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Resumen:

Este documento analiza la capacidad de prediccion dentro de la muestra (in sample)
de cuatro modelos de tasa de cambio nominal para Colombia durante el periodo
1984:1 — 2004:1. Se emplean los enfoques monetarios de precios rigidos (Dornbusch
(1976) — Frankel (1979)) y el de Balassa — Samuelson, que le da un papel central a
los diferenciales de productividad. Adicionalmente se analiza la condicion de la
paridad del poder adquisitivo (PPP). La capacidad predictiva de dichos modelos es
comparada con un camino aleatorio. Las medidas empleadas para evaluar los
pronosticos son la raiz cuadratica del error de prondstico (rms) y el coeficiente de
desigualdad de Theil. Se encuentra que a pesar de tener una gran capacidad de
prediccion, ningtin modelo supera al camino aleatorio. Dicha conclusién corrobora
los resultados presentados en la literatura sobre los determinantes de la tasa de
cambio nominal.

Abstract:

This paper analyses the in sample forecasting performance of four models for the
Colombian exchange rate during the period 1984:1 — 2004:1. The sticky price
monetary (Dornbusch (1976) — Frankel (1979)) and the Balassa — Samuelson (which
gives a central role to the productivity differentials) approaches are used.
Additionally, the Purchasing Power Parity condition (PPP) is analyzed. The
forecasting ability of these models is compared using a random walk as a benchmark
model. The measures used to evaluate the forecasts are the root mean square error
(rms) and inequality coefficient of Theil. It is found that despite the great ability to
predict, no model overcomes the random walk. This conclusion strengthens the
previous results in the exchange rate determinants literature.

Palabras claves: Tasa de Cambio, Modelos Econométricos, Colombia, Prondsticos
Clasificacién JEL: F310, C220, C530

I. INTRODUCCION

Los movimientos de la tasa de cambio nominal en Colombia durante los ultimos
afios y en especial durante el 2004, han dejado desconcertado a analistas, hacedores de
politica y actores del mercado de divisas. La baja capacidad de previsién de los
movimientos de la divisa parece revelar una gran necesidad de mas investigacion en el
tema. Pero este resultado no es Unico de nuestro pais, a principios de los 80 Meese y
Rogoff (Meese y Rogoff (1983a) y Meese y Rogoff (1983b)) demostraron el bajo poder
de los modelos tedricos disponibles en la época para explicar de forma sistematica el
comportamiento de las principales tasas de cambio nominal, y naturalmente el bajo
poder de prediccion de los modelos. En primera instancia estos resultados parecieron
alocados, pero diferentes investigadores corroboraron estos resultados (Frenkel y Roose
(1995) presentan una recopilacion de los principales intentos, todos fallidos, de
desvirtuar los resultados de Meese y Rogoff). Estos resultados frustrantes para los
investigadores de la tasa de cambio provocaron la aparicion de diferentes modelos en la



década de los noventa que ain no proveen un gran adelanto en entender los
movimientos de las principales monedas del mundo (Por ejemplo Cheung, Chinn y
Garcia (2003)).

Este documento analiza diferentes modelos tedricos para encontrar los
determinantes fundamentales de la tasa de cambio nominal en Colombia al mismo
tiempo que examina sus capacidades para predecir el comportamiento de la tasa de
cambio (dentro de la muestra) durante el periodo 1984:1 — 2004:1. A lo largo del periodo
analizado se han observado diferentes regimenes cambiarios en Colombia. Hasta 1991
se empled el sistema de minidevaluaciones (crawling peg) adoptado en 1967. De
acuerdo a Cérdenas (1997), desde 1991 hasta enero de 1994 se adopté un segundo
régimen que permitié una mayor flexibilidad del tipo de cambio gracias a una banda
implicita. Como lo menciona Cérdenas (1997), a partir del 24 de enero de 1994 se
adopt6 un sistema de bandas mdviles (crawling bands) que estuvo vigente hasta 1999;
afio en el que se adopt6 un sistema de libre flotacion. Dichas modificaciones al régimen
cambiario han originado una mayor volatilidad a la tasa de cambio a partir de 1994 (Ver
Gréfico 1).

Grafico 1: Primeras diferencias del logaritmo de la Tasa de Cambio en Colombia
(1984:1 — 2004:1)
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Fuente: International Financial Statistics — IMF (September, 2004).

Los recientes movimientos de la Tasa de Cambio nominal no parecen poder ser
explicados por los modelos convencionales adoptados en la década de 1970. En la
literatura sobre los determinantes fundamentales de la tasa de cambio nominal se
encuentran diversos enfoques y aproximaciones. Por ejemplo, Cardenas (1997) evalla
la validez empirica de los modelos basados en el enfoque moderno de activos. Bajo este
enfoque, la tasa de cambio nominal fluctGa con el fin de equilibrar la demanda externa
de activos nacionales. Para tal propdsito, Cardenas (1997) adopta el modelo monetario
simple con precios flexibles, el modelo monetario con precios rigidos y el modelo de
balance de portafolio con el fin de evaluar la consistencia tedrica de dichos modelos.
En dicho trabajo, la capacidad predictiva de los modelos empleados no es evaluada. Por



otro lado, Meese y Rogoff (1983a) analizan la capacidad predictiva fuera de muestra de
varios modelos estructurales de tasa de cambio nominal. Igualmente, analizan los
modelos monetarios de precios flexibles y precios rigidos encontrando que dichos
modelos estructurales no se desempefian bien a pesar de basar sus predicciones en los
valores actuales de las variables explicativas. Meese y Rogoff (1983a) concluyen que
un camino aleatorio (random walk) tiene mayor capacidad predictiva que los modelos
estructurales analizados.

Recientemente, Cheung, Chinn y Garcia (2003) argumentan que las variaciones
del dolar y del euro no pueden ser explicadas por los modelos tradicionales propuestos
durante la década de 1970. Estos autores sefialan que los recientes movimientos de las
tasas de cambio sélo pueden ser explicados por resultados empiricos y teoricos
relacionados con la correlacion entre variables como las posiciones de los activos
externos y la tasa de cambio real, asi como los diferenciales de productividad. Cheung
et al (2003) sefialan que estos nuevos modelos (propuestos en la década de 1990) no han
sido evaluados sistematicamente en cuanto a su capacidad predictiva fuera de muestra.
Teniendo en cuenta lo anterior, los autores evaltan un conjunto de modelos propuestos
en la década de 1990. Para efectos de la medicion de la capacidad predictiva, varias
medidas son empleadas: Error Medio al Cuadrado (MSE), cambio en la direccion y la
prueba de consistencia propuesta por Cheung y Chinn (1998). Sus resultados sefialan
que teniendo en cuenta la medida del Error Medio al Cuadrado (MSE), ningiin modelo
logra superar a un camino aleatorio. Sin embargo, teniendo en cuenta el criterio del
cambio en la direccion, algunos modelos estructurales logran superar al camino
aleatorio. Finalmente, de acuerdo al criterio de consistencia, encuentran que las
predicciones estan cointegradas con el valor verdadero de los tipos de cambio.

Teniendo en cuenta lo anterior, este documento analiza tres de las
especificaciones propuestas por Cheung et al (2003), para el caso de la tasa de cambio
nominal en Colombia, evaluando sus capacidades de pronéstico. Para esto, se analiza la
capacidad predictiva de dichos modelos empleando criterios de evaluacién como el
error de simulacion rms (raiz cuadratica media) y el coeficiente de desigualdad de
Theil. Para efectos de la comparacion se emplea un camino aleatorio y la condicion de
paridad del poder adquisitivo (PPP).

El resto de este documento se divide en cinco secciones ademas de esta
introduccién.  En la segunda seccion se presentan los modelos teéricos que son
evaluados. En la tercera seccién se analizan las propiedades de las series empleadas en
el analisis (raices unitarias). En la cuarta seccidén se determina si existe 0 no una
relacion de largo plazo (cointegracion) entre las variables de cada especificacion. En la
quinta seccion se presentan los modelos estimados y se analiza su capacidad predictiva.
Finalmente, en la sexta seccion se comentan los resultados obtenidos en los prondsticos
dentro de la muestra.

Il. MODELOS TEORICOS A EVALUAR

Existe un buen nimero de modelos tedricos que han sido empleados para
modelar el comportamiento de la tasa de cambio nominal (Chinn (1997), Dornbusch
(1976), Cardenas (1997), Owen (2001), Rosenberg (2000) y Meese y Rogoff (1983)
entre otros). Para analizar el caso colombiano, se adoptan los modelos propuestos por
Cheung et al (2003). Inicialmente se define el camino aleatorio (random walk) como



modelo de referencia. Adicionalmente, como especificacion de referencia se emplea la
condicion de paridad del poder adquisitivo (PPP por sus siglas en inglés). De acuerdo a
lo anterior se tiene la siguiente identidad:

S, = By + By (1)
donde, s, representa el logaritmo de la tasa de cambio nominal (pesos colombianos por
dolares), p, es el logaritmo del nivel de precios (IPC base 2000) y “~” denota el

diferencial entre paises (Colombia — Estados Unidos). Al tratarse de una identidad, la
ecuacion (1) no es estimada.

En segundo lugar, se encuentra el modelo monetario con precios fijos. En este
modelo la condicién de paridad de poder adquisitivo (PPP) se omite ya que se supone
que los precios en el corto plazo son rigidos. Siguiendo a Dornbusch (1976), un
incremento en la oferta monetaria (doméstica) genera una salida de capitales (debido a
la caida en la tasa de interés) lo cual genera una depreciacion de la tasa de cambio Este
modelo puede ser expresado como:

S, = By + BN + B,9, + Bai, + a7, + &, (2)
donde m, es el logaritmo de la oferta monetaria (M1), y, es el logaritmo del PIB real (a
precios del 2000), i, es la tasa de interés y =z, es la tasa de inflacion. La ecuacion (2),

puede ser interpretada como una extension de la ecuacion (1) donde las variables
macroeconomicas capturan la demanda por dinero y los efectos de sobrepaso
(overshooting effects). Aunque Céardenas (1997) impone restricciones a los coeficientes
de la ecuacion (2), Cheung et al (2003) sugieren que la teoria no presenta una guia clara
para hacerlo. Por lo tanto, se estimard la ecuacion (2) sin restricciones.

Los siguientes dos modelos corresponden al enfoque Balassa — Samuelson. En
este tipo de modelos, el papel de los diferenciales de productividad toma una mayor
importancia para explicar las variaciones de la tasa de cambio nominal; por ejemplo,
Clements y Frenkel (1980) y Chinn (1997) emplean diferenciales de productividad para
explicar la tasa de cambio nominal. En este orden de ideas, la especificacién que
incluye el diferencial de productividad sera:

St :ﬂo +ﬂ1mt +/8257t +ﬁ3ft +,352t + & 3
donde z, representa una medida de productividad, como por ejemplo la produccion por
empleado. A diferencia de la ecuacién (2), la ecuacion (3), basada en la productividad,
no asume que la paridad de poder adquisitivo se mantiene en el largo plazo (por esta
razén no incluye el diferencial de inflacién). En este tipo de modelos, el patron de la
tasa de cambio esta determinado por el diferencial de productividades.

Finalmente, el cuarto modelo incorpora el efecto Balassa — Samuelson a través
del diferencial de productividades, el efecto balance de portafolio a través de las
variables relacion deuda-PIB y activos externos netos y el efecto de sobrepaso por
medio de la tasa de interés real. La especificacion de este modelo “compuesto” es la
siguiente:

S, = Sy + P, + B2, + B, + B,09debt, + Sitot, + Synfa, + ¢, 4)
donde r, es la tasa de interés real, gdebt, es la relacion deuda/PIB, tot, es el logaritmo
de los términos de intercambio y nfa, representa los activos externos netos. A esta

ecuacion se le impone un coeficiente igual a uno al diferencial del logaritmo del nivel
de precios (pt) para determinar la tasa de cambio real reexpresando (4).



I1l. SERIES Y ORDEN DE INTEGRACION

Para efectos del andlisis propuesto se emplean datos trimestrales para Colombia
y Estados Unidos durante el periodo comprendido entre 1984:1 y 2004:1. Las series son
obtenidas en su mayoria a través de la base de datos del Fondo Monetario Internacional
(International Financial Statistics). Para el analisis se emplean: la tasa de cambio
nominal (pesos colombianos por dolares); el IPC base 2000 para Colombia y Estados
Unidos; la oferta monetaria (M1) para Colombia (obtenido a través de la base de datos
del Banco de la Republica) y Estados Unidos sin desestacionalizar; las tasas de interés:
Prime Rate (Estados Unidos) y la tasa de interés pasiva para Colombia (obtenida a
través de las Estadisticas Historicas del DNP) a tres meses; los términos de intercambio
para Colombia, calculados a partir de los indices de precios de las exportaciones y las
importaciones con base 2000; los activos externos netos y el PIB para Colombia
(Estadisticas Historicas DNP — Cuentas Nacionales DANE) y Estados Unidos (Bureau
of Economic Analysis — NIPA Tables) a precios del 2000 y sin desestacionalizar.

La serie de productividad se calcula dividiendo el PIB por el ndmero de
empleados y convirtiendo a indice (base 2000). El empleo para Colombia es obtenido a
través del empalme de la Encuesta Nacional y la Encuesta Continua de Hogares
realizado por Lasso (2002). El empleo para Estados Unidos se obtiene por medio del
Bureau of Labor Statistics (tanto la serie para Colombia como la serie de empleo para
Estados Unidos son sin desestacionalizar). Finalmente, el diferencial de la relacion
deuda-PIB es calculado empleando un proxy para la deuda. Debido a la insuficiencia de
datos, es necesario emplear la serie Financiamiento publicada a traves de la base de
datos del FMI. Con esta serie, se calcula la proporcion y se aplica el diferencial.

Para obtener las series de inflacion y la tasa de interés real, se efectlia la cuarta
diferencia del logaritmo del IPC y se resta el valor rezagado de la inflacion a las tasas de
interés nominal respectivamente. Se observa que algunas de las series presentan una
fuerte estacionalidad.

Antes de llevar a cabo las pruebas de cointegracion y las medidas de prediccion
para los modelos de Tasa de Cambio propuestos, es necesario determinar el orden de
integracion de los procesos generadores de los datos empleados en el analisis. Para lo
anterior, inicialmente se analiza la estacionaridad de las series por medio de las pruebas
de Dickey — Fuller (1979) Aumentada (ADF), Phillips — Perron (1988) y la prueba no
paramétrica de Breitung (2002). Adicionalmente, se lleva a cabo la prueba de raices
unitarias de Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992) (KPSS) cuya hipotesis nula
corresponde a un proceso estacionario (alrededor de una tendencia) versus la hipétesis
alterna de la presencia de una raiz unitaria. Los resultados de estas pruebas, tanto para
los niveles de las series como para sus primeras diferencias, son reportados en la Tabla
2. De acuerdo a lo reportado en la Tabla 2, se puede decir que existe alguna evidencia
para afirmar que todas las series estan integradas de orden uno I(1), excepto las series
Z, y tot, (diferencial de productividad y términos de intercambio) para las cuales la

evidencia sefiala que puede tratarse de series 1(0).

Dado que la evidencia no es robusta, es necesario llevar a cabo otro tipo de
pruebas que se ajusten a las caracteristicas de las series analizadas. Por lo tanto,
adicionalmente se lleva a cabo la prueba de raices unitarias de Perron (1989) que tiene
en cuenta cualquier cambio en la funcion de tendencia de las series. Esta prueba se



efectla a las series que presentan algun tipo de quiebre estructural ya que las pruebas
convencionales pierden poder frente a este tipo de casos. Los resultados de esta prueba

se reportan en la Tabla 1. Para las series y,, Z,, 7; y I, se emplea el caso A ya que se

observa un cambio exdgeno en el nivel de las series (los puntos de quiebre son
sefialados en la Tabla 1), mientras que para la serie p, se emplea el caso B ya que esta
serie presenta un cambio exdgeno en la tasa de crecimiento. Como se observa, los
estadisticos t calculados son bastante grandes y por lo tanto no es posible rechazar la
hipétesis nula de una raiz unitaria. Por lo tanto, por medio de esta prueba es posible
reafirmar que existe evidencia sobre el orden de integracion de las series (1(1)).

Adicionalmente se lleva a cabo la prueba de estacionaridad alrededor de una
tendencia no lineal de Bierens (1997). La hipdtesis nula de esta prueba implica la
presencia de una raiz unitaria con “drift”. La ventaja de esta prueba frente a la de
Perron (1989) radica en que no es necesario determinar el punto de quiebre ya que al
incluir el polinomio, los datos se suavizan. Esta prueba se lleva a cabo en las series que
aparentemente presentan una tendencia no lineal: p,, nfa; y gdebt,. La Tabla 3 reporta
los resultados de la prueba de Bierens (1997) para los diferentes grados del polinomio
de Chevishev. De acuerdo a lo reportado, se observa que los resultados (estadisticos
para cada posibilidad) sefialan que la serie P, presenta una raiz unitaria con “drift” ya
gue no es posible rechazar la hip6tesis nula (comparando los cuatro estadisticos). Por
otro lado, los resultados no son concluyentes para las serie nfa,, lo cual corrobora los
resultados obtenidos por medio de las pruebas anteriores con respecto al orden de
integracion de dicha serie. En cuanto a la serie gdebt,, los resultados sefialan que no

existe una raiz pero de nuevo, no son concluyentes para determinar la no linealidad de la
tendencia.

Resumiendo, de acuerdo a las pruebas convencionales y para los casos
especiales como quiebre estructural y tendencia no lineal (Tablas 1 a 3), se puede
afirmar que existe evidencia suficiente para asegurar que las series empleadas estan
integradas de orden uno.

Tabla 1: Prueba de Raices Unitarias Perron (1989). (1984:1 —2004:1)

Prueba de Raices Unitarias (quiebre estructural) Perron (1989)
Estadisticos t relevantes.

Punto de ref. Caso /1 Estadistico t No. Rezagos /2
2 1998:1vV A 8934026866,12 6
Z, 1990:1vV A 122295373148365,00 8
7T, 1999:1 A 39796181166003,10 8
ft 1999:1 A 21364686318211,10 9
P, 1998:1V B 237496118657,45 5

/1: Modelo A equivale al Crash Model (quiebre estructural). Modelo B equivale al Changing Growth Model
(Cambio exdgeno en la tasa de crecimiento).

/2: Se determina por medio del criterio de informacion Akaike (AIC).

Nota: En ningln caso es posible rechazar la hipotesis nula de la presencia de una raiz unitaria.



Tabla 2: Pruebas de Raices Unitarias (1984:1 — 2004:1)

Pruebas de Raices Unitarias

Estadisticos para cada una de las pruebas

Niveles /1 Primeras Diferencias /2
ADF /3 PP Breitung (2002) /4 KPSS ADF PP Breitung (2002) /4 KPSS
St -2,000 -4,150 0,017 0,147 ++ -2,559 /5 -91,310 000 0,013 0,443
P, -1,168 2,480 0,022 0,163 ++ 0,019 -88,460 °0° 0,031 0,478 ++
rﬁ[ -0,916 -2,860 0,021 0,156 ++ -1,384 /6 -75,510 ©0°© 0,003 00 0,254
9[ -0,698 -25,760 % 0,018 0,146 + -2,494 /6 -116,220 0 0,001 o0 0,145
7fi NT -0,516 -1,630 0,060 0,407 + -2,067 /5 -54,220 ©0© 0,005 000 0,382 +
fl -3,583 ®© -9,150 0,010 0,152 ++ -2,387 /5 -33,550 ©0° 0,001 ©0° 0,200
2t -1,894 -75,090 90 0,003 0,074 -2,837° -102,870 00 0,000 ©00° 0,087
ﬁ NT -1,599 -11,690 0,040 0,510 ++ -2,664 ° -41,020 ©° 0,000 00° 0,106
Qdebtt NT -1,215 -122,370 00 0,049 0,463 + -2,927 © -129,010 0 0,000 ©0° 0,128
tot, NT -2,685 ° -11,710 0,013 ° 0,140 -1,892 /5 -42,770 ©0°© 0,001 00 0,130
nfai -0,886 -1,110 0,021 0,170 ++ -3,103 ®© -92,320 ©° 0,014 0,461 +
St — ﬁt -2,097 -8,870 0,011 0,092 -2,939 °° -81,710 ©0© 0,003 °°° 0,148

ADF, PP y Breitung (2002): Corresponden a los respectivos estadisticos de la prueba de estacionaridad de Dickey - Fuller, Phillips - Perron y Breitung (2002).

KPSS: Corresponde al estadistico de la prueba de raices unitarias de Kwiatkowski, Phillips, Scmidt y Shin (1992).

(°): Rechaza la hipétesis nula de un proceso con raiz unitaria a un nivel de significancia del 10%

(®): Rechaza la hipétesis nula de un proceso con raiz unitaria a un nivel de significancia del 5%

(°®): Rechaza la hipétesis nula de un proceso con raiz unitaria a un nivel de significancia del 1%

(+): Rechaza la hipétesis nula de un proceso estacionario alrededor de una tendencia a un nivel de significancia del 10%

(++): Rechaza la hipétesis nula de un proceso estacionario alrededor de una tendencia a un nivel de significancia del 5%

/1: Si no se sefiala lo contrario, en todos los casos se incluye una tendencia dado que las series presentan crecimiento en el tiempo.

/2: En todos los casos las primeras diferencias de las series no presentan un crecimiento y por lo tanto no se incluye tendencia.

/3: El nmero ptimo de rezagos se determina de acuerdo al criterio de informacion Akaike (AIC).

/4: La decision es basada en valores criticos simulados a partir de 1000 repeticiones para un proceso Gaussiano.

/5: Al efectuar la prueba teniendo el cuenta el nimero de rezagos sugerido por el criterio SBC, la hipétesis nula de un proceso con raiz unitaria es rechazada al 1% de significancia.
/6: Al efectuar la prueba teniendo el cuenta el nimero de rezagos sugerido por el criterio SBC, la hipétesis nula de un proceso con raiz unitaria es rechazada al 5% de significancia.
NT: No se incluye tendencia en las pruebas para los niveles debido a que las series no crecen en el tiempo.



Tabla 3: Prueba de Raices Unitarias Bierens (1997). (1984:1 — 2004:1)

Prueba de Raices Unitarias con tendencia no lineal: Bierens (1997)

Estadisticos para cada caso (valores p entre paréntesis) /1

Py t(m) A(m) F(m) T~(m)
p=5 m=8 -2,791 -59,466 4,221 5289,837
(0,4210) (0,2560) (0,4310) (0,7080)
m=9 -3,565 -138,021 5,002 5369,011
(0,4080) (0,1740) (0,4940) (0,5700)
m =10 -3,661 -153,623 4,597 5548,085
(0,3480) (0,1370) (0,4160) (0,5770)
nfa;
p=0 m=8 -6,142 ° -53,649 7,189 ** 2006,201 ***
(0,0990) (0,1190) (0,9710) (0,9910)
m=9 -5,575 -51,271 6,521 * 2298,907 **
(0,3130) (0,2850) (0,9440) (0,9770)
m =10 -5,536 -51,285 5,844 2373,139 **
(0,4520) (0,3820) (0,8840) (0,9600)
gdebt,
p=1 m=7 -8,140 o0 -151,986 °° 8,822 *** 65,809
(0,0000) (0,0090) (0,9990) (0,1900)
m=8 -8,376 o -163,933 0 8,286 *** 66,378 ©
(0,0000) (0,0000) (1,0000) (0,0890)
m=9 -8,327 o0 -165,632 7,384 *** 79,990 °
(0,0000) (0,0000) (0,9980) (0,0710)

p: Nimero de rezagos incluidos en la ecuacion auxiliar (determinado por el criterio AIC).

m: Orden del polinomio.

/1: La decision es basada en valores criticos de una cola simulados a partir de 1000 repeticiones.
(°): Rechaza a la izquierda al nivel de significancia del 10%

(°°): Rechaza a la izquierda al nivel de significancia del 5%

(°°): Rechaza a la izquierda al nivel de significancia del 1%

(*): Rechaza a la derecha al nivel de significancia del 10%

(**): Rechaza a la derecha al nivel de significancia del 5%

(***): Rechaza a la derecha al nivel de significancia del 1%

IV. RELACION DE LARGO PLAZO DE LAS SERIES

Para determinar la relacion de largo plazo entre las variables involucradas en los
diferentes modelos y descartar posibles relaciones espurias emplea la prueba de
Cointegracion de Johansen' (1988). Los resultados de esta prueba para las tres
especificaciones son reportados en la Tabla 4. De acuerdo a los estadisticos reportados,
para la ecuacion (2) existen dos vectores de cointegracion, para la ecuacion (3) existen
tres vectores de cointegracion y para la ecuacion (4) existe un vector de cointegracion.
De acuerdo a lo anterior, es posible estimar las especificaciones propuestas por medio

! También se efectud la pureba de cointegracion de Engle y Granger (1987) obteniendose resultados poco
contundentes. (Estos resultados no son reportados).



del método de Minimos Cuadrados Ordinarios (MCO) ya que se comprueba la
existencia de una relacion a largo plazo entre las variables incluidas en cada
especificacion.

Tabla 4: Prueba de Cointegracion de Johansen para los modelos (2), (3) y (4).

Prueba de Cointegracion de Johansen
Estadisticos para cada hipdtesis

A —max
H [¢] H A
Ecuacion (2) Ecuacion (3) Ecuacion (4)
r=0 r=1 52,6 ** 105,6 ** 52,0 **
r=1 r=2 32,3 ** 45,7 ** 26,3
r=2 r=3 15,6 26,4 ** 20,2
r=3 r=4 6,9 11,1 16,2
r=4 r=5 1,3 3,4 8,7
r=5 r=6 0,1
Trace
Ecuacion (2) Ecuacion (3) Ecuacion (3)
r<=4 r=5 1,3 3,4
r<=3 r=>5 8,2 145
r<=2 r=>5 23,8 41 **
r<=1 r=>5 56,1 ** 86,6 **
r<=0 r=5 108,7 ** 192,3 **
r<=5 r=6 0,14337
r<=4 r=6 8,7976
r<=3 r==6 24,953
r<=2 r=6 45,133
r<=1 r=6 71,481 **
r<=0 r=6 123,47 **

(**): Rechaza Ho al 5%.

V. EVALUACION DE PRONOSTICOS
Modelos estimados y evaluacién de prondsticos

Los resultados de las estimaciones de los modelos (2), (3) y (4) se reportan en la
Tabla 7. Los modelos (2) y (3) presentan coeficientes de determinacion bastante altos
(98% y 97% respectivamente) mientras que el modelo (4) presenta un coeficiente de
determinacion bastante bajo (28%). Por otro lado, las variables explicativas de las dos
primeras especificaciones son conjuntamente significativas a un nivel de confianza del
99%. Cabe anotar que dada la restriccion impuesta a la ecuacion (4), en la Tabla 7, la
variable dependiente para esta ecuacion es s, — p, .

Para evaluar los prondsticos generados dentro de la muestra por cada modelo, se
emplean dos tipos de medidas. La primera de ellas es la raiz cuadratica media del error
de prondstico (rms). La rms del error es una medida de desviaciéon de la variable
simulada de su curso en el tiempo (Pindyck y Rubinfeld (1998)). Esta medida se define
como:



rms = \/li(Yts -Y? )2
L=

Donde, Y°, Y y T representan el valor pronosticado de la variable
dependiente, el valor observado de la variable dependiente y el nimero de periodos

respectivamente.
Tabla 7: Resultados de las estimaciones de los modelos (2), (3) y (4).

Resultados Estimaciones
Estadisticos t entre paréntesis

Ecuacion (2) Ecuacién (3) Ecuacion (4)
MCO MCO MCO
1984:1 - 2004:1 1984:1 - 2004:1 1984:1 - 2004:1
Constante 1,6664 9,6504 *** 9,0106 ***
(0,913) (4,750) (12,726)
m, 1,1062 0,8862 ***
(34,392) *** (12,861)
Y. -2,490 -0,5796
(-6,175) *** (-1,209)
I, -0,6709 ** 0,5431
(-1,730) (1,365)
T, 3,3174 ***
(6,263)
Z, -0,0151 *** 0,00153
(-2,848) (0,350)
f -0,98657 **
(-2,252)
Gdebt -1,07913 **
(-2,391)
tot, -0,31645 *
(-1,904)
nfa, 0,00001
(1,185)
R? 0,9811 0,9742 0,2772
F 988,08 *** 716,16 *** 5,75
DW 0,7201 0,4164 0,2848
No. Observ. 81 81 81

(*): Significativo al 10%

(**): Significativo al 5%

(***): Significativo al 1%

MCO: Minimos Cuadrados Ordinarios.

Cabe anotar que el error de simulacion rms debe evaluarse comparandolo con el
tamario promedio de la variable analizada. Por lo tanto es necesario calcular el error
porcentual rms, el cual se define como:



T Y S _Y a 2
error porcentual rms = lf{%}
T t=1 Yt

La segunda medida empleada para evaluar la capacidad de prondstico es el
coeficiente de desigualdad de Theil que emplea la rms del error de prondstico. Este
coeficiente se define como:

Este coeficiente mide la rms del error en términos relativos. Antes de analizar
los resultados de dichas medidas para cada ecuacion, es necesario analizar graficamente
los pronosticos generados por cada modelo. El Grafico 2 muestra los valores
pronosticados por cada modelo al igual que los prondsticos generados a través de la
condicion de la paridad del poder adquisitivo (PPP) y el camino aleatorio (modelo de
referencia).

De acuerdo al Gréfico 2, se puede decir que el modelo que mejor predice la tasa
de cambio (mejor ajuste) es el camino aleatorio definido como: As, = S, +¢,. A pesar
de lo anterior, los demés graficos muestran una calidad bastante alta en sus pronosticos.
Para corroborar el andlisis grafico, la Tabla 5 presenta los calculos de las medidas de
evaluacién de prondsticos.

Tabla 5: Medidas de evaluacion de prondsticos.

Evaluacion de los prondsticos (dentro de la muestra)

rms error porcentual rms coeficiente de desigualdad de Theil
Random Walk 0,0476 0,0069 0,0036
PPP 0,1693 0,0273 0,0127
Ecuacion (2) 0,1316 0,0213 0,0099
Ecuacion (3) 0,1540 0,0268 0,0115

Ecuacion (4) 0,1439 0,0232 0,0108




Grafico 2: Valores observados y pronosticados de acuerdo a los Diferentes modelos
estimados. 1984:1 — 2004:1
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Analizando la raiz cuadratica media (rms) del error de pronéstico para cada
modelo se puede afirmar que el modelo que presenta una variable pronosticada con la
menor desviacion es el camino aleatorio seguido por el modelo monetario de precios
fijos (estimado como ecuacion (2)). De igual manera, el error porcentual rms obtenido
para el camino aleatorio sefiala que este modelo es el que mejor predice la tasa de
cambio nominal en Colombia. Finalmente, de acuerdo al coeficiente de desigualdad de
Theil, el camino aleatorio presenta el mejor prondstico de la tasa de cambio. Cabe
anotar que dicho coeficiente siempre esta entre cero y uno. Si el valor del coeficiente es
igual a cero, el valor observado es igual al valor pronosticado. En este orden de ideas,
dado que el coeficiente calculado para el camino aleatorio es bastante cercano a cero
(0.0036), se puede decir que los valores pronosticados a partir de dicho modelo son muy
cercanos a los valores observados de la tasa de cambio. Finalmente, dejando de lado al
camino aleatorio, se observa que el modelo monetario de precios fijos supera al modelo
de productividad (ecuacion (3)) y al modelo compuesto (ecuacion (4)). Sin embargo, el
modelo compuesto se comporta mejor que el modelo de productividad siendo este
ultimo el que logra los prondsticos mas pobres.



VI. COMENTARIOS FINALES

Este documento analiza la capacidad de los modelos de tasa de cambio nominal
propuestos en la década de 1990 para predecir el comportamiento de la tasa de cambio
nominal en Colombia durante el periodo 1984:1 — 2004:1. Los modelos empleados
corresponden a los enfoques monetario y de diferenciales de productividad (Balassa —
Samuelson). También se analiza un modelo compuesto que involucra el diferencial de
productividad y el efecto de balance de portafolio. Las tres especificaciones propuestas
son comparadas con la capacidad predictiva de un camino aleatorio y la condicion de la
paridad del poder adquisitivo (PPP).

Inicialmente se analizan las propiedades de las series empleadas en las tres
especificaciones y se determina que todas las series presentan una raiz unitaria
(integradas de orden uno). Para lo anterior, se emplean las pruebas convencionales y
otras pruebas adicionales que presentan un mayor poder frente a casos especiales.
Posteriormente se determina si existe 0 no una relacion de largo plazo entre las variables
por medio de las pruebas de cointegracién de Engle y Granger (1987) y de Johansen
(1988). De acuerdo a los resultados obtenidos, se determina que existe una relacién de
largo plazo y por lo tanto es posible estimar las especificaciones propuestas por medio
del método de Minimos Cuadrados Ordinarios.

Finalmente se evalta por medio de diferentes medidas la capacidad de prondstico
que presentan los modelos estimados determinando que ningin modelo logra superar
los prondsticos obtenidos a través del camino aleatorio (random walk). Los resultados
obtenidos sefialan que los modelos tedricos desarrollados durante la década de 1990 no
superan la habilidad del camino aleatorio para pronosticar la tasa de cambio nominal.
Sin embargo, tal como lo sefialan Cheung et al (2003), los resultados obtenidos no son
un claro indicativo de la pobre capacidad de los modelos analizados para explicar los
movimientos de la tasa de cambio. Es decir, aunque los resultados coinciden con los
presentados por Cheung et al (2003), el ejercicio llevado a cabo no involucra todas las
posibles medidas para evaluar la capacidad predictiva de los modelos estructurales
analizados. A partir de estos resultados surge la necesidad de emplear especificaciones
no lineales que logren captar las asimetrias presentes en el mercado de divisas.
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