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RESUMO: O objetivo deste ensaio é analisar os efeitos do saldrio nominal minimo, de um
agregado monetdrio e da taxa de cimbio no nivel de precos, usando o procedimento de
Johansen para a co-integragio. A evidéncia empirica indica a existéncia de uma relaciao
de longo prazo entre essas varidveis e o nivel de preco que pode ser interpretado como
uma equagio de preco. O modelo econométrico permite estabelecer os pesos especificos de
cada uma dessas varidveis no nivel de precos. Além disso, as evidéncias empiricas rejeitam
a hipotese de fraca exogeneidade que confirma a existéncia de um feedback entre essas
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de simular e prever a dinAmica de pregos no México, com propriedades estatisticas satisfa-
torias e estabilidade estrutural.
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INTRODUCCION

La discusion sobre los determinantes de la inflacion es ya vieja en América
Latina. No obstante, contintian existiendo posiciones ciertamente diferenciadas. En
efecto, existen posiciones divergentes que abarcan desde la vision de Harberger
(1963), Vogel (1974) y Gémez-Oliver (1978) en la que el aumento de precios se
explica fundamentalmente por las variables monetarias hasta aquellas como las de
Noyola' (1987), Prebisch (1982) y Pinto (1968) en donde la inflacion se origina en
los desequilibrios estructurales de caracter real y en los mecanismos de propagaci-
on. Ademas, existen propuestas intermedias como las de Diaz Alejandro (1965)
que argumentan que los determinantes de la inflacion incluyen elementos de costos
y del mercado monetario.

La inexistencia de un acuerdo sobre la magnitud de los efectos que genera una
devaluacién de la moneda, una alza de los salarios nominales o0 un aumento de los
agregados monetarios sobre el nivel de precios tiene consecuencias inmediatas tan-
to para las instituciones concentradas en la realizacion de prondsticos como para
la toma de decisiones de politica econdémica. Asi, diversas instituciones del sector
publico, bancos o consultorias privadas estiman comdnmente los efectos de las
variables arriba mencionadas sobre el nivel de precios con base en mediciones in-
directas — tales como la composicion entre bienes comerciables y no comerciables
— o utilizan andlisis parciales en los que se incluye una sola variable — como el
tipo de cambio o los castos laborales unitarios -y, por tanto, se tiende a sobreestimar
sus efectos sobre los precios.

Las simulacion es y proyecciones sobre la inflacion en México se dificultan
aun mds porque esta variable parece comportarse como una senda aleatoria que
incluye choques aleatorios pequenos pero permanentes, lo que se traduce en un
persistente cambio en el valor de los coeficientes del modelo econométrico estima-
do y en dificultades para decidir sobre el orden de integracion de las series emple-
adas (Webb, 1995 y Boschen y Talbot, 1991).

El estudio de la inflacion con base a un modelo VAR vy al procedimiento de
Johansen (1988) permite construir un marco genera | para analizar conjuntamente
la relevancia del salar io minimo nominal, un agregado monetario y el tipo de cam
bio respecto al nivel de precios. Ademads, este procedimiento econométrico permite
determinar regias empiricas simples acerca de los efectos de cada una de estas va
riables en lo s precios que pueden utilizarse para la realizacion de pronésticos y
para propositos de politica econdémica.

El objetivo principal de este trabajo es la estimaciéon de un modelo economé-
trico heterodoxo en el cual la estructura de la inflacién depende de los castos labo-
rales unitarios, de los efectos monetarios y de la inflacién importada via el tipo de
cambio (De Brouwer y Ericsson, 1995). El trabajo se divide entres secciones. En la

I La inflacién no es un fenémeno monetario; es el resultado de desequilibrios de caracter real que se
manifiestan en forma de aumentos del nivel general de precios” (Noyola, 1987, p. 67).

Revista de Economia Politica 20 (4), 2000 - pp. 446-465 447



primera establecemos el marco general del trabajo y la metodologia econométrica
utilizada. La segunda parte resume la evidencia empirica y, en la tercera seccion,
anotamos las conclusion es y algunos comentarias de politica econémica.

MARCO TEORICO Y METODOLOGIA ECONOMETRICA

La teoria econdémica tiene diversas explicaciones sobre los determinantes del
nivel de precios. Una clasificacion de estas teorias considera las presiones originadas
en los mercados laboral, de dinero, cambiario y de bienes? (Martner, Titelman y
Uthoff, 1995). Una especificacion general puede formalizarse, asumiendo una fun-
cién lineal homogénea (Mehra, 1991, Levy, 1984, Martner y Titelman, 1990, We-
bb, 19935, Juselius, 1992 y De Brouwer y Ericsson, 1995) como:

P.=U(CLU, M, S, DE,) (1)
donde P, representa el indice de precios, CLU, son los costos laborales unitarios
ajustados por la productividad del trabajo y la tasa salarial o pago por trabajador,
M, es el agregado monetario, S, es el tipo de cambio nominal y DE, es una variable
de presion de demanda.

La determinacion de los precios por los castos se desprende del modelo de
competencia imperfecta (Carlin y Soskice, 1990) en donde los precios se determinan
de acuerdo a un margen de ganancia® sobre los castos laborales unitarios ya que
los costos de los insumos solo se transfieren:

Pmex = 9CLU, (2)
Los costos laborales unitarios estin definidos por:
CLUr = (WtEt)/Yt (3)

donde W es el salario nominal, E, representa el nivel de empleo y Y, es el nivel
de actividad economica. La tasa de crecimiento de los precios (L1P) se desprende
de la ecuacion (3):

AP, = AICLU, = AW, + A(E/Y,) (4)

Considerando que la inversa de L1(E/Y), es una aproximacion al crecimiento

de la productividad del trabajo (TIL), entonces la ecuacion (4) puede escribir se
como:

AP, = L\W, - TIL,, (5)

Los efectos del nivel de la actividad econémica o de las presiones de demanda
pueden incluirse considerando que inciden en la productividad del trabajo a través

2 Por ley de Walras el mercado de bienes puede quedar determinado residualmente una vez conocidas
las soluciones de los otros tres mercados.

3 El margen de ganancia se supone como relativamente constante o al menos predecible en el largo plazo.
Bajo esta condicion los precios se determinan por la teoria de los costos normales (Layard, Nickell y
Jackman, 1996).
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de las ecuaciones (4) o (5) y, atendiendo a la curva de Phillips aumentada (Sachs y
Larrain, 1993) que indica que la tasa de crecimiento del salario nominal responde
al comportamiento del desempleo asociado al ritmo de actividad y a las expectati-
vas de inflacién:

AW, = @U, + AP, (6)
donde U, es la tasa de desempleo con ¢ < 0y, el supraindice e representa la inflaci-
on esperada por los agentes econémicos.

La evidencia empirica para México sugiere que existe una retroalimentacion
positiva entre los precios y los salarios (Davila, Izey Morales, 1984, Salas y Ize,
1984, Ross, 1984, Yacaman, 1984 y Arellano y Gonzalez, 1993).

La explicaciéon del comportamiento del nivel de precios basada en el mercado
de dinero sostiene que existe una relacion de equilibrio entre el nivel de precios y
la masa monetaria. Esta se desprende de la ecuacion cuantitativa del dinero:

Mtvt = Pth (7)
donde V, representa a la velocidad de circulacién y Y, es el nivel de transacciones

aproximado por el nivel de ingreso. Despejando el nivel de precios en la ecuacion
(7) se obtiene:

P = (M\V)/Y, (8)

Esta ecuacion expresa, bajo el supuesto de una velocidad de circulacion estable
y de un nivel de actividad real exdgeno, que la masa monetaria determina el nivel
de precios de equilibrio (Hallman, Porter y Small, 1991).

En México la evidencia empirica muestra que las presiones de demanda, apro-
ximadas por variables reales o monetarias, son relevantes para explicar el compor-
tamiento de los precios aunque la relaciones compleja (Ize y Vera, 1984, Ruprah,
1982 y Aceituno y Ruprah, 1982). En particular, Davila, Ize y Morales (1984) y
Yacaman (1984) argumentan que existe evidencia de que los agregados monetarios
causan en el sentido de Granger a los precios, aunque el efecto sea estadisticamen-
te débil y, de que también los precios son sensibles a las presiones de demanda. Por
su parte, Ize y Vera (1984) y Salas y Ize (1984) argumentan que probablemente la
relacion de causalidad va del agregado monetario al producto y por esta via a los
precios. Galindo (1997) encuentra que los precios estan cointegrados con el agre-
gado monetario y el ingreso y que existe una relacion positiva entre los precios y
el agregado monetario e inversa entre los precios y el ingreso, lo que también es
confirmado por Salas y Ize (1984) atendiendo a diversos rezagos en el comporta-
miento de las variables.

El nivel de precios puede determinarse también por un componente externo
utilizando como marco de andlisis los llamados modelos escandinavos (Corbo,
1985 y Lindbeck, 1979). La ecuacion (9) expresa que el indice de precios interno
es un promedio ponderado de los precios internos y externos (Corbo, 1985 y Sachs
y Larrain, 1993).

Pnex = [gy(Pyy™ex(1 + AP)] + [dy(Py(1 + APY))S] (9)

donde ¢, y ¢, representan ponderaciones especificas y los supraindices mex y us
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indican a México y el resto del mundo respectivamente. La ecuacion (9) indica los
efectos del tipo de cambio a través de los costos externos sobre la inflacion interna.
En el caso en que el tipo de cambio se ajuste pasivamente a la hipétesis de la pari-
dad de poder adquisitivo, entonces la inflacion es esencialmente un fenémeno in-
terno (Ize y Vera, 1984).

Para México la evidencia empirica indica que los componentes externos son
relevantes para explicar el comportamiento de la inflacion interna (Ize y Vera, 1984,
Yacaman, 1984, Ize y Salas, 1984 y Arellano y Gonzalez, 1993). En particular, exis-
te evidencia de que los movimientos en el tipo de cambio nominal estan asociados
con espirales inflacionarias (Salas y Ize, 1984) y causan en el sentido de Granger a
la inflacién (Davila, Iza y Morales, 1984). No obstante, la magnitud del efecto de
la inflacion externa ha variado en las dltimas dos décadas (Yacaman, 1984 y Da-
vila, Ize y Morales, 1984).

La ecuacion* (1) permite analizar los canales de transmision hacia la inflacion
con base a un modelo de vectores auto regresivos® en donde los precios al consu-
midor se determinan como un sobreprecio sobre los costos domésticos e importa-
dos con un ajuste del mercado monetario® ligado al comportamiento de la deman-
da agregada y por ajustes dindmicos’ (De Brouwer y Ericsson, 1995):

p, =0y, + 2Bp, +28m  + Zow,_ +XAs  +u, (9.a)
m =y, + 2Bp, + 2dm _, + 2ow,_ + ZAs +u, (9.b)
w =0, + 2Bp  + 2dm _ + TOw,  + ZAs  +uy (9.¢)
s,= 0y, + 2Bp,, +2dm_ +Xdw_ +XAs_  +u, (9.d).

las letras en minusculas representan los logaritmos naturales de las series. Asi,
el VAR de la ecuacion (9) puede representarse en su forma general como:

4Se considera que todos los efectos de la inflacién externa estan incluidos en los movimientos del tipo
de cambio nominal y los autoregresivos de la inflacion pueden entenderse como las variables que
capturan los efectos inerciales.

5 Puede decirse que este VAR estima lo que se conoce como la inflacién dura, core inflation (Quah y
Vahey, 1995).

©Es conveniente considerar que los coeficientes de esta variable pueden ser relativamente instables en
la medida en que se observen modificaciones en los regimenes monetarios.

7 La inclusién de las presiones de demanda a través de un agregado monetario se debe a la evidencia
empirica disponible y a consideraciones econométricas. En efecto, Webb (1995) y Hallman, Porter y
Small (1991) para Estados Unidos, Hall y Milne (1994) para el Reino Unido y Galindo (1997) para
Meéxico, encuentran que M2 es relevante para explicar el comportamiento del nivel de precios. Asimismo,
existe evidencia para nuestro pais de que el efecto del ingreso sobre los precios estd asociado a la
cantidad de dinero (Salas y Ize, 1984). Ademds, debe mencionarse que exis en consideraciones
estadisticas relevantes para excluir el uso de variables que aproximen las presiones de demanda porque
implica utilizar variables 1(0 ) como De Brouwer y Ericsson (1995) quienes emplean la diferencia entre
el producto y su tendencia estimada o un estimado de la capacidad ociosa y que, por tanto, implicaria
estimar una ecuacién no balanceada que dificultaria el analisis de cointegracion. Finalmente, Bruno
(1979) y Sawyer, Aaronovitch y Samson (1982) encuentran en sus estimaciones econométricas que el
efecto de las presiones de demanda sobre los precios es minimo — para los casos de Inglaterra, Israel y
E. U. -y nulo — para el caso de Suecia.

450 Brazilian Journal of Political Economy 20 (4), 2000 « pp. 446-465



Xe=TILx + . + ILX | + OD, + u, (10)
donde X, representa un vector que contiene a todas las variables endogenas y D,,
es el vector que incluye a la constante y/o tendencia y a las variables estacionales
dummy.

Reparametrizando el VAR de la ecuacion (10) en su forma de correccion de
errores (Johansen, 1992) se obtiene:

AX, = T AX 4 + eee + Ty AX g + TIX  + OD, + 4, (11)
donde:

I, =-(I-1I1, - ...-I1) (12.a)

ri=-(I-1I,-...-I1) (12.b)

En el caso en que Xt-k se componga de variables no estacionarias de orden I(1)
entonces LIX, contendra exclusivamente variables estacionarias (1(0)). De este mo-
do, todos los términos incluidos, con la excepcion de X, son variables estaciona-
rias. El método de Johansen (1988) utiliza correlaciones candnicas para estimar las
distintas combinaciones de X, que producen correlaciones elevadas con los térmi-
nos 1(0). Asi, para que ITX_, contenga una combinacion lineal de las variables que
sea estaciognaria se requiere que exista un conjunto de vectores de cointegracion
0 que esta matriz contenga solo ceros como coeficientes que se denomina como la
solucion trivial. La matriz IT® de coeficientes de X, puede descomponerse entonces
en dos matrices:

I=ap (13)
En el caso de la existencia de una matriz tal que:
X —>1(0) (14)

Las columnas de B’ forman un vector de pardmetros de cointegracion de X,,.
y, por tanto, de X.. La solucion trivial se descarta y consecuentemente, se espera al
menos k-1 vectores de cointegracion. En el caso en que las series no estén cointe-
gradas entonces 3’ serfa una matriz nula.

La matriz a se basa en la estimacién de la factorizacion de los coeficientes in-
cluidos en este vector. Asi, considerando el caso que incluye sélo la primera colu-
mna de af}’, entonces la ecuacion (13) puede escribirse como:

AX, =T\ AX | +... [ AX oy - 0Z . + PD, + u, (15)

donde Z, = BX,, En este sentido, los coeficientes de a pueden interpretarse como los
coeficientes del término de correccion de errares de la ecuacion (15) (Engle y Gran-
ger, 1987).

La hipotesis de cointegracion considera el caso donde la matriz IT contiene una
combinacién lineal con su espacio definido en I(0):

Ho: = IT = o’ (16)

8 La matriz IT es de orden kxn donde k es el nimero de variables y r el nimero de datas. Se denota como
r al nimero de vectores de cointegracion.
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Esta hipotesis se resuelve bajo tres casos (Cuthbertson, Hall y Taylor, 1992):

1) La matriz n tiene rango completo. Ello implica que X, es estacionaria.

2) La matriz TI tiene rango cero y por tanto las series no cointegran.

3) El rango de la matriz TT es menor que k — el numero de variables incluidas
-y por tanto, existe una combinacién lineal de las variables no estacionarias que
es 1(0) indicando que las series estan cointegradas. De este modo, el concepto de
cointegracion entre las variables implica la existencia de al menos k-1 vectores de
cointegracion. Las pruebas de cointegracion por el procedimiento de Johansen
pueden desprenderse de la ecuacion (14) al despejarse como:

AX, + ofp’Xy =T AX |+ + Ty AX + DAL + 4, (17)

De este modo, cancelando el efecto generado por los términos en primeras
diferencias en el lado derecho de la ecuacion (17) quedan solamente los residuales.
Esto puede realizarse al remplazar AX,_, y X, con los residuales si se estiman estas
variables con respecto a AX,4,..., AX ., en forma individual (Cuthbertson, Hally
Taylor, 1992). De este modo, la ecuacién (17) puede escribirse como:

R()t + aB’Rkt = U (18)
donde Ry, es un vector de residuales de la regresion de AX, en AX, 4, ... , AX 1 ¥
Ry, es el vector de residuales de la regresion de X, con respecto a AX, q, -+ AX 1"

La funcion de maxima verosimilitud de esta ecuacion puede expresarse como
(Engle, 1983):

L (0,B,Q2) =1 © |- N2 exp[-1/2ZN(Ry, + af’Ry,)’Q! (Ry, + af’Ry)] (19)
donde Q representa la matriz de covarianzas y © se obtiene de la regresion de R,

en B’R,, vy N es el nimero de observaciones. En este caso, o y ® pueden expresarse
en funcién de B como:

a(B) = -So B(B’SuB)* (20.a)
Q(B) = Soo = SekB(B’SuB)BSwo (20.b)
S = N TR, R}, donde i,j=0,k (20.c)

Sustituyendo (20.a) y (20.b) en (19) se obtiene la funcién de maxima-verosi-
militud concentrada que puede expresarse como:

Ly(B) 1 QB ™2 = 1S40 - SeiB(B’SiacB™Swo)! (21)

Por tanto, la funcién de maxima verosimilitud permite obtener los vectores de
cointegracion minimizando B. Esta matriz de betas se obtiene con base en el pro-
cedimiento de raices y vectores caracteristicos y a una prueba de razon de maxima-
verosimilitud. Consecuentemente, los estadisticos utilizados son las pruebas de la
raiz caracteristica maxima y de la traza (Johansen, 1992):

A =-Nln(1 A (22.2))
LR(N-r) = -2In(Q) = -NZNIn (I - ) (22.b)
Donde A representa la raiz caracteristica y Q la funcién de mdxima-verosimilitud

restringida dividida por la funcién de maxima verosimilitud sin restringir. Desafor-
tunadamente la distribucién de estas estadisticos no es como una chi cuadrada. Sin
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embargo, Johansen calcul6 su distribucion y derivo los valores criticos con base al
movimiento browniano (Cuthberson, Hall y Taylor, 1992).

Las pruebas de exogeneidad débil pueden definirse considerando al proceso
generador de informacién (Spanos, 1986) como una funcién que transforma un
conjunto de variables, condicionadas a un conjunto de informacion, en un modelo
que determina las variables endogenas en funcion de las variables exdgenas y mar-
gina a las variables no relevantes (Granger, 1990):

F(Xl/ Xt-lae)zF [Yt/ ZnXt-ia\Pl] * Fz[zt/Xt-lalIlz] (23)
donde X=(Y,,Z,) representa la muestra total de los datos, X, es el total de las va-
riables, Y, es el conjunto de las variables incluidas en el modelo, Z, son las variables
marginadas del modelo, 0 es el conjunto completo de pardmetros de la distribucion
conjunta, ¥, es el conjunto de pardmetros del modelo condicional y, \j/ 2 es el
conjunto de pardmetros del modelo marginal. De este modo, se define a las varia-
bles en z, que cumplen la condicion de exogeneidad débil si los parametros de in-
terés W, pueden reparametrizarse de forma tal que ¥ = (¥,,'V, ); se cumpla que los
pardmetros de interés de 8 son una funcién de ¥, y, la factorizacion presentada en
la ecuacion (23) permita operar adecuadamente un corte secuencial para diferenciar
los parametros W, de ¥, (Engle, Hendry y Richard, 1983). Asi, los parametros de
¥, pueden modelarse solos sin incluir informacién sobre V.

Consecuentemente, ¥, y W, varian de forma independiente y, por tanto, ‘¥,
no contienen informacién relevante para determinar los rangos de los valores de
los coeficientes de interés (Ericsson y Irons, 1994). Debe considerarse que en el
caso de variables no estacionarias 1(2), la reparametrizacion del VAR incluye dos
diferencias e implica por tanto que las pruebas de exogeneidad débil pierdan fuer-
za (Johansen, 1992). Sin embargo, en esencia, el procedimiento continda siendo el
mismo (Johansen, 1992).

ylz

EVIDENCIA EMPIRICA

Las pruebas de raices unitarias de Dickey Fuller y Phillips y Perron, sintetizadas
en el Cuadro 1, indican que el indice de precios, el tipo de cambio nominal, el sa-
lario minimo nominal y el agregado monetario (m2,) son series de tiempo no esta-
cionarias de orden 1(2). Es conveniente tomar con precaucion los resultados de
estas pruebas considerando que el nimero de datos utilizado en el trabajo es cier-
tamente limitado, ya que los valores criticos de las pruebas son normalmente deri-
vados utilizando entre 100 y 150 repeticiones (Hatanaka, 1996). Si bien la infor-
macion disponible es limitada dado el tamafio de la muestra, existen trabajos
realizados sobre este tema con un nimero similar de claros (entre 53 y 74 obser-
vaciones) (Cuthbertson, Hall y Taylor, 1992, p. 23 y p. 28).
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Cuadro 1: Pruebas de raices unitarias

Variable ADF(4) PP(4)
P, 0.90 2.45
Ap, 1.54 140
A%p, 3.11%* -6.00%*
w, 0.19 110
Aw, -1.64 -3.76%*
JAWA -3.36%* -11.90**
m, 0.71 3.70
Am, -1.26 -4.49%*
A’m -3.03** -17.02%*
s, -0.17 -0.42
As -1.88 -3.89
A%, 3.65%* 14.98%*

Notas:

ADF(4)=Pru ebas de D1c key Fuller Aumentada (1981) para corregir po,s b le s problemas de autoco rr e lacién o
heteroscedast,cidad

PP(4)=Pruebas de Phillips y Perron (1988).

Las pruebas de raices unttarias no ,ncluyen constante o tendencia. Periodo - 1986(2)-1996(4).

Los resultados de las pruebas de raices unitarias indican que el procedimiento
de Johansen es adecuado para analizar estas series. Sin embargo, el orden de inte-
gracion de las variables dificulta la interpretacion de los resultados ya que pueden
existir soluciones multiples y combinaciones lineales de los vectores que pueden
interpretarse como posibles soluciones (Wickens, 199 3) y, como se mencioné an-
teriormente, las pruebas de exogeneidad débil pierden fuerza.

El modelo de vectores autoregresivo (VAR) indica que es viable contruir un
modelo con las propiedades estadisticas adecuadas. Esto es, los errores del VAR no
muestran signos de autocorrelacion o heteroscedasticidad vy, los errores no rechazan
la prueba de normalidad con las excepciones del agregado monetario y el tipo de
cambio (cuadro 2a del Apéndice).’ En el tipo de cambio esto se explica por la pre-
sencia de valores extremos asociados a sus movimientos bruscos.

Las pruebas de cointegracion basadas en el procedimiento de Johansen, sinte-
tizadas en el Cuadro 2, indican la presencia de al menos tres relaciones estables de
largo plazo entre las variables estudiadas.

El mayor vector caracteristico, asociado a la raiz caracteristica maxima, puede
interpretarse como una ecuacion de precios determinada por los costas laborales
unitarios, el agregado monetario y el tipo de cambio.

9 Una definicién de las pruebas econométricas utilizadas esta en Doornick y Hendry (1997a) y (1997b).

454 Brazilian Journal of Political Economy 20 (4), 2000 « pp. 446-465



Cuadro 2: Pruebas de Johansen sobre cointegracion

Ho: rango=p  -Tlog(1-\mu) Tnm 95% -MNsumlog(.) Tnm 95%
P==0 4707%* 29.56*% 271 76.83** 48.29* 472
P<=1 20.27 12,73 21.0 29.76* 18.69 29.7
P<=2 5.68 3.66 14.1 9.49 5.96 15.4
P<=3 3.81* 2.39 3.8 3.81* 2.39 3.8

Notas:

- Tlog(1\mu)=prueba de la raiz caracteristica maxima
- Msumlog(.)= prueba de la traza

El modelo incluye constante sin restringir pero excluye a la tendencia.
VAR con cuatro rezagos. Periodo: 1986(2)-1996(4)

En efecto, la ecuacion (23) indica que el nivel de precios tiene una relacion
positiva de largo plazo con el salario minimo nominal, el agregado monetario y el
tipo de cambio nominal. Destaca que el salario minimo nominal es la variable con
la mayor influencia sobre el nivel de precios como resultado probablemente, en
primer lugar, de la estructura de costos o ponderacion entre los costos salariales y
externos de las empresas vy, en segundo lugar, a que parte del efecto de los costos
de la devaluacioén se transmite a los costos laborales unitarios en la medida en que
también los salarios se ajustan ante una devaluacion de la moneda.' Esto dltimo
origina un aumento en la intensidad de la pugna distributiva que puede entenderse
como un mecanismo de propagacion (Fairlie, 1992).

P, =.52w, + .31s, + .26m, (23)

La evidencia empirica es favorable a las hipotesis de formacion de precios de
costos normales (Ross, 1981) o de sensibilidad de algunos precios clave a la infla-
cion (Gil-Diaz y Ramos Tercero, 1988) aunado a un efecto de propagacién o de
validacion de la inflacién asociado al comportamiento del agregado monetario. En
efecto, los estudios empiricos sobre la formacion de precios en México parecen
validar tanto la hipétesis de costos normales con diversas caracteristicas sectoriales
(Ross, 1981, Casar, et al, 1979 y Jimenez y Roces, 1979), como a la hipétesis que
asocia los precios al comportamiento de la masa monetaria (Leiderman, Liviatan
y Thorne, 1995).

Los resultados obtenidos tienen consecuencias relevantes desde el punto de
vista de la politica econdémica. En efecto, la existencia de una relacién de largo
plazo entre los niveles de esta variables indica que es posible utilizar al tipo de
cambio, al salario minimo nominal y al agregado monetario como anelas nomina-
les del nivel de precios (Arellano y Gonzdlez, 1993 y Leiderman, Liviatan y Thorne,
1995). Esto es, el monto del salario minimo nominal, el tipo de cambio y el agre-
gado monetario generan un nivel de precios de equilibrio consistente con estas

10 Este mismo argumento parece véalido para el agregado monetario. Esto es, una devaluacién o un
aumento de los costos laborales se transmite a la masa monetaria y por tanto, el freto individual parece
pequeiio aunque el efecto conjunto sea considerable.
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variables. Asi, cuando los precios reales estin por abajo de este nivel de equilibrio
existiran presiones en la economia para una alza de precios y condiciones moneta-
rias que lo validen. Por el contrario, cuando el nivel de precios de equilibrio esta
por encima del nivel de precios real, entonces existen condiciones para una defla-
cién o al menos para que la evolucién del indice de precios tienda a rezagarse.

Cuadro 3: Coeficientes R del procedimiento de Johansen

Py Wi St My
1.00 -0.562 -0.31 -0.26
-1.19 1.00 - 0.21 0.19
-1.46 0.86 1.00 -0.22
-5.10 1.47 3.57 1.00

Las pruebas de maxima-verosimilitud de restriccion en los pardmetros, sinte-
tizadas en el Cuadro 4, indican que todas las variables incluidas son relevantes
para explicar al nivel de precios ya que se rechaza la hipdtesis nula de que alguno
de estos coeficientes sea cero. Consecuentemente, la exclusion del salario minimo
nominal, el agregado monetario o el tipo de cambio implica el uso de un modelo
incorrectamente especificado que puede traducirse en estimadores sesgados y, por
tanto, en una sobrevaluacion del impacto de algunas de estas variables en los pre-
cios. El mayor impacto del salario minimo nominal se confirma al observarse que
la prueba de maxima-verosimilitud no rechaza la hipétesis nula de que el valor del
coeficiente de w,es la suma de los coeficientes de m, y s,. Este resultado difiere de
Lizondo (1992) para quien las variables mas relevantes son el agregado monetario
y la inflacién importada mientras que el efecto del salario sobre los precios es rela-
tivamente menor en México. Asimismo, la evidencia estadistica rechaza que la
suma de estos coeficientes sea igual a uno lo que es consistente con la evidencia
encontrada por Corbo (1985) para Chile, Sahling (1977) para Estados Unidos vy,
De Brouwer y Ericsson (1995) para Australia. Esto puede interpretarse como con-
secuencia de los efectos que genera los cambias en el margen de ganancias de las
empresas. Asi, en el caso en que la suma de las elasticidades es menor a uno impli-
ca que el margen de ganancia aument6 en el periodo estudiado y viceversa.

Cuadro 4: Pruebas de maxima-verosimilitud sobre el valor de los parametros.
Br=PB2=PB3=0 Br=PB2+Bs Br+PB2+Ps=1
X2(3) = 40.01[.000]** X2 (1) = 1.781[.181] X?(2) = 22.65[0.00]**

Nota: La especificacion utilizada fue : Py = byw, + bysy+ bgm.

La prueba de exogeneidad débil es rechazada por los datos [X?*(3) =
34.76(.000)* *] implicando que la formacion de las variables estadisticas incluidas
en el modelo no son independientes y por tanto, que existe informacion relevante
en cada una de ellas para simular y predecir adecuadamente el nivel de precios
(Ericsson e Irons, 1994). Este resultado es consistente con Mehra (1991) y Juselius
(1992) para el caso de los paises desarrollados, con Ruprah (1984) para México y,
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en términos generales, con Harberger (1963) y Diaz-Alejandro (1965) quienes
también argumentan en favor de la simultaneidad entre las tasa de crecimienro de
los precios, los salarios y un agregado monetario para Chile y Corbo (1985) quien
argumenta sobre la retroalimentacion entre los precios, los salarios y el tipo de
cambio.

En resumen, los autores anteriormente mencionados argumenta la presencia
de una retroalimentacién entre los precios y los salarios y, entre los precios y el
agregado monetario. Este resu It ado comun sugiere la conveniencia de tomar con
precaucion al modelo econométrico final ya que el cambio brusco en alguna de las
variables puede incidir sobre el comportamiento del resto y modificar los coeficien-
tes estimados . Sin embargo, conviene destacar que los coeficientes a (ver cuadro
5) del procedimiento de Johansen (1988) sugieren que la retroalimentacion entre
los precios y el tipo de cambio es la de mayor relevancia para el rechazo de la hi-
potesis de exogeneidad débil. Este resultado es consistente con la presencia de es-
pirales inflacionarias asociadas al ciclo devaluacién y alza de precios (Gil-Diaz y
Ramos Tercero, 1988) y con la hipétesis de paridad de poder de compra.

EI rechazo de la hipotesis de exogeneidad débil confirma que si bien los efectos
por separado de cada una de las variables consideradas en el modelo son relativa-
mente pequerios, ello es consecuencia de que normalmente estas variables se mue-
ven conjuntamente y por tanto, que es el efecto asociado lo que importa. Sin embar-
g0, el uso de series 1(2) y el ntimero de observaciones reducen significativamente
el poder de esta prueba. Con el propésito de estudiar con mayor detalle esta situ-
acion se estimé el modelo econométrico final para detectar sus propiedades de
estabilidad estructural. De este modo, se analizo la hip6tesis de exogeneidad débil
como una derivacion de las propiedades de estabilidad estructural o de superexo-
geneidad (Ericsson e Irons, 1994).

Cuadro 5: Coeficientes a del procedimiento de Johansen.

Py Wi St My
P, -1.0 0.5 0.3 0.2
W, 13 0.4 05 0.4
5; 4.1 23 11 10
my 1.2 -0.7 -0.3 -0.3

El vector de cointegracion puede utilizarse como mecanismo de correccion de
errores con base al teorema de representacion de Granger (Engle y Granger, 1987).
Esta interpretacion corresponde a los modelos econométricos utilizados por Juselius
(1992), Franz y Gordon (1993) y De Brouwer y Ericsson (19935). Atendiendo a los
resultados de las pruebas de orden de integracion de las series, es necesario que las
variables incluidas en este modelo sean estacionarias.!' Consecuentemente, se em-

1 Esta solucién es consistente con las propiedades estadisticas de las series no obstante que algunos
otros autores prefieren modelar directamente la tasa de inflacion al asumir inicialmente al nivel de
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plearon las segundas diferencias de las series de tiempo. El modelo estadistico ge-
neral (Spanos, 1986) puede definirse!'?> como:

Azpt = z‘[:4(1’r41-1A2pr-1 & 2(:4BHAZIT1(_1 o 2r=48t»iA2wt-l + Z(=4KH_1AZSH = kecmt-‘# + ut
(24)

donde ecm,, = p, — .26m, - .52w, - .31s,

La estimacion de la ecuacion (24) permite obtener un modelo estadistico sa-
tisfactorio ya que los valores proyectados simulan adecuadamente a los valores
reales (R2 = .95), la prueba para autocorrelacion del multiplicador de Lagrange
con cuatro rezagos [LM(4)] no rechaza la hipétesis nula [F(4,12) = .2.62], la prue-
ba de heteroscedasticidad autoregresiva (ARCH) con cuatro rezagos no rechaza la
hip6tesis nula [F(4,8) = .18] vy, la prueba de normalidad de Jarque-Bera (JB) no
rechaza tampoco la hipétesis nula en la distribucion de los errores [X3(2 ) = 1.35]
(Doornick y Hendry, 1997a, 1997b). De este modo, los residuales no muestran
ningun patrén sistemdtico indicando que toda la informacién disponible sobre el
fenémeno en cuestion esta incluida en el modelo general. Asi, la metodologia de lo
general a lo especifico permite obtener el siguiente modelo econométrico final:

A'p =-56A%p - .18A’m_ +.62Aw _ + 48A’w, , + .12A%  + .09A% , - .87ecm ,
(-3.03)  (-3.14)  (6.20)  (3.79)  (2.39) (2.26) (-2.92)

(25)

-.03Q, +.02Q, +.003Q;

(-2.48) (2.26) (-2.92)

R?=.78

LM(4}: F(4,26) = .52[.781]

ARCH: F(4,22) = .63[.644]

Jarque-Bera: X2(2 ) = 1.18(.551]

White: F(1 7,12) = 1.70(.174)

Prueba de Chow: F(4,26) = 0.49(.741]

Prueba de Chow de pronéstico: X2(4) = 4.92(.295]

El modelo econométrico representado en la ecuacién (25) es una aproximaci-
6n adecuada del proceso generador de informacién (Spanos, 1986). Esto es, todas
las variables incluidas son estadisticamente significativas como lo indican las prue-
bas de t. El coeficiente de decerminacion es bastante elevado. El coeficiente del
mecanismo de correccion de errares tiene signo negativo y es estadisticamente
significativo. Esta es consistente con la teoria econémica (Engle y Granger, 1987)
e indica que las divergencias de los agentes econ6micos sobre sus posiciones de
equilibrio se corrigen en el periodo actual mediante modificaciones en la casa de

precios como una serie 1(1) (Brouwer y Ericsson, 1995). Sin embargo, la fuerte variabilidad de la
inflacion en México hace dificil utilizar esta solucion.

12 También Webb (1995), Mehra (1991) y Galindo (1997) utilizan la segunda diferencia de la serie como
consecuencia de sus propiedades estadisticas.
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crecimiento de la inflacién. Asimismo, los errares del modelo no muestran ningtin
comportamiento estadistico sistematico segtn las pruebas de autocorrelaciéon y
heteroscedasticidad y, no rechazan la hipétesis de normalidad. Adicionalmente, el
modelo muestra una notable estabilidad estructural considerando la fuerte volati-
lidad de la variable modelada. En efecto, las pruebas de estabilidad estructural de
Chow y de Chow de pronéstico no rechazan la hipotesis nula. Ademads, las estima-
ciones recursivas del modelo expresan una alta estabilidad estructural con la ex-
cepcion de 1995 como se observa en las gréificas 1,2 y 3.

Gréfica 1: Residuales obtenidos por estimacion recursiva

|

.02

-02

-04

1992 1993 1994 1995 1996 1897

—— Residuales un paso adelante

Gréfica 2: Prueba de Chow de un paso adelante

1992 1993 1994 1996 1996 1997

—— Chow un paso adelante — 1%
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Gréfica 3: Prueba de Chow recursiva

1992 1993 1994 1995 1996 1 99% 7

—— Chow recursiva — 1%

Las propiedades estadisticas del modelo anotadas anteriormente se reflejan en
la alta capacidad del modelo para simular el comportamiento histérico de los datos,
en la adecuada capacidad del modelo para la realizacion de prondsticos en los pe-
riodos simulados y, en que no existe una diferencia estadisticamente significativa
entre los valores reales y los proyectados (cuadro 6).

Gréfica 4: Valores reales y proyectados

05

-05

1987 1988 1989 1990 1991 1992 1993 1994 19956 1996 1997

—— DDpt —— Proyectados
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Cuadro 6: Anélisis de prondsticos de un periodo adelante .

Periodo Real Proyectado D?%p -D?p® S.E proyectado valor t
1996(1) .0032 .0566 -.0534 .0405 -1.31

1996(2) -.0179 -.0333 .0154 .0416 0.36
1996(3) -.0190 -.0303 .0112 .0340 0.33
1996(4) .0157 .0133 .0022 .0326 0.06

CONCLUSIONES Y CONSIDERAC IONES GENERALES

EI nivel de precios tiene una relacion estable de largo plazo con el salario mi-
nimo nominal, el agregado monetario m2 y el tipo de cambio nominal. Los coefi-
cientes obtenidos permiten identificar las ponderaciones directas de los movimien-
tos de estas variables sobre el indice de precios y permiten obtener una visién mas
realista de las formas de ajuste simultdneo entre las variables consideradas. Cabe
destacar que este modelo incorpora las presiones inflacionarias generadas en los
mercados monetario, laboral y cambiaria suponiendo que el efecto del ingreso esta
mediado por el efecto riqueza del agregado monetario.

La prueba de exogeneidad débil indica que existe una retroalimentacion entre
estas variables que debe tomarse en consideracion. Esta es, la formacion estadistica
de cada una de estas series no es independiente y por tanto, deben considerarse los
movimientos conjuntos de las mismas para no perder informacion relevante al
proceso de formacion de precios. Ademas, esta retroalimentacion permite explicar
que el efecto de cada una de las variables por separado sea relativamente menor al
esperado en los modelos parciales, en donde podria asumirse coeficientes cercanos
a uno. Esta es, en andlisis parciales se espera un ajuste de uno a uno entre el agre-
gado monetario y los precios, el salario minimo nominal y los precios vy, el tipo de
cambio y los precios. Sin embargo, el modelo muestra que por el movimiento
conjunto de todas estas variables los efectos directos o ponderados de cada coefi-
ciente son menores a uno aunque el total sea mayor a la unidad. El movimiento
conjunto de estas variables es mds realista considerando por ejemplo que una de-
valuacién del tipo de cambio o un aumento en los castos laborales unitarios esta
normalmente acompanado por un aumento en los agregados monetarios.

Con base en el teorema de representacion de Granger puede obtenerse un
modelo econométrico especificado para la doble diferencia del nivel de precios que
aproxima adecuadamente al proceso generador de informacion (Spanos, 1986).
Destaca que este modelo se construy6 utilizando la segunda diferencia del indice
de precios segin las propiedades estadisticas de la serie de tiempo. En México, la
inestabilidad de la rasa de inflacion se traduce en cambias estructurales dificultan-
do su modelacion. Sin embargo, el uso de la serie en segundas diferencias produce
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un comportamiento mas sistematico en la media y la varianza que facilita la cons-
truccién de un modelo econométrico con estabilidad estructural en sus pardmetros.

Finalmente, la existencia de una relacién de equilibrio entre el nivel de precios,
el salario minimo nominal, el tipo de cambio y un agregado monetario puede uti-
lizarse para validar el uso de anelas nominales. Precisamente el nivel de precios de
equilibrio consistente con las otras variables representa una guia sobre la trayecto-
ria futura del nivel de precios y, por tanto, el banco central esta en condiciones de
monitorear la evoluciéon de las otras variables y conocer si existen condiciones
para una alza de precios y las condiciones monetarias que la validen. Sin embargo,
es conveniente considerar que la complejidad del ajuste dindmico y la retroalimen-
tacion entre las variablcs cstudiadas hacen dificil realizar ajustes exactos sobre el
comportamiento de los precios en el futuro.
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APENDICE

Cuadro 1.a : Valores caracteristicos

0.66535
0.37582
0.12374

Cuadro 2.a: Pruebas estadisticas del VAR

Pt Wi my St
Autocorrelacion: gy o) gy F(4,22) = 2.45 F(4.,22) = 1.66 F(4,22) = 73
LM(4)
Heteroscedastici-
o ARCHIL F(3,20) = .97 F(3,20) = .68 F(3,20) = .35 F(3,20) = .03
Normalidad: X2 (2) = 1.19 X2 (2) = 2.11 X2 (2) = 6.28% X2 (2) = 2711%%

Jarque-Bera

ESPECIFICACION DE LAS SERIES

L Periodicidad )
Clave Descripcion . Fuente Unidad
original
M Agregado monetario total M2 Mensual Indicadores Econdmicos Millones
(Ultimo mes del trimestre) Banco de México de pesos
P Indice de precios al consumidor | Mensual Indicadores Econdmicos Base 1994
(altimo mes del trimestre) Banco de México
S Tipo de cambio interbancario Diario Indicadores Econémicos pesos por
(Ultimo mes del trimestre) Banco de México dolar
W Salario minimo diario general Mensual Comisién Nacional de pesos
(Gltimo mes del trimestre) Salarios Minimos
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