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PRESENTACIÓN

Este documento evalúa y compara los efectos de 
los choques de política monetaria en los países 
latinoamericanos donde se ha puesto en práctica 

el esquema de metas de inflación (Brasil, Chile, Colom-
bia, México y Perú). Se estima un panel var jerárquico 
que permite utilizar los datos de manera eficiente y, 
al mismo tiempo, aprovechar la heterogeneidad entre 
países. Los choques monetarios se identifican con un 
procedimiento agnóstico que impone restricciones de 
cero y de signo. Encontramos un efecto de corto plazo 
real de la política monetaria sobre el producto (con un 
máximo alrededor de los 12 a 15 meses); una respuesta 
significativa de mediano plazo de los precios con la 
ausencia del llamado puzzle del precio  y una respuesta 
en forma de joroba del tipo de cambio, es decir, evi-
dencia débil del llamado puzzle  de la sobrerreación 
retrasada. Sin embargo, encontramos un cierto grado 
de heterogeneidad en los efectos y la propagación de 
los choques monetarios entre países. En particular, 
encontramos efectos más fuertes sobre el producto 
y los precios en Brasil y Perú con respecto a Chile, 
Colombia y México, y una reacción más fuerte del tipo 
de cambio en Brasil, Chile y Colombia en relación con 
México y Perú. Por último, se presenta la respuesta al 
impulso promedio ponderada después de un choque 
monetario, que es representativo de la región. 

Palabras clave: vectores autorregresivos en pa-
neles, restricciones de signo, modelos jerárquicos 
bayesianos. 

Clasificación jel: E43, E51, E52, E58.
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Algunos años después del episodio de liberalización financiera 
en el decenio de los noventa, muchas economías latinoameri-
canas adoptaron un régimen de metas de inflación (mi) para su 

política monetaria (ver Mishkin y Savastano, 2001; y Quispe-Agnoli, 
2001, para un mayor debate sobre las diferentes alternativas en 
aquel momento), siguiendo así el ejemplo de muchos países desa-
rrollados tales como Nueva Zelandia y Suecia, entre otros. Entre 
los países latinoamericanos, los más exitosos fueron Brasil, Chile, 
Colombia, México y Perú.1 Una de las características principales de 
los esquemas adoptados es el hecho de que la autoridad monetaria 
usa las tasas de interés a corto plazo como el principal instrumento 
de política. En este trabajo, se explora la eficacia de las acciones 
de política monetaria mediante las tasas de interés para el periodo 
de mi en cada uno de estos países. Esto es, se evalúa hasta qué 
punto la política monetaria puede ocasionar i) efectos a corto plazo 
reales en la actividad económica y ii) movimientos significativos de 
los precios a mediano plazo. Además, al comparar estos efectos 
dinámicos en los cinco países de América Latina que usan metas de 
inflación, se estudia hasta qué punto difieren en términos del efecto 
y de la propagación. Se trata de un ejercicio relevante para el diseño 

1 De forma coincidente y de acuerdo con el Modelo de Proyección Mundial 
(gpm, por sus siglas en inglés) del Fondo Monetario Internacional (fmi) 
(Carabenciov et al., 2013), el bloque llamado “América Latina” incluye 
a estas cinco economías como las más representativas de la región, 
esto es, los países LA5 como en Canales-Kriljenko et al. (2010).
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de políticas, ya que brinda información importante sobre el meca-
nismo de transmisión de la política monetaria en América Latina.

La adopción de metas de inflación en América Latina ha sido am-
pliamente estudiada en el pasado. Por ejemplo, Corbo (2000) y Cor-
bo y Schmidt-Hebbel (2001) estudian los periodos de estabilización y 
de desinflación anteriores a la adopción de las mi. En la misma línea, 
Broto (2008) halla que la adopción de las mi está relacionada con nive-
les más bajos y con menor volatilidad de la inflación. Además, Chang 
(2008) estudia la aplicación de metas de inflación en América Latina 
y halla una desviación significativa del esquema tradicional debido a 
la intervención cambiaria y a la acumulación de reservas. Este es el 
caso particular para las economías latinoamericanas donde el sis-
tema financiero está parcialmente dolarizado.2 A pesar de esa des-
viación considerable, la política monetaria ha estado funcionando 
bien y las expectativas de inflación se mantienen ancladas al objeti-
vo. Dentro del grupo de referencias más recientes, Hosftetter (2011) 
presenta los beneficios potenciales de adoptar una unión monetaria 
entre los países latinoamericanos con metas de inflación; De Mello 
y Moccero (2011) hallan que el régimen de mi ha estado asociado a 
un alto grado de reacción por parte de la autoridad monetaria ante 
las expectativas de inflación y, al mismo tiempo, a una menor volati-
lidad de las tasas de interés; Barajas et al. (2014) estiman las reglas 
de Taylor de cambio de régimen para estos países y hallan que se 
presenta un periodo de inestabilidad de los parámetros entre 2008-
2009. Finalmente, Mariscal et al. (2014) centran su atención en la 
credibilidad del marco de metas de inflación al estudiar la evolución 
de las expectativas a la vez que se preguntan hasta qué punto es-
tán bien ancladas. Ellos encuentran un aumento en la credibilidad 
de la política monetaria durante el periodo de mi, a pesar de que las 
expectativas no están completamente ancladas. 

Desde una perspectiva empírica, existe evidencia con base en vec-
tores autorregresivos estructurales (svar, por sus siglas en inglés) 

2 La crisis financiera mundial de 2008-2009 y la aplicación de políticas 
macroprudenciales también son parte del origen de tales desviaciones 
[ver por ejemplo Moreno (2011), Terrier et al. (2011), De Gregorio (2012) 
y Céspedes et al. (2014), entre otros].
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sobre los efectos de los choques monetarios para estos cinco paí-
ses latinoamericanos de manera separada. Céspedes et al. (2005), 
Soares-Sales y Tannuri-Pianto (2007), Mendonça et al. (2008), Ca-
tão y Pagan (2010), Rocha Lima et al. (2011), Glocker y Towbin (2012) 
abarcan el caso de Brasil. Por otro parte, Parrado (2001), Mies et 
al. (2002), Catão y Pagan (2010) cubren el caso de Chile. Además, 
Echavarría et al. (2007), Ramírez-Vigoya y Rodríguez- Zambrano 
(2013) estudian el caso de Colombia. Finalmente, Gaytán-González 
y González-García (2006), García-Andrés y Torre-Cepeda (2013) 
cubren el caso de México; y Winkelried (2004), Bigio y Salas (2006), 
Castillo et al. (2011) y Pérez-Forero y Vega (2014), entre otros, estu-
dian el caso de Perú. Sin embargo, resulta que las respuestas al im-
pulso de los diferentes ejercicios no son comparables, dado que la 
estrategia empírica usada diverge en distintos aspectos, tales como: 
el conjunto de variables incluidas, el procedimiento para el ajuste 
de tendencia empleado, la identificación de supuestos, la muestra 
efectiva incluida, etc. Además, los resultados observados son mix-
tos en términos de la significancia de la respuesta de variables tales 
como el producto y los precios, incluso con patrones habituales ta-
les como el llamado puzzle  del precio. Ante esta evidencia, queda 
claro que se necesita un enfoque diferente para poder obtener res-
puestas al impulso comparables entre países. 

En este trabajo se presenta un marco unificado que permite com-
parar las respuestas al impulso derivadas de los choques monetarios. 
En síntesis, la estrategia empírica usada es la siguiente: se estima un 
var en panel jerárquico bayesiano (ver Ciccarelli y Rebucci, 2006; 
Canova y Pappa, 2007; Jarociński, 2010; y Canova y Dallari, 2013), 
y se identifican los choques de política imponiendo restricciones de 
cero y signo. La comparación entre países resulta ser equitativa, ya 
que se aplica el mismo conjunto de restricciones de identificación 
al mismo conjunto de variables en todos los países. Las variables 
externas también se controlan, dado que son una importante fuen-
te de fluctuaciones macroeconómicas en los mercados emergen-
tes (ver, por ejemplo, Maćkowiak, 2007), especialmente cuando la 
crisis financiera mundial está en el medio de la muestra de análisis.

Los principales hallazgos demuestran que, en promedio, un en-
durecimiento de la política monetaria en los cinco países de América 
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Latina de la muestra produce una caída significativa del producto en 
el corto plazo (con un máximo alrededor de los 12-15 meses) y en los 
precios a largo plazo (con una respuesta significativa luego de dos 
años). Además, se halla evidencia contra el llamado puzzle  de pre-
cios. También, condicionado a la existencia de un efecto de liquidez 
estándar luego de un choque de política monetaria, se presenta un 
leve fenómeno de sobrerreación retrasada, es decir, una respues-
ta en forma de joroba del tipo de cambio, el cual está en línea con el 
llamado puzzle de la sobrerreación retrasada.3 No obstante, en rela-
ción con el efecto y la propagación de los choques monetarios entre 
países se halla cierto grado de heterogeneidad. Esta es la contribu-
ción más importante del presente documento. En especial, se hallan 
efectos más contundentes en el producto y en los precios en Brasil y 
Perú con respecto a Chile, Colombia y México; y una reacción más 
fuerte del tipo de cambio en Brasil, Chile y Colombia con respecto a 
la reacción en México y Perú. En consonancia con un enfoque de li-
bro de texto, la eficacia de la política monetaria se relaciona también 
con la credibilidad y la comunicación adecuadas, características que 
están estrechamente ligadas al esquema de metas de inflación. Por 
otra parte, la respuesta del tipo de cambio puede asociarse con la 
intensidad de las políticas de intervención cambiaria. 

El documento se organiza de la siguiente manera: el modelo eco-
nométrico y el procedimiento de estimación están descritos en las 
secciones 2 y 3. En la sección 4 se explica la estrategia de identifi-
cación y en la sección 5 se exponen los principales resultados. Fi-
nalmente, las conclusiones se incluyen en la sección 6. 

3 Esta bibliografía se inició con Eichenbaum y Evans (1995) y continuó con 
Kim (2005) y Almuth y Uhlig (2008). Recientemente, Kim et al. (2014) 
demostraron que este fue un fenómeno particular de Estados Unidos 
en el decenio de los ochenta.
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Suponemos en esta sección que cada economía puede mode-
larse como un modelo individual de vectores autorregresivos 
(var). Luego, la información de estas cinco economías se 

combina de formar eficaz para realizar la estimación.

2.1 Configuración

Considere al conjunto de países n =1,…, N, donde cada país n  está 
representado por un modelo var:

  1   ,

donde yn,t  es un vector M × 1 de variables endógenas, zt es un vec-
tor W × 1 de variables exógenas común a todos los países, zn,t  es 
un vector Qn  × 1 de variables exógenas específico de cada país 

 un,t  es un vector M × 1 de choques de forma reduci-
da tal que  , p  es la 
longitud del rezago, y Tn  es el tamaño de la muestra para cada país 

.
El último modelo puede expresarse de manera más compacta 

de manera tal que: 

  2    ,
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donde tenemos las matrices de datos Yn(Tn  × M), Xn(Tn  × K ), Zn(Tn  × Qn) 
Un(Tn  × M), con K = Mp + W  y las correspondientes matrices de paráme-
tros Bn(K  × M ) y .

En particular, .

El modelo en la ecuación 2 puede reescribirse de manera tal que: 

 ,

donde 

 

con

.

Bajo la hipótesis de normalidad de los términos de error, tenemos la fun-
ción de probabilidad para cada país. 

  3    .

El modelo estadístico descrito por la expresión 3 tiene una función 

conjunta de probabilidad. Si se denota Θ Σ= { }{ }=
β γ β τn n n n

N
, , , ,

1
 como el con-

junto de parámetros, entonces la función de verosimilitud es: 

  4   .

2.2 Priors

Dada la hipótesis de normalidad de los términos de error, se entiende que 
el vector de coeficientes de cada país se distribuye normalmente. Como 
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resultado de esto, suponemos un prior  normal para estos a fin de 
obtener una distribución posterior que también es normal, es decir, 
un prior  conjugado:

  5    ,

con  como la media común y  como el parámetro general de 
contracción. La matriz de covarianza On  toma la forma del prior   de 
Minnesota típico (Litterman, 1986), es decir, On = diag(Oi,j,l) de ma-
nera tal que:

  6    

exog. vars

,

donde

  7    ,

donde  es la varianza de los residuos a partir de un modelo ar(p) 
para cada variable . Además, suponemos los priors  
no informativos:

  8    ,

y

  9    .

En un contexto bayesiano estándar,  y  serían hiperparáme-
tros que se supone que están calibrados. A la vez, en un contexto 



12 Fernando J. Pérez Forero

jerárquico (ver Gelman et al., 2003), es posible derivar una distribu-
ción posterior tanto para  como para  y, por lo tanto, estimarlos. 

Es decir, no se quiere imponer cualquier contracción particular 
para la distribución prior   de coeficientes; sino, obtenerla a partir de 
los datos. De acuerdo con Gelman (2006) y Jarociński (2010), se su-
pone una distribución prior  de gama inversa para , tal que:

  10    .

Finalmente, se supone un prior  no informativo: 

  11    .

Como resultado, el modelo estadístico que se presenta tiene cin-
co bloques de parámetros, de manera tal que: 

  12    ;

y el prior  conjunto está dado por las expresiones 5, 8, 9, 10 y 11, de 
manera tal que:

  13    
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Dadas los priors especificados y la función de verosimilitud 3, 
ambas partes de información se combinan eficientemente para 
obtener los parámetros estimados incluidos en Θ. Al usar el 

teorema de Bayes, tenemos que: 

  14    .

Dados 4 y 14, la distribución posterior 15 toma forma de: 

  15    

La meta, ahora, es maximizar el lado derecho de la ecuación 15 
para poder obtener Θ . La práctica común en la econometría baye-
siana (ver, por ejemplo, Koop, 2003, y Canova, 2007, entre otros) es 
simular la distribución posterior 15 para realizar la inferencia esta-
dística. Esto es porque cualquier objeto de interés que sea también 
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una función de  puede ser fácilmente calculado dada la distribución 
posterior. En esta sección se describe una rutina de Monte Carlo de 
cadena de Markov que nos ayuda a cumplir con esta tarea. 

3.1 Una rutina de muestreo de Gibbs

En general, en cada modelo macroeconométrico es difícil obtener 
una muestra de la distribución posterior . Esto es una con-
secuencia de la forma funcional compleja que podría tomar la fun-
ción de verosimilitud dado el modelo especificado. Generalmente, 
el algoritmo de Metropolis-Hasting es la rutina canónica para ha-
cerlo. Sin embargo, en este caso se muestra que existe una expre-
sión analítica para la distribución posterior; por lo tanto, es posible 
aplicar una rutina del muestreo de Gibbs, que es mucho más simple 
que el mencionado algoritmo de Metropolis-Hastings. En este pro-
ceso, es útil dividir al conjunto de parámetros en diferentes bloques 
y factorizar la expresión 15 de manera apropiada. 

Recordemos que . Luego, se usa la no-
tación  cada vez que denotemos al vector de parámetro Θ  sin 
el parámetro . En el anexo A pueden encontrarse detalles sobre 
cada bloque. 

La rutina empieza aquí. Se establece k = 1 y se denomina K  a la 
cantidad total de extracciones. Luego, se siguen los siguientes pasos: 

1) Extraer ; si el candidato extraído es estable se 
mantiene; de lo contrario se descarta.

2) Extraer .

3) Extraer .

4) Repetir pasos 1 a 3 para n = 1,…, N.

5) Extraer . Si el candidato extraído es estable se 
mantiene; de lo contrario se descarta.

6) Extraer .

7) Si k < K  fijar k = k + 1 y volver al paso 1. De lo contrario se detiene. 
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3.2 Configuración de la estimación

Con el fin de minimizar el efecto de los valores iniciales, se realiza 
un muestreo de Gibbs para K = 1,050,000 y se descartan las prime-
ras 50,000 extracciones. Además, para reducir la correlación se-
rial entre extracciones, se establece un factor de merma de 1,000, 
es decir, dadas las 1,000,000 extracciones restantes, se toma 1 de 
cada 1,000 y se descartan las restantes. Como resultado de esto, 
tenemos 1,000 extracciones para realizar las inferencias. Los deta-
lles específicos sobre la descripción de datos y sobre cómo se rea-
liza la inferencia y se evalúa la convergencia pueden encontrarse 
en los anexos C y B, respectivamente.

De acuerdo con la recomendación de Gelman (2006) y Jarociński 
(2010), suponemos un prior  uniforme para la desviación estándar, 
que se traduce en un prior   para la varianza, de la forma: 

  16    

estableciendo v = −1 y s = 0 en la ecuación 10.
En cuanto al prior   al estilo Minnesota, no tenemos información 

sobre el valor de los hiperparámetros. Así, establecemos conser-
vadoramente  en la ecuación 6. En términos más es-
pecíficos,   significa que no existe una diferencia a priori  entre 
los rezagos propios y los de otras variables;  significa que no 
existe heterocedasticidad a priori  que surja de variables exógenas; 
y  significa que el patrón comprimido de coeficientes es lineal. 
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Al igual que en cualquier problema econométrico, la identifi-
cación de efectos causales es crucial para obtener resulta-
dos confiables. En este aspecto, la ortogonalización de los 

choques a los modelos de vectores autorregresivos es una de las 
maneras más populares y eficaces de lograr esta tarea. Esto es, la 
función de respuesta al impulso derivada del choque ortogonal des-
cribe el efecto causal de interés, ya que por definición este choque 
es independiente de cualquier otra fuerza económica en el sistema. 

En el modelo estadístico 1, el término de error  co-
rresponde a la forma reducida. En particular, la matriz de covarian-
za  es en general no diagonal, es decir, los choques  un,t  son no 
ortogonales. Por lo tanto, un choque sobre cualquier componente 
de  un,t  resultará en una función de respuesta al impulso sin sentido 
porque las variables expuestas al choque estarían correlacionadas. 
Por lo tanto, es necesario que los choques sean independientes 
(ortogonales) entre las ecuaciones, ya que esto permitirá aislar el 
efecto causal del interés, es decir, choques de política monetaria, 
a través de la forma estructural del modelo. Sin embargo, la forma 
estructural (svar) no puede lograrse sin hacer supuestos económi-
cos adicionales, esto es, el problema de identificación en econome-
tría. Rubio-Ramírez et al. (2010) ofrecen una extensa explicación 
sobre la identificación en el modelo svar. Según ellos, el modelo 
svar puede identificarse con exactitud, puede sobreidentificarse y 
hasta puede identificarse parcialmente. Este último, sería el caso de 
nuestro modelo. Así, en esta sección describimos nuestra estrategia 
de identificación y el algoritmo que registra el efecto mencionado. 
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4.1 Supuestos de identificación 

La identificación de los choques monetarios es bastante estándar. 
Tenemos dos tipos de restricciones, tal como se muestra en el cua-
dro 1. El primer grupo se relaciona con las restricciones cero en la 
matriz de coeficientes contemporáneos, tal como aparece en la vie-
ja bibliografía sobre svar, por ejemplo, en Sims (1980 y 1986). En 
este caso, siguiendo lo establecido en la bibliografía estándar, su-
ponemos que el producto interno bruto (Y) y el índice de precios al 
consumidor (P) son variables lentas y, por lo tanto, no reaccionan 
contemporáneamente a los choques monetarios. El segundo grupo 
son las restricciones de signo como en Canova y De Nicoló (2002) 
y en Uhlig (2005); en el caso presente, se fija un horizonte de tres 
meses. En este caso suponemos que el choque monetario produ-
ce: i) el efecto de liquidez típico, es decir, una respuesta negativa 
de dinero (M) después de un choque contractivo y ii) una respuesta 
negativa al tipo de cambio (E); lo cual significa que se mantiene la 
paridad descubierta de tasas de interés (uip). Por último, pero no 
por ello menos importante, no imponemos ningún signo a la res-
puesta de los embi, a la respuesta del producto interno bruto (Y) ni 
al índice de precios al consumidor (P), para periodos posteriores. 

Las restricciones de identificación en el cuadro 1 sólo están aso-
ciadas con un choque particular. Como resultado, los otros choques 
M − 1 no se identifican. Esto no es un problema, ya que la bibliografía 
de modelos svar con restricciones de signo explica que para reali-
zar una inferencia adecuada, el modelo necesita identificarse sólo 
parcialmente. La única limitación de esto último es que no es posible 
realizar un análisis de descomposición histórico, porque necesitaría-
mos realizar supuestos adicionales para identificar adecuadamen-
te los choques M − 1 restantes. Sin embargo, ya que esto excede el 
alcance de esta investigación, el modelo parcialmente identificado 
se mantiene como la configuración principal.

4.2 El algoritmo

En este punto, se usa como insumo la estimación del producto de la 
sección 3.1, es decir, la distribución posterior de la forma reducida 
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del modelo. Entonces, se toman extracciones de esta distribución 
como se describe en el siguiente algoritmo de estimación: 

1) Establecer K = 1,000 y k = 0.

2) Extraer Θ  a partir de la distribución posterior .

3) Para cada país n = 1,…,N y para el promedio, extraer una ma-
triz de rotación 

nQ  y calcular el conjunto de respuestas al im-

pulso Q

4) Si las respuestas al impulso satisfacen las restricciones de 
signo para todos los países y para el promedio, mantener el 
valor extraído y establecer k = k + 1. Si no, descartarlo e ir al 
próximo paso. 

5) Si k < K volver al paso 2; de lo contrario detenerse.

Vale la pena destacar que en el paso 3 para cada país n = 1,…,N 
hacemos lo siguiente:

1) Dado nΣ , Calcular el factor de Cholesky nP  de modo que 
.n n n′ = ΣP P

Cuadro 1
RESTRICCIONES DE IDENTIFICACIÓN

Variable / choque Nombre

Choque 
de política 
monetaria 

(h = 0)

Choque 
de política 
monetaria 
(h = 1, 2)

Producto interno bruto Y 0 ?

Índice de precios al 
consumidor 

P 0 ?

Tasa interbancaria R ≥0 ≥0

Base monetaria M ≤0 ≤0

Tipo de cambio E ≤0 ≤0

Margen embi embi ? ?
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2) Extraer  y obtener  de modo tal que QnRn = Xn, 
es decir, una matriz ortogonal  que satisface la descompo-
sición QR de Xn. La matriz aleatoria  Qn  tiene una distribución 
uniforme con respecto a la medida de Haar sobre O(n) (Arias 
et al., 2014),

3) Dado , calcular la matriz compañera nA , de modo tal que 
la función respuesta al impulso sea:

 ,

donde  es una matriz de selección que es 
conformable.

4) Construir la matriz :

 

Esto es, algunas variables k < M en ( )ny  van a ser lentas y, por 
lo tanto, estas no rotan. Así es como imponemos restricciones de 
cero en este caso. 

5) Calcular el conjunto de respuestas a los impulsos  

Finalmente, para el caso de las respuestas promedio, se calcu-
la la forma compañera usando  y computando el factor de Cho-

lesky a partir de . Después de la simulación de 

K = 1,000 extracciones tendremos una serie de extracciones de 

. Por lo tanto, el cálculo de los intervalos de confian-
za consiste simplemente en captar los percentiles correspondien-
tes luego de ordenar las extracciones (Casella y Robert, 2004).
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Después de simular la distribución posterior y de obtener los 
choques estructurales, se está en condiciones de abordar el 
tema principal del presente trabajo. En primer lugar, y de acuer-

do con nuestros supuestos de identificación del cuadro 1, somos 
agnósticos en cuanto a la respuesta del producto y de los precios 
luego del choque de política monetaria, ya que sólo establecimos 
cero para la respuesta inicial. La gráfica 1 muestra la respuesta de 
las variables incluidas para cada país en un horizonte de cinco años 
(60 meses). Las bandas de error para las respuestas al impulso de 
cada país están disponibles en el anexo D.

El panel superior izquierdo muestra las respuestas del produc-
to (Y), que brindan evidencia sobre los efectos reales a corto pla-
zo derivados de la política monetaria. Todos los países alcanzan 
la respuesta máxima después del primer año, cerca de los 12 a 15 
meses; con excepción de Brasil, que logra el máximo antes de los 
24 meses. En cuanto a la magnitud del efecto, observamos que los 
efectos reales son mayores en Perú y Brasil con respecto a Chile, 
Colombia y México. Cabe mencionar que los efectos pueden com-
pararse directamente, ya que normalizamos el aumento de la tasa 
de interés (R) a uno. 

En cuanto a la respuesta del nivel de precios (P), en la gráfica 1 
se puede observar que la respuesta más grande es en Brasil, se-
guida de la respuesta en Perú y después en Chile, Colombia y Méxi-
co. Uno de los resultados más valiosos de este ejercicio es el hecho 
de que no se observa ningún síntoma que sugiera la presencia del 
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llamado puzzle   de precios, lo cual sugiere que el conjunto de infor-
mación incluida en el modelo y las restricciones de identificación son 
suficientes para aislar los choques de política monetaria en cada uno 
de estos cinco países.

Finalmente, si bien las restricciones de signo impuestas influyen 
parcialmente, la respuesta del tipo de cambio (E) arroja resultados 
interesantes. En primer lugar, puede observarse que las monedas re-
accionan de modo muy diferente ante los choques de política mone-
taria. Países como Brasil, Chile o Colombia exhiben respuestas más 
prolongadas que en México y Perú. Esto podría deberse en parte a las 
diferencias en las prácticas de intervención cambiaria de cada país. 

Gráfica 1
COMPARACIÓN DE CHOQUES MONETARIOS

EN PAÍSES DE AMÉRICA LATINA

(valores de la mediana) 
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Por lo tanto, un movimiento similar de la tasa de interés (R) pue-
de producir respuestas heterogéneas con respecto a los tipos de 
cambio (E), es decir que algunas monedas flotan más que otras. 
Ciertamente, la razón por la cual algunos países intervienen más 
en el mercado que otros tiene que ver con el grado de dolarización 
del sistema financiero: los países con mayor grado de dolariza-
ción son más vulnerables a los choques externos. Dicho esto, es 
justo afirmar que siempre y cuando las expectativas de inflación 
se mantengan ancladas, las metas de inflación seguirán funcio-
nando bien a pesar de la intervención cambiaria. 

La heterogeneidad observada en las respuestas al impulso en-
tre países es uno de los productos más importantes que se pue-
den obtener con la metodología de vectores autorregresivos en 
panel. Además, esta configuración nos permite explorar la res-
puesta promedio para los n  países incluidos en la estimación. Así, 
es posible calcular las respuestas al impulso basadas en el vector 

, el cual es un promedio ponderado de los coeficientes de los 
N  países (ver detalles en el anexo A). En este sentido, la gráfica 
2 muestra esta respuesta promedio, donde se observa un efecto 
a corto plazo significativo sobre el producto (Y) con un máximo 
aproximadamente entre los meses 12 y 15; y un efecto significati-
vo sobre los precios (P) a mediano plazo. Las barras verdes indi-
can las restricciones de signo impuestas para un horizonte de tres 
meses. Dadas las restricciones de cero y signo, las respuestas de 
la base monetaria (M) y del tipo de cambio (E) son significativas 
no sólo para los tres primeros meses, sino para todo el horizonte 
de 60 meses. Hay aspectos específicos que merecen atención, y 
es el hecho de que el tipo de cambio alcanza su máximo luego de 
tres meses, ofreciendo evidencia parcial del llamado puzzle de la 
sobrerreación retrasada (Eichenbaum y Evans, 1995).4 Esto últi-
mo sugiere algún tipo de fricción financiera que merece ser mo-
delada para el caso de América Latina, y podría ser parte de una 
investigación futura.

4 Eichenbaum y Evans (1995) señalan que la respuesta empírica del tipo 
de cambio no es como la descrita en Dornbusch (1976), dado que el 
máximo no se alcanza inmediatamente.
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En esta investigación se estimó un panel var jerárquico bayesia-
no para cinco países latinoamericanos (Brasil, Chile, Colombia, 
México y Perú), y se identificaron choques de política monetaria 

mediante una mezcla de restricciones de cero y signo. Al comparar 
las funciones de respuesta al impulso de los choques identificados, 
se halla que los choques de política son cualitativamente similares 
en los cinco países latinoamericanos. Sin embargo, encontramos 
cierto grado de heterogeneidad en el efecto y en la propagación 
de choques monetarios entre países. Esta es la contribución más 
importante de este trabajo. En particular, se hallan efectos más con-
tundentes en Brasil y Perú que en Chile, Colombia y México y una 
reacción más fuerte del tipo de cambio en Brasil, Chile y Colombia 
que en México y en Perú. En línea con un enfoque de libro de texto, 
la eficacia de la política monetaria también está relacionada con la 
credibilidad y la comunicación adecuada, características que es-
tán estrechamente ligadas al esquema de metas de inflación. Por 
otra parte, la respuesta del tipo de cambio puede asociarse con la 
intensidad de las políticas de intervención cambiaria.

Además, en contraste con la mayoría de los estudios anteriores 
para países individuales, las restricciones de identificación son sufi-
cientes para evitar el llamado puzzle  del precio, al menos para el pe-
riodo de análisis de metas de inflación. Asimismo, en el documento 
se presenta el promedio ponderado de la respuesta al impulso luego 
de un choque monetario estándar para los cinco países estudiados; 
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con este ejercicio se halla un efecto significativo de corto plazo sobre 
el producto (con un máximo a los 12-15 meses) y un efecto significa-
tivo sobre los precios luego de dos años. Tal resultado es importante 
para la formulación de la política, ya que brinda información confia-
ble sobre los rezagos de política monetaria así como del alcance y 
horizonte de las acciones monetarias, información que también es 
relevante para los procedimientos de proyección. Además, se ha-
lla evidencia débil del llamado puzzle de la sobrerreación retrasada 
(Eichenbaum y Evans, 1995).

Nuestros resultados sugieren que la política monetaria funciona 
bien bajo metas de inflación para los cinco países latinoamericanos, 
aun cuando la muestra de análisis incluye eventos tales como la cri-
sis financiera mundial y la aplicación de medidas de política macro-
prudencial. Para este último punto, fue crucial controlar las variables 
externas. En este sentido, investigaciones futuras deberían incluir 
el efecto de los choques externos en una configuración de var en 
panel, de manera tal que sea posible registrar las respuestas hete-
rogéneas luego de un choque externo común, tal como la crisis fi-
nanciera mundial de 2008-2009.
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A. Detalles del algoritmo de muestreo de Gibbs 

El algoritmo descrito en la sección 3.1 usa un conjunto de distribucio-
nes condicionales para cada bloque de parámetros. Aquí ofrecemos 
detalles específicos sobre la forma que toman estas distribuciones 
y cómo están construidas.

1) Bloque 1: . Dada la verosimilitud 3 y el prior

 ,

luego el posterior es normal:

 p                         Nn n n                      n nβ β βΘ                            ∆,                  ,y( ) = (          )� � ,

con

 
M

2) Bloque 2: . Dada la verosimilitud 3 y el prior

 ,
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luego el posterior es normal:

 ,

con

 
.

3) Bloque 3: . Dada la verosimilitud 3 y el prior 

 ,

denota los residuos 

 

como en la ecuación 2. Entonces, el término de varianza posterior 
es una distribución inversa de Wishart centrada en la suma de los 
residuos cuadrados:

 .

4) Bloque 4: . Dado el prior

 

por simetría.

 .

Entonces, tomando un promedio ponderado en n = 1,...,N: 
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con

 

5) Bloque 5: . Dados los prior 

 

,

entonces la distribución posterior es

 

Un ciclo completo en torno a estos cinco bloques produce una 
extracción de Θ   a partir de  .

B. Distribución posterior de hiperparámetros prior 

La distribución posterior del parámetro  representa el ajuste de 
la distribución prior  sobre los coeficientes var. Hemos usado una 
distribución prior  uniforme para  en la ecuación 16 (ver Gelman, 
2006), la cual al no ser muy informativa permite que los datos ha-
blen. En términos generales, se halla una merma considerable y 
una distribución de densidad posterior bien identificada para el 
parámetro. 
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C. Descripción de datos

C.1 Variables endógenas
El conjunto de variables endógenas (yn)  para cada país incluido se 
describe a continuación.

• Índice de actividad económica mensual (desestacionalizado)5, 
en logaritmos (Y).6

• Índice de precios al consumidor, en logaritmos (P).

• Tasa interbancaria en moneda nacional, en porcentajes (R).

5 Desestacionalización realizada con el programa tramo-seats.
6 Para Brasil se usó el índice mensual de producción industrial calculado 

por el ibge; para Chile, el imacec; para Colombia, el índice de producción 
industrial publicado por el Banco de la República; para México, el igae; 
y para Perú, el índice mensual del pib publicado por el Banco Central 
de la Reserva del Perú.

Gráfica B1
DISTRIBUCIÓN POSTERIOR DE τ
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• Base monetaria (desestacionalizado) en moneda nacional, 
en logaritmos (M).

• Tipo de cambio (moneda nacional por dólar estadouniden-
se), en logaritmos (E).

• Margen del embi, en porcentajes (embi).

Los datos son de frecuencia mensual y se toman del sitio web del 
banco central de cada país.

Cuadro C1
MUESTRA EFECTIVA PARA CADA PAÍS: 
PERIODO DE LA META DE INFLACIÓN

País Muestra
Brasil 1999m06-2013m12

Chile 1999m09-2013m12

Colombia 1999m06-2013m12

México 1999m06-2013m12

Perú 2002m02-2013m12
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Gráfica C1
BASE DE DATOS DE BRASIL
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Gráfica C2
BASE DE DATOS DE CHILE

20
00

20
03

20
06

20
09

20
12

Y

M

20
00

20
03

20
06

20
09

20
12

20
00

20
03

20
06

20
09

20
12

P

E

20
00

20
03

20
06

20
09

20
12

20
00

20
03

20
06

20
09

20
12

R

EMBI

20
00

20
03

20
06

20
09

20
12

4.4

4.6

4.8

5.0

5.2

4.2

4.3

4.4

4.5

4.6

4.7

0

0.02

0.04

0.06

0.08

0.10

7.0

7.5

8.0

8.5

9.0

6.0

6.2

6.4

6.6

6.8

0

0.01

0.02

0.03

0.04



44 Fernando J. Pérez Forero

Gráfica C3
BASE DE DATOS DE COLOMBIA
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Gráfica C4
BASE DE DATOS DE MÉXICO
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Gráfica C5
BASE DE DATOS DE PERÚ
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C.2 Variables exógenas

Como señalamos en la introducción, la inclusión de variables ex-
ternas es fundamental para evitar el sesgo de variables omitidas. 
Es más importante aún en el caso de los mercados emergentes 
(Maćkowiak, 2007) tales como las economías de América Latina, 
ya que están fuertemente influidas por las fluctuaciones en los pre-
cios del petróleo y de las materias primas, y también por la evolu-
ción de las economías de sus socios comerciales. Sabemos aquí 
que los patrones comerciales son diferentes entre los cinco países 
latinoamericanos, pero al menos la relevancia de la economía de 
Estados Unidos es parte del conocimiento general. Como resulta-
do, se incluyen las siguientes variables exógenas (zt ).

• Índice de producción industrial de Estados Unidos (sa), en 
logaritmos.

• Precios de materias primas (todas, las materias primas), en 
logaritmos.

• Índices de precios del petróleo (wti), en logaritmos.

• Índices de precios al consumidor de Estados Unidos, en 
logaritmos.

• Tasa de fondos federales (ffr), en porcentajes.

• Un indicador del diferencial entre la tasa de interés a largo 
y corto plazo, como en Carrera et al. (2014), en porcentajes.

• Una constante (c) y una tendencia de tiempo lineal (t).

Los datos tienen frecuencia mensual y se tomaron del sitio web 
del Banco de la Reserva Federal de St. Louis (base de datos fred). 
Las tasas de interés se tomaron del sitio web H.15 Statistical Relea-
se de la Junta de Gobernadores del Sistema de la Reserva Federal.
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Gráfica C6
DATOS DE VARIABLES EXÓGENAS
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D. Respuestas individuales al impulso 

Gráfica D1
CHOQUE MONETARIO EN BRASIL;

VALORES DE LA MEDIANA Y BANDAS AL 68% 
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Gráfica D2
CHOQUE MONETARIO EN CHILE;

VALORES DE LA MADIANA Y BANDAS AL 68%
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Gráfica D3
CHOQUE MONETARIO EN COLOMBIA;

VALORES DE LA MEDIANA Y BANDAS AL 68%
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Gráfica D4
CHOQUE MONETARIO EN MÉXICO;

VALORES DE LA MEDIANA Y BANDAS AL 68%
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Gráfica D5
CHOQUE MONETARIO EN PERÚ;

VALORES DE LA MEDIANA Y BANDAS AL 68%
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ABSTRACT

This paper assesses and compares the effects of monetary policy 
shocks across Latin American countries that put in practice the 
inflation targeting scheme (Brazil, Chile, Colombia, Mexico, 

and Peru). An estimated hierarchical panel var allows us to use 
the data efficiently and, at the same time, exploit the heterogeneity 
across countries. Monetary shocks are identified through an agnostic 
procedure that imposes zero and sign restrictions. We find a real 
short run effect of monetary policy on output (with a peak around the 
12-15 months); a significant medium run response of prices with the 
absence of the so-called price puzzle and a hump-shaped response 
of the exchange rate, i.e., weak evidence of the so-called delayed 
overshooting puzzle phenomenon. Nevertheless, we find some 
degree of heterogeneity on the impact and propagation of monetary 
shocks across countries. In particular, we find stronger effects on 
output and prices in Brazil and Peru relative to Chile, Colombia and 
Mexico and a stronger reaction of the exchange rate in Brazil, Chile 
and Colombia relative to Mexico and Peru. Finally, we present a 
weighted-average impulse response after a monetary shock, which 
is representative for the region.

Keywords: Panel vector autoregression, sign restrictions, Bayes-
ian hierarchical models.

JEL classification: E43, E51, E52, E58.
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After some years of the financial liberalization episode in 1990s, 
many Latin American economies have adopted the inflation 
targeting (it) framework for monetary policy (see Mishkin and 

Savastano, 2001; and Quispe-Agnoli, 2001, for a deep discussion of 
the different existing alternatives at that moment), thus following the 
lead of many developed countries such as New Zealand, Sweden, 
etc. Among Latin American countries, the most successful were 
Brazil, Chile, Colombia, Mexico, and Peru.1 One of the main fea-
tures of the adopted scheme is the fact that the monetary authority 
uses the short-term interest rate as the main policy instrument. In 
this paper we explore the effectiveness of monetary policy actions 
through interest rates for the it period in each of these countries. 
That is, we evaluate to what extent monetary policy can cause 1) 
real short run effects in economic activity and 2) significant move-
ments in prices in the medium run. In addition, by comparing these 
dynamic effects across Latin American countries using countries it 
schemes (iters-la5 countries), we study to what extent they differ 
in terms of impact and propagation. The latter is a relevant exercise 
for policy design, since it delivers important information about the 
transmission mechanism of monetary policy in Latin America.

Inflation targeting adoption in Latin America has been widely 

1 Coincidentally and according to the Global Projection Model (gpm) of the 
International Monetary Fund (Carabenciov et al., 2013), the block named 
‘Latin America’ includes these five economies as the most representative 

of the region, i.e., the la5 countries as in Canales-Kriljenko et al. (2010).
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discussed in the past. For instance, Corbo (2000) and Corbo and 
Schmidt-Hebbel (2001) study the stabilization and disinflation peri-
od previous to the adoption of it. In the same line, Broto (2008) finds 
that it adoption is associated with a lower level and volatility of infla-
tion. Moreover, Chang (2008) study the implementation of inflation 
targeting in Latin America and find a significant deviation from the 
traditional scheme because of foreign exchange intervention and 
reserve accumulation. This is a particular case for Latin American 
economies, where the financial system is partially dollarized.2 De-
spite that considerable deviation, monetary policy has been working 
well and inflation expectations remain anchored to the target. In more 
recent references, we have that Hosftetter (2011) discusses the po-
tential benefits of adopting a monetary union among Latin America 
iters; De Mello and Moccero (2011) find that the it regime has been 
associated with great responsiveness of the monetary authority to 
inflation expectations and, at the same time, lower interest rate vol-
atility but in output; Barajas et al. (2014) estimate regime switching 
Taylor rules for these countries and find that there is a period of pa-
rameter instability between 2008-2009. Finally, Mariscal et al. (2014) 
focus their attention on the credibility of the it framework studying 
the evolution of expectations and asking to what extent they are 
well anchored. They find an increase in monetary policy credibility 
during the it period, although expectations are not fully anchored.

On the empirical side, there exists svar-based evidence about 
the effects of monetary shocks for these la5 countries separately. 
Céspedes et al. (2005), Soares-Sales and Tannuri-Pianto (2007), 
Mendonça et al. (2008), Catão and Pagan (2010), Rocha Lima et al. 
(2011) Glocker and Towbin (2012) cover the case of Brazil. Mean-
while, Parrado (2001), Mies et al. (2002) and Catão and Pagan (2010) 
cover the case of Chile. In addition, the case of Colombia is studied 
by Echavarría et al. (2007), Ramírez-Vigoya and Rodríguez- Zambra-
no (2013). Finally, Gaytán-González and González-García (2006), 

2 Deviations were also caused by the occurrence of the global financial 
crisis in 2008-2009 and the implementation of Macroprudential policies 
[see e.g. Moreno (2011), Terrier et al. (2011), De-Gregorio (2012) and 
Céspedes et al. (2014), among others].
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Garcia-Andrés and Torre-Cepeda (2013) cover the case of Mexico; 
and Winkelried (2004), Bigio and Salas (2006), Castillo et al. (2011) 
and Pérez-Forero and Vega (2014), among others, study the case 
of Peru. Nevertheless, it turns out that the impulse responses from 
these different exercises cannot be easily compared, since the em-
pirical strategy used can be different in several aspects, such as: 
the set of variables included, the detrending procedure used, the 
identification of assumptions, the effective sample included, etc. In 
addition, we observe mixed results in terms of the significance of 
the responses of variables such as output and prices even with com-
mon patterns as the so-called price puzzle. Given this evidence, it is 
clear that we need a different approach in order to get comparable 
impulse responses across countries.

In this paper we present an unified framework that allows us to 
compare the impulse responses derived from monetary shocks. 
In short, the empirical strategy used is as follows. We estimate a 
Bayesian hierarchical panel var (see Ciccarelli and Rebucci, 2006; 
Canova and Pappa, 2007; Jarociński, 2010; and Canova and Dallari, 
2013), and we identify policy shocks by imposing zero and sign re-
strictions. It turns out that comparison across countries is fair, since 
we apply the same set of identification restrictions to the same set of 
variables in all these countries. We also control for external variables 
since they are an important source of macroeconomic fluctuations 
in emerging markets (see e.g. Maćkowiak, 2007), especially when 
the global financial crisis is in the middle of the sample of analysis.

Our main findings are that, on average, a monetary policy tighten-
ing in la5 countries produces a significant fall in output in the short 
run (with a peak around the 12-15 months) and on prices in the long 
run (with a significant response after two years). In addition, we find 
evidence against the so-called price puzzle. Moreover, conditional 
on the existence of a standard liquidity effect after a monetary pol-
icy shock, there exists a mild delayed overshooting phenomenon, 
i.e., a hump-shaped response of the exchange rate, which is in line 
with the so-called delayed overshooting puzzle.3 Nevertheless, we 

3 This literature started with Eichenbaum and Evans (1995) and continued 
by Kim (2005) and Almuth and Uhlig (2008). Recently, Kim et al. (2014) 



72 Fernando J. Pérez Forero

find some degree of heterogeneity on the impact and propagation 
of monetary shocks across countries. This is the most important 
contribution of the paper. In particular, we find stronger effects on 
output and prices in Brazil and Peru relative to Chile, Colombia and 
Mexico; and a stronger reaction of the exchange rate in Brazil, Chile 
and Colombia relative to Mexico and Peru. In line with a textbook ap-
proach, the effectiveness of monetary policy is also related to cred-
ibility and proper communication, characteristics that are strongly 
associated with the inflation targeting scheme. On the other hand, 
the exchange rate response can be associated with the intensity of 
foreign-exchange intervention policies.

The document is organized as follows: the econometric model 
and the procedure are described in Sections 2 and 3, respectively. 
Meanwhile, the identification strategy is explained in Section 4, and 
main results are discussed in Section 5. Finally, conclusions are in-
cluded in Section 6.

showed that this was a particular phenomenon for the United States in 
the decade of 1980.



2 The Hierarchical Panel 
var Model
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We assume in this section that each economy can be modeled 
as an individual vector autoregressive (var) model. Then we 
combine efficiently the information of these five economies 

in order to perform the estimation.

2.1 Setup

Consider the set of countries n = 1,…,N, where each country n  is 
represented by a var model:

  1    ,

where yn,t  is a M ×1 vector of endogenous variables, zt  is a W ×1 vec-
tor of exogenous variables common to all countries, zn,t  is a Qn ×1 
vector of exogenous variables specific to each country  
un,t  is a M ×1 vector of reduced form shocks such that 

 , p  is the lag length and Tn  is the sam-
ple size for each country .

The latter model can be expressed in a more compact form, so that:

  2    ,

where we have the data matrices Yn(Tn ×M), Xn(Tn ×K ), Zn(Tn ×Qn) 
Un(Tn ×M) , with K = Mp + W  and the corresponding parameter ma-
trices Bn(K ×M ) and .
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In particular .

The model in Equation 2 can be rewritten such that:

,

where 

with

.

Under the normality assumption of the error terms, we have the likeli-
hood function for each country:

  3    .

The statistical model described by 3 has a joint likelihood function. De-
note Θ Σ= { }{ }=

β γ β τn n n n

N
, , , ,

1
 as the set of parameters, then the likelihood 

function is:

  4  .

2.2 Priors

Given the normality assumption of the error terms, it follows that each 
country coefficients vector is normally distributed. As a result, we assume 
a normal prior for them in order to get a posterior distribution that is also 
normal, i.e., a conjugated prior:

  5    , 
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with  as the common mean and  as the overall tightness param-
eter. The covariance matrix On  takes the form of the typical Minne-
sota prior (Litterman, 1986), i.e., On = diag(Oi,j,l) such that:

  6    

exog. vars

,

where

  7    ,

where  is the variance of the residuals from an AR(p) model for 
each variable . In addition, we assume the non-infor-
mative priors:

  8    ,

and

  9    .

In a standard Bayesian context,  and  would be hyperparam-
eters that are supposed to be calibrated. In turn, in a hierarchical con-
text (see, as an example, Gelman et al., 2003), it is possible to derive a 
posterior distribution for both  and , and therefore, estimate them.

That is, we do not want to impose any particular tightness for the 
prior distribution of coefficients: we want to get it from the data. Fol-
lowing Gelman (2006) and Jarociński (2010) we assume an inverse-
gamma prior distribution for , so that:
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  10    .

Finally, we assume the non-informative prior:

  11    .

As a result, our statistical model presented has five parameter 
blocks, so that:

  12    ;

and the joint prior is given by equations 5, 8, 9, 10 and 11, so that:

  13    
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Given the specified priors and the likelihood function 3, we 
combine efficiently these two pieces of information in order to 
get the estimated parameters included in Θ. Using the Bayes’ 

theorem we have that:

  14    .

Given 4 and 14, the posterior distribution 15 takes the form:

  15    

Our target is now to maximize the right-hand side of Equation 15 
in order to get Θ . The common practice in Bayesian econometrics 
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(see e.g. Koop, 2003; and Canova, 2007, among others) is to simu-
late the posterior distribution 15 in order to conduct statistical infer-
ence. This is since any object of interest that is also a function of Θ  
can be easily computed given the simulated posterior. In this sec-
tion we describe a Markov Chain Monte Carlo routine that helps us 
to accomplish this task.

3.1 A Gibbs Sampling Routine

In general, in every macroeconometric model it is difficult to sample 
from the posterior distribution . The latter is a consequence 
of the complex functional form that the likelihood function (or pos-
terior distribution) might take, given the specified model. Typically, 
the Metropolis-Hasting algorithm is the canonical routine to do that. 
However, in this case we will show that there exists an analytical 
expression for the posterior distribution; therefore, it is possible to 
implement a Gibbs sampling routine, which is much simpler than the 
mentioned Metropolis-Hastings. In this process, it is useful to divide 
the parameter set into different blocks and factorize 15 appropriately.

Recall that . Then, use the notation 
whenever we denote the parameter vector Θ  without the parameter 

. Details about the form of each block can be found in Annex A.
The routine starts here. Set k =1 and denote K  as the total num-

ber of draws. Then follow the steps below:

1) Draw , If the candidate draw is stable keep it, 
otherwise discard it.

2) Draw .

3) Draw .

4) Repeat steps 1 to 3 for n =1,…, N.

5) Draw . If the candidate draw is stable keep it, oth-
erwise discard it.
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6) Draw .

7) If k < K set k =k + 1 and return to step 1. Otherwise stop.

3.2 Estimation Setup

We run the Gibbs sampler for K = 1,050,000 and discard the first 
50,000 draws in order to minimize the effect of initial values. More-
over, in order to reduce the serial correlation across draws, we set a 
thinning factor of 1,000, i.e., given the remaining 1,000,000 draws, 
we take 1 every 1,000 and discard the remaining ones. As a result, 
we have 1,000 draws for conducting inference. Specific details about 
the data description and how we conduct inference and assess con-
vergence can be found in Annexes C and B respectively.

Following the recommendation of Gelman (2006) and Jarociński 
(2010), we assume a uniform prior for the standard deviation, which 
translates into a prior for the variance as:

  16    

by setting v = −1 and s = 0 in Equation 10.
Regarding the Minnesota-style prior, we do not have any infor-

mation about the value of the hyper-parameters. Thus, we set a 
conservative  in Equation 6. More specifically,  
means that there is no a priori difference between own lags and lags 
of other variables;  means that there is no a priori heteroske-
dasticity coming from exogenous variables; and  means that 
the shrinking pattern of coefficients is linear.





4 Structural Shock 
Identification
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As in every econometric problem, identification of causal ef-
fects is crucial for obtaining reliable results. In this regard, the 
orthogonalization of shocks in vector autoregressive models 

is one of the most popular and effective way to achieve this task. 
That is, the impulse response function derived from an orthogonal 
shock depicts the causal effect of interest, since by definition this 
shock is independent of any other economic force in the system.

In the statistical model 1, the error term corre-
sponds to the reduced form. In particular, the covariance matrix  
is in general non-diagonal, i.e., shocks  un,t  are non-orthogonal. Con-
sequently, a shock on any component of  un,t  will result in a mean-
ingless impulse response function because we would be shocking 
correlated variables. It is therefore necessary to have shocks that 
are independent (orthogonal) across equations, since this will al-
low us to isolate the causal effect of interest, i.e., monetary policy 
shocks, through the structural form of the model. Nevertheless, the 
structural form (svar) cannot be achieved without making additional 
economic assumptions, i.e., the identification problem in economet-
rics. Rubio-Ramírez et al. (2010) provide an extensive explanation 
about the issue of Identification in svars. According to them, a svar 
model can be exactly-identified, over-identified or even partially-
identified. The latter will be the case in our model. Thus, in this sec-
tion we describe our identification strategy and the algorithm that 
will capture the mentioned effect.



88 Fernando J. Pérez Forero

4.1 Identification Assumptions

The identification of monetary shocks is fairly standard. We have 
two types of restrictions, as it is displayed in Table 1. The first group 
is related with zero restrictions in the contemporaneous coefficients 
matrix, as in the old literature of svars, i.e., Sims (1980 and 1986). In 
this case, as it is standard in the literature, we assume that the gross 
domestic product (Y) and the consumer price index (P) are slow vari-
ables, so that they do not react to monetary shocks contemporane-
ously. The second group is the sign restrictions as in Canova and 
De Nicoló (2002) and Uhlig (2005), where we set a horizon of three 
months. In this case we assume that the monetary shock produc-
es: 1) the typical liquidity effect, i.e., a negative response of money 
(M) after a contractionary shock, and 2) a negative response of the 
exchange rate (E); meaning that the uncovered interest rate parity 
(uip) holds. Last but not least, we do not impose any sign to the re-
sponse of the embi, the response of gross domestic product (Y) nor 
the consumer price index (P), for the subsequent periods.

Identification restrictions in Table 1 are only associated with one 
particular shock. As a result, the other M − 1 shocks are unidentified. 
This is not a problem, since the literature of svars with sign restric-
tions explains that in order to conduct proper inference the model 
needs to be only partially identified. The only limitation of the latter 
is the fact that we cannot perform a historical decomposition analy-
sis, because we would need to make additional assumptions in or-
der to identify the remaining M − 1 shocks properly. However, since 
this is out of the scope of this paper, we keep the partially-identified 
model as our main setup.

4.2 The Algorithm

In this stage we use as an input the estimation output from subsec-
tion 3.1, i.e., the posterior distribution of the reduced-form of the 
model. Then, we take draws from this distribution as it is described 
in the following estimation algorithm:

1) Set K = 1,000 and k = 0.
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2) Draw Θ  from the posterior distribution .

3) For each country n = 1,…,N  and the average, draw a ro-
tation matrix 

nQ  and compute the impulse responses set 
Q

4) If impulse responses satisfy sign restrictions for all countries 
and the average, keep the draw and set k = k + 1. If not, discard 
it and go to next step.

5) If k < K return to step 2, otherwise stop.

It is worth to remark that in step 3 for each country n = 1,…,N we do:

1) Given nΣ , compute the Cholesky factor nP  such that .n n n′ = ΣP P

2) Draw  and get  such that  QnRn = Xn, i.e., an 
orthogonal matrix  that satisfies the qr decomposition of 
Xn. The random matrix  Qn  has the uniform distribution with 
respect to the Haar measure on O(n) (Arias et al., 2014),

3) Given , compute the companion form matrix nA  such that 
the impulse-response function is:

Table 1
IDENTIFICATION RESTRICTIONS

Variable / shock Name
MP shock1 

(h = 0)
MP shock 
(h = 1, 2)

Gross domestic product Y 0 ?

Consumer price index P 0 ?

Interbank rate R ≥0 ≥0

Monetary base M ≤0 ≤0

Exchange rate E ≤0 ≤0

embi spread embi ? ?

1 mp stands for monetary policy.
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 ,

where  is a selection matrix that is conformable.

4) Construct the matrix:

 

That is, a subset of k < M variables in ( )ny  are going to be slow 
and, therefore, they do not rotate. This is how we impose zero res-
trictions in this case.

5) Compute the impulse responses set 

Finally, for the case of the average responses, we compute the 
companion form using  and compute the Cholesky factor from 

. After the simulation of the K = 1,000 draws we will 
have a collection of draws of . Therefore, the computa-
tion of confidence intervals simply consists on capturing the corre-
sponding percentiles after sorting draws (Casella and Robert, 2004).
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After simulating the posterior distribution and getting the struc-
tural shocks, we are now ready to tackle the main theme of this 
paper. First of all, according to our identification assumptions 

in Table 1, we are agnostic about the response of output and prices 
after the realization of a monetary policy shock, since we only set 
a zero to the initial response. Figure 1 depicts the response of the 
included variables for each country in a horizon of five years (60 
months). Error bands for each country impulse responses can be 
found in Annex D.

The upper-left panel depicts the response of output (Y), provid-
ing evidence of real effects in the short run derived from monetary 
policy. All countries reach the maximum response after the first year, 
with the majority around the 12-15 months, and with Brazil reaching 
the maximum before 24 months. Regarding the magnitude of the 
effect, we observe that the real effects are larger in Peru and Brazil 
relative to Chile, Colombia and Mexico. It is worth to mention that 
these effects are directly comparable, since we normalize the rise 
in interest rate (R) to one.

Regarding the response in the price level (P), we observe in Figure 
1 that the largest response belongs to Brazil, in second place to Peru 
and then Chile, Colombia and Mexico. One of the most valuable re-
sults in this exercise is the fact that we do not observe any symptom 
that suggests the presence of the so-called price puzzle, meaning 
that the information set included in the model and the identification 
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restrictions are enough to isolate monetary policy shocks in each 
of these five countries.

Finally, although is partially influenced by the imposed sign re-
strictions in Table 1, the response of the exchange rate (E) depicts 
interesting results. First, it can be observed that currencies react 
very differently to monetary policy shocks. Countries such as Brazil, 
Chile or Colombia exhibit larger responses than Mexico and Peru. 
This can be in part by the fact that foreign exchange intervention 
practices differ across countries.

Figure 1
COMPARISON OF MONETARY SHOCKS IN LA5 COUNTRIES

(median values) 
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Therefore, a similar movement in interest rates (R) can produce 
heterogeneous responses regarding exchange rates (E), i.e., some 
currencies float more than others. Of course, the reason of why 
some countries intervene more in the market than others is related 
with the degree of dollarization of the financial system: Countries 
with a higher degree of dollarization are more vulnerable to exter-
nal shocks. Having said that, it is fair enough to affirm that as long 
as inflation expectations remain anchored, inflation targeting still 
works despite foreign exchange intervention.

The observed heterogeneity in impulse responses across coun-
tries is one of the most important outputs that can be obtained through 
the panel var methodology. In addition, this setup allows us to ex-
plore the average response for the N  countries included in the es-
timation. That is, it is possible to compute the impulse responses 
based on the vector , which is a weighted average of coefficients 
of N  countries (see details in Annex A). In this regard, Figure 2 de-
picts this average response, where we observe a significant short 
run effect on output (Y) with a peak around the 12-15 months and 
significant medium run effect on prices (P). Green bars indicate the 
imposed sign restrictions for a horizon of three months. Given the 
zero and sign restrictions, the responses of the monetary base (M) 
and the exchange rate (E) are significant not only for the first three 
months, but for the whole horizon of 60 months. Some specific as-
pect deserves attention, and is the fact that the exchange rate reach-
es its maximum after three months, giving us mild evidence of the 
so-called delayed overshooting puzzle  (Eichenbaum and Evans, 
1995).4 The latter suggests some type of financial friction that de-
serves to be modeled for the Latin American case, and this can be 
part of a future research agenda.

4 Eichenbaum and Evans (1995) point out that the empirical response of 
the exchange rate is not as described in Dornbusch (1976), since the 
maximum is not reached immediately.
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We have estimated a Bayesian hierarchical panel var for 
the LA5 countries (Brazil, Chile, Colombia, Mexico and 
Peru) and have identified monetary policy shocks through 

a mixture of zero and sign restrictions. By comparing the impulse 
response functions of identified shocks, we have found that policy 
shocks are qualitatively similar across la5 countries. Nevertheless, 
we find some degree of heterogeneity on the impact and propaga-
tion of monetary shocks across countries. This is the most important 
contribution of the paper. In particular, we find stronger effects on 
output and prices in Brazil and Peru relative to Chile, Colombia and 
Mexico and a stronger reaction of the exchange rate in Brazil, Chile 
and Colombia relative to Mexico and Peru. In line with a textbook 
approach, the effectiveness of monetary policy is also related to cred-
ibility and proper communication, characteristics that are strongly 
associated with the inflation targeting scheme. On the other hand, 
the exchange rate response can be associated with the intensity of 
foreign exchange intervention policies.

Moreover, in contrast to the majority of previous studies for indi-
vidual countries, the identification restrictions are enough to avoid 
the so-called price puzzle, at least for the inflation targeting period 
of analysis. We have also presented the weighted-average impulse 
response after a standard monetary shock for la5 countries, where 
we find a significant short run effect on output (with a peak around 
of 12-15 months) and significant effect on prices after two years. 
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This result is important for policy design, since it provides reliable 
information about monetary policy lags and the scope and horizon 
of monetary actions, which is also relevant for forecasting proce-
dures. In addition, we find weak evidence of the so called delayed 
overshooting puzzle (Eichenbaum and Evans, 1995).

Our results suggest that monetary policy works well under infla-
tion targeting for the la5 countries, even though the events such as 
the global financial crisis and the macroprudential policy measures 
implementation are included in the sample of analysis. For the latter 
point, it was crucial to control for external variables. In this regard, 
the future research agenda should include the effect of external 
shocks in a panel var setup, so that it would be possible to capture 
the heterogeneous responses after a common external shock, such 
as the global financial crisis of 2008-2009.
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A. GIBBS SAMPLING ALGORITHM DETAILS

The algorithm described in subsection 3.1 uses a set of condition-
al distributions for each parameter block. Here we provide specif-
ic details about the form taken by these distributions and how they 
are constructed.

1) Block 1: . Given the likelihood 3 and the prior

 ,

then the posterior is normal:

 p                         Nn n n                      n nβ β βΘ                            ∆,                  ,y( ) = (          )� � ,

with

 
M

2) Block 2: . Given the likelihood 3 and the prior

 ,

then the posterior is normal:

 ,
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with

 

3) Block 3: . Given the likelihood 3 and the prior:

 ,

denote the residuals

 

as in Equation 2. Then the posterior variance term is an inverted-
Wishart distribution centered at the sum of squared residuals:

 .

4) Block 4: . Given the prior

 ,

by symmetry

 .

Then taking a weighted average across n = 1,...,N :

 

with
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5) Block 5: . Given the priors

 

,

then the posterior is

 

A complete cycle around these five blocks produces a draw of 
Θ  from .

B. THE POSTERIOR DISTRIBUTION 
OF PRIOR HYPER-PARAMETERS

The posterior distribution of the parameter  represents the tight-
ness of the prior distribution of var coefficients. We have used a 
uniform prior distribution for  in Equation 16 (see Gelman, 2006), 
which is not much informative and therefore it lets the data speak. All 
in all, we find a considerable amount of shrinkage and a well identi-
fied posterior density of the parameter.

C. DATA DESCRIPTION

C.1 Endogenous variables

The set of endogenous variables (yn)  for each country includes:

• Monthly economic activity index (seasonally adjusted),5 in 
logs (Y).6

5 Seasonal adjustment was performed using tramo-seats.
6 For Brazil we use the monthly industrial production index calculated by 
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• Consumer price index, in logs (P).

• Interbank rate in domestic currency, in percentage (R).

• Monetary base (seasonally adjusted) in domestic currency, 
in logs (M).

• Exchange rate (domestic currency per usd), in logs (e).

• embi spread, in percentage (embi).

Data is in monthly frequency and it was taken from each country 
central bank website.

the ibge; for Chile, the imacec; for Colombia, industrial production index 
released by the Banco de la República; for Mexico, the igae; and for 
Peru, the monthly gdp index released by the Banco Central de Reserva 
del Perú.

Figure B1
POSTERIOR DISTRIBUTION OF τ
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Figure C1
BRAZILIAN DATA
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Table C1
EFFECTIVE SAMPLE FOR EACH COUNTRY: INFLATION TARGETING 

PERIOD

Country Sample

Brazil 1999m06-2013m12

Chile 1999m09-2013m12

Colombia 1999m06-2013m12

Mexico 1999m06-2013m12

Peru 2002m02-2013m12
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Figure C2
CHILEAN DATA
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Figure C3
COLOMBIAN DATA
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Figure C4
MEXICAN DATA
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Figure C5
PERUVIAN DATA

Y

M

P

E

R

EMBI

20
05

20
08

20
11

20
14

5.0

5.2

5.4

5.6

20
05

20
08

20
11

20
14

4.3

4.4

4.5

4.6

4.7

4.8

20
05

20
08

20
11

20
14

0

0.02

0.04

0.06

0.08

20
05

20
08

20
11

20
14

8.5

9.0

9.5

10.0

10.5

11.0

20
05

20
08

20
11

20
14

0.9

1.0

1.1

1.2

1.3

20
05

20
08

20
11

20
14

0

0.02

0.04

0.06

0.08

0.10



112 Fernando J. Pérez Forero

C.2 Exogenous variables

As we pointed out in the introduction, the inclusion of external vari-
ables is crucial for avoiding the omitted-variables bias. This is even 
more important in the case of emerging markets (Maćkowiak, 2007) 
such as Latin American economies, since they are strongly influ-
enced by fluctuations in oil and commodity prices, and also by the 
evolution of the economies of their trade partners. Here we know 
that trade patterns are different across la5 countries, but at least 
the relevance of the us economy is part of the conventional wisdom. 
As a result, the following exogenous variables (zt )  are included:

• Industrial production index of the usa (sa), in logs.

• Commodity prices (all commodities), in logs.

• Oil prices index (wti), in logs.

• Consumer price index of the usa, in logs.

• Federal funds rate (ffr), in percentage.

• A spread indicator between long and short term interest rate, 
as in Carrera et al. (2014), in percentage.

• A constant (c ) and a linear time trend (t ).

Data is in monthly frequency and it was taken from the Federal 
Reserve Bank of St. Louis website (fred database). Interest rates 
were taken from the H.15 Statistical Release of the Board of Gover-
nors of the Federal Reserve System website.
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Figure C6
EXOGENOUS VARIABLES DATA
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D. INDIVIDUAL IMPULSE RESPONSES

Figure D1
MONETARY SHOCK IN BRAZIL; MEDIAN VALUE AND 68% BANDS
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Figure D2
MONETARY SHOCK IN CHILE; MEDIAN VALUE AND 68% BANDS
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Figure D3
MONETARY SHOCK IN COLOMBIA; MEDIAN VALUE AND 68% BANDS
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Figure D4
MONETARY SHOCK IN MEXICO; MEDIAN VALUE AND 68% BANDS

15 30 45 60

Y

15 30 45 60

P

15 30 45 60

R

15 30 45 60

M

15 30 45 60

E

15 30 45 60

EMBI

−2

−1

0

1

2

0

0.5

1

1.5

−10

−8

−6

−4

−2

−20

−15

−10

−5

0

−2

−1

0

1

−2

−1

0

1



116 Fernando J. Pérez Forero

Figure D5
MONETARY SHOCK IN PERU; MEDIAN VALUE AND 68% BANDS
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