -0.173  -0.137  10.887 0.144

| . ] R I 13 -0.042  -0.085  11.041 0.199

| . ] N 14 -0.001  -0.030  11.041 0.273

| . ] N 15 0.047  -0.051  11.249 0.338

[*. | N 16 0.073  0.040 11.748 0.383

| ] N 17 -0.042  0.017 11.914 0.453

| . ] N 18 -0.003  0.034 11.915 0.535

| ] ] 19 0.017  0.033 11.945 0.611

| ] ] 20 -0.055  -0.050  12.247 0.660

| . ] N 21 0.028  0.031 12.330 0.721

. . 22 -0.095 -0.098  13.292 0.716

| .| | ] 23 -0.015  -0.040  13.317 0.772

o o 24 -0.089 -0.149  14.200 0.772

| . ] o 25 0.003  -0.088  14.201 0.820

| . ] o 26 -0.050  -0.114  14.489 0.848

| . ] | . ] 27 0.028 -0.034  14.581 0.880

o o 28 -0.092  -0.070  15.590 0.872

| . ] o 29 -0.044  -0.060  15.834 0.894

| ] | . ] 30 0.024  0.054 15.905 0.918

o o 31 -0.113  -0.119  17.572 0.891

*
©o
ro

0.066 0.043 18.156 0.899

NOTAS: muestra: 1995:02 2000:12; observaciones incluidas: 71.

Ahora, el problema consiste en como definir la forma de la
variable de intervencién. De hecho, hay dos vias diferentes de
concebir el cambio estructural; se puede enfocar como un cam-
bio permanente o como un cambio temporal. Un cambio per-
manente significaria que toda vez que el nuevo CPI tiene mas
articulos y una muestra y unas predicciones mds actualizadas,
siempre va a mostrar tasas de inflacién mayores. Por otra parte,
un cambio temporal quiere decir que durante el afo 2001 la
informacién del cambio de un afo en el CPI esta distorsionada
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por ser el cambio entre dos diferentes canastas de productos y
servicios. Sin embargo, en el afio 2002 ese efecto desapareceria
porque el cambio corresponde a la misma canasta.

A fin de modelar el escenario de cambio permanente, la va-
riable de intervencién tiene la forma siguiente: ceros para el
periodo previo a la intervencién (enero de 1993 a diciembre de
2000) y unos después de la intervencion (enero de 2001 a abril
de 2002).

En el caso del escenario de cambio temporal, el modelo de
intervenciéon estad compuesto de ceros antes y después de la in-
tervenciéon (enero de 1993 a diciembre de 2000 y enero de
2002, a la fecha). Para la intervencién misma, se utilizan los
unos (enero a diciembre de 2001).

1. Modelo ARIMA con intervencién

a) Cambio permanente

Este es el mismo modelo elaborado para el periodo 1993-
2000, pero ahora incluye una variable de intervencién para dar
cuenta del cambio estructural (dum 1). En esta ocasién, la
muestra se ha ampliado para incluir abril de 2002. El modelo
estimado y la serie pronosticada se presentan en los cuadros 7'y
8. Es importante destacar que la variable de intervencién es es-
tadisticamente significativa.

CUADRO 7. VARIABLE DEPENDIENTE, DLRITP, POR EL METODO DE MIi-
NIMOS CUADRADOS, 1995-2002

Variable Coeficiente Error estandar Estadistico t Prob.
C -0.010879 0.002222 -4.895685 0.0000
DUMI1 0.051023 0.014816 3.443860 0.0009
AR(12) -0.751912 0.100354 -7.492573 0.0000
AR(24) -0.325762 0.102665 -3.173047 0.0021
MA(I) 0.329322 0.086927 3.788475 0.0003
MA(4) -0.406278 0.082110 -4.947979 0.0000
MA(5) -0.565953 0.069440 -8.150200 0.0000
R? 0.577130 Variable dep. media -8.67E-05
R? ajustada 0.545415 Var. dep. de desv. est. 0.130133
Error est. de regresién 0.087740 Criterio info Akaike -1.951851
Suma cuadritica residual ~ 0.615858 Criterio Schwarz -1.753445
Probabilidad log 91.90552 Est. FF 18.19726
Est. Durbin-Watson 2.080945 Prob (est. F) 0.000000

NOTAS: muestra (ajustada): 1995:02 2002:04; observaciones incluidas: 87 después
de ajustar los puntos finales; convergencia alcanzada después de 16 iteraciones; co-
bertura del prondstico: 1994:09 1995:01.
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GRAFICA 1I
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Error cuadratico medio de la raiz 0.128085
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Coeficiente de desigualdad Theil 0.793420
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Es asimismo importante verificar la funcién de autorregre-
si6on de los residuos. Esta informacién puede ayudar a encon-
trar si el modelo de cambio permanente es o no un mejor mo-
delo que el de cambio temporal. Los residuos del modelo sin
intervenciéon son mejores que los del modelo de cambio per-
manente y los del modelo de cambio temporal. No obstante, es
importante tener en mente que los residuos de estos dos mode-
los corresponden a un periodo de tiempo que se caracteriza
por tener mas dificultades que deben enfrentarse al hacer el
pronostico.

CUADRO 8. PROBABILIDADES, DEL ESTADISTICO Q, AJUSTADAS POR 5
TERMINO(S) ARIMA

Autocorrelacion ~ Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q. Prob
S ] 1 -0.053  -0.053 0.2546
o R I 2 -0.097  -0.100 1.1044
il I Gl I 3 -0.203  -0.216 4.8915
S e 4 0.095 0.060 5.7276
S CE 5 0.181 0.158 8.8118

| ] | . ] 6  -0.002 -0.006 8.8121 0.003

| ] | . ] 7 -0.026  0.037 8.8793  0.012

[*. | [*. | 8 0.080 0.155 95137  0.023

| . ] | . ] 9  -0.024 -0.040 9.5727  0.048

| . ] | . ] 10 0.018 0.004 9.6068  0.087

| ] [*. | 11 0.064 0.119 10.020  0.124

o Gl I 12 -0.146  -0.192 12.227  0.093

| ] o 13 -0.021  -0.073 12.275  0.139

| ] | . ] 14 -0.021  0.004 12.322  0.196

| . ] | . ] 15 0.063  -0.047 12.747  0.238

S | . ] 16 0.035 0.000 12.881 0.301

F | ] 17 -0.063  0.027 13.325  0.346

| . ] | . ] 18  -0.018  -0.003 13.360  0.420

(sigue)
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CUADRO 8 (concluye)

Autocorrelacion ~ Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q. Prob

] . 19 0016 0010  13.389  0.496
o N 20  -0.048 -0.016  13.660  0.551
o N 21 0.055  0.048 14012 0598

F S 22 -0.081 -0.084 14786  0.611
1 . 23 -0.029 -0.039  14.890  0.670
I S 24 0135 -0.176  17.133  0.581
N . 95 0.022 -0.041  17.194  0.640
o R 26 -0.031  -0.102 17317  0.692
o S 27 -0.049 -0.111  17.629  0.728
I R 28 -0.135 -0.115  20.023  0.641
1 S 29 0051 -0.087 20374  0.675
E E 30 0.084  0.066  21.336  0.674
F S 31 -0.133  -0.163  23.792  0.588

o N 32 -0.018 0.008 2383  0.639

NOTA: observaciones incluidas: 87.

b) Cambio temporal

Esta vez la variable de intervenciéon (dum 2) incluida en el
modelo ARIMA original da cuenta del cambio temporal tal co-
mo se muestra en el cuadro 9.

CUADRO 9. VARIABLE DEPENDIENTE, DLRITP, POR EL METODO DE Mi-
NIMOS CUADRADOS, 1995-2002

Variable Coeficiente Error estandar Estadistico t Prob.
C -0.011150 0.002215 -5.033616 0.0000
DUM2 0.062372 0.017573 3.549386 0.0006
AR(12) -0.754012 0.100085 -7.533680 0.0000
AR(24) -0.314817 0.102193 -3.080598 0.0028
MA(1) 0.328679 0.086282 3.809338 0.0003
MA(4) -0.407721 0.081117 -5.026336 0.0000
MA(5) -0.571949 0.068465 -8.353912 0.0000
R? 0.579246 Variable dep. media -8.67E-05
R? ajustada 0.547690 Var. dep. de desv. est. 0.130133
Error est. de regresién 0.087520 Criterio info Akaike -1.956868
Suma cuadritica residual ~ 0.612776 Criterio Schwarz -1.758461
Probabilidad log 92.12374 Est. FF 18.35584
Est. Durbin-Watson 2.092016 Prob (est. F) 0.000000

NOTAS: 05/30/02 tiempo: 20:41; muestra (ajustada): 1995:02 2002:04; observa-
ciones incluidas: 87 después de ajustar puntos finales; convergencia alcanzada des-
pués de 16 iteraciones; cobertura de pronéstico: 1994:09 1995:01.

La variable de intervencién es significativa, tal como esta en
el modelo de cambio permanente.
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GRAFICA III
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Tal como puede verse en la gréfica, de pronéstico, la RMSE
para el periodo completo no es realmente diferente al del mo-
delo previo.

CUADRO 10. PROBABILIDADES, DEL ESTADISTICO Q, AJUSTADAS POR 5
TERMINO(S) ARIMA, 1995-2002

Autocorrelacion — Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q. Prob
S ] 1 -0.056 -0.056 0.2850
o R I 2 -0.108 -0.112 1.3511
i I G I 3 -0.209 -0.226 5.3916
S N 4 0.090 0.048 6.1403
S e 5 0.181 0.152 9.2298
| ] | . ] 6 -0.003 -0.008 9.2305 0.002
| . | . ] 7 -0.028 0.037 9.3061 0.010
[*. | [*. | 8 0.088 0.166 10.065 0.018
| . ] | . ] 9 -0.023 -0.032 10.117 0.039
| ] | . ] 10 0.019 0.011 10.152 0.071
[*. | [*. | 11 0.066  0.130 10.592 0.102
I Gl I 12 -0.147 -0.189 12.812 0.077
| .| R I 13 -0.016 -0.070 12.838 0.118
| ] ] 14 -0.012 0.013 12.853 0.169
S N 15 0.070 -0.043 13.379 0.203
S ] 16 0.039  0.001 13.547 0.259
Sl I N 17 -0.078 0.013 14.226 0.286
S N 18 -0.029 -0.019 14.319 0.352
] ] 19 0.014 -0.003 14.342 0.425
o ] 20 -0.058 -0.039 14.724 0.471
| . ] ] 21 0.056  0.040 15.095 0.518
o o 22 -0.081 -0.086 15.886 0.532
| . ] | ] 23 -0.024 -0.035 15.956 0.596
oo o 24 -0.138 -0.177 18.299 0.503
| ] | ] 25 0.039 -0.007 18.493 0.555
| ] o 26 -0.038 -0.103 18.677 0.606

(sigue)
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CUADRO 10 (concluye)

Autocorrelacion — Correlacion parcial AC PAC  Estadistico Q  Prob
] R I 27 -0.046 -0.105 18.947 0.649
o R I 28 -0.125 -0.086 21.013 0.580
] R I 29  -0.038 -0.082 21.202 0.627

| 30 0.103  0.075 22.633 0.599
| 31 -0.122  -0.140 24.705 0.536
| 32 -0.005 0.028 24.708 0.591

e .
| |

NOTAS: fecha: 05/30/02; tiempo: 21:33; muestra: 1995:02 2002:04; obsrvaciones
incluidas: 87.

Checar los residuos del modelo tampoco ayuda a encontrar
una diferencia significativa entre ambos modelos.

2. Modelos VAR con intervencion

Se utilizan los modelos VAR de pronéstico de la inflacién en
el ano 2000 para modelar el cambio estructural de enero de
2001: Para hacerlo se introduce en los modelos una variable de
intervencién. Las variables de intervencién son las mismas que
se emplean en el modelo ARIMA. De forma alternativa, una de
ellas da cuenta del cambio permanente y la otra del correspon-
diente al cambio temporal.

VI. PRONOSTICOS PARA EL ANO 2002

El principal interés de los funcionarios que toman decisiones
en el Banco de Guatemala no radica en el comportamiento his-
torico de la serie de inflacién sino en los pronésticos del afio
2002. En esta etapa, ya es posible dar seguimiento, para fines
de prondstico, a los diferentes modelos desarrollados en este
trabajo. A esta fecha, el ultimo dato de CPI publicado es abril
2002. Por eso mismo, la inflacién estd pronosticada desde mayo
hasta diciembre de 2002.

1. Pronésticos hechos con modelos ARIMA

Los modelos ARIMA especificados con intervencién, tanto
temporales como permanentes, y también los que no cuentan
con intervencién, se corrieron con datos hasta abril de 2002. Se
elaboré un pronéstico para el resto del afo, y estos resultados
pronosticados se muestran en la grafica I'V.

Los resultados obtenidos son interesantes, y cada uno de ellos
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GRAFICA IV. PRONOSTICOS DE INFLACION: MODELOS ARIMA 2001-2002

13 - Cambio permanente

Inflacién

refleja la forma en que se construyé el modelo. El modelo del
cambio permanente produce una fuerte tendencia en el pro-
noéstico. El modelo del cambio temporal pronostica una fuerte
caida en mayo y junio debido, segiin el modelaje, a que el efe c-
to de cambio de base en el CPI debia haber terminado en enero
(y deberia haber registrado menores tasas de inflacion desde
ese mes en adelante)

Los pronésticos del modelo sin intervenciéon son consistentes
con las tasas de inflacién registradas entre 1998 y 2000 (que es
el periodo anterior al cambio en el CPI). Sin embargo, no es
consistente con la historia reciente de la serie (el ano anterior y
los primeros cuatro meses de 2002). Este pronéstico es el me-
nos probable.

2. Pronésticos con modelos VAR

Los modelos VAR con intervencién que arrojaron los mejores
resultados fueron escogidos para pronosticar el aino 2000. Los
“mejores modelos” se escogieron arbitrariamente de acuerdo a
lo que parecian constituir los resultados mas plausibles. Debido
a la falta de alguna informacién, los modelos VAR se estimaron
utilizando datos que llegaban a febrero de 2002. De ahi que, la
serie pronosticada va de marzo a diciembre de 2002. Los resu l-
tados logrados se presentan en las graficas Vy VI.

Dénde el modelo A incluye MIEA, tipo de cambio, base mo-
netaria, precios internacionales del petréleo y una variable de
intervenciéon del cambio temporal. El modelo B incluye MIEA,
precios internacionales del petréleo y una variable de interven-
ciéon del cambio permanente.
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El modelo A incluye MIEA y tipo de cambio. El modelo B in-
cluye (MIEA, EMISION y la tasa de interés de los depésitos (lar-
go plazo). El modelo C incluye MIEA y tasa de interés de los
depésitos (largo plazo).

GRAFICA V. PRONOSTICOS DE INFLACION: MODELOS VAR CON INTERVEN-
CION, 2001-2002

%
12

11+
10 4 Modelo B %

Inflacion

De acuerdo con el desarrollo historico de la serie, los resul-
tados del modelo C podrian ser los méas plausibles.

El objetivo de inflacién de este afio se ubica entre cuatro y
seis por ciento; conforme a estos resultados, el Banco de Gua-
temala no podra alcanzar su objetivo.

VII. CONCLUSIONES

* Existe un cambio estructural en la serie de inflacién en enero
de 2001, fecha en que se adopté un nuevo CPI conteniendo
mas articulos, ponderaciones actualizadas y una nueva base.

* De acuerdo a la evidencia estadistica, los modelos VAR pue-
den producir mejores pronésticos de inflaciéon en el periodo
anterior a la ocurrencia del cambio estructural.

* Con base en la inhabilidad de los modelos para pronosticar
la inflacién, el Banco de Guatemala deberia monitorear las si-
guientes variables: el indicador de la actividad econémica men-
sual, el tipo de cambio, la emisidn, la tasa de interés de dep6si-
tos a largo plazo y los precios internacionales del petréleo. Para fi-
nes de politica existen algunas variables en el modelo que pue-
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GR[&FICA VI. PRONOSTICOS DE INFLACION: MODELOS VAR CON INTERVEN-
CION, 2001-2002
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den ser influidas por el banco central. EI modelo resultante se-
ria el mejor. No obstante, s6lo para fines de pronéstico, un
modelo que incluya solamente el indicador de actividad eco-
némica mensual y los precios del petréleo resulta el mejor pro-
nosticador. A pesar de lo anterior, la desventaja del modelo se-

ria que el banco central no puede hacer nada para ejercer su
influencia sobre estas variables.

* Los modelos ARIMA parecen producir mejores resultados
para el periodo del cambio estructural. Los prondsticos se
comportan de acuerdo a lo que se modelé. Estos prondsticos
tienen una varianza menor y parecen mas razonables plausibles
que las generadas con modelos VAR.

* La longitud del rezago de los regresores en los modelos VAR
no necesariamente debe determinarse mediante pruebas de
Schwarz o de Akaike. Utilizar la prueba de significancia de la
estadistica ¢ para cada regresor mostr6 dar mejores resultados.

* Conforme a las habilidades de prondéstico que tienen los
modelos VAR especificados para el periodo anterior al cambio
estructural, estos modelos también podrian emplearse con
andlisis de intervenciéon. Es necesario encontrar mejores vias
para modelar las variables de intervencién de forma tal que los
modelos VAR puedan producir mejores resultados.
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Jesus R. Gonzdlez Garcia

La dindmica del consumo
privado en México:

un analisis de cointegracion
con cambios de régimen

I. INTRODUCCION

Una de las consecuencias mas importantes del programa de es-
tabilizacién y reforma econémica introducido en México en di-
ciembre de 1987 y que se abandoné en diciembre de 1994 fue
la disminucién del ahorro interno y el crecimiento del ahorro
externo como proporcién del producto interno bruto (PIB)." El
ahorro interno como proporcién del PIB se redujo de 21.3% en
1988 a 14.7% en 1994, mientras que el ahorro externo crecié
de 1.3% en 1988 a 7.1% en 1994. Posteriormente, después de
la detonacién de la crisis financiera a finales de 1994 y de un
breve periodo de recuperacioén, el ahorro interno ha regresado
a niveles similares a los observados antes de 1988. En este do-
cumento se estudia el cambio en el consumo privado que dio
lugar a dicha reducciéon del ahorro interno. Para ello, se aplican

! Véase Buira (1994) y Banco de México (1995).

Publica el CEMLA, con la debida autorizacion, el estudio de . R. Gonzilez Garcia, inves-
tigador de la Direccion de Estudios Economicos, del Banco de México, que fue presentado
en la VII Reunion de la Red de Investigadores de Bancos Centrales del Continente Ame-
ricano, con auspicio del Banco de Guatemala, celebrada en la ciudad de Guatemala, del
20 al 22 de noviembre de 2002. El autor agradece la asistencia de investigacion de Fran-
cisco Rivadeneyra.
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métodos estadisticos que permiten identificar y evaluar la mo-
dificacién ocurrida en la relacién de largo plazo entre el con-
sumo privado y el ingreso. Especificamente, los modelos utili-
zados permiten evaluar cambios a través del tiempo en los pa-
rametros de su relacién de cointegracion.

El resultado principal consiste en demostrar que la introduccién
del programa de estabilizaciéon y reforma econémica produjo una
alteraciéon temporal del comportamiento de los agentes respecto a
su consumo Yy, por tanto, en la relaciéon de largo plazo entre el
consumo y el ingreso. Antes de la introducciéon de dicho
programa, la relacién de largo plazo estuvo caracterizada por una
elasticidad ingreso unitaria, un resultado frecuente en la literatura
empirica y que tiene un sélido fundamento teérico. Sin embargo,
después de 1988 se produjo una modificacién considerable en el
vector de cointegracién. Durante el periodo de auge, el consumo
per capita creci6é 28% mas rapido que el ingreso per capita. Mas
tarde, cuando se abandoné el programa de estabilizacion en
diciembre de 1994, se restableci6 la elasticidad unitaria del
consumo. Este trabajo también contribuye a enriquecer la
discusién sobre la dinamica que ha tenido el consumo privado en
anos recientes. A este respecto, los resultados obtenidos sefialan
que en los tltimos anos la economia mexicana no ha entrado en
un auge de consumo como lo hizo en el periodo 1989-94.

El resto del documento estd organizado como sigue. En la sec-
cién II se revisa brevemente la proposicion de una relacién de co-
integraciéon entre consumo e ingreso desde el punto de vista teéri-
co, al igual que los principales resultados al respecto en la literatu-
ra empirica. En esta seccién también se argumenta cémo puede
explicarse un cambio temporal en la relacién de largo plazo entre
el consumo y el ingreso desde diferentes perspectivas teéricas. La
segunda parte de la secciéon II se dedica al analisis de cointegra-
cién. Después de revisar las caracteristicas de las series utilizadas,
se analiza la estabilidad de la relaciéon de cointegraciéon entre el
consumo y el ingreso per cdpita a través del tiempo. Asimismo, se
estiman relaciones de cointegracion que hacen posibles modifica-
ciones en los parametros a lo largo de los afos y se prueba la hip6-
tesis de cointegraciéon con cambios de régimen. En la secciéon III se
presentan las conclusiones.

II. COINTEGRACION ENTRE CONSUMO E INGRESO
Y CAMBIOS DE REGIMEN

La proposiciéon de una relacién de cointegracién entre el con-
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sumo y el ingreso se desprende de la hipétesis del ingreso perma-
nente. De acuerdo con esta hipétesis, el agente representativo
maximiza una funcién de utilidad céncava que depende del nivel
de consumo y descuenta la utilidad futura con una tasa de prefe-
rencia intertemporal 4 > Q como en la ecuacién (1). La acumula-
cién de activos estd determinada por la restriccién presupuestaria
de cada periodo expresada en la ecuacién (3), donde r es la tasa de
interés real, la cual se supone constante, 4., es el saldo de los acti-
vos al final del perfodo k, Y,! (=rA;+Y,) representa el ingreso dis-
ponible e Y, el ingreso por trabajo, ambos en el periodo k.

(2) C, 20U, >0; U, <0; lim U =co; lim U, =0
¢ -0 ¢ c - ©
) Ay =Y+ 4, -C, =1+ A4, +Y, = C,

A partir de la restriccién presupuestaria de cada periodo se ob-
tiene la restriccién presupuestaria intertemporal, ecuaciéon (4), en
la cual la condicién de no juegos Ponzi de la expresién se impone
igualada a cero, dado que la funcién de utilidad es concava.

(4) ﬁmﬁ 1+T)At+kzt%§_tm
(5) klim ﬁ%ﬁﬁflkzo

Suponiendo que la tasa de preferencia temporal es igual a la
tasa de interés real, el nivel del consumo resulta constante en
cada periodo. Sustituyendo este resultado en la ecuacién (5) se
obtiene que el consumo, C,, es una proporciéon constante de la
riqueza total descontada del individuo, tal como se ilustra en la
ecuaciéon (6). Finalmente, restando el ingreso disponible de
ambos lados de ésta ltima ecuacién y reordenando los térmi-
nos, se obtiene la ecuacion (8).

(6) ctzﬁ%r%Hr)Aﬁ z ﬁfﬁ
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(7) Ct—Yﬁi:-Yt-rAt"'%%l‘*r)Aﬂ'Zﬁig YkD
(8) d=0r Hs 1g_t ;
Cr-Yf ﬁf@}ﬂﬁ RNt

El ingreso por trabajo, Y}, se supone una caminata al azar y
su primera diferencia, Y =Y, =AY, =¢;,una serie estacionaria
(con media y varianza constantes a través del tiempo). En con-
secuencia, los factores en el lado derecho de la ecuacién son los
siguientes: una constante, una suma de términos que converge
a 1/r y sumas de términos estacionarios. Es decir, la diferencia
entre las series de consumo e ingreso es una serie estacionaria.
Por tanto, las series de consumo e ingreso estan cointegradas,2
siendo el vector de cointegracién (1 -1)’.

La existencia de una relacién de cointegracién entre el con-
sumo y el ingreso ha sido probada extensivamente en la litera-
tura, asi como la existencia del vector de cointegraciéon con elas-
ticidad ingreso unitaria [véanse, por ejemplo, los trabajos de
King et al. (1991), luego revisado por Han y Ogaki (1997), y Vi-
llagémez (1994)]. Aun mas, el vector de cointegracién con elas-
ticidad unitaria se supone comuinmente, como en cualquier
modelo de correccién de error que contenga el cociente de
consumo a ingreso rezagado [véanse los trabajos de Davidson et
al. (1978) y algunos de los trabajos revisados por Church et al.
(1995)]. De hecho, son los casos de ausencia de cointegraciéon
entre consumo e ingreso los que llaman la atencién en la litera-
tura, como en Hall et al. (1997a), Cooley y Ogaki (1996), Fu-
chun (1995) y Engle et al. (1993).

La inestabilidad de la relacién de largo plazo debido a cam-

% Nétese que el resultado de un nivel de consumo constante Ct=Ci-1 en la ver-
sién deterministica del modelo resulta compatible con el hecho de que la serie de
consumo sea integrada de orden uno cuando se introduce un error aleatorio para
obtener la representacion estocastica de la serie. La serie del ingreso disponible es in-
tegrada de orden uno sin importar el orden de integracién del saldo de los activos.
Debe hacerse notar que pueden obtenerse otros vectores de cointegraciéon depen-
diendo de la forma especifica de la funciéon de utilidad y de diferentes supuestos so-
bre la tasa de preferencia temporal, la tasa de interés y el flujo de ingresos por traba-
jo a lo largo de la vida del individuo [véase a este respecto el trabajo de Graham y
Himarios (1996)]. En este trabajo, no se elabora sobre estas cuestiones dado que el
vector de cointegraciéon que se encuentra comtinmente en la literatura es el ilustrado
en el texto.
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bios estructurales es considerada la principal causa de que no
se encuentre una relaciéon de cointegraciéon cuando la teoria
sefiala su existencia. Aunque el estudio de estos casos ha recibi-
do considerable atencién en la literatura reciente, atin no existe
un marco teérico para la distribucién de los pardmetros involu-
crados que haga confiable la inferencia estadistica. Por tanto,
tampoco existe un enfoque generalmente aceptado para tratar
el problema de vectores de cointegracién que son inestables a
través del tiempo. En su lugar, se dispone de una serie de tra-
bajos aislados que proponen el estudio de diferentes modali-
dades de cambio en una relacién de cointegracién a través del
tiempo. Por ejemplo, Granger y Siklos (1997) sugieren que una
relacién de cointegraciéon puede existir en ciertos periodos pe-
ro no en otros; Hall et al. (1997a) proponen cambios de los co-
eficientes del vector de cointegracién a través del tiempo; Krol-
zig (1997) ha estudiado el caso de cambios en las constantes de
un modelo de correcciéon de errores multivariado, Hall et al.
(1997b) postulan un modelo en el que el coeficiente del térmi-
no de correccién de error varia a través del tiempo; y Hansen y
Johansen (1993) presentan el caso de cambios en el nimero de
vectores de cointegracién a través del tiempo.

Las variaciones en la dinamica de las series econémicas y sus
interrelaciones pueden deberse a perturbaciones de gran mag-
nitud o a cambios institucionales. Este altimo caso es el que se
examina en este documento, ya que interesa analizar si la in-
troduccién del programa de estabilizacién y reforma econémica
a finales de 1987 provocé una alteracion en la relaciéon de largo
plazo entre el consumo y el ingreso.

En términos tedricos, la proposicion de que la relaciéon de co-
integracién entre el consumo y el ingreso puede estar sujeta a
cambios debido a la introduccién de un programa de estabili-
zacién y reforma econdémica es apoyada por varios modelos e
hipétesis. Esta es la conclusién a la que llegaron Rebelo y Vegh
(1995), quienes hicieron una comparacién del poder explicati-
vo de diferentes hipdtesis tedricas cuyo objetivo comin es el de
explicar los hechos estilizados observados en paises que han
aplicado planes de estabilizaciéon que utilizan al tipo cambio
nominal como ancla del nivel de precios. Dichos autores con-
cluyeron que un auge del consumo y otras regularidades empi-
ricas, pueden obtenerse bajo diferentes (y a veces hasta contra-
puestas) hipétesis tedricas. Por ejemplo, en un modelo en el
que los agentes forman sus expectativas hacia adelante y la
demanda de dinero se genera por la restriccion de liquidez,
puede ocurrir un auge del consumo si el programa de estabili-
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zaciéon no es perfectamente creible, ya que los agentes transfie-
ren consumo futuro hacia el presente [este es el caso planteado
por Calvo y Vegh (1993)]. Sin embargo, en un modelo en el
que los agentes tienen expectativas adaptativas, la inflacién se
ajusta lentamente y en el que, ademads, se tomen en cuenta los
efectos positivos del lado de la oferta que resultan de la reduc-
ci6on permanente de la inflacién (o que al menos sea percibida
como tal, es decir, que resulte creible), también puede explicar
un auge del consumo [este el caso planteado por Rodriguez
(1982), Dornbusch (1982) y Roldos (1995)].

Pill (1995) lleg6 a la misma conclusién en su estudio sobre el
anclaje de la libra esterlina al marco aleman en el periodo
1986-1992 y sobre las reformas econémicas introducidas por la
administracién Thatcher. Dicho autor concluyé que las dos
hipétesis tedricas propuestas en la literatura son igualmente
utiles para explicar los hechos estilizados observados en el Re-
ino Unido en ese periodo, incluyendo el auge del consumo.
Una de esas hipoétesis, postulada por Muellbauer y Murphy
(1990a,b), sugiere que la desregulacion y liberalizacién del sis-
tema financiero y la deficiente regulacion del mercado inmobi-
liario se combinaron para hacer entrar a la economia en una
espiral insostenible de expansiéon del crédito, incrementos en
los precios de los activos, riqueza, consumo y demanda agrega-
da. Por otra parte, la segunda hipétesis estudiada por Pill, aso-
ciada con King (1994, 1990), argumenta que la expansién del
consumo financiada por el aumento del crédito fue generada
por la expectativa de mayores ingresos futuros, la cual se debi6
a su vez a las reformas econdémicas. Al igual que Rebelo y Vegh,
Pill concluye que diferentes hipétesis teéricas pueden explicar
los hechos observados, es decir, son equivalentes en su observa-
cién empirica.

La explicaciéon del ciclo de bonanza y desplome observado
en el Reino Unido, postulada por King, esta basada en la hip 6-
tesis de expectativas racionales e ingreso permanente y puede
ser ilustrada con el modelo presentado anteriormente. Si la es-
tabilizacién de la economia y las reformas econémicas son crei-
bles, tendra lugar un aumento de las expectativas de los agen-
tes sobre sus ingresos futuros por trabajo debido al incremento
de la productividad. Por ello, dado que es éptimo para los in-
dividuos balancear su nivel de consumo a lo largo del tiempo,
el resultado sera que el consumo presente crecera mas rapido
que el ingreso. Si mas tarde se revela que, quiza debido a una
perturbaciéon no predecible, las ganancias de productividad no
se materializaran, el nivel del consumo se ajustara hacia abajo y
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el resultado final serd un cambio temporal en la relacién de co-
integracioén entre el consumo y el ingreso. En la siguiente sec-
ci6én se estudia precisamente la estabilidad de la relaciéon de co-
integracién entre el gasto en consumo y el ingreso per capita
en México.

1. Andlisis de cointegracion

a) Orden de integracion de las series

Antes de realizar el analisis de cointegracién, es necesario ve-
rificar el orden de integraciéon de las series. Dado que los loga-
ritmos del gasto en consumo e ingreso per capita mostrados en
la grafica I tienen un marcado comportamiento estacional, de-
be verificarse el orden de integraciéon en las frecuencias cero y
estacional. Para ello, se utilizan las pruebas de raices unitarias
propuestas por Osborn (1990). De acuerdo con las pruebas del
panel (a) del cuadro 1, la hipétesis de raiz unitaria se rechaza
en la frecuencia estacional (estadistico ;) pero no en la fre-
cuencia cero (estadistico 3)). Las conclusiones respecto a la exis-
tencia de una raiz unitaria en la frecuencia cero se verifican con
las pruebas Dickey-Fuller Aumentadas (ADF por sus siglas en
inglés) en el panel (b) del cuadro. Por otra parte, las pruebas
ADF indican que las primeras diferencias de las series son esta-
cionarias.’

GRAFICA L. INGRESO Y CONSUMO PER CAPITA, 1980-2002
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El nimero de rezagos utilizados en las pruebas se determiné de acuerdo al cri-
terio de informacién de Akaike. Asimismo, para realizar las pruebas Dickey-Fuller
Aumentadas se sigui6 la estrategia sugerida en Perron (1988).
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CUADRO 1. PRUEBAS DE RAIZ UNITARIA

a) Pruebas para frecuencia cero y estacional

Variables Rezagos B, B, Prueba-F (Prob)
Y 2 -1.5597 -4.2308 6.7094 (0.000)
¢ 2 -1.6165 -4.2896 6.9981 (0.000)
Valores criticos (-2.11) (-3.75) (3.79)

b) Pruebas ADF para frecuencia cero

Variables Rezagos T [0} ®» Ty
Y 4 -2.6666 4.6297 3.1428  -1.3056
¢ 4 -3.0500 5.2810 3.5808  -1.8399
W 4 -4.1374%*
¢ 4 -3.8126%*

b) Estabilidad del vector de cointegracion

La estimacién del vector de cointegracién se llevé a cabo uti-
lizando el método de estimadores completamente modificados
de Phillips y Hansen (1990). Las pruebas de cointegracién vy es-
tabilidad realizadas fueron las sugeridas por Engle y Granger
(1987) y Gregory y Hansen (1996)."

Como se muestra en la grafica II, la propensiéon media a
consumir, que es el cociente entre el consumo y el ingreso, au-
ment6 considerablemente en el periodo 1989-1994, pero des-
pués de 1995 volvié a niveles cercanos a los registrados antes
de 1988. Es decir, deben esperarse dos cambios en el vector de
cointegracién: el primero de ellos después de la introduccién
del programa de estabilizacién a finales de 1987 y el segundo
cuando comienza la crisis financiera a finales de 1994.

Dado que las pruebas utilizadas estdn disefiadas para el caso
de un sélo cambio en el vector de cointegracién, las estimacio-

Y Enla prueba de cointegracién de Engle y Granger (1987), bajo la hipétesis nula
los residuales de una regresion de cointegracién estimada con minimos cuadrados
ordinarios se consideran no estacionarios, es decir, no existe cointegraciéon entre las
variables. El rechazo de la hipétesis nula indica que existe una relacién de cointegra-
cién con parametros constantes. Sin embargo, en esta prueba, el no rechazo de la
hipétesis nula puede deberse a que la relacién de cointegracién entre las variables no
es constante a través del tiempo, ya que al imponer en la estimacién un vector con
parametros constantes se obtienen residuales no estacionarios. Por otra parte, en las
pruebas de Gregory y Hansen la hipétesis nula postula que no existe una relacién de
cointegracién entre las variables, mientras que la hipétesis alternativa permite un
cambio en los pardmetros de la relacién de cointegracion en fecha indeterminada.
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GRAFICA II. PROPENSION MEDIA AL CONSUMO, 1980-2002
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nes y las pruebas de estabilidad se realizaron para los subperiodos
1980-1994 y 1988-2001. En el panel (a) del cuadro 2 se muestran
los resultados de la estimaciéon del vector de cointegraciéon para
esos periodos usando series no ajustadas por estacionalidad. Como
puede observarse, la magnitud de la elasticidad ingreso del con-
sumo depende del periodo considerado. En el primer subperiodo
la elasticidad estd muy por encima de uno mientras que en el se-
gundo subperiodo es ligeramente inferior a uno.

CUADRO 2. ESTABILIDAD DE VECTOR DE COINTEGRACION: SERIES ORI-
GINALES, 1980-2001

a

1980:1-1994:4 1988:1-2001:4
Constante Y Constante Y
Coeficiente -1.8898 1.8886 -0.1156 0.9702
Error estandar 1.2671 0.1560 0.6805 0.0832
Estadistico ¢ -2.7000 10.095 -0.027 10.640
(Prob) (0.009) (0.000) (0.984) (0.000)
b
Rezagos Estadistico Rezagos Estadistico
ADF(1-1y 4 -0.7279 4 -1.4203
ADF(MCO) 4 -0.7007 4 -1.6678
ADF(ECM) 4 -1.0518 4 -1.5135
c
Rezagos Estadistico Rezagos Estadistico
ADF* 4 -3.1407 4 -2.5500
Zr* -6.7264** -6.8487**

zZ, -55.3218%%* -48.2003%*
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En el panel (b) del mismo cuadro se prueba la hipétesis de
que no hay cointegracién en contra de la alternativa de cointe-
gracién con parametros constantes suponiendo una elasticidad
unitaria, prueba ADF(1 -1)’, utilizando el estimador supercon-
sistente de la elasticidad ingreso que resulta de aplicar minimos
cuadrados ordinarios, prueba ADF(MCO), y el vector con esti-
madores completamente modificados, prueba ADF(ECM). En
todos los casos, las pruebas indican que no hay cointegraciéon
entre el consumo y el ingreso. En el panel (c) se presentan las
pruebas propuestas por Gregory y Hansen (1996) para exami-
nar la hipétesis nula de que no existe cointegracién en contra
de la alternativa de cointegracién con cambio en los coeficientes
en fecha indeterminada. Los resultados de las pruebas Z," y Zq'
indican que en los dos subperiodos analizados ocurrieron cam-
bios en el vector de cointegracion.”

La estimacién del vector de cointegracion y las pruebas des-

CUADRO 3. ESTABILIDAD DEL VECTOR DE COINTEGRACION: SERIES
AJUSTADAS POR ESTACIONALIDAD, 1980-2001

a

1980:1-1994:4 1988:1-2001:4
Constante Y Constante Y
Coeficiente -3.1805 1.3475 0.6476 0.8797
Error estaindar 1.2231 0.1506 2.6720 0.1252
Estadistico t -2.8730 9.1310 2.672 10.305
(Prob) (0.009) (0.000) (0.016) (0.000)
b
Rezagos Estadistico Rezagos Estadistico
ADF(1-1y 0 -1.9771 0 -1.8099
ADF(MCO) 0 -2.4740 0 -1.9745
ADF(ECM) 0 -2.5130 0 -1.8863
c
Rezagos Estadistico Rezagos Estadistico
ADF* 0 -4.5039%* 0 -4.6616**
A -4.7132%%* -4.7046**
z, -33.8031 -31.0214

% Los valores criticos para estas pruebas, con significancia de 0.05, son: -4.95 para
las pruebas ADF’ y Z,", y -47.04 para la prueba Z, . Véase Gregory y Hansen (1996).
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critas también se realizaron utilizando series desestacionaliza-
das. En el panel (a) del cuadro 3 se observa nuevamente que la
magnitud de la elasticidad ingreso del consumo cambia depen-
diendo de la muestra utilizada. Para el periodo 1980-1994 la
elasticidad resulté mucho mayor que uno, y en el periodo
1988-2001 inferior a uno. Las pruebas ADF suponiendo un vec-
tor con elasticidad unitaria, utilizando los estimadores obteni-
dos con minimos cuadrados y los estimadores completamente
modificados indican que no hay cointegraciéon. Por otra parte,
las pruebas ADF* y Z*, favorecen a la hipétesis alternativa, la
cual permite un cambio en los parametros del vector de cointe-
graciéon. En suma, no se encontré evidencia para sostener que
existe una relaciéon de cointegracién con parametros constantes
entre las series de ingreso y consumo per cépita. Por ello, en la
siguiente secciéon se estiman modelos que permiten cambios en
el vector de cointegracién a través del tiempo.

2. Cointegracién con cambios de régimen

En esta seccién se utilizan modelos markovianos con cambios
de régimen para identificar y evaluar los cambios ocurridos en
el vector de cointegraciéon a través del tiempo. Estos modelos
fueron introducidos en la literatura por Hamilton (1996, 1994,
1989) y su caracteristica tipica es que suponen que las series in-
volucradas son estacionarias.

Aun no existe un desarrollo teérico sobre la distribucién de
los parametros de una regresiéon con variables no estacionarias
y cambios de régimen markovianos. Sin embargo, Hall et al.
(1997a) realizaron experimentos tipo Monte Carlo para explo-
rar la distribucién de los estimadores del vector de cointegra-
cién con cambios markovianos obtenidos mediante el método
de maxima verosimilitud para el caso bivariado. Los resultados
indican que modelos como los estimados en esta seccion tienen
un buen desempeno y pueden usarse los estadisticos ¢ comunes
51empre y cuando el estimador de la matriz de varianza-
covarianza sea robusto frente a problemas de heteroscedastici-
dad y correlacién serial. En el presente analisis los errores es-
tandar se construyeron de acuerdo a lo sugerido por White
(1982).°

0 Especificamente, los autores reportan que los estimadores tienen sesgos insigni-
ficantes y altas probabilidades de concentracién usando muestras de 100 y 200 obser-
vaciones, y que el tamarfio real de las pruebas de significancia basadas en los estadisti-
cos ¢ convencionales no se desvian significativamente del tamano nominal.
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El primer modelo de cointegracién con cambios de régimen
utilizado permite que los estimadores de la constante, la elasti-
cidad ingreso, los coeficientes de las variables binarias estacio-
nales y la varianza del residual cambien entre dos regimenes.
Por tanto, este modelo contiene 14 parametros: 6=(a,[3,9,,
02p,), donde a; es el coeficiente de la constante, S la elastici-
dad ingreso, 9, el coeficiente de la variable binaria estacional
correspondiente al trimestre ¢, d,,, (donde ¢=2,3,4), y g’ esla
varianza del residual. Todos estos parametros dependen del
régimen prevaleciente en la fecha ¢, s, (=i,j), como lo indica la
ecuacién (9). La transiciéon entre los regimenes es gobernada
por una cadena de Markov de primer orden con probabilida-
des de transicién constantes, p,, como en la expresion (10).

4
9) Cr=as+Bgy+= % (5q,sdq,t)+€t; $=1,]
q=2

gro_a oy B b Ppsthy
(10 [P’]]—[P(St—]St—l—l]—@?,,:1—p.. p. U0
y— fio T H

Nétese que, a diferencia de la seccién anterior, aqui no se
hace ningtin supuesto acerca de las fechas en que ocurren los
cambios de régimen. Estos seran inferidos con base en los cam-
bios de las probabilidades posteriores (filtro y suavizada)’ de
que cada régimen prevalezca en cada punto en el tiempo. Estas
probabilidades se calculan en las iteraciones del algoritmo que
maximiza la funcién de verosimilitud.

En el cuadro 4 se presentan los resultados de la estimacién
utilizando series no ajustadas por estacionalidad. En el régimen
I la elasticidad ingreso del consumo resulté practicamente uni-
taria. Por otra parte, en el régimen 2 la elasticidad resulté de
1.28. Los regimenes identificados son muy persistentes de
acuerdo a las probabilidades de transicion estimadas y las series
de las probabilidades posteriores de que cada régimen preva-
lezca en cada punto del tiempo, que se muestran en la grafica
I1, indican que los cambios de régimen han sido muy marca-
dos.

En el primer afno de la muestra, fue posible identificar un
auge de consumo que se ubica dentro del periodo de crecimien-

7 o1 e . . .
La probabilidad filtro en la fecha ¢ se calcula utilizando informacién sélo hasta
esa fecha, mientras que para la probabilidad suavizada se utiliza informacién de toda
la muestra.
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GRAFICA III. PROBABILIDAD FILTRO Y SUAVIZADA, 1980-2002
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to acelerado que precedi6 a la crisis financiera de 1982. Respec-
to al periodo de auge de consumo mas reciente, se observa que
el cambio de régimen comenz6 en 1988 y a mediados de 1989
ya prevalecia claramente el vector de cointegracién con elasti-
cidad ingreso superior a la unidad. Es decir, poco después de
que se introdujo el plan de estabilizaciéon y reforma econémica,
la economia mexicana entré en un auge de consumo de magni-
tud considerable, el cual persisti6 hasta el final de 1994, cuan-
do estall6 la crisis financiera. Después de 1995, no hay eviden-
cia de que la economia mexicana haya entrado nuevamente en
otro periodo de auge del consumo.

En los resultados obtenidos resulta importante destacar la
coincidencia de las fechas de los cambios en el vector de cointe-
gracién con los cambios en el patrén de los residuales comple-
tamente modificados que se muestran en la grafica IV. Esta co-
incidencia es indicativa de que los cambios de régimen captu-

GRAFICA 1V. RESIDUALES COMPLETAMENTE MODIFICADOS, 1980-2002
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ran los cambios en las series de residuales. Estos cambios en las
series de residuales impiden que se rechace la hipétesis de no
cointegraciéon en favor de la hipétesis de cointegracién con pa-
rametros constantes en las pruebas que se presentaron en la
subseccién I1, inciso (b).

Resultados similares se obtienen utilizando series ajustadas
por estacionalidad. El cuadro 5 muestra que en el régimen 1 se
encontré una elasticidad unitaria, mientras que en el régimen
de auge el consumo creci6 alrededor de 28% mas rapido que el
ingreso. Las probabilidades posteriores obtenidas, que se mues-
tran en la grafica V, identifican nuevamente el periodo de auge
en el consumo previo a la crisis de 1982, y sefialan también cl a-
ramente tres hechos: i) que el cambio de régimen mds reciente
comenz6 en 1988; i) que el régimen de auge prevalecia ya du-
rante 1989; y ui) que la elasticidad unitaria se restablecié cuan-
do estall6 la crisis financiera a finales de 1994. También en este
ejercicio, los cambios de régimen coinciden con precisién con
los cambios en el patrén de los residuales obtenidos mediante
los estimadores completamente modificados de la grafica IV.?

CUADRO 5. COINTEGRACION CON CAMBIOS DE REGIMEN: SERIES DE-
SESTACIONALIZADAS

Régimen 1 @; B, g’ bu
Coeficiente -0.6706 1.0357 0.00023 0.9800
Error estandar 0.1442 0.0177 0.00005 0.0213
Estadistico ¢ 4.649 58.615 4.600 46.009
(Prob) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000)

Régimen 2 a5 B o’ Doz
Coeficiente -2.6561 1.2848 0.00028 0.9341
Error estiandar 0.9262 11.282 3.9160 17.395
Estadistico ¢ 2.868 11.282 3.916 17.395
(Prob) (0.005) (0.000) (0.000) (0.000)

Logaritmo de la funcién de verosimilitud: -251.51

NOTA: Errores estindar robustos construidos como en White (1982).

8 Es importante notar que las estimaciones y pruebas preferidas son las que utili-
zan las series no ajustadas por estacionalidad. Esta preferencia se debe a que los efe c-
tos de los filtros para desestacionalizar sobre los procesos que gobiernan las series son
inciertos y, ademds, estos filtros pueden tener consecuencias indeseables en algunas
de las pruebas utilizadas. A este respecto, véanse Ghysels y Perron (1996), Otero y
Smith (1996) y Franses y McAleer (1998). Cabe destacar que la obtencion de resulta-
dos tan similares utilizando series no ajustadas y ajustadas no esta garantizado. Esto
es muy claro en el analisis de la estabilidad de la demanda de dinero en Alemania de
Lutkepohl et al. (1999).
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GRAFICA V. PROBABILIDAD FILTRO Y SUAVIZADA: SERIES DESESTACIONA-
LIZADAS, 1980-2002
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Para probar la hipétesis nula de no cointegracién en contra
de la alternativa de cointegraciéon con cambios de régimen, se
aplicaron pruebas Dickey-Fuller Aumentadas a los residuales
ponderados obtenidos a través de los modelos markovianos
que se muestran en la grafica VI. Los ponderadores utilizados
para construir estas series son las probabilidades suavizadas
presentadas en las graficas II y IV. Los resultados de las prue-
bas se reportan en el cuadro 6. Los valores criticos se obtuvie-
ron de Hall ¢t al. (1997a).” Como puede observarse, los mode-
los que permiten cambios de régimen producen residuales es-
tacionarios.

CUADRO 6. PRUEBAS DE RAIZ UNITARIA PARA RESIDUALES PONDERADOS

Rezagos Estadistico Valor critico
Series originales 4 -5.4978 (-5.03)
Series ajustadas 3 -4.3393 (-2.39)

NOTA: Valores criticos con nivel de significancia de 0.05; tomados de Hall et al.
(1997a).

III. CONCLUSIONES

En este documento se presenta un analisis de cointegracién con
cambios de régimen para identificar y evaluar los cambios en el

 En estas pruebas se sigue la recomendacién de Hall et al. (1997a) en cuanto a
dejar en la regresion auxiliar para la prueba solamente las diferencias rezagadas de
los residuales que tienen un estadistico ¢ significativo. Esto se debe a que la inclusién
de términos redundantes reduce el poder de la prueba.
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GRAFICA VI. RESIDUALES PONDERADOS, 1980-2002
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consumo privado que produjeron su auge en el periodo 1989-
1994 y la consecuente caida del ahorro interno.

Los resultados obtenidos indican que la introduccién del
programa de estabilizacién y reforma econémica a finales de
1987 produjo un cambio considerable en la elasticidad ingreso
del consumo privado. Antes de que el programa fuera adopta-
do, la relacién de cointegracién entre el consumo y el ingreso
per capita estuvo caracterizada por la elasticidad i ingreso unita-
ria que es comuin encontrar en la literatura emplrlca Sin em-
bargo, el programa indujo un cambio de régimen que hizo
aumentar la elasticidad considerablemente. Durante los afos
de auge, el consumo crecié alrededor de 28% mas rapido que
el ingreso. Mas tarde, cuando estall6 la crisis financiera a finales
de 1994, se restableci6 la elasticidad ingreso unitaria.

Los resultados obtenidos no pueden ser utilizados para apo-
yar ninguna de las hipétesis que han aparecido en la literatura
para explicar el auge registrado por el consumo en paises que
han introducido programas de estabilizacién basados en el tipo
de cambio y reformas estructurales. La razén de ello es que ta-
les explicaciones son equivalentes en términos de sus implica-
ciones para la dindmica de las series observadas. Sin embargo,
es posible afirmar que el régimen de auge no puede conside-
rarse una relacién de equilibrio, ya que una elasticidad mayor
que uno no puede ser sostenida indefinidamente, debido a que
esto viola la condicién de no juegos Ponzi.

Respecto al debate reciente sobre la dindmica del consumo
agregado en los ultimos afos, los resultados indican que desde
1995 la relacién de largo plazo se ha mantenido con una elasti-
cidad unitaria. Es decir, desde ese ano la economia mexicana
no ha entrado en un auge de consumo como el observado en el
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periodo 1989-1994. Ello, a pesar de que en el afio 2000 el cre-
cimiento del consumo privado fue mayor que el del PIB en 1.7
puntos porcentuales y en 2001 en 3.7 puntos porcentuales. En
este ultimo ano, el consumo privado fue el Gnico componente
de la demanda agregada que tuvo una contribucién positiva al
crecimiento del PIB.

En suma, en este documento se ilustra, mediante el estudio
del auge del consumo observado en México en el periodo
1989-1994, que los cambios en una relacién de cointegracién
que pueden ser racionalizados sin dificultad como el resultado
de decisiones 6ptimas de los consumidores (o que al menos
fueron 6ptimas cuando se realizaron) son susceptibles de ser
identificados y cuantificados apropiadamente si se consideran
cambios de régimen en modelos de cointegracion.
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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 Peru
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)
European Central Bank

Banque de France

Banca d'ltalia

De Nederlandsche Bank (Paises Bajos)
Bangko Sentral ng Pilipinas

Banco de Portugal

Otras instituciones

Superintendencia de Bancos y Entidades
Financieras (Bolivia)

Superintendencia de Bancos y Seguros
(Ecuador)

Superintendencia del Sistema Financiero
(E1 Salvador)

Comisién Nacional de Bancos y Seguros
(Honduras)

Superintendencia de Bancos (Panama)

Superintendencia de Bancos (Republica
Dominicana)

Banco Centroamericano de Integracion
Econémica

Banco Latinoamericano de Exportacio-
nes, S. A.

Fondo Latinoamericano de Reservas




