85 ‘ 233

Desarrollo y Sociedad Segundo cuatrimestre 2020
PP. 233-264, ISSN 0120-3584
E-ISSN 1900-7760

Demanda de dinero en América Latina, 1996-2016:
una aplicacion de cointegracion en datos de panel

Demand for money in Latin America, 1996-2016:
A cointegration application in panel data

Alfredo Villca'
Alejandro Torres?
Carlos Esteban Posada®
Hermilson Velasquez*

DOI: 10.13043/DYS.85.6

Resumen

El estudio de la demanda de dinero es importante porque permite compren-
der los efectos de la politica monetaria. En este trabajo se estima la demanda
de dinero para quince paises de América Latina entre 1996 y 2016 usando el
método de cointegracion en panel y estimacion FMOLS. Adicionalmente, se
estima un modelo de factores comunes dinamicos para probar la existencia
de tendencias comunes. Los resultados muestran una relacion de largo plazo
entre la demanda de dinero, el nivel de ingreso y los tipos de interés. Sin
embargo, no existe evidencia de factores comunes entre paises, lo que es
consistente con la heterogeneidad observada en las elasticidades estimadas.
Contrario a lo esperado, en varios casos se observa una elasticidad-ingreso
mayor a uno, lo que se asocia a incrementos en las percepciones de riesgo de
los agentes que afectan sus preferencias por liquidez.
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Abstract

The study of money demand enables us to understand the macroeconomic
effects of monetary policy. In this paper, we estimate the money demand
for 15 Latin American countries from 1996 to 2016, using panel cointegra-
tion and FMOLS estimation methods. We also estimate a model of dynamic
common factors to test for the existence of common trends between coun-
tries. The results show a long run relationship between money demand,
income, and interest rates. However, there is no evidence of common factors
between countries, which is consistent with the heterogeneity observed in the
estimated elasticities. Contrary to what we expected, in several cases,
the estimated income elasticity is greater than one, which could be associated
with agents' higher risk perceptions which affect their liquidity preferences.

Key words: Demand for money, unit root in panel, cointegration, estimation
FMOLS, Latin America.

JEL Classification: E41, C23, C13.

Introduccion

El estudio de los mercados monetarios es importante en el analisis macroeco-
nomico ya que permite comprender la forma en que se establecen variables
clave como los tipos de interés, la demanda de dinero por parte de los agen-
tes y los efectos esperados de la politica monetaria. El mayor reto teérico y
empirico ha sido comprender los determinantes de la demanda por dinero
porque un cambio en las expectativas de este puede generar desequilibrios
monetarios. Por otro lado, la evolucion de la oferta monetaria es mas simple de
establecer tomando en cuenta el papel de los bancos centrales como emisores.

Entre las principales teorias se destacan la teoria cuantitativa, desarrollada
por Fisher (1896) y Pigou (1917)%, que sugiere que la demanda de dinero esta
motivada por su rol como medio de intercambio, de estas forma, es direc-
tamente proporcional al ingreso. Keynes (1936) incorpora a esta teoria dos

5  Fisher examina el asunto desde una perspectiva macroecondémica; en cambio, Pigou, de la escuela de
Cambridge, lo examina desde una perspectiva microecondmica

DESARRO. SOC. 85, BOGOTA, SEGUNDO CUATRIMESTRE DE 2020, PP. 233-264, ISSN 0120-3584, E-ISSN 1900-7760, DOI: 10.13043/DYS.85.6



Alfredo Villca, Alejandro Torres, Carlos Esteban Posada y Hermilson Velasquez

motivos adicionales: el motivo especulacion y el motivo precaucion, los cuales
son sintetizados en el modelo IS-LM formalizado por Hicks (1937). Esto sugiere
que tal demanda depende del ingreso y los tipos de interés.

Teorias mas sofisticadas han intentado explicar los determinantes de la
demanda por dinero a partir de la incorporacion del principio de racionali-
dad de los agentes economicos. El modelo de inventarios de Baumol (1952)
y Tobin (1956), la asignacion de carteras de Tobin (1958), la teoria moneta-
rista de Friedman (1956), el modelo Money in the Utility Function (MIU) de
Sidrauski (1967) y el de Cash in Advance de Clower (1967) son los referentes
en este espectro. En la mayoria de estas teorias, el numero de transacciones,
los costos de transaccion, el ingreso y los tipos de interés son identificados
como los principales determinantes de la demanda de efectivo.

Estas teorias han sido usadas para estimar empiricamente la demanda de
dinero en diferentes paises. Por lo general, aplican técnicas de cointegracion y
estimacion por minimos cuadrados ordinarios. Algunos ejemplos son los traba-
jos de Hayo (1999), Setzer y Wolff (2013), que estiman la demanda de dinero
para la Union Europea y la Zona Euro; Bahmani-Oskooee y Bohl (2000) para
el caso de Alemania, y Dolado y Escriva (1991) para Espafia. En el caso de las
economias emergentes, Martner y Titelman (1993) estiman para Chile; Ortiz
(1980) para México; Misas y Uribe (1994), Gomez (1998), Hernandez y Posada
(2006) y Ordofiez-Callamand et al. (2018) para Colombia.

Sin embargo, una de las limitaciones de estos trabajos es la imposibilidad de
comparar los resultados entre paises, debido en gran parte a las técnicas que
se utilizan, periodos muestrales y variables. Para superar esta limitacion, en
este trabajo se utiliza el método de cointegracion en panel y el estimador Fully
Modified Ordinary Least Squares (FMOLS) con el objetivo de estimar una fun-
cion estructural de demanda por dinero, tomando como referencia el modelo
MIU. Se selecciona un conjunto de quince paises de América Latina, para los
cuales se recopilan datos durante 1996-2016. Adicionalmente, efectuamos
pruebas para capturar posibles tendencias comunes usando modelos dinami-
cos de factores comunes.

Los resultados obtenidos sugieren la existencia de una relacion de largo plazo

entre la demanda por dinero, el producto y los tipos de interés para el panel
conjunto. En concreto, la elasticidad de la demanda de dinero al ingreso es
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1.73, mientras la elasticidad a |a tasa de interés es -0.16. Estos resultados son
consistentes con los signos esperados tedricamente. La idea de cointegracion
solo indica la existencia de un equilibrio de largo plazo, lo que no necesaria-
mente implica la existencia de factores o tendencias comunes. En este caso,
los resultados rechazan la hipotesis nula de existencia de factores comunes, lo
que respalda la heterogeneidad en la estimacion de los parametros entre paises.

Asi pues, las estimaciones para cada pais muestran que la elasticidad-ingreso
varia desde un minimo de 0.71 % (Republica Dominicana), hasta un maximo
de 4 % (Argentina). La alta variabilidad entre paises, asi como el hecho de
que en varios de ellos esta elasticidad es estadisticamente mayor a la uni-
dad, contradice lo esperado tedricamente. Una hipotesis para explicar este
resultado puede ser el cambio en los niveles de incertidumbre de los agentes
respecto a la evolucion del ingreso real, los cuales podrian inducir a aumentar
su demanda de dinero por encima de lo esperado. Por su parte, en el caso de
la elasticidad-tasa de interés, esta varia desde -0.002 % (Argentina) hasta un
-0.62 % (Brasil). De manera interesante, en 8 de los 15 paises esta elasticidad
resulto estadisticamente no significativa.

Aunque hay algunos trabajos similares para el caso de paises de la OCDE y
la zona Euro, como los de Mark y Sul (2003) y Morshed (2010), desde nues-
tro conocimiento el uso de esta metodologia de estimacion es nueva para el
analisis de América Latina, excepto el trabajo de Carrera (2016), que estima
las elasticidades asociadas a la demanda de dinero durante 1948-2003 usando
cointegracion en datos de panel. Sin embargo, existen tres elementos que
hacen la diferencia entre este trabajo y el nuestro. Primero, en nuestro caso,
la funcion de demanda de dinero se deduce a partir de un modelo estructu-
ral con microfundamentos tipo MIU, lo que permite recuperar los parametros
estructurales asociados a la funciéon de utilidad, algo que en el caso de Carrera
(2016) no es posible hacerlo ya que su ecuacion de demanda es obtenida de
manera ad hoc. Las estimaciones de los parametros estructurales permiten
calibrar los modelos de equilibrio general.

Segundo, en este trabajo se estima explicitamente un modelo de factores
comunes con la finalidad de poner a prueba la existencia de tendencias comu-
nes en la dinamica de la demanda por dinero, algo importante para validar la
heterogeneidad obtenida en las estimaciones individuales, resultado que se
obtiene en ambos trabajos. Tercero, en nuestro caso se considera un periodo
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relativamente corto (1996-2016), y que no es incluido completamente en el
trabajo de Carrera (2016). Este hecho puede explicar el porqué de las diferen-
cias obtenidas en cuanto a las elasticidades estimadas sugiriendo, por un lado,
que en el periodo que consideramos se presentaron cambios estructurales en la
demanda de dinero v, por otro, que la longitud del periodo muestral puede ser
clave para garantizar la convergencia entre los resultados tedricos y empiricos.

El resto del documento esta organizado como sigue: en la sequnda seccion
se hace una revision de la literatura sobre determinantes de la demanda de
dinero en América Latina. La tercera seccion desarrolla un modelo estructu-
ral para obtener los determinantes de la demanda de dinero. En la cuarta se
presentan la metodologia de estimacion y los datos utilizados en este caso.
La quinta seccion discute los resultados obtenidos en los niveles agregado e
individual. Finalmente se presentan las conclusiones.

I. Determinantes de la demanda de dinero en
América Latina

Aunque la dinamica de los mercados monetarios ha sido un elemento impor-
tante para explicar el comportamiento de las economias de América Latina,
especialmente por los fendmenos inflacionarios de la década de los ochenta
y las posteriores politicas de estabilizacion implementadas, existen relati-
vamente pocos estudios sobre los determinantes de la demanda por dinero
y, desde nuestro conocimiento, ninguno que considere la posible existencia
de factores comunes entre los diferentes paises de la region, como si ocurre
para el caso de los paises de la OCDE y la Unién Europea (Mark y Sul, 2003;
Morshed, 2010).

La Tabla 1 resume algunos estudios para una serie de paises de América Latina.
Un primer elemento a destacar es la homogeneidad en términos de las varia-
bles utilizadas para las estimaciones. Asi, la demanda por dinero se aproxima
utilizando medidas de agregados monetarios, especialmente M1y M2, aun-
que en algunos casos se usa la base monetaria (Guissarri, 1987) y agregados
mas amplios, como M3 y M4 (Garcés, 2003).
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En cuanto a sus determinantes, estos se asocian a las teorias convenciona-
les de la demanda por dinero, de tal manera que se incluye algun indice de
actividad economica, que se utiliza como proxy del ingreso, y el numero
de transacciones realizadas en la economia, asi como el costo de oportunidad de
la liquidez, aproximado a partir de diferentes medidas de tasa de interés. En el
primer caso, el uso del PIB o algun indice especifico de actividad econdmica
son los de mayor uso, aunque igualmente se considera el consumo agregado
o el de energia eléctrica (Albuquerque y Gouvéa, 2001; Gusmao, 2003; Her-
nandez y Posada, 2006).

Mayor heterogeneidad se encuentra al medir el costo de oportunidad de
la demanda de dinero. Aunque la mayoria de trabajos utilizan las tasas
de interés de los bonos de deuda publica a distintos niveles de maduracion
o las tasas de interés de los depdsitos, en algunos casos las tasas de interés
domeésticas son reemplazadas por tasas externas, como la Libor a noventa dias
(Hernandez y Posada, 2006), la tasa de interés de los titulos del tesoro de
Estados Unidos (Esquivel y Razo, 2003) o, de manera interesante, la tasa
de devaluacion de la moneda doméstica respecto al délar americano (Guissarri,
1987; Humérez y Rojas, 1996; Issao, 1994).

En cuanto al método de estimacion, en casi todos los casos se hace uso de técni-
cas de cointegracion siguiendo las metodologias de Engle-Granger o Johansen,
lo que indica la presuncion (y confirmacion) por parte de los autores de la
existencia de una relacion de largo plazo entre las variables utilizadas. Tres
casos excepcionales en este sentido son los trabajos de Guissarri (1987) y
Humérez y Rojas (1996), que usan minimos cuadrados ordinarios, y Gusmao
(2003) que utiliza el filtro de Kalman.

Debe advertirse que las estimaciones no necesariamente corresponden al mismo
periodo, de tal manera que su comparacion no es estricta, pero si permiten
revisar algunos elementos en cuanto a los signos encontrados y su magnitud.
En primer lugar, se destaca que en todos los casos la elasticidad-ingreso de la
demanda de dinero es positiva, lo que es coherente con lo esperado teorica-
mente, y su rango varia desde 0.41 para Brasil hasta 2.64 para Bolivia. Como
se mostrara en la proxima seccion, se espera ademas que esta elasticidad
esté cerca de la unidad, lo que se cumple de manera aproximada en algunos
estudios para el caso de Chile, Colombia, Peru, Brasil y Bolivia.
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En cuanto a la elasticidad de la tasa de interés, de manera interesante las
estimaciones para México son altamente variables, de tal forma que Esquivel
y Razo (2003) encuentran la menor elasticidad de la muestra (-0.005),
mientras que Garcés (2003) y Ramos-Francia et al. (2017) obtienen valores de
-1.47 y -1.67 para el mismo pais. De hecho, el coeficiente de variacion mues-
tra que las estimaciones para esta elasticidad son mucho mas inestables que
en el caso de la elasticidad-ingreso (Tabla 1). Sin embargo, es de destacar
que en la mayoria de los casos esta elasticidad es relativamente baja, mos-
trando menor sensibilidad de los agentes al costo de oportunidad del dinero.

Esta misma variabilidad en las estimaciones de |as elasticidades-ingreso se hace
evidente entre los diferentes estudios de los mismos paises, lo que sugiere que
el periodo analizado y la metodologia utilizada tienen una influencia impor-
tante en los resultados obtenidos.

Il. Demanda de dinero en un modelo de equilibrio general

Aunque existen diferentes teorias sobre los determinantes de la demanda por
dinero (p. ej., Fisher, 1896; Keynes, 1936; Pigou, 1917), el modelo de “dinero
en la funcion de utilidad" o MIU, desarrollado por Sidrauski (1967), permite
obtener una funcion estructural y microfundamentada para su analisis. Este
modelo supone que el agente representativo maximiza el valor presente de
la serie de utilidades instantaneas derivadas del consumo de bienes (ct) y la
tenencia de saldos reales de dinero (mt). De manera formal el problema de
optimizacién con restriccion de recursos es:

{Ct,mr,kt,b }Zﬂ u(ce.m)

Sujeto a:

— 1417
f[ s ]+rt +[1 6]’9—1 y i), =c, +k +0 +m,
1+n T+n (147, )(14n)

Siendo k, b, i, 7,y T, el stock de capital, bonos, tasa de interés nominal, tasa
de inflacion y transferencias, respectivamente. Ademas, 3,  y n corresponden
al factor de descuento, tasa de depreciacion del capital y tasa de crecimiento
poblacional, respectivamente. A partir de las condiciones de primer orden, y
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tomando en cuenta la ecuacion de Fisher, (1+7rt+1)(1 +1r,)=1+1i, se obtiene
la siguiente ecuacion:

Un (Cr-mt): Iy (1)
Up(ceomy) 14,

Esta ecuacion muestra que la proporcion de utilidad marginal que se obtiene
de la tenencia de saldos reales viene explicada por su costo de oportunidad.
Para encontrar la funcion de demanda de dinero se considera una funcion de
utilidad del tipo Constant Elasticity of Substitution (CES):

u(c,,m)= [ac;_b +(1—a)m™ ]1/(1—17)

Siendo a €(0,1) la contribucién del consumo a la utilidad y b >0, (b=1)el
coeficiente de elasticidad de sustitucion entre consumo y saldos reales de
dinero. A partir de u(c,,m, ) y la ecuacion (1) se obtiene:

In(mt):%ln[FTa]+ln(ct)—%ln

it
1+,

(2)

Esta expresion establece que la demanda de dinero depende positivamente
del consumo y negativamente de su costo de oportunidad. De esta forma, se
supone que un aumento del consumo en una unidad implica un aumento en
la misma magnitud de la demanda de dinero. Por su parte, 1/b puede enten-
derse como la elasticidad de la demanda por dinero ante cambios en el costo
de oportunidad del dinero, y se espera que presente un signo positivo.

[ll. Metodologia y datos

A. Formulacion del modelo y metodologia econométrica

La ecuacion (2) permite estimar la demanda por dinero a partir de sus deter-
minantes. La especificacion econométrica esta dada por:

Ijt

/”(mjt):aj+ﬁjln<yjt)+¢jln 1 T e G)

jt
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Donde m, es la variable endogena que representa la demanda de dinero expre-
sada en términos reales para el pais j(j=1,2,....N) en el periodo t(t=1,2,...,7). En
lugar del consumo (c; ) se considera el ingreso real, ¥, como variable regre-
sora debido a los antecedentes empiricos (véanse seccion 2 y Walsh, 2010),
mientras el costo de oportunidad, 7 /(1+ijt ) se aproxima a partir de la tasa
de interés nominal i,. Finalmente, «; es una variable latente no observable
que recoge caracteristicas propias de cada pais, 3; es la elasticidad-ingreso,
¢; es la elasticidad-tasa de interés y &, es un ruido blanco.

Para contrastar la existencia de cointegracion, inicialmente se establece la
presencia de raices unitarias en panel. Para testear este asunto se considera
la siguiente especificacion:

Pj
Axjy =0,X; +ZOJ-LAX]-H + @iy €50 m=12,3 (4)
[

i
Siendo x, cualquiera de las variables en [/n(mﬁ),/n<yﬁ),/n[1;fi't ]} d,,; son
J

variables deterministicas que pertenecen al conjunto {0,1,t} y ,,;, el coeficiente

mj’
asociado a este conjunto. Cuando d;; = {0} significa que el modelo no incor-
pora ni constante ni tendencia, mientras que si d,; = {1} el modelo incorpora
solamente constante. Finalmente, cuando d;; = {1,t} el modelo incorpora cons-

tante y tendencia. En nuestro caso utilizamos d,; = {1} y d;; = {1t}.

Ahora bien, existen dos enfoques para contrastar la presencia de raices
unitarias en panel. El primero supone como hipdtesis nula la no estacio-
nariedad (HO 0, =y; —1:0) frente a la alternativa de estacionariedad
(Ho 0, =y, —1< o); véanse, por ejemplo, Maddala y Wu (1999), Choi (2001),
Breitung (2001), Levin et al. (2002) e Im et al. (2003). Estas pruebas estan
basadas en Dickey-Fuller Aumentado (ADF) y Phillips-Perron (PP). El sequndo
enfoque considera como hipotesis nula la estacionariedad de las series frente
a la alternativa de no estacionariedad (véase, por ejemplo, Hadri, 2000), que
se basa en Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (KPSS). En nuestro caso nos
concentraremos en el primer enfoque.
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El paso siguiente consiste en examinar la existencia de cointegracion entre las
variables del modelo. Las pruebas en panel fueron desarrolladas por Kao (1999)
y Pedroni (1999). Estas pruebas llevan a cabo un test de raiz unitaria sobre
los residuales de (3). Esto es similar a Engle-Granger en el caso univariado.

K
Ep =Pyt ZejsAéjt—k + @y + U (5)
=

Existen dos diferencias entre ambas pruebas. Primera, Kao (1999) supone no
cointegracion como hipotesis nula (H0 p = 1) frente a la alternativa de coin-

tegracion (HO P <1). Pedroni (1999) también supone no cointegracion en
la hipotesis nula; sin embargo, difiere en la alternativa. Para la prueba que se
basa en la dimension Withinla hipotesis alterna es H, : p; = p <1,Vj, mientras

que para la dimension Between la hipétesis alterna es H, : p <1,Vj . Segunda,
el test de Kao (1999) supone que los parametros de modelo son homogéneos
(ﬁj =By :q)), lo que significa ausencia de variabilidad entre las unida-
des de corte transversal. Por el contrario, el test de Pedroni (1999) relaja este
supuesto considerando heterogeneidad en los parametros (,Bj =By ¢ = ¢).

Para estimar el modelo (3) utilizamos el método de Minimos Cuadros Ordina-
rios Completamente Modificados (FMOLS, por sus siglas en inglés), que permite
obtener estimadores consistentes y eficientes. Esta técnica considera vecto-
res cointegrantes heterogéneos. Los detalles del procedimiento se discuten
ampliamente en Kao y Chiang (2001) y Pedroni (2001).

Finalmente, para contrastar la presencia de factores comunes en las variables
podemos usar una especificacion econométrica siguiendo la linea de Geweke
(1977), Watson y Engle (1983) y Liitkepohl (2005), y se considera la siguiente
forma funcional:

X, =F(z,.1,.¢)

Siendo x, un vector de variables endogenas, x, = . Z, Una

it
Inm, Iny, In——
1+,

variable exdgena, f, factores comunes no observablesy & un término de error.
A partir de esta especificacion se utilizan combinaciones entre las cuales se
incluyen diferentes tipos de matrices de covarianzas para capturar la dinamica
comun, asi como también alternativas para recoger las posibles correlaciones
entre los términos de perturbacion en el vector x,.
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Para integrar los modelos de cointegracion y el de factores comunes sequimos
la linea de Pesaran (2006), Chudik y Pesaran (2015) y Ditzen (2019), la cual
permitira contrastar la hipotesis de tendencias comunes. Una version restrin-
gida viene dada por la siguiente especificacion:

Ijt

In(mjt):aj "‘ﬁ1j’”(mj,t—1)+/32j/”<)’ir)+ﬁ3j/”<)’j,t—1)+:84jln Y

I +e
jit=1

iie
—l—ﬂsln[1 L

Siendo &, =F(t)g(j)+u; con F(t), que recoge los factores no observables.

B. Los datos

La variable dinero se aproxima mediante el agregado monetario M1, de
cada pais y se obtuvo del Banco Interamericano de Desarrollo (BID). Por su
parte, utilizamos como variable aproximada al ingreso el Producto Interno
Bruto (PIBJt). Sus magnitudes se obtuvieron del Banco Mundial (BM). Ambas
variables estan expresadas en millones de unidades de moneda local a
precios constantes. Finalmente, para capturar el costo de oportunidad del dinero
se uso la tasa de interés nominal de cada pais; especificamente, la tasa de
interés de depdsitos (ijt )6; tomadas del Fondo Monetario Internacional (FMI).

Tomando en cuenta la disponibilidad de los datos, se construyo un panel para
el periodo 1996-2016 con frecuencia anual, de modo que t= 1996, 1997, ...,
2016 con T= 20. Consideramos 15 (j =1.2,...,15) paises de América Latina y
el Caribe: Argentina, Bolivia, Brasil, Chile, Colombia, Costa Rica, Guatemala,
Honduras, México, Nicaragua, Panama, Paraguay, Peru, Republica Dominicana
y Uruguay.

IV. Resultados

Las Figuras 1A, 2A y 3A del anexo muestran los comportamientos de M1,
PIB y las tasas de interés por paises, y se puede observar que ellas no son

6 Cabe mencionar que no hay un consenso sobre la medida mas apropiada a utilizar como proxy del
costo de oportunidad. Algunos usan la tasa libre de riesgo; otros, el diferencial de tasas de corto y
largo plazo.
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estacionarias. Para contrastar esta hipotesis se consideraron diferentes espe-
cificaciones en el modelo (4), es decir, se tom6 en cuenta que d,,; = {o1t},

con m=1,2,3.Para cada m, el estadistico tsugiere que d2j = {1} lo que signi-

fica que en la prueba de raiz unitaria se considera el término intercepto. Pero
también se incorporaron intercepto y tendencia.

Para la seleccion del rezago se usé el criterio de informacion de Schwarz, que
sugiere un solo retardo en todos los casos. En |a Tabla 2 se reportan las pruebas
de raices unitarias tanto para las variables en niveles (expresadas en logarit-
mos) como en primeras diferencias. Para las variables en niveles todos los tests
sugieren no rechazar la hipdtesis nula de raiz unitaria, excepto el de LLC para
la tasa de interés que sugiere su rechazo al 5 %. Por el contrario, cuando estos
se aplican sobre las variables en primeras diferencias, se rechaza la hipdtesis
nula de raiz unitaria al 1 % de significancia en todos los casos. Esto permite
concluir que las variables son integradas de orden 1.

A partir de estos resultados, efectuamos a continuacion el test de cointegracion
en panel para las series seleccionadas. En la Tabla 3 se observan los resultados
de las pruebas de Pedroni’. Las especificaciones para ambas pruebas incorpo-
ran interceptos individuales, d,; = {1} y se consideraron tres rezagos segun el
criterio de Schwarz (K = 3). En la prueba de Pedroni, dos de los cuatro estadis-
ticos para la dimension Within son no significativos. Sin embargo, cuando se
consideran ponderadores para los estadisticos, solo uno (Panel v-Statistic) es
no significativo, mientras que los restantes (rho, PP y ADF) son significativos.
Por otro lado, para la dimension Between solo un estadistico es no significa-
tivo (rho-Statistic) y los restantes (PP y ADF) si lo son.

En general, ambas pruebas sugieren rechazar la hipdtesis nula de no cointe-
gracion (HO p = 1) con un nivel del 5 % de significancia estadistica. Por lo
tanto, se concluye la existencia de una relacion de equilibrio de largo plazo
para la demanda de dinero. Esta evidencia estadistica es importante porque
muestra una relacion estable de la demanda de dinero en el tiempo para todas
las economias en consideracion. Luego de determinar la existencia de cointe-
gracion, podemos estimar el modelo especificado en (3).

7 Aunque la prueba de Kao esta disponible para el lector interesado, esta no se reporta tomando en cuenta
que asume homogeneidad en las dinamicas de corte transversal, o que no es valido en nuestro caso.
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Tabla 2. Resultados test de raiz unitaria en datos de panel

1+ijt

in(mje) in(yr)

Método

dpj = {1} d3j == {1t} dp; = {1} d3; => {1t} dy; = {1} d3; == {1t}
Levin, Lin y Chu (LLC) 0.414 -0.359 1.723 -3.043 -2.977 -2.742

(0.661) (0.360) (0.958) (0.001) (0.018) (0.003)

Im, Pesaran y Shin (IPS) 4.402 -0.804 6.344 -2.227 0.262 -1.277
(0.211) (0.013) (0.603) (0.101)

ﬁ\ag N d:zh\?rwm 8906 39930 3010 49259 26863  38.068

(1.000) (0.106) (0.015) (0.631) (0.148)
PP - Fisher Chi-square 33.009 46.155 4.975 19.472 26.325 21.142

(0.322) (0.030) (0.930) (0.659) (0.883)
En primeras diferencias

I' .
Método An{ns) Annly) Aln 1+jtijt
dpj = {1} d3j =={1t} dpj = {1} ;== {uthdy; ={1} dg; == {ut}

Levin, Lin y Chu (LLC) -4.879 -3.257 -6.468 -5.288 -9.100 -7.878

(0.000) (0.001) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000)
Im, Pesaran y Shin (IPS) -6.107 -3.656 -5.157 -3.704 -8.450 -6.733

(0.000) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000)
ADF - Fisher

7.904 71.187 1.854 454 126, 4
(Maddala y Wu) 97.90 8 81.85 65.45 6030  98.489

(0.000) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000)
PP - Fisher Chi-square 198.628 161.859 108.729 93.602 159.400 145.605

(0.000) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000) (0.000)

Nota: Se reportan los valores de los estadisticos t en cada caso. Los p-valores aparecen reportados entre
paréntesis. Para las pruebas de raices unitarias tanto en niveles como en primeras diferencias se conside-
raron interceptos individuales, dy; = {1}, e intercepto y tendencia, dyj = {1t}. Para estimar la varianza
de largo plazo de la prueba PP-Fisher Chi se uso el Kernel de Barthel con un ancho de banda de 2 obtenida
a partir de Newey-West. Ademas, para obtener los rezagos se tomd en cuenta el criterio de informacion de
Schwarz, que sugiere un solo rezago en todos los casos.

Fuente: elaboracién con datos de BID, BM y FMI.
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Tabla 3. Resultados test de cointegracion de Pedroni
Kao t-Statistic Prob.
-1.755 0.0396™

Alternative hypothesis: common AR coefs. (within-dimension)

Weighted
Statistic Prob. Statistic Prob.
Panel v-Statistic 0.917 0.1795™ 1.014 0.1552**
Panel rho-Statistic -0.601 0.2738* -1.648 0.0487*
Pedroni
Panel PP-Statistic -2.010 0.0222* -3.638 0.0001™*
Panel ADF-Statistic -1.629 0.0498™ -2.743 0.0030"*

Alternative hypothesis: individual AR coefs. (between-dimension)

Statistic Prob.
Group rho-Statistic 0.211 0.5834***
Group PP-Statistic -3.128 0.0009***
Group ADF-Statistic -2.473 0.0067**

Nota: Los asteriscos representan los niveles de significancia de los coeficientes: ***significativo al 1 %y
*significativo al 5 %. La especificacion de Pedroni incorpora interceptos e interceptos y tendencias. Se
consideraron tres rezagos segun el estadistico de Schwarz.

Fuente: elaboracion con datos del BID, BM y FMI.

La Tabla 4 presenta los resultados de la estimacion del modelo. Este modelo
se estima pais por pais, y luego se estima un panel. En primer lugar, conside-
rando la estimacion para el panel conjunto (ultima fila), los resultados son
los esperados en cuanto a los signos y magnitudes, y son consistentes con lo
esperado tedricamente. La elasticidad-ingreso de la demanda de dinero es
p = 1.7358, lo cual indica que un incremento del 1 % en el ingreso afecta la
demanda de saldos reales de manera positiva, pero en una mayor proporcion.

Por su parte, la elasticidad para la tasa de interés es ¢ = -0.1678. Esto indica
una relacion negativa entre la demanda de dinero y su costo de oportunidad,
asi: cuando la tasa de interés aumenta en 1 % la demanda de dinero se reduce
en 0.17 %. Ambos coeficientes son estadisticamente significativos al 1 %. Con
estos coeficientes estimados podemos obtener los valores de los parametros
estructurales del modelo (a y b) implicitos en la funcion de utilidad. En el
primer caso se tiene a = 0.9389, que se interpreta como la ponderacion
del consumo en la utilidad individual, mientras su complemento (0.061)
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corresponde a la ponderacion de los saldos reales. El parametro b = 37.3
representa la elasticidad de sustitucion entre consumo y saldos reales y es
significativamente alta respecto a lo esperado tedricamente. Sin embargo, al
excluir el caso de Argentina, que muestra una elasticidad bastante atipica y
no significativa, el parametro obtenido es 10.42 que, aunque sigue siendo alto,
esta menos alejado de lo esperado.

Ahora bien, una de las ventajas de este enfoque fue permitir estimar la demanda
de dinero para cada pais, garantizando la consistencia en términos de periodo
y método de estimacidon utilizado. Las elasticidades-ingreso de la demanda de
dinero resultan significativas para todos los paises y con el signo esperado. Los
valores estimados oscilan en el intervalo entre 0.711 para Republica Domini-
cana, y 4.036 para Argentina (Figura 1). Este resultado sugiere que la reaccion
de la tenencia de dinero frente a aumentos del ingreso es heterogénea entre
paises. Mas adelante presentamos una interpretacion de tal heterogeneidad.

Tabla 4. Resultados del modelo por paises y panel conjunto
Descripcion a B p-valor? ¢ p-valor? a b
Argentina -42.522 4.036 0.000 -0.002 0.9889"* 1.00 415.1
[6.7296] [0.4876] [0.1705] [6.7296] [0.1705]
Bolivia -12.954 2.002 0.002 -0.455 0.0089"** 1.00 2.20
[5.0066] [0.5308] [0.1541] [5.0066] [0.1541]
Brasil -0.223 0.725 0.040 -0.625 0.0023"* 0.59 1.60
[4.2886] [0.3252] [0.1743] [4.2886] [0.1743]
Chile -28.900 2.413 0.000 -0.039 0.3031"* 1.00 25.56
[1.4966] [0.0836] [0.0368] [1.4966] [0.0368]
Colombia -10.636 1.363 0.000 -0.243 0.0000™** 1.00 4.1
[1.4032] [0.0745] [0.0323] [1.4032] [0.0323]
Costa Rica  -2.876 0.938 0.000 -0.078 0.1744™* 1.00 12.76
[2.2276] [0.1416] [0.0553] [2.2276] [0.0553]
Guatemala -4.536 1.167 0.000 -0.113 0.2466™ 1.00 8.82
[1.1187]  [0.0987] [0.0945] [1.1187] [0.0945]
Honduras -1.168 0.881 0.000 -0.063 0.6534™* 1.00 15.95
[1.5982] [0.1552] [0.1372] [1.5982] [0.1372]

(Continta)
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Tabla 4. Resultados del modelo por paises y panel conjunto
Descripcion a B p-valor? @ p-valor” ad b
México -28.075  2.535 0.000 -0.092 0.0227* 1.00 10.92
[3.8623] [0.2449] [0.0366] [3.8623] [0.0366]
Nicaragua -10.625 1.586 0.002 -0.095 0.3754™* 1.00 10.54
[4.6601]  [0.4240] [0.1042] [4.6601] [0.1042]
Panama -7.985 1.570 0.000 -0.043 0.7734™* 1.00 23.44
[1.3650] [0.1769] [0.1458] [1.3650] [0.1458]
Paraguay -16.736 1.853 0.000 -0.230 0.0000™** 1.00 4.35
[2.3808] [0.1452] [0.0367] [2.3808] [0.0367]
Perd -24.277  2.680 0.000 -0.079 0.1579* 1.00 12.73
[1.1671]1  [0.1028] [0.0532] [1.1671] [0.0532]
[R)ZFr):i:liiCC;na 0.004 0.71 0.000 -0.211 0.0514** 0.49 4.75
[1.8212] [0.1432] [0.1005] [1.8212] [0.1005]
Uruguay -11.204 1.576 0.000 -0.150 0.0005"** 1.00 6.65
[1.7147]  [0.1344] [0.0350] [1.7147] [0.0350]
Panel
conjunto -13.514 1.736 0.000 -0.168 0.000 0.939 37.299
[2.7227]  [0.0625] [0.0250] [2.7227] [0.0250]

* El parametro f3 para todos los paises es significativo al 1 %, excepto Brasil que es significativo al 5 %.
¥ La significancia del parametro i es heterogénea entre los paises. Significativo; »=al 1 %;«<al 5% y *al 10 %.

1—-b

(b
'y 4son los parametros de la funcion de utilidad u(Ct.mt) = [ac +(1—a)m; b] que se obtiene

considerando la ecuacion (8), que es equivalente a (9). Asi mismo, se usé el método de estimacion grouped,
dado que la muestra que usamos es relativamente pequefa.

Entre corchete los errores estandar de los parametros.

Fuente: elaboracion con datos del BID, BM y FMI.

En cuanto al parametro ¢, aunque resulta negativo en toda la muestra, puede
observarse que en la mitad de los casos resulta no significativo (Argentina,
Chile, Costa Rica, Guatemala, Honduras, Nicaragua, Panama, Per() y sus
valores oscilan entre -0.624 (Brasil) y -0.002 (Argentina) (Figura 2). La baja
significancia de este parametro puede asociarse, por un lado, a una baja sensi-
bilidad en estos paises a los cambios de los tipos de interés; sin embargo, debe
reconocerse ademas lo complejo que resulta obtener una medida de costo de
oportunidad de la liquidez unica y consistente para todos los paises, lo
que podria justificar el uso de otras medidas alternativas como las propuestas
en los estudios revisados en la seccion 2.
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Figura 1. Elasticidad-ingreso de la demanda de dinero
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Fuente: célculos propios.

Respecto a los valores de los parametros a'y b asociados a la funcion de utili-
dad MIU, los resultados muestran un valor de a muy cercano a 1, lo que implica
que los agentes otorgan una mayor ponderacion al consumo en su cesta y
una importancia pequefa a la demanda de saldos reales. Esto es consistente
con las criticas a este tipo de modelos, segun las cuales los saldos de dinero
deberian ser incluidos como una restriccion tipo Cash-in-Advance (CIA), en
lugar de incorporarlos directamente en la funcion de utilidad. Respecto a la
elasticidad de sustitucion (b), esta varia entre 1.6 (Brasil) y 10.9 (México), con-
siderando solo los paises donde ¢ resulta significativo.

Figura 2. Elasticidad de la demanda de dinero a la tasa de interés
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Nota: Todas las elasticidades se expresan en valor absoluto, es decir, las cifras originales presentan signos
negativos.
Fuente: calculos propios.
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Una de las ventajas del estimador FMOLS es que permite realizar pruebas
de hipotesis sobre los parametros estimados. A continuacion, calculamos
los intervalos de confianza para la elasticidad-ingreso y la elasticidad-tasa
de interés estimada. La hipotesis nula que planteamos es que el parametro ted-
rico, B =1y ¢fe°”'“’ — —0.5se encuentra dentro del intervalo de confianza
al 95 % (Para el caso de ¢ " = —0.5 ver Walsh). En la Tabla 5 se observan

los resultados. A nivel general (panel conjunto) se observa que el intervalo de
confianza construido no contiene el valor tedrico de la elasticidad-ingreso. Por
lo tanto, rechazamos la hipotesis nula. Esto significa que el parametro esti-
mado empiricamente, § = 1.7358, no es estadisticamente igual a 1. Cuando
analizamos por paises, encontramos que en 8 rechazamos la hipotesis nula,
mientras que en 7 no se rechaza. En el caso de la elasticidad-tasa de interés
también rechazamos para el conjunto del panel. Esto también sucede con 13
paises, mientras que en solo 2 no se rechaza la hipotesis nula.

Tabla 5. Intervalo de confianza de las elasticidades estimadas

Descripcién ﬁfeorfco =1 Decision ¢te°’ico —_05 Decision
Argentina [3.0806 ; 4.9920] Rechazar Ho [-0.3366 ; 0.3318] Rechazar Ho
Bolivia [0.9619 ; 3.0427] No rechazar Ho [-0.7571 ; -0.1530] No rechazar Ho
Brasil [0.0878 : 1.3626] No rechazar Ho [-0.9662 ; -0.2829]  No rechazar Ho
Chile [2.2496 ; 2.5773] Rechazar Ho [-0.1113 ; 0.0330] Rechazar Ho
Colombia [1.2167 : 1.5088] Rechazar Ho [-0.3067 ; -0.1800]  Rechazar Ho
Costa Rica [0.6608 ; 1.2159] No rechazar Ho [-0.1868 ; 0.0300] Rechazar Ho
Guatemala [0.9736 ; 1.3605] No rechazar Ho [-0.2986 ; 0.0718] Rechazar Ho
Honduras [0.5769 ; 1.1853] No rechazar Ho [-0.3316 ; 0.2062] Rechazar Ho
México [2.0551 ; 3.0151] Rechazar Ho [-0.1633 ; -0.0198]  Rechazar Ho
Nicaragua [0.7547 ; 2.4168] No rechazar Ho  [-0.2991 ; 0.1094] Rechazar Ho
Panama [1.2236 ; 1.9170] Rechazar Ho [-0.3284 ; 0.2431] Rechazar Ho
Paraguay [1.5679 ; 2.1371] Rechazar Ho [-0.3017 ; -0.1578]  Rechazar Ho
Peru [2.4783 ; 2.8812] Rechazar Ho [-0.1828 ; 0.0257] Rechazar Ho
gzm:lif;na [0.4304 ; 0.9918]  Norechazar Ho [-0.4076 ; -0.0137]  Rechazar Ho
Uruguay [1.3129 : 1.8397] Rechazar Ho [-0.2190 ; -0.0818] Rechazar Ho

Panel conjunto [1.6133 ; 1.8583] Rechazar Ho [-0.2168 ; -0.1188] Rechazar Ho

1-=

Nota: El intervalo se construye para los estimadores 'y ¢ usando la expresion estandar B:t ee(ﬁ)Z[ a] y
2

2
Fuente: calculos propios.

&:I:ee(&:)Z[ a] para un nivel de confianza del 95 %.
1
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Ahora bien, a diferencia de lo que indica el modelo tedrico, (3 = 1), en nuestro
caso la elasticidad es generalmente diferente de 1, tanto en la estimacion en
panel como a nivel individual. Estos hallazgos también han sido encontra-
dos en la literatura, en el sentido de que este parametro no necesariamente
esigual a 1. Para paises de América Latina se observa en la Tabla 1, mientras
que para paises desarrollados, en Drake y Chrystal (1994) y Hamori y Hamori
(2008), y para paises asiaticos, en Rao y Kumar (2009).

Estimamos también el modelo de factores comunes dinamico. Sus resultados se
muestran en la Tabla 6. El vector de variables enddgenas resulto ser estadisti-
camente significativo; sin embargo, el factor f, sea con uno o dos rezagos, no
resultd significativo. Cuando se consideran distintas matrices de varianzas y
covarianzas, también se observa que el factor comun no es estadisticamente
significativo.

Ademas, podemos integrar los modelos anteriores. Para lograr esto seguimos
la linea de Pesaran y Smith (1995), Pesaran (2006), Chudik y Pesaran (2015)
y Ditzen (2019) para contrastar la hipotesis de tendencias comunes. En con-
creto, se estima el modelo (6). Los resultados se observan en la Tabla 7y, segun
estos, se puede concluir que no hay evidencia que apoye la hipotesis de una
dindmica comun.

Tabla 6. Modelo de factores comunes dinamicos
Variables Coeficiente Error estandar z P> |z| Intervalo de confianza 95 %
f(=1) -0.016 0.056 -0.280 0.779 -0.126 0.095
Aln(m) 0.851 0.033 25.060 0.000 0.784 0917
Aln(y) 0.745 0.033 22310 0.000 0.679 0.810
Aln(i[(1+1)) -0.122 0.028 -4.460  0.000 -0.177 -0.069

Con dos rezagos

fF(=1) -0.160 0.056 -0.280 0.776 -0.126 0.094
f(=2) -0.010 0.056 -0.170  0.862 -0.120 0.101
Aln(m) 0.851 0.034 25.060 0.000 0.784 0917
Aln(y) 0.745 0.033 22310 0.000 0679 0.810
Aln(i[(141)) -0.123 0.028 -4.460  0.000 -0.177 -0.069
(Continta)
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Tabla 6. Modelo de factores comunes dinamicos
Variables Coeficiente Error estandar z P> |z| Intervalo de confianza 95 %
Aln(m) 0.851 0.034 25060 0.000 0.784 0.917
Aln(y) 0.745 0334 22310 0.000 0.679 0.810
Aln(i ] (1+1)) -0.123 0.028 -4.460 0.000 -0.177 -0.069

Fuente: célculos propios.

Tabla 7. Integracion de modelos de factores dinamicos y de panel
Variables Coeficiente  Error estandar z P> |z| Intervalo de confianza 95 %
In(y) 0.805 0.164 4900  0.000 0.483 1.128
In(i ] (1+1)) -0.092 0.041 -2270 0023 -0.172 -0.012
FDC 0.818 0.213 3.840 0.000 0.400 1.236
Constante -0.955 2.269 -0.420 0.674 -5.402 3.493

Error Cuadratico Medio (sigma): 0,0783
Variable FDC se refiere al proceso dindmico comun

In(y) 1.405 0.264 5320  0.000 0.887 1.923
In(i | (141)) -0.132 0.046 -2.860 0.004 -2.222 -0.042
FDT 0.013 0.010 1280  0.200 -0.007 0.033
Constante -7.790 3.385 -2.300 0021 -14.424 -1.155

Error Cuadratico Medio (sigma): 0.0910
Variable FDT se refiere a grupo-especifico de tendencia lineal
Proporcion de tendencias especificas del grupo significativas al nivel del 5 %: 0.200 (= 3 trends)

Fuente: célculos propios.

En consecuencia, los resultados muestran la no existencia de factores dinamicos
comunes en los determinantes y dinamicas de la demanda de dinero para los
paises de América Latina, lo que se evidencia a partir de los resultados del
ejercicio de cointegracion. Las estimaciones individuales sugieren heterogenei-
dad en términos de las magnitudes de las elasticidades, siendo especialmente
interesante la poca sensibilidad de la demanda de dinero a la tasa de interés.

Finalmente, las estimaciones para la elasticidad-ingreso de la demanda de

dinero arrojaron magnitudes sustancialmente mayores que la unidad en el
caso de varios de los paises de nuestra muestra. Este asunto parece sugerir, a
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nuestro juicio, que en tales paises y en el periodo examinado (1996-2016) las
familias y empresas del sector real (los demandantes de M1) probablemente
decidieron modificar sus planes de demandar mas o menos dinero frente a
otros activos financieros. Esto no solo por los cambios observados en sus ingre-
sosy en las tasas de interés, sino también por las variaciones en sus grados de
confianza (o incertidumbre) relativos a las previsiones sobre cambios futuros
de tales variables, un asunto central en el aporte de Keynes a la teoria de la
demanda de dinero (Keynes, 1936; Tobin, 1958).

Conclusiones

Analizar el comportamiento y determinantes de la demanda de dinero en el
nivel macroecondmico resulta de gran interés para investigadores y hacedo-
res de politica. Especificamente, la existencia de una relacion de largo plazo
entre la demanda por dinero y sus determinantes, como la obtenida en este
trabajo, sugiere que es posible para los bancos centrales ajustar la evolucion
de los agregados monetarios en funcidn de sus metas de inflacion y de sus
previsiones sobre las tasas de crecimiento del ingreso, ya que una de las prin-
cipales limitaciones en este sentido esta asociada a la potencial variabilidad
de la demanda por dinero. Adicionalmente, facilita la estimacion de los efectos
potenciales en materia inflacionaria derivados de choques de ingreso, costos
de financiamiento o choques monetarios (Carstensen et al., 2009; Kumar y
Webber, 2013; Narayan, 2010).

En este articulo se estiman las elasticidades de la demanda de dinero al ingreso
y la tasa de interés a partir de un modelo estructural, usando la metodologia
de cointegracion en datos de panel propuesta por Pedroni (1999). Adicio-
nalmente se realizan estimaciones individuales para una muestra de quince
paises de América Latina, con la ventaja de contar con un periodo y una téc-
nica de analisis idénticos, haciéndolas de esta manera comparables entre ellas.

El estudio muestra la existencia de una relacion de equilibrio de largo plazo
entre la demanda de dinero, el PIB y las tasas de interés. Las estimaciones para
el conjunto de economias muestran una elasticidad de demanda de dinero al
ingreso de 1.73, y a la tasa de interés de -0.16, siendo esto consistente con
lo esperado tedricamente.
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Los analisis para cada pais muestran que las magnitudes de las elasticidades
difieren entre ellos, lo que refleja las caracteristicas propias de cada pais, y
probablemente, diferentes y cambiantes percepciones de riesgo que alteran
las elasticidades de la demanda de dinero frente al ingreso. Por otro lado, las
variaciones de la tasa de interés no tuvieron efectos significativos en cuanto
a ayudar a explicar las de la demanda de dinero en ocho de los quince paises
de la muestra, lo que podria explicarse, al menos parcialmente, por la com-
plejidad de obtener medidas homogéneas del costo de oportunidad del dinero.

Los modelos estimados permiten establecer que no existen factores comunes
dinamicos inobservables entre las variables. Esto posiblemente estaria asociado
a la heterogeneidad presente entre los paises considerados.

En relacion con las tendencias en el panel, los resultados permiten afirmar
que no existen dinamicas comunes en el proceso y que solo unos pocos paises
tienen una tendencia lineal deterministica, pero que no es comun a todos ellos.
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Anexo
Figura 1A. Agregado M1 en logaritmos, por paises, 1996-2016
1 Bolivia Brasil
125 ¢ Argentina 105 120 ¢ '
12.0 1 10.0 - 11.6
1.5 95 a2l
11.0 1 9.0 08
105 85| 10.
100 8.0 104 1
9pb—u — - 75l 100
96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16
Chile Colombia Costa Rica
16.8 176 1 136 ¢
16.4 | 172+ 132}
16.0 +
16.8 128 +
15.6 +
152 | 16.4 | 124 1
14.8 16.0 12.0 L . . . . .
96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16
Guatemala Honduras México
10.4 9.8 14.4 -
10.2 96 | 140 |
100 94 | 13.6 |
98 9.2 13.2
9.6 1 ’
9.4 9.0 + 12.8
9.2 8.8 12.4
96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16
92 - Nicaragua 90 Panama 16.0 - Paraguay
8.8 8.5 15.6
8.4 8.0
15.2 +
80 7.5
76 | 7.0 148 |
72 65 L. L 144 R P
96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16
15 Peru 1.2 Republica Dominicana 1050 - Uruguay
11.0 11.0 10.25 +
10.5 10.8 10.00 +
10.0 10.6 9.75 +
9.5 10.4 9.50
9.0 10.2 9.25 +
) e —— 100 . 900 T
96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16 96 00 04 08 12 16

Fuente: elaboracion con datos del BID.
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Figura 2A. Producto en logaritmos, por paises, 1996-2016
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Fuente: elaboracion con datos del BM.
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Figura 3A. Tasa de interés por paises, 1996-2016
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Fuente: elaboracion con datos del FMI.
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