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INTRODUCCION

Laexistenciade unafuncion de demandapor dinero
estable esimportante no solo parael desarrollo dela
teoria econdmica, sino ademas para un manejo
adecuado de lapoliticamonetaria. Por consiguiente,
no resulta sorprendente que la estimacion empirica
delademandadedinero seaunadelaséareaspredilectas
delaeconometriaaplicada Losresultados, no obstante,
han sido con frecuencia poco satisfactorios, porquelos
pardmetros estimados son tanto inestables como
inconsistentes con la teoria econdmica. Episodios de
“dinero desaparecido” —es decir, sobreprediccion
sisteméti cade | os principal es agregados monetarios—
han sido reportados para Estados Unidos (Goldfeld,
1973 y 1976) y para la mayor parte de los paises
desarrollados (Fair, 1987). Adicionamente, muchas
estimaci ones entregan prediccionesfuerade muestra
que, por su inexactitud, no sirven de guia confiable
y Util para la conduccién de la politica monetaria
sobre la base de afectar algin agregado monetario
(base monetaria, M1, reservas, etc.). Por ambas
razones, muchos bancos centrales han preferido el
uso de tasas de interés como instrumentos de la
politica monetaria.

En el caso de Chile, un conjunto amplio de trabajos
han evaluado distintas especificaciones de la
demanda por dinero, utilizando para ello técnicas
econométricas cada vez mas sofisticadas.t Al igual
gue en los paises desarrollados tanto la estabilidad
de las estimaciones como sus predicciones fuera de
muestrahan resultado decepcionantes. Mattey Rojas
(1989) y Larrainy Larrain (1988), entre otros, utilizan
especificaciones tradicionales a la Cambridge,
encontrando elasticidades ingreso comparables ala
de los paises desarrollados (unitarias), pero mucho
menores el asticidades con respecto alatasadeinterés
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nominal. Estos modelos, sin embargo, no logran
capturar en forma adecuada la dindmica de corto
plazo del mercado monetario, tal como queda en
evidencia en la alta correlacion de los residuos.
Como se reconoce en trabajos posteriores, la alta
autocorrelacion residual con frecuencia indica
problemas de no estacionariedad delasvariables. La
cointegracion entre el dinero y sus determinantesen
Chile, sin embargo, no resulta fécil de alcanzar y
usua mentetiene que ser obtenidade maneraforzada
mediante la inclusién de variables ad hoc o
restringiendo €l periodo deandlisis. Por gemplo, los
estudios de Laban (1991), Herreray Vergara (1992),
y Apty Quiroz (1992) solo obtienen unarelacion de
cointegracion entreel dineroreal y susdeterminantes
unavez que se incluyen variables mudas (dummies)
y se excluye el periodo previo a la recesiéon de
1982-1983. La mayor parte de estos estudios,
ademas, generan predicciones fuera de muestra
excesivamente volétiles (Soto, 1996; Adam, 2000).

Unade las explicaciones dadas paralainestabilidad
de | as estimaciones de la demanda de dinero es que
éstas omiten algiin componente importante, pero no
observable, lo que sesgalas estimacionesy hace poco
confiablelaspredicciones. Por jemplo, lainnovacion
financiera es un factor no observable que afecta la
demandade dinero al modificar las necesidades que
tienen los agentes de mantener circul ante por motivos
de precaucion o transaccion. Arrau y de Gregorio
(1993) proponen capturar este fendmeno mediante
un intercepto de lafuncion de demandaque variaen
funcién del tiempo, mientras que Soto (1996)
endogeniza la innovacion financiera como una
decisién Optima de los agentes econdmicos en un
esguemade equilibrio general .

" Banco Central de Chile. Agradecemoslosexcelentescomentarios
recibidos de Rémulo Chumacero, de un &rbitro anénimo y de los
participantes en seminarios en el Banco Central de Chile, en la
Universidad Catdlicay en el Encuentro de Economia de Chile, 2000.
1 Unadescripcion de los 26 principal es estudios hechos en Chile
se presenta en Mies'y Soto (2000).
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Estetrabgjo exploraunaformaadlternativay massimple
deenfrentar lainestabilidad delademandapor dinero,
gue no supone la existencia de componentes no
observados. Para ello, se utilizan técnicas de
cointegracion estacional. La estacionalidad es un
fendmeno que no ha recibido suficiente atencion en
los estudios de demanda por dinero o en laliteratura
econémicaen general. El tratamiento estandar consiste
en recurrir a algan método sencillo que permita
desestacionalizar las variables y estimar modelos con
los datos filtrados. Los métodos més comunes son el
uso dedummies— o que suponeimplicitamentequela
estacionaidad es un fendmeno deterministico—y los
filtrosdd tipo diferencias periodo-a-periodo od método
X-11 —Ilos que usualmente adulteran la estructura
estocadticade las variables. Soto (2000) encuentraque
la mayoria de las series macroeconémicas chilenas
son estacionalmenteintegradas (esdecir, tienenraices
unitarias en su componente estacional) y discute
por qué desestacionalizarlas con los métodos
tradicionales resulta inadecuado. Mé&s adn, la
presencia de raices unitarias estacionales puede
originar problemas de correlaciones espurias y
parametrizaciones inestabl es.

Si hay raices unitarias estacionales, es posible que
exista cointegracion estacional. Es decir, relaciones
de largo plazo entre los componentes estacionales
de las variables que entregan informacion valiosa
sobre la evolucién de la cantidad demandada de
dinero. Asi, lahipotesis basicade este trabajo esque
parteimportante de lainestabilidad observadaen las
estimaciones tradicionales de demanda por dinero
podria deberse ala omision de este fenémeno.

Lapréxima seccion discutelametodologiadeandlisis
de la demanda de dinero y provee una base para la
especificacion empiricaque seusardenlasestimaciones
econométricas. Los detalles de laderivacion tedricase
encuentran en el trabajo de Soto y Tapia (2000).
Adicionalmente, se presentan loselementosbasicosde
laeconometriaderaicesunitariasestacionalesy € modo
de testear su presencia. Finalmente, se discute la
model acidn de procesos de series de tiempo donde se
verifica la cointegracion estacional en un contexto de
modelos de correccidn de errores. Del andisis resulta
evidented papel que puede desempefiar lacointegracion
estaciona en mejorar la calidad de las estimaciones y
la estabilidad de los parametros. La omision de
tendencias comunes en frecuencias estacionales puede

Ilevar a que los model os estimados tengan problemas
de variables omitidas y sean inestables.

Una tercera seccién, que entrega los principales
resultados del presente articulo, se divide en tres
areas. Tras describir los datos que se utilizan en el
estudio, se demuestra que tanto e dinero como sus
principal es determinantes presentan componentes no
estacionarios de largo plazo y estacionales. Esta
evidencia sugiere que muchas de las estimaciones
previas de la demanda por dinero presentan
problemas econométricosy pueden haber encontrado
correlaciones espurias. El testeo encuentra tres
vectores de cointegracion, correspondientes al largo
plazo (el vector de cointegracion “tradiciona”), la
frecuencia semestral y la frecuencia trimestral.
Luego, se estiman estosvectoresy e correspondiente
modelo de correccion de errores.

La estimacién, que no incorpora ninguna variable
dummy ad hoc, esrobustay entrega parametros para
el vector de cointegracion de largo plazo de
magnitud similar a los encontrados en algunos
estudios anteriores. La dinamica de corto plazo, no
obstante, difiere de forma importante de la
encontrada por modelos de correccion de errores
simples. En particular, se muestraquelos gjustes a
equilibrio de largo plazo son bastante més répidos
de lo estimados previamente. Por otro lado, los
shocks estacionales —que contienen informacion
importante para determinar la evolucion de largo
plazo del mercado monetario— se disipan en forma
lenta. La Ultima parte del andlisis empirico estudialas
habilidades predictivas de este modelo. Se encuentra
que € modelo de cointegracidn estaciona tiene una
mejor capacidad predictiva, a entregar menoreserrores
cuadréticos mediosy absolutos en sus predicciones.

METODOLOGIA DE ANALISIS

Esta seccién presenta una descripcién analitica del
modelo de demanda de dinero estimado, asi como
los elementos centrales de la econometria de raices
unitarias'y cointegracion estacional.

Modelo Analitico

Debido a que € interés de este estudio es explotar
|as dimensiones econométricas de la estacionalidad
estocastica, en estetrabgjo no sedesarrollaun modelo
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de lademanda de dinero microfundado, sino que se
utiliza la siguiente formulaci6n:2

d

Mt _
= LW.r.2) &)

t

donde M¢ son los saldos monetarios que mantienen
los individuos, P, es el nivel de precios, w, es una
variable de escala que refleja el namero de
transaccionesrealizadas o el nivel deingreso, r esel
costo alternativo de mantener dinero, y z representa
variables que pueden afectar €l nivel de lademanda
de dinero relacionadas, por ejemplo, a cambios
tecnol dgi cos o innovacion financiera.

Si la especificacion de la demanda de dinero se
obtiene por motivos de transaccion (sea por costos
de compras o cash in advance); o s ellaresulta de
introducir directamente el dinero en la funcion de
utilidad, es frecuente utilizar la siguiente versién
linealizada de la ecuacion (1):

log(m¢) = a + rslog(wt)-yhir +3log(2) (2)

dondem, son lossaldosreaesdedinero. Enlamayoria
de las especificaciones, w, corresponde a consumo
del sector privado. Cuando se deriva la demanda de
dinero deun modelo deequilibrio general con agentes
miltiples, w, incluye consumo, inversion y € gasto
del gobierno (lo que sugiere utilizar como variablede
escalael PIB). Por otrolado, r consideratanto € costo
alternativo de los depdsitos en moneda domeéstica
(latasadeinterés de captacion doméstica, i,) como &
eventual costo de depésitos similares hechos en
monedaextranjera (i, ) y queincluyetanto latasade
interés externacomo ladeval uacién esperada del tipo
de cambio nomina parael periodo.

Este model o derivaunarel acién deequilibrio delargo
plazo entre la cantidad demandada de dinero y sus
determinantes. Resulta evidente que no se hace
referencia alguna a la existencia de tendencias
estocasticas estacionales que son € principal aporte
empirico de este trabajo. Ello refleja la relativa
ignoranciaque existe en lateoriaecondmicarespecto
de los factores que producen el comportamiento
estacional (mésalladel clima). El trabajo supone que
la forma particular que toma la dindmica de gjuste
hacia el equilibrio de largo plazo —incluyendo las
fluctuaciones estacionales— es un fendbmeno
netamente empirico.
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Raices Unitarias
en los Componentes Estacionales

Laestacionalidad en las estimaciones delademanda
de dinero ha sido estudiada de manera insuficiente.
Tipicamente, serecurre aagun método sencillo que
permita desestacionalizar las variables y estimar
modelos con los datos filtrados. Entre los métodos
mas comunes estael uso de variables dummies, cuya
principal limitacion es suponer implicitamente que
la estacionalidad es un fenémeno deterministico.
Alternativamente, es comun usar filtros del tipo
diferencias periodo-a-periodo o €l método ARIMA
X-11, los que si bien asumen que la estacionalidad
es estocastica, pero estacionaria, en su intento por
removerla usualmente adulteran la estructura
estocéastica de las variables. Cuando las series
macroecondmicas son estacionalmente integradas (es
decir, en € caso delos shocks estacionales que tienen
componentes permanentes), desestacionalizarlas con
dichos métodos resulta inadecuado. Més ain, € no
reconocer la existencia raices unitarias estacionales
en estudios previos puede originar problemas de
correlacionesespuriasy parametrizacionesinestables.

Laremocién deestacionalidad, ademés, afectael poder
delostestsderaicesunitariasy de cointegracion sobre
cuyos resultados los econometristas se basan para
determinar laformafuncional delosmodelosy juzgar
lacalidad delas estimaciones. Si la estacionalidad es
deterministica, removerla con la ayuda de variables
estacionales no tiene efecto alguno sobre el
desempefio o resultado de los tests de raiz unitaria.
Sin embargo, en presencia de efectos estacionales
estocasticos, los filtros tradicional es pueden af ectar
de manera significativa €l poder de los tests de raiz
unitaria. Ghysels (1990) muestraque laremocion de
estacionalidad con el método X-11 o una“variacion
en X periodos’ introduce persistencia excesivaen la
serie, lo cua reduce € poder de los tests para ser
capacesderechazar lahipotesis deno estacionariedad.
Olekalns (1994) extiende este resultado a los casos

2 Sptoy Tapia (2000) discuten losfundamentos de esta especificacion
en un contexto de equilibrio general.

3 QFiram (1999) evallia 32 estudios recientes sobre la demanda de
dinero en 15 paises, encontrando que en 18 de ellos se usa M1 como
agregado monetario (€l restousa M2, M3, basemonetaria, ocirculante),
en 25 estudios e utiliza € PIB como la variable escala (€l resto usa
absorcién, ingreso nacional o producto industrial), en tanto que solo
en 13 estudios se emplea la tasa de interés de dépositos (en el resto se
usa tasas de captacion, bonos pablicos, interbancarias, etc.).
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en que usan dummieso filtrosband-pass pararemover
la estacionalidad. Abeysinghe (1994) muestra que la
remocion de estacionalidad estocastica con dummies
conduce a un problema de regresion espuria.

Soto (2000) encuentraque ello también ocurre con
los datos de Chile: 1a remocién de componentes
estacionales usando dummies, filtros X-11 o
diferencias en n-periodos produce severos
problemas estadisticos y distorsionalaevaluacién
de la presencia de raices unitarias en 8 de las 15
principales variables macroeconémicas en el
periodo 1983-1999. Resultainteresante sefidlar que
el PIB, dinero real, consumo, IPC, las tasas
nominales de interésy el tipo de cambio nominal
se ven afectados por |os métodos tradicionales de
ajuste estacional.

Si los componentes estacionales de una variable
son estocasticos, es posible que ellatengaunaraiz
unitaria no sélo en su comportamiento de largo
plazo, sino también en los efectos estacionales.
Para testear la existencia de raices unitarias
estacionales, se usara en el presente trabajo el
método HEGY desarrollado por Hylleberg et al.
(1990). Si bien existen métodos alternativos (como
el de Canovay Hansen, 1995), se prefiere el test
HEGY, porque procede de general a especifico,
tiende a ser mas robusto en presencia de raices
unitarias no estacionales en las variables, y tiene
mayor poder que especificaciones alternativas (ver
Hylleberg, 1995).

El test HEGY parte de la base que el crecimiento
anual de cualquier serie de tiempo en frecuencia
trimestral se puede descomponer de la siguiente
forma:

(1-L%) = (1-L)(1+L)(1-iL)(1+iL)  (3)

donde L es un operador lineal de rezagos e i=v-1.
El término del ladoizquierdo eslatasade crecimiento
anual o diferenciaen logaritmos en cuatro periodos.
Los términos del lado derecho corresponden
respectivamente a la diferencia anual, la diferencia
semestral y, los Gltimos dostérminos, al componente
trimestral de la serie.

La especificacion (3) es muy Util ya que permite
obtener un test de forma general, capaz de evaluar
en forma simultanea diversas hipétesis sobre €l

proceso de comportamiento de la serie. La forma
genera del test de la descomposicion anterior es:

(1-L9 = (1-a,L)(1+a,L)(1-aiL)(1+a,iL) (4)

donde a,, a,, a,, y a, son parametros. La distinta
conformacion de pardmetros da origen a variables
gue tienen raices unitarias en distintas frecuencias.
En particular:

Si a, = 1, la variable tiene una raiz unitaria no
estacional (laraiz unitariatradicional).

Si a, =1, lavariable tiene una raiz unitaria de
frecuencia semestral.

S a,=1y a, =1, lavariable tiene raiz unitaria
trimestral.

La implementacion del test requiere definir las
siguientes variables auxiliares:

Xlt:(1+L+L2+LS)Xt-1=Xt-l+Xt-2+Xt—3+Xt-4
X =(L-L+L2-L3)X =X -X X, X 5)

1" -2 3T 4
XSI_ Xt-l'xt-s

Las variables se usan para estimar esta ecuacion por
minimos cuadrados ordinarios:

(1-L9) XETOX 0 TOXo  FTEX - TOX Dt (6)

Al igual queen el test de Dickey-Fuller, lahipGtesis
nula del test es que existen raices unitarias en los
componentes anual es, semestralesy trimestrales. La
hipétesis alternativa es que las variables son
estacionarias. Opcionalmente, se puede incorporar
unatendencia, laconstante y dummies estacionales.
Estas Ultimas capturan |apresenciade estacionalidad
no estocastica. Lainterpretacién delosresultadoses
lasiguiente:

(@ Sinosepuederechazar lahipotesisnulaqueTt, =0,
existe unaraiz unitaria no estacional en x.

(b) Si nosepuederechazar lahipétesisnulaqueTt, =0,
existe unaraiz unitaria semestral (bianua) enx.

(¢) Si no sepuederechazar lahipétesisnulaconjunta
queTt, =11, = 0, existe unaraiz unitariaestacional
trimestral en x.

Lainterpretacion delahipétesis (a) eslaestandar de
un test de Dickey-Fuller. Nétese que la hipétesis (€)
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requiere un test conjunto. En este caso, basta usar
un test F. Ademas, debido aque €l test sebasaenla
hipétesis de no estacionariedad en los distintos
componentes, su poder es limitado para distinguir
procesos estaci onari 0s con autocorrel acion cercana,
pero distinta a uno. La inclusion de rezagos de la
variable dependiente, sin embargo, permite
controlar la eventual correlaciéon de residuos y
aumenta el poder del test. Ademas, lainclusion de
variables mudas estacional es, tendenciay constante
permite enriquecer la hipotesis alternativa, que en
ausencia de estas adiciones es que la serie es un
ruido blanco.

Bajo la hipétesis nula que hay raices unitariasen la
variable, los tests de hipétesis de los parametros
obtenidos no tienen la distribuci6n estdndar normal,
por lo que los resultados del test deben contrastarse
con los valores criticos tabulados por HEGY. Estos,
asu vez, dependen de si la hipétesis nulaincorpora
regresores de intercepto, tendencia deterministicay
estacionalidad deterministica.

Cointegracion Estacional

La presencia de raices unitarias estacionales
sugiere de modo natural evaluar |a presencia de
cointegracion estacional. Es decir, tendencias
estocésticas comunes de largo plazo entre los
componentes estacionales de distintas variables.
Para el caso de la demanda por dinero, resulta
razonable investigar si la estacionalidad de la
variable de escala o transacciones se traduce en
comportamientos estacionales equivalentes en los
saldos monetarios. La cointegracion estacional
puede verse del mismo modo que la cointegracién
de largo plazo, es decir, como un desplazamiento
paralelo entre las variables como resultado de
tendencias estocasticas comunes.

El model o de cointegraci 6n paradistintasfrecuencias
se obtiene de una extension directa que Engle et al.
(1992) redlizan del popular esquemade cointegracion
y correccion de errores desarrollado por Engle y
Granger (1987). Utilizando ladescomposicién delas
series ya expuestas, interesa ver la existencia de
vectores de cointegracion en distintas frecuencias:

(1) S lacointegracion se produce solo en los
componentes de largo plazo, se tiene un modelo de
correccién de errores clasico, como €l planteado por
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Engle-Granger (1987):
Ayt =a Byt-l-i-Dt (7)

dondey es un vector que contiene las variables de
interés (en nuestro caso m, PIB, i, i), B es el vector
decointegraciony a esd factor degjuste. Este ltimo
sefiala qué fraccion del desequilibrio entre las
variables respecto de su relacion de largo plazo que
seobservi en “t-1" se gjustaen el periodo “t”.

(2) Cuando ademés hay cointegracion en los
componentes estaci onal es semestrales, el modelo de
correccién de errores puede expresarse como:

YYo= ]/2(] 181(y1-1+ yt-Z) +1/2(] ZBZ(yI-l_yt-Z) + DI )

donde a, y a, son factores de gjuste. El primer
término de la ecuacion corresponde a promedio
anual de la variable, por lo que R, corresponde a
vector de cointegracion de largo plazo clasico
expuesto anteriormente. El segundo término, en
cambio, mide la variacion intraanual, por o que 3,
es el vector de pardmetros que hace cointegrar la
variacion intraanual de estas variables.

(3) S exigetambién cointegracionenlafrecuencia
trimestral, el modelo de correccion de errores se
puede expresar como:

YYo= 70 Bt Yot Yt Vet
7,0,8,(Y Yot Vs Yot 9
7 (0 Bt o B (Y, Y )t
(0 BAa B (Y, Y, ) D,

donde los primeros dos términos corresponden a
la cointegracion no estacional y semestral,
respectivamente, y su interpretacion es andloga a
la realizada anteriormente. Los Gltimos dos
términos tienen una interpretacién mas compleja
ya que corresponden a un caso de cointegracion
polinomial (los subindices | y R denotan los
componentesimaginariosy reales delasolucion).

El problema de la ecuacion (9) radica en que estos
polinomios no necesariamente tienen rango
reducido y los pardmetros no estan identificados.
Lee (1992) propone, como mecanismo para lograr
laidentificacién, deshacerse del segundo término,
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asumiendo que a_B3-a [3.=0. Ello es claramente
arbitrario. Un supuesto menosrestrictivo seria, como
lo plantean Johansen y Schaumburg (1999), asumir
que 3, =0, con lo cual laecuacion queda como:

yt_yt-4:1/4a 181(y1-1+ yt-2+ yt-3+ yt-4) +
]/4a2r32(yt-1-yt-2+ yt-s'yt-4)+ (10)
/
I/A(G R L-a |) B R(yt-l_yl-3) +Dt

Lainterpretacion del dltimo término es ahora algo
massencilla e término 3.(y, ,-Y, ,) esdirectamente
estacionario 0, en su defecto, cointegra con su
propio rezago.

L aespecificacién delacointegracion estacional deja
en evidencia el papel que ésta podria cumplir para
mejorar nuestro entendimiento delos determinantes
de la demanda de dinero, permitiendo a la vez
obtener estimaciones més robustas. Si no existen
componentes cointegrados en frecuencia semestral
o trimestral, la especificacion de la ecuacién (10)
corresponde al modelo estandar de correcién de
errores empleado en muchas estimaciones para el
caso chileno (Soto, 1996; Adam, 2000). No obstante,
si existen componentes que cointegren en frecuencia
estacional, la ecuacion (10) sefiala que dichos
model os estandares estan mal especificados, pueshan
omitido relaciones de equilibrio que contienen
informacion relevante para determinar los saldos
monetarios deseados por |os agentes econdmicos

ANALISIS EMPIRICO

Basandose enlaespecificacion andliticaanteriormente
expuesta, €l modelo econométrico utilizael agregado
monetario que se acerca de mejor forma alanocion
de dinero para transacciones, a saber, € promedio
trimestral de los saldos de M1A deflactados por el
IPC. Seusad PIB real como lavariablequerepresenta
€l volumen de transacciones de laeconomia. El costo
alternativo doméstico del dinero es representado por
latasa de captacion nominal a90 dias, en tanto que su
contrapartidaexternacorrespondealatasaLIBO méas
la devaluacién nominal trimestral efectiva del peso
chileno. Estaformade model ar supone quelosagentes

4 Para la conduccion de politica monetaria seria conveniente tener
unmodelo enfrecuenciamensual. Lateoria asintéticade cointegracion
estacional que serequeriria, sin embargo, aln no se ha desarrollado.

tienen expectativas raci onal es perfectamente miopes,
en € sentido de Turnovsky (2000). Ninguna variable
hasido gjustada estacionamentey las series abarcan
desde 1977 a 2000 en frecuencia trimestral.* El
Gréfico 1 presenta los datos, los cuales muestran
evidentes patrones estacionales.

Laestrategia econométrica es directa. En laprimera
parte se realiza un andlisis del orden de integracion
delasvariables, tanto parasu frecuenciaanua como
semestral y trimestral deacuerdo con el test HEGY. En
segundo lugar, se estima el model o de cointegracion
estacional y su estructura de correccién de errores
utilizando un modelo no lineal. EI modelo estimado
es sometido a pruebas de estabilidad y su capacidad
de prediccion evaluada dentro y fuera de lamuestra.
Posteriormente, se comparan estosresultados con los
gue se obtendrian de modelos de cointegracion y
correccion de errores estandares que ignoran €l
componente de cointegracion estacional . Finalmente,
lasestimacionessehacenen e periodo 1977:1-1999:2,
de modo tal que reservamos los datos del periodo
1999:3 a 2000:2 para efectuar y evaluar predicciones
de lademanda de dinero fuera de muestra.

Orden de integracién de las variables

LaTablal presentalasestimacionesdeautocorrelacion
y lostests deraiz unitariarealizados alas variables.
Savo en e caso de las tasas de interés, todas ellas
presentan un alto grado de correlacion de primer
orden, lo que sugierelapresenciaderaicesunitarias.
No obstante, la suma de las primeras cuatro
autocorrelaciones de las tasas de interés alcanza
valores bastante cercanos auno, por |o que encontrar
raices unitarias en los datos también debiese ser €l
resultado esperado. Se utilizan tres pruebas
estandares para evaluar la presencia de raices
unitarias: Dickey-Fuller (1981), Phillips-Perron
(1988), y Kwiatkoski et al. (1993). Losdos primeros
se construyen en torno a la hipétesis nula de no
estacionariedad, mientras el tercero sedesarrollapara
la nula de estacionariedad, por o que se usan de
manera complementaria.

Los tests de Dickey-Fuller indican que todas las
variables serian integradas de orden 1. Por el
contrario, lostests de Perron (que extienden lostests
DF parapermitir un proceso ARMA enlosresiduos)
rechazan la no estacionariedad de |as series excepto
enloscasosdeM1y M2. Lostests KPSS, por dltimo,
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Tests de Raices Unitarias
1977.1-1999.4
Autocorrelacion DFlucllrgry I;?r”rg); @ Igfzigos) Test de Raices Unitarias Estacionales HEGY
4
Const Const Const t t t t F
P, Zpi Const | 1and | Const | 1ang | CONSt | fang m m m momom, Rezagos
M1 real 0.964 | 0.981 | -1.24 | -1.99 | -2.84 | -1.79 | 1.856 | 0.199 | -2.61 | -1.92 | -2.39 | -2.57 | 6.17 7
M2 real 0.963 | 0.823 | -1.09 | -0.82 | -0.78 | -0.68 | 1.851 | 0.133 | -2.11 | -2.45 | -5.01 | -0.05 | 12.58 7
PIB real 0.957 | 1.019 | -1.20 | -1.65 | -0.99 | -4.06 | 1.774 | 0.352 | -1.73 | -2.45 | -1.23 | -2.67 | 4.51 4
Iﬁ;ﬁﬁ:c:gaiﬁes 0506 | 0.797 | 247 | -1.85 | -6.03 | -6.63 | 1.684 | 0.347 | -2.00 | -419 | -3.14 | -376 | 1205 5
aca de Inerés 0646 | 0932 | -265 -304 | -479 | -631 1524 0127 242 -268 050 303 476 4
Tasa de Interés
Captacion 0.534 | 0.827 | -2.89 | -3.43 | -5.66 | -6.84 | 1.450 | 0.114 | -2.88 | -2.51 | -0.47 | -3.29 | 5.54 4
Valores criticos al 95% - - -2.90 | -3.48 | -2.90 | -3.48 | 0.463 | 0.166 | -3.71 | -3.08 | -2.26 | -4.02 | 6.55 -
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rechazan lahip6tesi s nulade estaci onariedad, excepto
paraM2y lastasas deinterés. No existe siquieraun
caso en que la conclusién de los tres tests sea
coincidente.

Estas discrepancias podrian ser causadas por €l bajo
poder de estostests cuando el verdadero proceso que
sigue la variable es arbitrariamente cercano a una
raiz unitaria (Cochrane, 1991). Igualmente, ello
puede deberse a que los tests de raices unitarias son
sensibles a la presencia de quiebres estructurales
(Hamilton, 1994). Ghysels (1990), Lee y Siklos
(1991), y Abeysinghe (1994) demuestran que los
resultados de los tests DF y Perron se distorsionan
fuertemente por lapresenciade factores estacionales
0 por los métodos utilizados para aislar esos
componentes. Debido a los evidentes patrones
estacionales de las variables, resultaimprescindible
realizar un test mas robusto a este problema.

Las Ultimas columnas de la Tabla 1 presentan los
resultados de los tests de raiz unitaria estaciondl. La
columna9 indica que lamayoria de las variables son
no estacionarias en la frecuencia cero (es decir, no
estacionarias en el largo plazo), siendo M2 la Gnica
excepcion. Ademas, se encuentra que muchas de las
variablestienen también raices unitarias en alguno de
los componentes estacionales. Como sefiala la
columna 10, excepto por la devaluacion nomina y la
tasaLIBO, todas|as variablestienen unaraiz unitaria
en la frecuencia semestral. Las columnas 11 y 12
sugieren queun nimero significativo devariablestiene
unaraiz unitaria en la frecuencia trimestral, como lo
indican lostestsindividual es paralos coeficientes
T, y T, Aunque |a evidencia es heterogénea con
relacion al coeficiente 1t, para la mayoria de las
variables no se puede rechazar la hipétesis de no
estacionariedad en base a 1. Utilizando los tests F
paralahipotesisconjuntade Tty 11, presentadosen la
Ultima columna, podemos determinar que las raices
unitarias en la frecuencia estacional estan presentes
enM1red, PIB, y lastasas de interés domésticas.®

5 Chumacero (2000) sefiala que en muchos model os analiticos de
equilibrio general la tasa de interés debe ser estacionaria. Aun si
ello es conceptualmente correcto, en este trabajo utilizamos una
perspectiva mas pragmatica sobre la base de los argumentos de
Cochrane (1991), quien demuestra que en una muestra finita el
verdadero proceso de las variables puede ser irrelevante, siendo
masapropiado determinar sumejor representacion estadistica, dada
la limitacion de datos. En nuestro caso la mejor representacion de
las tasas de interés es como I(1).

Estos resultados pueden servir para entender la
evidenciacontradictoriarespecto alasraices unitarias.
Los tests DF, PP, y KPSS son, como ya se dijo,
sensiblesalapresenciaderesiduos no estacionarioso
correlacionados y a la utilizacion de un filtro
inadecuado en la remocion de la estacionalidad.
Adicionalmente, este problema en los tests de raiz
unitaria puede haber distorsionado los resultados
obtenidos de los tests de cointegracion en 2 etapas de
Engley Granger aplicados en estudios anteriores. Es
posible quelos problemas experimentados paralograr
cointegracion entrelasvariablesse deban alapresencia
(no detectada) de estacionalidad no estacionaria.

Estimaciéon de los Vectores de
Cointegraciéon Estacional

La evaluacién de la presencia de cointegracion de
largo plazo, semestral y trimestral procede en dos
etapas. En la primera, se determina el nimero de
vectores de cointegracion en cadafrecuenciaque esta
presente en los datos usando el procedimiento del
test de traza de Johansen (1988). Aungue una
aternativaes seguir aEngleet al. (1992) y testear si
existen raices unitarias en los residuos del vector de
cointegracion, el procedimiento de Johansen resulta
superior en presencia de alta autocorrelacion de los
residuos de los vectores de cointegracion, y cuando
ladimensionalidad de la matriz de cointegracion no
es segura (Hargreaves, 1994). Este es precisamente
e caso que se estudia en este trabajo, en el cud la
variacion trimestral podriafiltrarse alos residuos de
las frecuencias de largo plazo y semestral.

LaTablal del anexo entregalosresultados del test de
trazaparacadaunadelasfrecuencias, utilizando como
val orescriticos aquel | os tabul ados especia mente para
cointegracion estacional por Johansen'y Schaumburg
(1999). Como se puede ver, se obtiene evidencia
consistente con un Unico vector de cointegracion en
cadafrecuencia Esto contradiced resultado deAdam
(2000) quien, con datos mensual esentre 1986y 1998,
no puede rechazar la existencia de dos vectores de
cointegracion no estacional es. Esimportanterecordar
queel hallazgo de un segundo vector de cointegracion
puede ser un problemade correlacion espuriaen tanto
gue la ausencia de cointegracion no puede serlo. El
hecho que hayan vectores de cointegracion en
frecuencias trimestrales o bianuales sugiere que los
model os previamente estimadosen laliteraturapueden
estar mal especificados.
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Modelos de Cointegracién Estacional y Correccion de Errores
1977.1-1999.2

Cointegracion Estacional Cointegracion Tradicional
Estimacion en una Etapa Datos prefiltrados Dummies estacionales
Variable Dependiente (2-L*) log m (1-L) log msa (2-L) log m
Coeficiente de ajuste de largo plazo -0.087 (0.02) -0.232 (0.04) -0.220 (0.04)
Constante -49.69 (4.24) -11.85 (1.02) -11.30 (1.18)
PIB 0.966 (0.10) 0.891 (0.08) 0.865 (0.10)
Tasa Interés Captacion -0.115 (0.08) -0.206 (0.06) -0.177 (0.07)
Tasa Interés Externa -1.507 (0.58) -1.662 (0.64) -2.228 (0.68)
Coeficiente Ajuste Semianual -0.747 (0.08) - -
PIB 0.544 (0.13) - -
Tasa Interés Captacion -0.068 (0.12) - -
Primer Coeficiente Ajuste Trimestral -0.155 (0.06) - -
PIB 0.593 (0.47) - -
Tasa Interés Captacion -0.240 (0.11) - -
Segundo Coeficiente Ajuste Trimestral -0.069 (0.07) - -
PIB 0.970 (2.40) - -
Tasa Interés Captacion -0.313 (0.27) - -
R Ajustado(*) 0.91 0.62 0.79
ARCH (3) 1.07 2.02 0.67

Notas: Errores estandares en paréntesis, msa es dinero ajustado estacionalmente. Todos los modelos incluyen rezagos de las primeras diferencias de las
variables exdgenas para modelar la dindmica de corto plazo. Los resultados completos se reportan en Soto y Tapia (2000).

Lasegunda etapa consiste en estimar cadauno deestos
vectores para las distintas frecuencias y € modelo de
correccién deerroresque describelaevolucion decorto
plazo delacantidad de dinero. Seusad procedimiento
de Engley Granger (1987) que estimadirectamente €l
modelo no lineal de la ecuacion (10). Paramoddar la
dinémicade corto plazo, seextiendedicho modelo para
incluir los rezagos de las primeras diferencias de las
variables independientes y dummies etacionales (D).
Estas Ultimas se incluyen porque es posible que, junto
con la estacionalidad no estacionaria, existan
componentes de estacionalidad deterministica. El
modelo fina se presentaen laecuacion (11).
3
Amt: a; [ m,- rSo' I?’1 1 BZitl-l - I?’3it*l]

(11
+ ylA i+ yzAit+ yaAit* + eDt+ &

La Tabla 2 presenta los resultados de estimar
simultaneamente los vectores de cointegracion
estacional con el modelo de correccién de errores.®
Ademés, se presentan losresultados delaestimacion
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de model os estandares de correccion de errores con
distinto tratamiento para remover |a estacionalidad,
con el objetivo demostrar lasganancias deeficiencia
y calidad de nuestro modelo. Al hacer untest HEGY
a los residuos del modelo completo y al de los
vectores de cointegracion en cada frecuencia por
separado, se obtiene que todos los modelos
cointegran al 95%. Ademas, lamejor representacion
de la cointegracion de los datos corresponde a
especificaciones sin tendencia, pero con constante.
Ello garantiza que los términos de correccion de
errores estén centrados en cero.”

& Por razones de espacio, no se presentan|os coeficientes estimados
para |las dummies estacional es deterministicas ni para la dindmica
de corto plazo de 4y,

7 Los resultados obtenidos del procedimiento en dos etapas son
virtualmenteidénticosen términosdelosparametrosestimados, € ajuste
alosdatosy lostestsderuido blanco paralosresiduos (ver Sotoy Tapia,
2000). Elloindica quelaestimacionno lineal no entregé como resultado
un maximo local. Adicionalmente, debido a que se obtiene facilmente
cointegracion, se deduce que ésta remueve la presencia de eventuales
cambios estructurales por co-breaking (Clementsy Hendry, 1999).
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Un primer resultado interesante de

Tests CUSUM y CUSUM de Residuos al Cuadrado
del Modelo de Cointegracién Estacional

estetrabajo esquelacointegracion
—en cualquiera de las frecuen-

1977:1-1999:2

cias— se consigue sin utilizar 30
ninguna variable dummy. Debe

recordarse que imponer dummies 20 4
con € fin de obtener cointegracion

es equivalente a eliminar dichas 104

observaciones de la muestra. Los

vectores de cointegracién obteni-
dos en tal caso no son necesaria
menterepresentativosdelarelacion 104
delargo plazo de los datos.

Un segundo resultado interesante 2

es que d moddo estimado esestable

apesar delaenorme variabilidad
delaeconomiachilenaduranteel
periodo utilizado parala estima-
cion. El Gréfico 2 presenta tests 1.6
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CUSUM para el modelo de coin-
tegracion estacional y correccion
de errores donde se aprecia que
no hay signos de inestabilidad.
Tests de residuos y coeficientes 0.8
recursivos, no reportados, pero
disponibles en Soto y Tapia 04
(2000), confirman la estabilidad
del modelo.

1.2 4

0.0

El andlisisdelosresultadosrevela
gue la bondad de gjuste para €l

periodo completo es bastante ata
(0.91) considerando que incluye
tanto los episodios de dinero
perdido reportado por varios
autores (Larrainy Larrain, 1988; Herreray Vergara,
1992) como las fuertes recesiones de 1982-1983 y
1998-1999. El coeficiente de la variable de escala
€s, como en otros estudios, levemente inferior auno
(0.966), mientras que ambas tasas de interés tienen
d sgnoesperadoy sonsgnificativas. Lasemielagticidad
respecto de la tasa de interés doméstica es bastante
menor que la obtenida en trabajos previos (Soto,
1996; Adam, 2000). El gjuste haciael equilibrio para
la frecuencia cero (lo que tradicionalmente
[lamamos reversion hacialarelacion delargo plazo)
es bastante mas rapido que los obtenidos en los
modelos de correccion de errores tradicionales.
Recuerdese que €l parametro estimado es 1/4 o,
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por lo que el factor de ajuste alcanza a 0.35.
Comparado con coeficientes del orden de 0.25,
obtenidos usando las metodologias estandares, €l
pardmetro reportado en este trabajo sugiere que
completar 95% dd gjusteaun shock requiere 7 trimestres,
envez de 11 como en el caso anterior. Estaevidencia
es similar a la encontrada por Bohm (2000) para
Alemania, y resulta especialmente rel evante por sus
implicancias para la politica monetaria.

Para las otras frecuencias, los resultados que se
obtienen son también interesantes. El vector de
cointegracion en frecuenciasemianual excluyelatasa
deinterésinternacional, porque ellano presentauna
raiz unitaria en esta frecuencia. Asi, solo se incluye
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variable. Como resulta evidente,
€l componente estacional decada

0.10 variableno esdeterministico, sino

0.06
1 s I gue presenta un comportamiento
0044 . . 8 L 0.05 estocastico; no obstante, tienden
. O B¢ / S amoverse de maneraconjuntaen
0'02: : : i \ ‘." L 0.00 el largo plazo. Aungue puedan
0.00 : .| VAR kPt diferir ene corto plazo, pareciera
| ' D Vol '| ;oL 00s razonable suponer que pueden
-0.02 v Y | cointegrar en €l largo plazo. Es
1 vy + -0.10 precisamente este movimiento
'0'04: vy i conjunto de largo plazo € que
-0.06 4 ! - -0.15 contiene informacion valiosa
1 L para obtener una especificacion
008 Lb—/—a—7—"F—+—F 7"+ —r—+ -0.20 més establey parsimoniosadela
77 80 83 86 89 92 98 demandapor dinero, d imponer una
MLReal === PIB Real restriccion sobre las fluctuaciones

estacionales.

el dinero, productoy lastasasdomésticas. Ladlagticidad
de escaa es 0.502 para cada semestre, 10 que sugiere
que, nuevamente, laelasticidad delargo plazo escercana
a uno. El coeficiente asociado a la tasa de interés
doméstica estambién gproximadamente lamitad del de
largo plazo. Pese a que € coeficiente de gjuste del
componente semianual esaltoy significativo, labondad
degjuste paraestafrecuenciaesbga(seestimoen 0.47),
lo cual sefidala ausencia de variables que podrian ser
relevantes para modelar las variaciones intraanuales.
Aungue dilucidar cudles pueden ser es materia de
investigacion adiciond, quedaclaro que e problemano
pasa por laexclusién de latasadeinterésinternacional,
lacual notieneraiz unitaria en esta frecuencia

Al considerar los componentes trimestrales, los
resultados son heterogéneos. Para el primer vector
de cointegracion, se obtienen pardmetros similares
a los del largo plazo. La elasticidad de escala es
estadisticamente igual a 1/2, mientras que el
parametro de la tasa de interés es la mitad del
obtenido por el método en dosetapas. El segundo vector
de cointegracion no es significativo a 90%.

El Gréfico 3 puede ayudar a entender de un modo
intuitivo laimportancia de verificar laexistenciade
un vector de cointegracion en frecuencia trimestral.
En dicho Gréfico se presentan los componentes
estacionales del cuartotrimestre del dinerorea y del
PIB. El componente estacional se calcula como la
diferenciaentre el valor de cada variable observado
enel cuartotrimestrey el promedio anual delamisma
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A modo de comparacion delosresultados obtenidos,
también se presentan modelos de correccién de
errores tradicionales, similares a los estimados
previamente en otros estudios de la demanda de
dinero para Chile. Primero, se muestra un modelo
de correccién de errores que trata la estacionalidad
filtrando las variables mediante X-11. Se apreciala
menor capacidad explicativa del modelo (62%) vy €
hecho que €l coeficiente de latasa de interés sea €l
doble del encontrado en el modelo de cointegracion
estacional. El segundo modelo usa variables no
desestacionalizadas, pero incorpora variables
dummy estacionales. Esta especificacion entrega
resultados y coeficientes muy similares a los
encontrados en estudios previos, por lo cual se
convierte en un punto de referencia valido contra el
cual contrastar nuestro modelo estacional.

El gjuste de los dos modelos tradicionales aqui
presentados, sin embargo, es muy inferior a de
estudios anteriores, como el de Martner y Tietelman
(1992) o Herreray Vergara (1992). Ello tiene una
explicacion directa, pues, a diferencia de dichos
estudios, se ha excluido el uso de cualquier dummy
ad hoc® con €l objetivo de forzar la cointegracion o
tener un grado de gjuste mas alto. Si seincorporaran
esas variables, con certeza aumentaria € grado de
gjuste delos model os aqui presentados. Losmodel os

8 Como fin de mes, feriado bancario, vacaciones, “ cambio
estructural”, etc.
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tradicional es tienen dos problemas fundamental es:
(1) lostests CUSUM y CUSUM cuadrado revelan
inestabilidad; y (2) laaplicacion de un test HEGY
a los residuos de la ecuacion de cointegracion
indica la presencia de raices unitarias en las dos
frecuencias estacionales.

Comparacion de la capacidad
predictiva del modelo

La Tabla 3 presenta un andlisis comparativo de la
capacidad predictivadentro de lamuestradel modelo
de cointegracion estacional. Paraéllo, se utilizan dos
medicionesestandar: € error cuadratico medio (ECM)
y € error absoluto medio (EAM). Se ha separado,
ademés, lamuestra en dos subperiodos (1977-1984 y
1985-1999) parainvestigar si lacapacidad explicativa
de los modelos difiere notoriamente en aquellos
periodosenlosque otrosinvestigadores han detectado
inestabilidad y quiebres estructurales.

Puede verse, de manera poco sorprendente, que
ambos tipos de errores son mucho mayores parala
ecuacion de cointegracién de largo plazo que para
cualquiera de los modelos de correccion de errores
estudiados. Ello es natural, ya que el vector de
cointegracion solo capturalarel acidn que debeexistir
end largo plazo entrelasvariables, y por consiguiente,
no representa de forma adecuada la dindmicade las
fluctuaciones de corto plazo. También se debiese
esperar que los resultados en los dos subperiodos en
gue se divide la muestra difieran. Como se observa,
los resultados para la primera parte de la muestra

(hasta 1984) son notoriamente menos precisas que
para la segunda. En promedio, el ECM y e EAM
bajan alamitad entre 1985y 1999.

El resultado més interesante, sin embargo, esla clara
superioridad del modelo de cointegracion estaciona
cuando se le compara con los modelos dinamicos
tradicionales que ocupan dummies estacionales o
variables desestacionalizadas. Aunque los vaores del
ECM no son muy inferioresal osobtenidos por model os
de correccién de errores estimados por otros autores,
no debe olvidarse que, adiferenciadedichos modelos,
la especificacion de este trabgjo no incluye ninguna
dummy ad hoc. Més importante que o anterior es la
gran estabilidad quetienen lasprediccionesdel modelo
decointegracion estaciond. A diferenciadelosmodelos
estandares que, como se menciond, obtienenresultados
significativamente mas pobres cuando se utilizan para
predecir en la primeramitad dela muestra, los errores
de prediccién dd modelo de cointegracion estacional
s0lo aumentan deformamargina a comparar € primer
periodo con € segundo. Es decir, no sdlo setiene un
modelo de demanda de dinero que resulta estable
por casi 25 afios (seccidn anterior), sino que éste es
capaz de entregar predicciones razonablemente
certeras en momentos de gran turbulencia y
volatilidad macroeconémica.

Una Ultima comparacion de los distintos modelos
presentados puede hacerse eval uando sus capacidades
de prediccién fuera de muestra. Los modelos fueron
estimados desde 1977:1 hasta 1999:2, realizando a
continuacion unaprediccion dinamicafuerademuestra

Comparacion de la Capacidad Predictiva
dentro de la Muestra de Distintos Modelos

1977-1999 1977-1985 1986-1999

Modelo ECM (1) EAM (2) ECM EAM ECM EAM
Cointegracion 9.1% 6.3% 14.1% 12.3% 4.1% 2.9%
Correccion de errores 3.9% 3.1% 5.4% 4.4% 2.8% 2.3%
con datos desestacionalizados

Correccion de errores 3.6% 2.8% 4.4% 3.4% 2.9% 2.3%
con dummies estacionales

Cointegracidn Estacional 2.8% 2.0% 3.2% 2.6% 2.6% 2.1%

Notas: (1) ECM: Error cuadratico medio.

(2) EAM: Error absoluto medio.
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de dinero se han gjustado. El mo-
delo que utiliza e método X-11,
sin embargo, sigue sobrestimando

% 12

9

lademanda por cerca de 3%.

CONCLUSIONES

Lateoria econémicay la politica
monetariacoinciden en su interés

por encontrar una especificacion
empirica estable parala demanda
por dinero. Asi, no resultasorpren-
dente que la busqueda de mode-
los empiricos se haya convertido
en unatarea popular en laecono-
metria aplicada. Pese a dllo, los

Cointegracion Estacional
----- Dummies Estacionales
—— Datos con Ajuste Estacional X-11

parael periodo 1999:3-2000:2. Este periodo resulta
interesante, ya que se caracterizé por un fuerte
aumento en la cantidad de dinero mantenida por los
agentes, una eventual consecuencia del cambio de
milenio (efecto afio 2000). Asi, la cantidad real de
dinero en la economia aumento en 7.3% durante el
cuarto trimestre, el segundo aumento mas fuerte
desde 1977. Dado que los posibles problemas
asociados aestefendmeno no fuerontales, lacantidad
dedinero se gjustd rapidamente alabajaacomienzos
del 2000, a medida que los agentes se deshacian de
sus saldos no deseados.

El Grafico 4 muestra € resultado de este gjercicio.
Para todos los modelos, como era esperable, el
fendmeno del afio 2000 es un evento no anticipado, y
por ende imposible de capturar. Todos los modelos
subestiman de maneraimportante la cantidad real de
dinero durante la Ultima parte de 1999. Esta
subestimacién va desde 5% (para |los modelos
estéticos) a 3% (paralos estacionales). Sin embargo,
el model o de cointegracion estacional presentael mas
bajo EAM (3%), que contrastacon el 22% del modelo
de variables desestacionalizadas via X-11.

Dado que éstos son model os dindmicos con un meca
nismo de correccion de errores, las predicciones se
gjustan de forma significativa durante el primer
semestre del 2000. Asi, los modelos estacional y de
variablesdummyindican que, ajuniodd 2000, lossaldos
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resultadosno han sido stisfactorios
en términos de la consistencia de
los parametros estimados con lo
gue indicarialateoriao delaes
tabilidad de los modelos. Sustanciales errores en la
prediccion fuerade muestra hacen que muchos delos
model os sean poco adecuados paraconducir lapolitica
monetariasobre la base de afectar agregados moneta-
rios, lo cual hallevado aque muchosbancos centrales
prefieran usar politicas de tasas de interés.

Este estudio encuentra una especificacion empiricade
lademandadedinero parad caso chileno quesoluciona
gran parte delos problemas clasicos de inestabilidad y
falta de robustez de los trabajos anteriores. La
metodol ogia explota un aspecto largamente ignorado
en los estudios previos, como es la informacion
contenida en los componentes estacionales de los
determinantes de la demanda de dinero. La evidencia
recogida sefiala que tanto el dinero como sus
fundamentos se caracterizan por contener procesos
estacionales integrados. Ello hace inadecuada la
utilizacién de variables dummy o filtros estocasticos
para remover la estacionalidad de las mismas.
Mas importante aln, el uso de variables mal
desestacionalizadas lleva a correlaciones espurias y
parametrizacionesinestablesenlosmode osestandares
de demandade dinero.

Usando un procedimiento en dos etgpas para testear la
cointegraciénend largoplazoy enlasfrecuenciasbianud
y trimesiral, se encuentra que, a diferencia de estudios
previos, existen vectores de cointegracion en todas las
frecuencias. Cuando estos vectores de cointegracion
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estacionales se utilizan para estimar la demanda de
dinero, laexistenciade procesos estacionales comunes
actlia como una restriccion adicional que modela de
mejor forma el comportamiento de los saldos
monetariosen e largo plazo. Debido aque esto permite
distinguir mejor shocks transitorios y permanentes, es
posible obtener unaestimacion empiricadelademanda
de dinero estable en el periodo 1977-1999 que no
presenta quiebres estructurales ni requiere € uso de
variables ad hoc o dummies. De hecho, la funcion
estimada es estable aun cuando seincorporae periodo
decrisisentre 1982 y 1983.

Finalmente, las capacidades de prediccion fuera de
muestra del modelo de cointegracién estacional son
muy superiores a la de los modelos tradicionales de
correccién de errores. Se utilizaron datos del periodo
1999:3 a 2000:2, que se caracteriza por un fuerte
aumento transitorio en lacantidad de dinero mantenida
por los agentes en previsién de posibles problemas
por & cambio de milenio. Pese a que para todos los
modelos el shock del afio 2000 es un evento no
anticipable, y por consiguiente imposible de capturar
sobrelabase deinformaci én pasada o contemporanea,
el gjuste del mercado posterior a dicho shock es
representado de mejor forma por el modelo de
cointegracion estacional, el que presenta e mas bajo
error de prediccion en todo el periodo.

Esta demanda congtituye un instrumento valioso para
laconduccién de la politicamonetaria, aun s ésta se
redlizaviatasas de interésy no através de agregados
monetarios. En la medida que modelos de este tipo
puedan perfeccionarsey extenderseadatos mensuales,
se podra volver a evaluar la conveniencia de los
mecanismos alternativos de conduccion de politica
monetaria, comparando la volatilidad y capacidad
predictiva de los model os de demanda de dinero con
lade modelos de inflacién y crecimiento asociados a
una politica através de tasas de interés.
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Numero de Vectores de Cointegracion
1977.1-1999.2

Numero Hipotético

Valores Propi
de Vectores alores Fropios

Estadistico de Traza Valor Critico al 5%

Frecuencia: cero

Ninguno 0.391 67.42* 47.21
Alomas 1 0.173 28.21 29.68
Alo mas 2 0.111 13.46 15.41
Alomés 3 0.047 3.82* 3.76

Frecuencia: semianual

Ninguno 0.458 78.36* 62.90
Alomés 1 0.197 29.62 34.90
Alo méas 2 0.139 12.03 14.90

Frecuencia: trimestral

Ninguno 0.455 81.85* 62.90
Alomés 1 0.208 3141 34.90
Alo més 2 0.135 12.04 14.90

Nota: * Representa rechazo de la hip6tesis nula al 5% de significancia. Todos los tests incluyen 4 rezagos.
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