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El trabajo tiene como objetivo hacer un analisis sistematico de la relacion existente entre
la variaciéon del tipo de cambio y la tasa de inflacion en Bolivia, para el periodo post-
estabilizacion (1986-1991). A partir de un modelo dinamico, que relaciona los
incrementos en el tipo de cambio con la tasa de inflacion doméstica a través de la regla
PPC ("Paridad del Poder de Compra"), se efectua la estimacion de los coeficientes
estructurales por medio del método de maximo-verosimilitud con informacién completa
(FIML). Posteriormente, se deriva un modelo de vectores autoregresivos (VAR), que
permite obtener los coeficientes de forma reducida, provee otras alternativas de
interpretacion del coeficiente de transmision de depreciacion a precios ("Pass Through") y
contribuye a verificar la relevancia de las tasas de inflacion internacionales en la
determinacion de ambas variables. Finalmente, se hace un analisis de cointegracién de
las variables estudiadas para verificar la existencia de una posible relacién de equilibrio
de largo pazo, y de esta forma comprobar si efectivamente la regla PPC se ha cumplido
para el caso boliviano durante el periodo analizado.

1. Introduccion

Después de mas de cinco afos de la finalizacidon del proceso hiperinflacionario en Bolivia,
la estabilidad econdmica todavia parece depender significativamente de la evolucion del
tipo de cambio nominal y del nivel doméstico de precios. Algunos estudios sugieren que
la economia boliviana aun se mantiene sustancialmente indizada al dolar norteamericano,
donde los precios domésticos se ajustan rapidamente a las variaciones en el tipo de
cambio oficial (Dominguez y Rodrik, 1990; Edwards, 1990). Una de las implicaciones
mas importantes de este elevado grado de transmision de la tasa de depreciacion del tipo
de cambio a la tasa de inflacién es que el mismo impone una seria restriccién sobre la
independencia de la politica cambiaria seguida por el Banco Central.

Pese a que se han realizado diversos estudios donde se enfatiza la estrecha correlacion
existente entre ambas variables en Bolivia, éstos generalmente no reconocen el hecho
que la tasa de inflacion y la tasa de depreciacioén son determinadas en forma simultanea
en Bolivia. En el presente estudio se desarrolla un pequefio modelo estructural que toma
en consideracion esta interdependencia, permitiendo ademas obtener estimaciones de las
elasticidades de otras variables relevantes en la determinacion del tipo de cambio y del
nivel de precios.

Posteriormente, a partir del modelo estructural dinamico, se deriva una representacion de
forma reducida a través de un vector autoregresivo (VAR). Los parametros del VAR a su
vez, permiten obtener estimaciones de las elasticidades de forma reducida del modelo,
las cuales son comparadas con resultados de anteriores estudios. Finalmente, en el
documento se plantea la hipotesis de una relacion de largo plazo entre la tasa de

1 Una versién de este documento fue presentada en el IX encuentro Latinoamericano de la Sociedad Econométrica. El
Colégio de México, México D.F. agosto de 1992.



depreciacién del tipo de cambio y la diferencial entre la inflacién doméstica y la inflacién
extranjera, consistente con la conocida paridad del poder de compra.

La siguiente seccion introduce algunas consideraciones tedricas acerca de la relacion
entre el nivel de precios y el tipo de cambio en Bolivia. En la seccién 3 se desarrolla el
modelo estructural de inflacién-depreciacion para la economia boliviana y luego se deriva
la representacion VAR del mismo. La seccion 4 analiza la posibilidad de que exista una
relacion de co-integracion entre la tasa de depreciacién del tipo de cambio y las tasas de
inflacién doméstica y extranjera, durante el periodo de post-estabilizacion. Finalmente, en
la ultima seccion se considera las conclusiones mas importantes de este trabajo.

2. Nivel de precios y tipo de cambio luego de la estabilizacion econémica

Luego del agudo proceso hiperinflacionario experimentado por la economia boliviana
durante el periodo 1982-1985, variables como el nivel de precios y el tipo de cambio
nominal han sido objeto de un estricto monitoreo en el corto plazo por los economistas en
general, y por las autoridades econémicas en particular. La principal razén que explica
este fendmeno es el significativo rol que ambas variables han desempenado (y todavia
desempenan) en el proceso de estabilizacion econdmica en Bolivia. Una de las
principales medidas del programa econdmico adoptado en agosto de 1985 para frenar la
hiperinflacion fue justamente la unificacién del tipo de cambio oficial con el paralelo,
mediante la adopcion de un tipo de cambio flotante Unico, determinado a su vez a través
de un mecanismo de subasta, conocido como "bolsin" de divisas.

El éxito que tuvo la adopcidon de esta medida de politica al frenar la inflacion doméstica, a
su vez se explica por el significativo rol que el doélar norteamericano desempefaba (y
todavia desempena) en la economia boliviana. Durante procesos hiperinflacionarios, la
moneda nacional generalmente pierde su atributo como unidad de valor e incluso puede
llegar a perder su funcién de medio de pago. En el caso boliviano, ambas funciones
fueron implicitamente delegadas al délar norteamericano, determinando que la mayoria
de los precios de la economia comenzara a indizarse a esta moneda.

Consecuentemente, como se puede ver en la figura 1, aun luego de implementarse la
estabilizacion econémica en Bolivia todavia existe una estrecha correlacion entre las
variaciones en la tasa de cambio y variaciones en el nivel de precios domésticos.

Existen por lo menos tres estudios empiricos que analizan la relacién entre ambas
variables, aunque en diferentes contextos, luego de la estabilizacién econémica en
Bolivia: Morales (1989) Dominguez y Rodrik (1990), y UDAPE (1991,1). En el estudio de
Morales (1989) por ejemplo, se plantea un pequeio modelo estructural de inflacion con el
objeto de analizar las implicaciones de incrementos en la tasa de cambio y en el precio de
productos derivados del petréleo, asumiendo que los primeros se ajustan a la tasa de
inflacién doméstica luego de un periodo y que éstos ultimos a su vez, estan indizados al
tipo de cambio nominal:

(1) m=(fe, pp, W, . . )
(2)  ét=9(nt-1)
() pt=h(ét-1),



donde: it es la tasa de inflacion doméstica en el periodo t, pt es la tasa de incremento del
precio de hidrocarburos, &t es la tasa de depreciacion de la tasa de cambio y wt es la
variacion de los salarios nominales. Resolviendo el sistema de ecuaciones formado por
(1) - (3) para la tasa de inflacion doméstica, es posible obtener la siguiente forma
reducida del modelo:

(4) = (T, T2, W, -..)
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La interpretacion de la ecuacion (4) es directa: bajo los supuestos anteriores la inflacion
domeéstica depende de sus dos primeros rezagos y de la tasa de crecimiento de los
salarios nominales, por lo que cualquier "shock" aleatorio que perturbe a la tasa de
inflacion en el periodo corriente, también tendra un efecto en los siguientes periodos,
dependiendo la convergencia de este proceso de la magnitud de los parametros
estructurales del modelo. Es decir, bajo una regla de indizacién del tipo de cambio a la
tasa de inflacion rezagada y del incremento en el precio de los hidrocarburos al primer
rezago de la tasa de depreciacion, este modelo logra explicar la inercia que podria
caracterizar a la tasa de inflacion doméstica, incluso en un contexto de estabilidad
econdmica.

Utilizando una metodologia diferente, Dominguez y Rodrik (1990) analizaron la relevancia
de la transmision de variaciones del tipo de cambio nominal a la tasa de inflacidon
doméstica para el periodo de post-estabilizaciéon en Bolivia. A diferencia del modelo
desarrollado por Morales (1989), al considerar solamente las tasas de crecimiento del tipo
de cambio y del nivel de precios, el enfoque utilizado por estos autores puede
considerarse como un analisis parcial, por el hecho de que no reconoce explicitamente la
influencia de otras variables en la determinaciéon de la tasa de inflacion doméstica. Sin
embargo, un aporte significativo del trabajo de Dominguez y Rodrik es el analisis
detallado realizado sobre la evolucion de la relacion depreciacién-inflacion durante el



periodo de post-estabilizacién, a través de estimaciones econométricas del llamado
coeficiente "pass-through" para tres diferentes sub-periodos, comprendidos entre marzo
de 1986 y marzo de 1990. En particular estos autores utilizaron una ecuacién reducida.
La ecuacién basica para estimar el coeficiente de transmisiéon o "pass-through" es la
siguiente:

(6)  m=m(mg1, & &1, -.)

Como se puede observar, esta ecuacion provee una especificacion dinamica para la tasa
de inflacién en funcion de los rezagos del tipo de cambio; en otras palabras, se asume
apriori que existe una relacion de causalidad que corre de variaciones en la tasa de
cambio a incrementos en el nivel de precios. Otra forma de expresar esta idea es que, al
considerar la tasa de depreciacion contemporanea en el lado derecho de (5), se asume
implicitamente que esta variable es exdgena a la tasa de inflacién, cuando en realidad
ambas variables podrian ser determinadas en forma simultanea.

Finalmente, UDAPE (1991,1) realiza algunos pronésticos para la tasa de inflacion en
Bolivia basados en una ecuacion de forma reducida que incorpora la tasa de depreciacion
del tipo de cambio, incrementos salariales e incrementos en el precio de los
hidrocarburos. Las variables explicativas consideradas por este autor corresponden a las
planteadas inicialmente en el modelo de Morales (1989), excepto por la inclusion del
primer rezago de la tasa de depreciacion del tipo de cambio, la misma que asegura la
validez de una verdadera especificacion de forma reducida. En términos funcionales, la
ecuacion utilizada en este trabajo viene dada por:

(6)  m=n(ét-1 W1, Pt - - ),

donde se asume que el (incremento en el) precio de los hidrocarburos, pt, es exdégeno a
la tasa de inflacion corriente. Si bien los estadisticos reportados --tanto para la bondad de
ajuste de la ecuacion estimada como para predicciones fuera de la muestra -- son
significativos, en este estudio no se justifica en términos tedricos la inclusién de los
determinantes de la tasa de inflacion.

3. Un modelo de inflacion-depreciacion para Bolivia

En esta seccion se desarrolla un modelo tedrico de inflacion para el periodo de post-
estabilizacion econémica en Bolivia:1986-1991. Un rasgo notable del modelo es que la
tasa de depreciacion del tipo de cambio es determinada en forma simultanea con la tasa
de inflacion. Ademas de considerar la tasa de crecimiento del tipo de cambio, el modelo
también considera incrementos en el precio de los hidrocarburos y variaciones en el nivel
internacional de precios (inflacién externa), como determinantes (exdgenos) de la tasa de
inflacién doméstica. A partir de este pequefio modelo estructural descrito anteriormente,
se deriva una especificacion dinamica para la forma reducida del modelo, la misma que
es aproximada mediante un vector autoregresivo (VAR). Esta estructura luego es
utilizada en la seccion 4 del documento, para realizar algunos tests de cointegracién entre
la tasa de crecimiento del tipo de cambio y las tasas de inflacién doméstica y extranjera,
de acuerdo a la relacion prevista por la paridad del poder de compra (PPC). EI modelo
basico viene definido por las siguientes ecuaciones:

(7) m =00+ 01 €t+d2pt+ Ut



(8) A8t =R(&% - &.1)
(9) €% =10+ 11 (M1 - Wtq) +

Mientras que la ecuacion (7) expresa la tasa de inflacién en funcién de la tasa de
crecimiento del tipo de cambio nominal y del incremento en el precio de los hidrocarburos,
la ecuacién (8) simplemente muestra un mecanismo de ajuste parcial por el que (la tasa
de crecimiento de) el tipo de cambio nominal converge hacia su valor de equilibrio &€*, con
una velocidad dada por el parametro 3. Cuando el valor de este coeficiente es igual a la
unidad, por ejemplo, entonces el tipo de cambio se ajusta a su nivel de equilibrio en forma
inmediata; por el contrario, cuando 3 se aproxima a cero, el tipo de cambio se asemeja a
un proceso autoregresivo de primer orden.

Por otro lado, se asume que el tipo de cambio nominal de equilibrio es proporcional a la
diferencial de las tasas de inflacion doméstica y extranjera con un periodo de rezago, mas
un término aleatorio. Esta especificacion es suficientemente general como para permitir
diferentes interpretaciones sobre la determinacién del tipo de cambio de equilibrio de la
economia. Por ejemplo, si: 1 = O, 11 = 1y & es "ruido blanco"; entonces la ecuacion (9)
es estrictamente equivalente a la relacién de la paridad del poder de compra (PPC).
Nétese que la inclusién de un término constante permite incorporar ademas al analisis los
efectos de algunos elementos que pueden afectar el nivel del tipo de cambio de largo
plazo, como por ejemplo la existencia a tarifas sobre el comercio internacional. De la
misma forma, el término aleatorio &t podria capturar desviaciones en el corto plazo
respecto a la PPC debido, por ejemplo, a variaciones en los precios relativos de la
economia.

Finalmente, reemplazando la ecuacion (9) en (8) es posible obtener:
(10)  &t=38p + 81 (w1 - Wt-q) + (1-B) &1 + upy,

donde los §; son iguales a B, para i = 0,1; y upt = Bet. El sistema formado por las
ecuaciones (7) y (10) fue estimado en forma simultanea utilizando el método de maxima
verosimilitud bajo informacién completa (FIML), con informacién semanal para el periodo
comprendido entre febrero de 1989 y diciembre de 1991. Los resultados son reportados
en la tabla 1. Debido a que la formulacién tedrica del modelo representado por las
ecuaciones (7) y (10) asume intérvalos mensuales de tiempo, en esta seccién se
considera el efecto acumulado de las primeras cuatro semanas como una aproximacion al
valor de los pardmetros ¢; y 9;.

Asi por ejemplo, es interesante notar que el coeficiente "pass-through" del crecimiento
contemporaneo del tipo de cambio a la inflacion doméstica durante el mencionado
periodo, ¢4, es de aproximadamente 0.65, valor consistente con estimaciones anteriores
reportada en los trabajos de descritos en la anterior seccién. Morales (1989) por ejempilo,
reporta un valor de 0.736 para este parametro, para el periodo comprendido entre agosto
de 1986 y marzo de 1989. Por otra parte, Dominguez y Rodrik (1990) encuentran valores
para ¢4 que fluctuan entre 0.583 y 0.641 para el periodo comprendido entre septiembre
de 1988 y marzo de 1990. Este resultado, por lo tanto, no hace mas que confirmar el
hecho que la economia boliviana todavia se encuentra altamente indizada al délar
norteamericano, de tal forma que cerca de 65 por ciento de una depreciacion nominal del
tipo de cambio es transmitida al nivel de precios.



Otro resultado relevante para el caso boliviano, obtenido de la estimacién simultanea del
sistema (7) y (10), es el parametro que mide la influencia de un incremento en el precio
de los hidrocarburos sobre la tasa de inflacion corriente: ¢2. La importancia de estimar la
magnitud de este parametro surge por el simple hecho que en Bolivia, desde la adopcién
del programa de estabilizacién de 1985, frecuentemente se ha utilizado (y todavia se
sigue utilizando) el precio de los derivados del petréleo como un mecanismo directo para
incrementar las recaudaciones fiscales. De acuerdo a los resultados reportados en la
tabla 1, el efecto acumulado de un incremento en el precio de los hidrocarburos sobre la
tasa de inflacién es de 9.1 por ciento? , resultado que practicamente replica el valor
reportado por UDAPE (1991,1), igual a 9.3 por ciento; pero que sin embargo es
sustancialmente mayor que el valor estimado de ¢o reportado por Morales (1989) (igual a
3.6 por ciento).

Finalmente, a partir de los coeficientes estimados que son reportados en la tabla 1, es
posible recuperar el parametro que mide la velocidad de ajuste de la tasa de depreciacién
a su valor de equilibrio. Nuevamente, utilizando el valor acumulado de las elasticidades
de las depreciaciones semanales como una aproximaciéon para determinar el parametro
(1-B) (el complemento de la velocidad de ajuste), se llegdé a calcular una velocidad de
ajuste de 0.61 por ciento; sugiriendo que la tasa de depreciacién en Bolivia se ajusta de
manera relativamente rapida a una regla de paridad del poder compra con un periodo de
desfase.

Una extension util del anterior modelo estructural viene dada por su representacion
dinamica de forma reducida. Considere el anterior sistema de ecuaciones.
Reemplazando la ecuacion (10) en (7) se obtiene:

(1) =09+ Qqq Ipq + Q12841 + P11 pp+ P12 T 1 + o1y,
donde: V1 = (00 + 0180); Q11 =181 ; Q12 =01(1-R);

P11 =02; P12 =0182; o1t = (U1t + dqu2y)

Utilizando la notacién anterior, es posible expresar la ecuacién (10) como:

(10')  8=v + Q1 .1 + Q20 814 + P2 W .4 + 02t
donde: V2 =980 ; Q21 =91; Q22 =(1-R); 2o =052; ©9t=Uugt
Combinando las ecuaciones (11) y (10") a su vez, es posible obtener la representacion del
modelo en términos de un vector autoregresivo de primer orden, VAR(1), con algunas

restricciones:

(12) Xt=A+BY+ CXpq + Ut,

donde los vectores de las variables y las matrices de los parametros vienen dadas por:

Y = Lﬂ't*
B



U, B= Py O

A= =
v, by P
Q Q o
C=|"n 12 U, = 1t
Q) Qy O

donde ademas L es un operador de rezago y el parametro ®1 esta restringido a cero.

Para efectos de estimacion, se prefiri6 en este caso no restringir ninguno de los
parametros estimados en el modelo de vectores autoregresivos, con el propdsito de tener
elementos de juicio para verificar la validez del modelo estructural planteado, y de permitir
que la estimacién sea lo mas general posible. Asi también es posible tener prondsticos
validos para el caso boliviano, independientemente de la validez del modelo particular
planteado.

Las tablas 2 y 3 reportan los resultados de las estimaciones del VAR derivado
anteriormente, utilizando informacién semanal para el periodo febrero 1989 - enero 1992.
En adicién al modelo que considera solamente un rezago (aproximadamente cuatro
semanas), también se reportan los resultados obtenidos considerando rezagos de hasta
ocho semanas. En la tabla 2a se puede notar por ejemplo, que la depreciacién, en su

tercer y cuarto rezagos, es significativa en explicar la inflacién corriente2.
Aparentemente, existe un lapso de tiempo de al menos un mes hasta que el publico
asimila completamente los efectos de la variacion del tipo de cambio. Si bien la inflacién
internacional es también significativa en los rezagos dos y tres, el efecto neto de esta
variable es menos claro.

La tabla 2b muestra a la tasa de depreciacién como la variable dependiente. Como era
de esperar, la constante tiene un elevado grado de significaciéon estadistica al igual que el
primer rezago de la tasa de depreciacion. Esto basicamente estaria reflejando la
magnitud de la intervencion del Banco Central en la administracion del tipo de cambio,
que ha consistido en una politica de preservacion de la estabilidad en el corto plazo, sin
cambios bruscos ni alteraciones significativas del promedio de depreciaciones seguido
por esta institucion.

Las tablas 3 consideran las mismas variables, con la diferencia, la de este caso, que se
utilizan 8 semanas (aproximadamente dos meses) de rezago. Los resultados no varian
significativamente, ni tampoco el ajuste de los regresores mejora sustancialmente,
indicando posiblemente que el proceso de ajuste de tipo de cambio y precios se lleva a
cabo con relativa rapidez. Este mismo hecho seria ademas un buen indicador de la
eficiencia del publico al utilizar toda la informacién posible para hacer el seguimiento del
tipo de cambio nominal. Es asi que hasta la tercera y cuarta semana, se registran los
mayores ajustes nominales, tanto en el tipo de cambio, como en los niveles de inflacion.

2 Dependiendo el nivel de significacion, la depreciacién en su primer rezago también puede ser significativa.



Como ya se vio en las tablas correspondientes al modelo FIML (Tablas 1y 2), los efectos
de la elevacion en los precios de hidrocarburos, asi como los shocks de incertidumbre,
mantienen los valores ya descritos. Esto muestra que la estimacion efectuada es
bastante robusta a cambios menores en la especificacién del modelo.

4. Raices Unitarias y Co-integracion

Otra alternativa al analisis presentado en la parte 3 se presenta en este acapite, donde
se pretende analizar si existe una relacion de largo plazo entre inflacion y depreciacion a
través de las técnicas de raiz unitaria y cointegracion, para comprobar si efectivamente la

regla PPC se ha cumplico para el caso boliviano durante el periodo analizadoS3.

En los ultimos diez anos, el analisis econdmico de series de tiempo ha experimentado un
cambio significativo. En particular, diversos autores [(Dickey y Fuller, 1979), (Nelson y
Plosser, 1982), (Perron, 1986)] han argumentado que la mayor parte de las series
economicas --producto interno bruto, nivel de precios, tipo de cambio, etc.-- pueden ser
aproximadas bastante bien en procesos estocasticos no-estacionarios. Es decir, aquéllos
cuyos primeros momentos dependen funcionalmente del tiempo. Considere por ejemplo
el siguiente proceso autoregresivo de primer orden, AR(1), frecuentemente conocido
como "caminata aleatoria™

(1) xt=oa+dxtq1+eg

donde o es una constante, ¢ es igual a la unidad y et es un término estocastico con media
cero y varianza constante. Es facil comprobar que tanto la varianza como las covarianzas
en esta serie se incrementan con el tiempo. Mas aun, sustituyendo reiterativamente xi_p,
es posible obtener:

(1 Xt=no+xtn * Zi=Q n et

Observando el lado derecho de esta ecuacion, se puede ver claramente que esta serie
esta formada por la acumulacion de "shocks" aleatorios (los términos et.1), ocurridos
desde la inicializacion misma de la serie. En otras palabras, cualquier "shock" que afecte
a xt tendra un caracter permanente, incorporandose implicitamente en la serie y
determinando que no se produzca un reversion hacia la media de la misma.

Desde el punto de vista empirico, la aplicacién de técnicas econométricas convencionales
a series de tiempo no-estacionarias (como la descrita anteriormente) es, l6gicamente,
inapropiada. Como una simple analogia para ilustrar la dimension de este problema,
asume que el supuesto de estacionariedad de una serie de tiempo econémica vendria a
ser equivalente, en el modelo basico de regresién multiple, al supuesto de que los
parametros estimados obedecen a una relacién estructural que es invariable en el tiempo.
Légicamente, la validez de este ultimo supuesto ha sido cuestionada al considerar sus

3 En muchos trabajos empiricos sobre cointegracion se observa que del punto de vista tedrico, los modelos de correccién
de errores resultantes del analisis de cointegracién pueden ser superiores a los modelos VAR, en la medida en que
consideran la informacion tanto en su nivel como en diferencias, en cuanto los modelos VAR, como el estimado en la
seccion anterior, solo utiliza la informacién en niveles o diferencias. Sin embargo, al considerar la habilidad predictiva de los
modelos no se llega a un resultado definitivo sobre cual instrumental es mejor. Ver a este respecto, por ejemplo, Le Sage,
J. "A comparison of forecasting ability of ECM and VAR models". The Review of Economics and Statistics,Nov 1990, No. 4.
(664-671). El desarrollo de este tema es dejado para investigacion futura.



implicaciones sobre la evaluacion de politica econdmica basada en la utilizacion de
modelos econométricos estructurales (Lucas, 1976).

Algunas veces, una serie que no es estacionaria puede ser transformada en otra serie
estacionaria, a través de un simple proceso de diferenciacion. Este tipo de series reciben
el nombre de series no-estacionarias homogéneas, y el nUmero de veces que se requiere
diferenciar a la serie para inducir estacionariedad determina el orden de integracion de la
misma. La mayor parte de las series que se encuentran en economia, frecuentemente,
tienen un orden de integracién unitario, denotado por I(1). Es decir, mientras que estas
variables no son estacionarias en sus niveles, si lo son en su primeras diferencias, como
en el caso de la "caminata aleatoria".

Un conocido método para determinar si el valor de ¢ en la ecuacion difiere o no
significativamente de uno, y por lo tanto para validar o rechazar la estacionaridad de una
serie, es el test propuesto por Dickey y Fuller (1979). Una forma alternativa de mostrar la
intuicién detras del test de Dickey-Fuller, si bien no muy utilizada, es a través de la
siguiente reparametrizacion de la ecuacion (1)2:

(1") AXt=o+ 7T X1+ et

donde:t=-1+0¢

De acuerdo a (1"), el test de Dickey-Fuller vendria a ser equivalente a determinar si el
parametro t difiere o no significativamente de cero. Por ejemplo, cuando 7 es igual a cero
(o lo que es igual, cuando ¢ es igual a uno), la serie xt tiene una "raiz unitaria" y por lo
tanto, la misma sigue un proceso estocastico no-estacionario. El otro caso extremo viene
dado cuando el parametro t es igual al negativo de la unidad (es decir, ¢ es igual a cero),
resultando xt un proceso de puro "ruido blanco". En el caso general de un proceso
autoregresivo de orden (p) dado por:

(B)  X= 01 Xt-1 +02%t-2+ ... dpXtp + €,

la reparametrizacion utilizada para derivar la ecuacion (1") viene a ser:

(3")  Axg=t1 Axgq + T2 AXp2 + ...+ Tp Xpp t €t
donde: Tj=-1+ 01+ ¢2 + ... + §;
parai=1,2,..,p

Noétese que la ecuacion (3') se asemeja mucho a un proceso AR(p) que ha sido
diferenciado una vez, excepto que el ultimo término de la serie viene expresando en
términos de su nivel y no de su primera diferencia. Al igual que en el caso del AR(1)
analizado anteriormente, el coeficiente de este término, Tp, resume en forma implicita la



condicion de estacionariedad del proceso. Asi por ejemplo, si el valor de este parametro
es de cero, necesariamente: Xj=1  ¢j=1, Y la serie x¢ no es estacionaria3

Analogamente, en el caso multivariable se puede considerar un vector autoregresivo de
primer orden, VAR(1):

(4) Xt =T Xt-1 + ¢,

donde xt es un vector columna de dimension (nx1), I es una matriz (nxn) de parametros y
&t s una vector (nx1) de términos aleatorios. Al igual que en el anterior caso, la ecuacion
(4) puede ser reparametrizada como:

(4)  AXt=mXt1 + gt
donde:nt=-l+T

siendo | la matriz identidad de dimension (nxn). De manera similar al caso univariable, la
matriz = provee informacién sobre las condiciones de estacionariedad de las n variables
endogenas contenidas en xt. Por ejemplo, cuando la matriz & tiene rango cero (es decir,
cuando I' es igual a la matriz identidad), entonces todas las series de x tienen una "raiz
unitaria" y por lo tanto, no son estacionarias en sus niveles. Por el contrario, si la matriz ©
tiene rango completo n, entonces todos los elementos de xt son estacionarios en niveles.

A diferencia del caso univariable, sin embargo, existe una situacion intermedia en la que
el rango de la matriz © puede estar comprendido entre cero y n; es decir: 0 < rango () =r
< n. En este caso particular, incluso si las variables contenidas en x;{ consideradas
aisladamente no son estacionarias, existen por o menos r combinaciones lineales de
estas variables que son estacionarias, por lo que se dice que existen r relaciones de
cointegracion entre las n variables endégenas (Johansen y Juselius, 1990)

De manera mas general, un VAR(P) representado por:
(5) Xt =T Xt-q + ToXt2 + ... + Tp Xip + &
tiene una representacién equivalente dada por:

(8)  AXt=mq1 AXtq + 1 AXpp + .+ TpXip g
donde:mj=-1+I'1+I2+ .. +TIj,
parai=1,2,....p

Nuevamente, nétese que la unica diferencia entre la primera diferencia de un VAR(p) y la
ecuacion (5') viene a ser el ultimo vector, Xt.p, el mismo que viene expresado en términos
de niveles en lugar de primeras diferencias. Por lo tanto, en el caso multivariable, es el
rango de la matriz de coeficientes dada por mp, el que contiene informacion (de largo
plazo) sobre posibles relaciones de co-integracion entre las variables del VAR(p).

Recientemente, Johansen y Juselius (1990) formalizaron un test estadistico para
determinar el rango de la matriz T En términos simples, este rango puede ser obtenido
calculando los valores caracteristicos entre AX; y Xt.p, denotados por .6;, después de
ajustar para todos los rezagos que intervienen en la ecuacion. Una vez que se realiza



este proceso, es posible probar la hipétesis de que por lo menos existen r vectores de
cointegracion a través del siguiente estadistico

6)  (-2)In(Q) = - N Ei=rsq,p In(1-6;),

donde los estimadores de .6,_1, . . , .8 son los p-r valores caracteristicos mas pequefios.
Adicionalmente, la metodologia desarrollada por Johansen y Juselius (1990) permite
descomponer la matriz T como el producto de dos sub-matrices de orden pxr: afl', donde
o, es una matriz de parametros de correccion de errores y 3 la matriz de vectores de co-
integracion.

Debido a que la interpretacion econdémica de la co-integracion sugiere que ésta deberia
ser solamente valida para relaciones de equilibrio de largo plazo entre variables
econdmicas (Dickey, Jansen y Thornton; 1991), en el presente trabajo se plantea la
hipétesis de co-integracion en términos de la conocida relacion de paridad del poder de
compra para el periodo de post-estabilizacion en Bolivia. Mas aun, la estimacion del
vector de cointegracion B, permite obtener las elasticidades de largo plazo de las
variables involucradas en el andlisis.

Luego de realizar las transformaciones requeridas y los test preliminares4, se procedi6 a
la estimacion de la matriz & y posteriormente al calculo de los estadisticos generados por
(6). Como se puede observar en la tabla 4, mientras que las hipétesis dadas por: r=0 (no
existe ningun vector de cointegracion) y r<1 (existe por lo menos un vector de
cointegracion), fueron rechazadas a un nivel de 5 por ciento; la hipétesis de r<2 (por lo
menos dos vectores de co-integracion) no pudo ser rechazada a niveles convencionales.
Por lo tanto, los resultados presentados en la tabla 4 sugieren la existencia de por lo
menos una relacion de co-integracion entre la tasa de depreciacion del tipo de cambio y
las tasas de inflacién doméstica e internacional, durante el periodo de post-estabilizacién
en Bolivia.

Adicionalmente, la estimacién del vector de co-integracion 3, provee valiosa informacion
sobre las elasticidades de largo plazo entre estas variables. De acuerdo a los resultados
reportados en la tabla 4 y luego de normalizar cada uno de los estimadores por el
coeficiente de la tasa de depreciacion, se obtuvo la siguiente relacion de equilibrio:

(7) e=0551-1537,

donde los parametros estimados representan las elasticidades de largo plazo de la tasa
de depreciacioén a la inflacion doméstica y a la inflacion extranjera, respectivamente. De
acuerdo a (7), el crecimiento del tipo de cambio en Bolivia después de la estabilizacién
econdmica solamente se ajustaria en un poco mas de la mitad a variaciones en el nivel
de precios, mientras que compensaria de manera mas que proporcional incrementos en
la tasa de inflacion internacional. Ldégicamente, la magnitud de estos parametros
estimados podria sugerir la existencia de una ligera tendencia a la sobrevaluacion real de
la moneda nacional en Bolivia. Sin embargo, es necesario ser cautelosos en la
interpretacion de estos resultados, ya que al derivar estos Ultimos, se asume
implicitamente que la regla cambiaria prevaleciente seguida por el Banco Central después
de la estabilizacion econdmica, ha sido aquella expresada por la paridad del poder de
compra con relacion al dolar norteamericano.



5. Conclusiones

A través de dos metodologias diferentes se llega a la conclusién de que los precios
responden rapidamente (un mes) a variaciones en el tipo de cambio en Bolivia. Para
ambos casos, se encontré que esta respuesta es de aproximadamente un 60 por ciento
de la variacion cambiaria. Esta respuesta en precios es valida uUnicamente para el
periodo de la muestra (Feb. 1989 a Ene. 1992).

Se hace aparente por estos resultados, que, en una economia abierta como la boliviana,
las variaciones en el tipo de cambio se transmiten rapidamente a precios. En este
sentido, parece claro que una politica agresiva de depreciaciéon cambiaria no tendra
impactos importantes en el tipo de cambio real, a no ser de que se complemente ésta con
otro tipo de medidas que ayuden a cambiar los precios relativos de los bienes transables.
La austeridad del gasto corriente y el control del déficit fiscal podrian servir para ayudar a
cambiar la estructura existente actualmente entre precios y tipos de cambio.



Notas

1. En este caso solamente se consideré el efecto acumulado de las dos primeras
semanas, luego el incremento en el precio de los hidrocarburos, debido a que los
parametros de rezagos adicionales (cuando éstos fueron incluidos) no resultaron ser
estadisticamente significativos.

2.. Con el fin de simplificar el analisis, a partir de este momento se asume que la
constante de la ecuacién (1) es igual a cero. De cualquier manera, esta omision no altera
significativamente los resultados que se derivan en el trabajo.

3. Para las condiciones necesarias y suficientes para la estacionariedad en un proceso
AR(p), referirse a Box y Jenkins (1970).

4. Como se explicd anteriormente, para implementar el test de co-integracion sugerido
por Johansen y Juselius (1990), inicialmente es necesario diferenciar los niveles de las
series y realizar un test para determinar si cada una de las series individualmente tiene
una raiz unitaria. Los resultados del test de Dickey y Fuller (1976) se presentan en la
tabla 4.



TABLA 1

METODO DE MAXIMA VEROSIMILITUD CON INFORMACION COMPLETA (FIML)

ECUACION # 1: TASA DE INFLACION
NUMERO DE OBSERVACIONES 152

PERIODO MUESTRAL: FEBRERO 1989 - ENERO 1992

R-CUADRADO AJUSTADO: 0.4397
DURBIN-WATSON: 1.7868

VARIABLE PARAMETRO COEFICIENTE ESTADISTICO t
CONSTANTE ) 0.0658 1.0464
DEPRECIACION (-1) 011 0.2659 1.8431
DEPRECIACION (-2) 012 0.1433 0.9833
DEPRECIACION (-3) 013 0.7255 5.2535
DEPRECIACION (-4) 014 -0.4825 -3.3511
PRECIO HIDROC. 991 0.0669 7.7487
PRECIO HIDROC (-1) ) 0.0243 2.7613
DUMMY ELECCIONES (-1) 03 0.1289 2.8498

METODO DE MAXIMA VEROSIMILITUD CON INFORMACION COMPLETA (FIML)

ECUACION # 2: TASA DE DEPRECIACION
NUMERO DE OBSERVACIONES 152

PERIODO MUESTRAL: FEBRERO 1989 - ENERO 1992

R-CUADRADO AJUSTADO: 0.6237
DURBIN-WATSON: 1.9713

33

VARIABLE PARAMETRO COEFICIENTE ESTADISTICOt
CONSTANTE ) 0.1400 8.1449
DIF. INFLACIONES (-1) 341 -0.0188 -0.7737
DIF. INFLACIONES (-2) 312 -0.0131 -0.5735
DIF. INFLACIONES (-3) 313 0.0370 1.6368
DIF. INFLACIONES (-4) 314 0.0392 1.7438
DEPRECIACION (-1) 899 0.1599 3.0957
DEPRECIACION (-2) oY) 0.0729 1.3734
DEPRECIACION (-3) do3 0.0562 1.0538
DEPRECIACION (-4) S0y 0.0991 1.7939
DUMMY ELECCIONES (-1) 7.1595 14.7947




TABLA 2a
VAR (1 MES)

ECUACION # 1: TASA DE INFLACION

NUMERO DE OBSERVACIONES 153

PERIODO MUESTRAL: FEBRERO 1989 - ENERO 1992
R-CUADRADO AJUSTADO: 0.4511

DURBIN-WATSON: 1.9545

VARIABLE PARAMETRO COEFICIENTE ESTADISTICOt

CONSTANTE V1 0.0778 1.0100
INFLACION (1) Qq1q 0.1023 1.2256
INFLACION (2) Qqo 0.0894 1.326
INFLACION (3) Qq3 -0.0654 -0.9867
INFLACION (4) Qqq4 0.0093 0.1446
DEPRECIACION (-1) Qoq 0.2718 1.7962
DEPRECIACION (-2) Qoo 0.1074 0.7040
DEPRECIACION (-3) Qo3 0.7180 4.6707
DEPRECIACION (-4) Qoy -0.5640 -3.6058
INFLACION INTERNACIONAL (-1) Pqq -0.355 -0.4745
INFLACION INTERNACIONAL (-2) 2P -2.1342 -2.1909
INFLACION INTERNACIONAL (-3) D43 2.3859 2.4562
INFLACION INTERNACIONAL (-4) Dy 0.0985 0.1289
PRECIO HIDROC. D49 0.0674 7.4486
PRECIO HIDROC (-1) D9y 0.0201 1.8290
DUMMY ELEC D1 -0.3561 -0.8548

TABLA 2b

VAR (1 MES)

ECUACION # 1: TASA DE DEPRECIACION

NUMERO DE OBSERVACIONES 153

PERIODO MUESTRAL: FEBRERO 1989 - ENERO 1992
R-CUADRADO AJUSTADO: 0.6668

DURBIN-WATSON: 2.0175

VARIABLE PARAMETRO  COEFICIENTE  ESTADISTICO t
CONSTANTE Vo 0.1035 3.8791
INFLACION (1) Q34 -0.0131 -0.4523
INFLACION (2) Q3o -0.0277 -1.1853
INFLACION (3) Q33 0.034 1.4799
INFLACION (4) Qay 0.0439 1.9651
DEPRECIACION (-1) Qg4 0.1582 3.0199
DEPRECIACION (-2) Qyo 0.0701 1.3286
DEPRECIACION (-3) Q3 0.0199 0.3790
DEPRECIACION (-4) Qqq 0.1129 2.0849
INFLACION INTERNACIONAL (-1) P34 0.2094 0.8086
INFLACION INTERNACIONAL (-2) @35 0.2271 0.6735
INFLACION INTERNACIONAL (-3) P33 0.1531 -0.4554
INFLACION INTERNACION (-4) Pgy 0.0663 0.2509
PRECIO HIDROC. Dyq 0.0137 4.3562
PRECIO HIDROC (-1) Dyo 0.0005 0.1366
DUMMY ELECCIONES D2 2.1843 15.1456




TABLA 3a

VAR (2 MESES)

ECUACION # 1: TASA DE INFLACION
NUMERO DE OBSERVACIONES 149

PERIODO MUESTRAL: FEBRERO 1989 - ENERO 1992

R-CUADRADO AJUSTADO: 0.4333
DURBIN-WATSON: 2.0319

VARIABLE PARAMETRO COEFICIENTE ESTADISTICO t
CONSTANTE V4 0.0454 0.4682
INFLACION (-1) Q40 0.1435 1.5420
INFLACION (-2) Q42 0.0419 0.5169
INFLACION (-3) Q43 -0.0913 -1.1382
INFLACION (-4) Q44 0.0611 0.7725
INFLACION (-5) Q45 0.0650 0.8438
INFLACION (-6) Q46 -0.1267 -1.7294
INFLACION (-7) Q47 0.0173 0.2365
INFLACION (-8) Q48 0.1038 1.4431
DEPRECIACION (-1) Qo4 0.2831 1.7306
DEPRECIACION (-2) Qoo 0.1337 0.8173
DEPRECIACION (-3) Qo3 0.7178 4.4164
DEPRECIACION (-4) Qoy -0.7120 -3.9451
DEPRECIACION (-5) Qog 0.2272 1.2021
DEPRECIACION (-6) Qog -0.1063 -0.5655
DEPRECIACION (-7) Qo7 0.1621 -0.8639
DEPRECIACION (-8) Qog 0.0850 0.4660
INFLACION INTERNACIONAL (-1) D44 -0.0612 -0.0713
INFLACION INTERNACIONAL (-2) @40 -2.9584 -2.6977
INFLACION INTERNACIONAL (-3) P43 3.1576 2.8410
INFLACION INTERNACIONAL (-4) Dy -0.2315 -0.2035
INFLACION INTERNACIONAL (-5) P45 0.4059 0.3678
INFLACION INTERNACIONAL (-6) P46 0.0259 0.0241
INFLACION INTERNACIONAL (-7) @47 -0.9672 -0.9245
INFLACION INTERNACIONAL (-8) P48 0.8926 1.1072
PRECIO HIDROC. ®r4q 0.0720 7.4254
PRECIO HIDROC (-1) ®oo 0.0207 1.7224
DUMMY ELECCIONES D1 -0.3495 -0.7930




TABLA 3b

VAR (2 MESES)

ECUACION # 1: TASA DE DEPRECIACION

NUMERO DE OBSERVACIONES 149

PERIODO MUESTRAL: FEBRERO 1989 - ENERO 1992
R-CUADRADO AJUSTADO: 0.7067

DURBIN-WATSON: 2.1536

VARIABLE PARAMETRO COEFICIENTE ESTADISTICO t
CONSTANTE ) 0.0669 2.1760
INFLACION (-1) Q 34 0.0107 0.3624
INFLACION (-2) Q3o -0.0431 -1.6750
INFLACION (-3) Q33 -0.0357 1.4028
INFLACION (-4) Q3y 0.0327 1.3031
INFLACION (-5) Q3 -0.0296 -1.2102
INFLACION (-6) Q3g -0.0504 -2.1664
INFLACION (-7) Q37 0.0286 1.2336
INFLACION (-8) Q3g 0.0107 0.4711
DEPRECIACION (-1) Qg4 0.1629 3.1397
DEPRECIACION (-2) Qqo 0.0701 1.3512
DEPRECIACION (-3) Q3 -0.0128 -0.2484
DEPRECIACION (-4) Qqq 0.0510 0.8911
DEPRECIACION (-5) Q5 0.0952 1.5877
DEPRECIACION (-6) Qg 0.0797 1.3374
DEPRECIACION (-7) Qu7 0.1388 2.3325
DEPRECIACION (-8) Qg 0.0547 -0.9450
INFLACION INTERNACIONAL (-1) P34 0.2620 0.9624
INFLACION INTERNACIONAL (-2) @35 0.0256 0.0737
INFLACION INTERNACIONAL (-3) P33 0.0301 0.0856
INFLACION INTERNACIONAL (-4) D3y -0.2098 -0.5813
INFLACION INTERNACIONAL (-5) P35 0.6785 1.9335
INFLACION INTERNACIONAL (-6) P3g -0.3908 -1.1481
INFLACION INTERNACIONAL (-7) @37 -0.4839 -1.4582
INFLACION INTERNACIONAL (-8) ®3g 0.5197 2.0321
PRECIO HIDROC. Dy 0.0143 4.6481
PRECIO HIDROC (-1) Dyo -0.0024 -0.6223
DUMMY ELECCIONES D2 2.1613 15.4586




TABLA 4
TESTS DE RAICES UNITARIAS Y DE CO-INTEGRACION

1. RAICES UNITARIAS

VARIABLE TEST
DICKEY-PULLER
1/
é 3.04*
T 2.97*
T 4.23*
1/ Los valores criticos han sido tomados de Fuller (1976)

(*) Denota rechazo a la hipétesis de no existencia de raices unitarias,

a un nivel de 5 por ciento

2. NUMERO DE VECTORES DE CO-INTEGRACION

RELACIONES DE CO-INTEGRACION TEST
JOHANSEN-
JUSELIUS 2/
r=0 143.81*
r<i1 66.11*
r<2 0.16
1/ Los valores criticos pertenecen a Johansen y Juselius (1990)

(*) Denota rechazo a la hipétesis de no existencia de vectores de
cointegracion y de existencia de un vector de cointegracién a un

nivel de 5 por ciento

3. ESTIMACIONES DEL VECTOR DE CO-INTEGRACION (B)

VARIABLE VECTOR DE
CO-
INTEGRACION
é -0.001487
T -0.000821
i 0.002282
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