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ABSTRACT

This paper analyses the in sample
forecasting performance of four mo-
dels for the Colombian exchange rate
during the period 1984:1 - 2004:1. The
sticky price monetary (Dornbusch
(1976) - Frankel (1979)) and the Ba-
lassa - Samuelson (which gives a cen-
tral role to the productivity differen-
tials) approaches are used. Additio-
nally, the Purchasing Power Parity
condition (PPP) is analyzed. The fo-
recasting ability of these models is
compared using a random walk as a
benchmark model. The measures
used to evaluate the forecasts are the
root mean square error (rms) and in-
equality coefficient of Theil. It is found
that despite the great ability to pre-
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dict, no model overcomes the random
walk. This conclusion strengthens the
previous results in the exchange rate
determinants literature.

RESUMEN

Este documento analiza la capacidad
de prediccién dentro de la muestra (in
sample) de cuatro modelos de tasa de
cambio nominal para Colombia du-
rante el periodo 1984:1 - 2004:1. Se
emplean los enfoques monetarios de
precios rigidos (Dornbusch (1976) -
Frankel (1979)) y el de Balassa -
Samuelson, que le da un papel cen-
tral a los diferenciales de productivi-
dad. Adicionalmente se analiza la
condicion de la paridad del poder ad-
quisitivo (PPP). La capacidad predic-
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tiva de dichos modelos es comparada
con un camino aleatorio. Las medi-
das empleadas para evaluar los pro-
nosticos son la raiz cuadréatica del
error de prondéstico (rms) y el coeficien-
te de desigualdad de Theil. Se obser-
va que a pesar de tener una gran ca-
pacidad de prediccion, ningdn mode-
lo supera al camino aleatorio. Dicha
conclusion corrobora los resultados
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presentados en la literatura sobre los
determinantes de la tasa de cambio
nominal.
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INTRODUCCION

Los movimientos de la tasa de cam-
bio nominal en Colombia durante los
ultimos afios y en especial durante el
2004, han dejado desconcertados a
analistas, hacedores de politicay ac-
tores del mercado de divisas. La baja
capacidad de prevision de los movi-
mientos de la divisa parece revelar
una gran necesidad de mas investi-
gacion en el tema. Pero este resulta-
do no es Unico de nuestro pais, a prin-
cipios de los afios ochenta Meese y
Rogoff (Meese y Rogoff (1983a) y
Meese y Rogoff (1983b)) demostraron
el bajo poder de los modelos teéricos
disponibles en la época para explicar
de forma sistematica el comporta-
miento de las principales tasas de
cambio nominal, y naturalmente el
bajo poder de prediccion de los mode-
los. En primera instancia estos resul-
tados parecieron alocados, pero dife-
rentes investigadores los corrobora-
ron (Frenkel y Roose (1995) presen-
tan una recopilacioén de los principa-
les intentos, todos fallidos, de desvir-
tuar los resultados de Meese y Rogo-
ff). Estos resultados frustrantes para
los investigadores de la tasa de cam-
bio, provocaron la aparicion de dife-
rentes modelos en la década de los
afios noventa, que alin no proveen un

gran adelanto en entender los movi-
mientos de las principales monedas
del mundo (Por ejemplo Cheung,
Chinny Garcia (2003)).

Este documento analiza diferentes
modelos tedricos para encontrar los
determinantes fundamentales de la
tasa de cambio nominal en Colombia,
al mismo tiempo que examina sus ca-
pacidades para predecir el comporta-
miento de la tasa de cambio (dentro
de la muestra) durante el periodo
1984:1 - 2004:1. A lo largo del periodo
analizado se han observado diferen-
tes regimenes cambiarios en Colom-
bia. Hasta 1991 se empleo el sistema
de minidevaluaciones (crawling peg)
adoptado en 1967. De acuerdo con
Céardenas (1997), desde 1991 hasta
enero de 1994 se adopté un segundo
régimen que permitié una mayor fle-
xibilidad del tipo de cambio gracias a
unabanda implicita. Como lo mencio-
na Cardenas (1997), a partir del 24 de
enero de 1994 se adopt6 un sistema
de bandas moviles (crawling bands)
gue estuvo vigente hasta 1999, cuan-
do se adoptd un sistema de libre flota-
cién. Dichas modificaciones al régimen
cambiario han originado una mayor
volatilidad a la tasa de cambio a par-
tir de 1994 (Ver Gréfico 1).

Grafico 1: Primeras diferencias del logaritmo de la tasa de cambio

en Colombia (1984:1 - 2004:1)
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Fuente: International Financial Statistics - IMF (September, 2004).
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Los recientes movimientos de la tasa
de cambio nominal no parecen poder
ser explicados por los modelos con-
vencionales adoptados en la década
de 1970. En la literatura sobre los
determinantes fundamentales de la
tasa de cambio nominal se encuen-
tran diversos enfoques y aproxima-
ciones. Por ejemplo, Cardenas (1997)
evalla la validez empirica de los mo-
delos basados en el enfoque moderno
de activos. Segun este enfoque, la tasa
de cambio nominal fluctda con el fin
de equilibrar la demanda externa de
activos nacionales. Para tal propdsi-
to, Cardenas (1997) adopta el mode-
lo monetario simple con precios flexi-
bles, el modelo monetario con precios
rigidos y el modelo de balance de por-
tafolio, con el fin de evaluar la con-
sistencia tedrica de dichos modelos.
En este trabajo, la capacidad predic-
tiva de los modelos empleados no es
evaluada. Por otro lado, Meese y Ro-
goff (1983a) analizan la capacidad
predictiva fuera de muestra de varios
modelos estructurales de tasa de
cambio nominal. Igualmente, anali-
zan los modelos monetarios de pre-
cios flexibles y precios rigidos encon-
trando que dichos modelos estructu-
rales no se desempefan bien a pesar
de basar sus predicciones en los va-
lores actuales de las variables expli-
cativas. Meese y Rogoff (1983a) con-
cluyen que un camino aleatorio (ran-
dom walk) tiene mayor capacidad
predictiva que los modelos estructu-
rales analizados.

Recientemente, Cheung, Chinn y
Garcia (2003) argumentan que las
variaciones del délar y del euro no
pueden ser explicadas por los mode-
los tradicionales propuestos durante
la década de 1970. Sefialan que los
recientes movimientos de las tasas de
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cambio sélo pueden ser explicados por
resultados empiricos y tedricos rela-
cionados con la correlacion entre va-
riables como las posiciones de los ac-
tivos externos y la tasa de cambio
real, asi como los diferenciales de pro-
ductividad. Cheung et al. (2003) se-
fialan que estos nuevos modelos (pro-
puestos en la década de 1990) no han
sido evaluados sisteméaticamente en
cuanto a su capacidad predictiva fue-
ra de muestra. Teniendo en cuenta lo
anterior, los autores evaltian un con-
junto de modelos propuestos en la
década de 1990. Para efectos de la
medicion de la capacidad predictiva,
varias medidas son empleadas: Error
Medio al Cuadrado (MSE), cambio en
la direccién y la prueba de consisten-
cia propuesta por Cheung y Chinn
(1998). Sus resultados sefialan que
segun la medida del Error Medio al
Cuadrado (MSE), ningun modelo lo-
gra superar a un camino aleatorio.
Sin embargo, teniendo en cuenta el
criterio del cambio en la direccidn,
algunos modelos estructurales lo con-
siguen. Finalmente, de acuerdo con
el criterio de consistencia, encuentran
gue las predicciones estan cointegra-
das con el valor verdadero de los ti-
pos de cambio.

Basado en lo anterior, este documen-
to analiza tres de las especificaciones
propuestas por Cheung et al. (2003),
para el caso de la tasa de cambio no-
minal en Colombia, evaluando sus
capacidades de prondstico. Para esto,
se analiza la capacidad predictiva de
dichos modelos empleando criterios de
evaluacion como el error de simulacion
rms (raiz cuadratica media) y el coefi-
ciente de desigualdad de Theil. Para
efectos de la comparacion se emplea
un camino aleatorio y la condicién de
paridad del poder adquisitivo (PPP).
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El resto del documento se divide en
cinco secciones, ademas de esta intro-
duccién. En la segunda seccién se
presentan los modelos tedricos que
son evaluados. En la tercera se estu-
dian las propiedades de las series
empleadas en el analisis (raices uni-
tarias). En la cuarta se determina si
existe 0 no una relacion de largo pla-
zo (cointegracion) entre las variables
de cada especificaciéon. En la quinta
se presentan los modelos estimados
y se analiza su capacidad predictiva.
Finalmente, en la sexta se comentan
los resultados obtenidos en los pro-
nosticos dentro de la muestra.

MODELOS TEORICOS

A EVALUAR

Existe un buen ndmero de modelos
tedricos que han sido empleados para
modelar el comportamiento de la tasa
de cambio nominal (Chinn (1997), Dor-
nbusch (1976), Cardenas (1997), Owen
(2001), Rosenberg (2000) y Meese y
Rogoff (1983) entre otros). Para ana-
lizar el caso colombiano se adoptan los
modelos propuestos por Cheung et al
(2003). Inicialmente se define el cami-
no aleatorio (random walk) como mo-
delo de referencia. Adicionalmente,
como especificacion de referencia se
emplea la condicion de paridad del
poder adquisitivo (PPP por sus siglas
en inglés). De acuerdo con lo anterior
se tiene la siguiente identidad:

S;=B*h @)

donde, S, representa el logaritmo de
la tasa de cambio nominal (pesos co-
lombianos por ddlares), p, es el loga-
ritmo del nivel de precios (IPC base
2000) y “™" denota el diferencial en-
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tre paises (Colombia - Estados Uni-
dos). Al tratarse de una identidad, la
ecuacién (1) no es estimada.

En segundo lugar, se encuentra el
modelo monetario con precios fijos.
En este modelo la condicion de pari-
dad de poder adquisitivo (PPP) se
omite ya que se supone que los pre-
cios en el corto plazo son rigidos. Si-
guiendo a Dornbusch (1976), un in-
cremento en la oferta monetaria (do-
méstica) genera una salida de capi-
tales (debido a la caida en la tasa de
interés) lo cual genera una deprecia-
cion de la tasa de cambio Este mode-
lo puede ser expresado como:

Sc= B+ B +B, G +B i+ He (2)

donde m_ es el logaritmo de la oferta
monetaria (M1), y, es el logaritmo del
PIB real (a precios del 2000), i, es la
tasa de interés y =, es la tasa de in-
flacion. La ecuacion (2), puede ser in-
terpretada como una extension de la
ecuacién (1) donde las variables ma-
croeconémicas capturan la demanda
por dinero y los efectos de sobrepaso
(overshooting effects). Aunque Céarde-
nas (1997) impone restricciones a los
coeficientes de la ecuacién (2), Che-
ung et al (2003) sugieren que la teo-
ria no presenta una guia clara para
hacerlo. Por lo tanto, se estimari la
ecuacioén (2) sin restricciones.

Los siguientes dos modelos corres-
ponden al enfoque Balassa - Samuel-
son. En este tipo de modelos, el papel
de los diferenciales de productividad
toma una mayor importancia para
explicar las variaciones de la tasa de
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cambio nominal; por ejemplo, Cle-
ments y Frenkel (1980) y Chinn
(1997) emplean diferenciales de pro-
ductividad para explicar la tasa de
cambio nominal. En este orden de
ideas, la especificacion que incluye el
diferencial de productividad sera:

Sc= B+ B +B, 5 +Bi+B; 2+e (3)

donde z, representa una medida de
productividad, como por ejemplo la
produccion por empleado. A diferen-
cia de la ecuacion (2), la ecuacion (3),
basada en la productividad, no asu-
me que la paridad de poder adquisi-
tivo se mantiene en el largo plazo (por
esta razén no incluye el diferencial
de inflacion). En este tipo de mode-
los, el patron de la tasa de cambio esté
determinado por el diferencial de pro-
ductividades.

Finalmente, el cuarto modelo incor-
pora el efecto Balassa - Samuelson a
través del diferencial de productivi-
dades, el efecto balance de portafolio
através de las variables relacion deu-
da-PIB y activos externos netos y el
efecto de sobrepaso por medio de la
tasa de interés real. La especificacion
de este modelo «compuesto» es la si-
guiente:

(4)
SRR +B; 2B 1. +B, Gdebt +ftot+pnfa+e,

donde r, es la tasa de interés real,
gdebt, es la relacion deuda/P1B, tot,,
es el logaritmo de los términos de
intercambio y nfa, representa los ac-
tivos externos netos. A esta ecuacion
se le impone un coeficiente igual a
uno al diferencial del logaritmo del
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nivel de precios ( p,) para determi-
nar la tasa de cambio real reexpre-
sando (4).

SERIESY ORDEN

DE INTEGRACION

Para efectos del analisis propuesto
se emplean datos trimestrales para
Colombia y Estados Unidos duran-
te el periodo comprendido entre
1984:1 y 2004:1. Las series son ob-
tenidas en su mayoria a través de
la base de datos del Fondo Moneta-
rio Internacional (International Fi-
nancial Statistics). Para el analisis
se emplean: la tasa de cambio no-
minal (pesos colombianos por déla-
res); el IPC base 2000 para Colom-
bia y Estados Unidos; la oferta mo-
netaria (M1) para Colombia (obte-
nido a través de la base de datos del
Banco de la Republica) y Estados
Unidos sin desestacionalizar; las
tasas de interés: Prime Rate (Esta-
dos Unidos) y la tasa de interés pa-
siva para Colombia (obtenida a tra-
vés de las Estadisticas Histoéricas
del DNP) a tres meses; los términos
de intercambio para Colombia, cal-
culados a partir de los indices de
precios de las exportaciones y las
importaciones con base 2000; los ac-
tivos externos netos y el PIB para
Colombia (Estadisticas Histéricas
DNP - Cuentas Nacionales DANE)
y Estados Unidos (Bureau of Eco-
nomic Analysis - NIPA Tables) a
precios del 2000 y sin desestaciona-
lizar.

La serie de productividad se calcu-
la dividiendo el PIB por el namero
de empleados y convirtiendo a indi-
ce (base 2000). ElI empleo para Co-
lombia es obtenido a través del em-
palme de la Encuesta Nacional y la
Encuesta Continua de Hogares rea-
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lizado por Lasso (2002). EI empleo
para Estados Unidos se obtiene por
medio del Bureau of Labor Statis-
tics (tanto la serie para Colombia
como la serie de empleo para Esta-
dos Unidos son sin desestacionali-
zar). Finalmente, el diferencial de
la relaciéon deuda-PIB es calculado
empleando un proxy para la deuda.
Debido a la insuficiencia de datos,
es necesario usar la serie Financia-
miento, publicada a través de la
base de datos del FMI. Con esta se-
rie se calcula la proporcion y se apli-
ca el diferencial.

Para obtener las series de inflacion
y la tasa de interés real, se efectia
la cuarta diferencia del logaritmo
del IPC y se resta el valor rezaga-
do de la inflacion a las tasas de in-
terés nominal, respectivamente. Se
observa que algunas de las series
presentan una fuerte estacionali-
dad.

Antes de llevar a cabo las pruebas
de cointegraciéon y las medidas de
prediccién para los modelos de tasa
de cambio propuestos, es necesario
determinar el orden de integracion
de los procesos generadores de los
datos empleados en el analisis. Para
lo anterior, inicialmente se analiza
la estacionalidad de las series por
medio de las pruebas de Dickey -
Fuller (1979) aumentada (ADF),
Phillips - Perron (1988) y la prueba
no paramétrica de Breitung (2002).
Adicionalmente, se lleva a cabo la
prueba de raices unitarias de Kwia-
tkowski, Phillips, Schmidt y Shin
(1992) (KPSS) cuya hipdtesis nula
corresponde a un proceso estaciona-
rio (alrededor de una tendencia) ver-
sus la hipotesis alterna de la pre-
sencia de una raiz unitaria. Los re-
sultados de estas pruebas, tanto
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para los niveles de las series como
para sus primeras diferencias, son
reportados en la Tabla 2. Se puede
decir que existe alguna evidencia
para afirmar que todas las series
estan integradas de orden uno I(1),
excepto las series 2,y tot, (diferen-
cial de productividad y términos de
intercambio) para las cuales la evi-
dencia sefiala que puede tratarse de
series 1(0).

Dado que la evidencia no es robus-
ta, es necesario llevar a cabo otro
tipo de pruebas que se ajusten a las
caracteristicas de las series anali-
zadas. Por lo tanto, adicionalmente
se lleva a cabo la prueba de raices
unitarias de Perron (1989) que tie-
ne en cuenta cualquier cambio en
la funcién de tendencia de las se-
ries. Esta prueba se efectla a las
series que presentan algun tipo de
quiebre estructural ya que las prue-
bas convencionales pierden poder
frente a este tipo de casos. Los resulta-
dos de esta prueba se reportan en la
Tablal. Paralas series ¥, z,7y |, se
emplea el caso A ya que se observa
un cambio exdgeno en el nivel de las
series (los puntos de quiebre son se-
fialados en la Tabla 1), mientras que
para la serie p, se emplea el caso B
ya que esta serie presenta un cam-
bio ex6geno en la tasa de crecimien-
to. Como se observa, los estadisti-
cos t calculados son bastante gran-
des y por lo tanto no es posible re-
chazar la hipoétesis nula de una raiz
unitaria. Por lo tanto, por medio de
esta prueba es posible reafirmar que
existe evidencia sobre el orden de
integracion de las series (1(1)).

Adicionalmente se lleva a cabo la
prueba de estacionaridad alrededor
de una tendencia no lineal de Bie-
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rens (1997). La hipétesis nula de
esta prueba implica la presencia de
una raiz unitaria con «drift». La
ventaja de esta prueba frente a la
de Perron (1989) radica en que no
es necesario determinar el punto de
guiebre ya que al incluir el polino-
mio, los datos se suavizan. Esta
prueba se lleva a cabo en las series
que aparentemente presentan una
tendencia no lineal: p, nfa,y g debt,.
La Tabla 3 reporta los resultados de
la prueba de Bierens (1997) para los
diferentes grados del polinomio de
Chevishev. De acuerdo con lo repor-
tado se observa que los resultados
(estadisticos para cada posibilidad)
sefalan que la serie p, presenta una
raiz unitaria con «drift» ya que no es
posible rechazar la hipétesis nula

(comparando los cuatro estadisticos).
Por otro lado, los resultados no son
concluyentes para las serie nfa,, lo
cual corrobora los resultados obteni-
dos por medio de las pruebas ante-
riores con respecto al orden de inte-
gracion de dicha serie. En cuanto a
la serie gdebt, los resultados sefia-
lan que no existe una raiz, pero de
nuevo, no son concluyentes para de-
terminar la no linealidad de la ten-
dencia.

Resumiendo, de acuerdo con las
pruebas convencionales y para los
casos especiales como quiebre es-
tructural y tendencia no lineal (Ta-
blas 1 a 3), se puede asegurar que
las series empleadas estan integra-
das de orden uno.

Tabla 1: Prueba de raices unitarias Perron (1989). (1984:1 - 2004:1)

Prueba de raices unitarias (quiebre estructural) Perron (1989)
Estadisticos t relevantes.
Punto de ref. Caso /1 Estadistico t No. Rezagos /2
1 1998:1V A 8934026866.12 6
A 1990:1vV A 122295373148365.00 8
i 1999:| A 39796181166003.10 8
i 1999:1 A 21364686318211.10 9
R 1998:1V B 237496118657.45 5

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

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

Nota: En ninguin caso es posible rechazar la hipétesis nula de la presencia de una raiz unitaria
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Tabla 3: Prueba de raices unitarias Bierens (1997). (1984:1 - 2004:1).

Prueba de raices unitarias con tendencia no lineal: Bierens (1997)
Estadisticos para cada caso (valores p entre paréntesis) /1

Q t(m) A(m) F(m) T~(m)
p=5 m=38 -2.791 -59.466 4221 5289.837
(0.4210) (0.2560) (0.4310) (0.7080)
m=9 -3.565 -138.021 5.002 5369.011
(0.4080) (0.1740) (0.4940) (0.5700)
m=10 -3.661 -153.623 4,597 5548.085
(0.3480) (0.1370) (0.4160) (0.5770)
nfa
p=0 m=38 -6.142 °© -53.649 7.189 ** 2006.201 **
(0.0990) (0.1190) (0.9710) (0.9910)
m=9 -5.575 -51.271 6.521 * 2298.907 **
(0.3130) (0.2850) (0.9440) (0.9770)
m=10 -5.536 -51.285 5.844 2373.139 **
gdebt, (0.4520) (0.3820) (0.8840) (0.9600)
p=1 m=7 -8.140 °° -151.986 °° 8.822 kx 65.809
(0.0000) (0.0090) (0.9990) (0.1900)
m=38 -8.376 °° -163.933 °° 8.286 *** 66.378 °
(0.0000) (0.0000) (1.0000) (0.0890)
m=9 -8.327 °® -165.632 °® 7.384 ik 79.990 °
(0.0000) (0.0000) (0.9980) (0.0710)

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

m: Orden del polinomio.

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

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

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

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

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

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

PLAZO DE LAS SERIES

Para determinar la relacion de lar-
go plazo entre las variables involu-
cradas en los diferentes modelos y
descartar posibles relaciones espu-
rias emplea la prueba de Cointegra-
cién de Johansen? (1988). Los resul-
tados de esta prueba para las tres
especificaciones son reportados en la
Tabla 4. De acuerdo con los estadis-
ticos reportados, para la ecuacion (2)

existen dos vectores de cointegra-
cion, para la ecuacion (3) existen tres
vectores de cointegracion y para la
ecuacion (4) existe un vector de co-
integracion. Es posible entonces es-
timar las especificaciones propues-
tas por medio del método de Mini-
mos Cuadrados Ordinarios (MCO)
ya que se comprueba la existencia de
una relacion a largo plazo entre las
variables incluidas en cada especifi-
cacion.

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

Estadisticos para cada hipotesis
- max

H, H, Ecuacién (2) Ecuacién (3) Ecuacién (4)
r=0 r=1 52.6 ** 105.6 ** 52.0 **
r=1 r=2 32.3 ** 45.7 ** 26.3
r=2 r=3 15.6 26.4 ** 20.2
r=3 r=4 6.9 11.1 16.2
r=4 r=35 1.3 34 8.7
r=>5 r==6 -—- -—- 0.1

Trace
Ecuacion (2) Ecuacion (3) Ecuacion (4)
r<=4 r=>5 34 -
r<=3 r=5 14.5 -
r<=2 r=>5 23.8 4] ** ---
r<=1 r=35 56.1 ** 86.6 ** -
r<=0 r=>5 108.7 ** 192.3 ** -
r<=5 r=6 - 0.14337
r<=4 r==6 - 8.7976
r<=3 r==6 - 24.953
r<=2 r==6 --- 45.133
r<=1 r==6 - 71.481 **
r<=0 r=6 - 123.47 **
(**): Rechaza Ho al 5%.

1. También se efectud la prueba de cointegracion de Engle y Granger (1987) con resultados poco contunden-

tes (Estos resultados no son reportados).

Evaluacidn de pronésticos para la tasa de cambio en Colombia GERENCIALES

ESTUDIOS

23



EVALUACION

DE PRONOSTICOS

Modelos estimados y evaluacién de
prondsticos

Los resultados de las estimaciones de
los modelos (2), (3) y (4) se reportan
en la Tabla 5. Los modelos (2) y (3)
presentan coeficientes de determina-
cion bastante altos (98% y 97% res-
pectivamente) mientras que el mode-
lo (4) posee un coeficiente de deter-
minacion bastante bajo (28%). Por
otro lado, las variables explicativas
de las dos primeras especificaciones
son conjuntamente significativas a un
nivel de confianza del 99%. Cabe ano-
tar que dada la restriccién impuesta
a la ecuacion (4), en la Tabla 5, la
variable dependiente para esta ecua-
cibness -p.

Para evaluar los pronoésticos genera-
dos dentro de la muestra por cada
modelo, se emplean dos tipos de me-
didas. La primera es la raiz cuadra-
tica media del error de prondstico
(rms). La rms del error es una medi-
da de desviacion de la variable simu-
lada de su curso en el tiempo (Pin-
dyck y Rubinfeld (1998)). Esta medi-
da se define como:

T 2
_; 6(‘ s_Yta)

Donde, Y°, - Y2 y T representan el
valor pronosticado de la variable de-
pendiente, el valor observado de la
variable dependiente y el nUmero de
periodos respectivamente.

rms =

Cabe anotar que el error de simula-
cién rms debe evaluarse comparan-
dolo con el tamafio promedio de la
variable analizada. Por lo tanto es

D BICEST oeEIURIOS

necesario calcular el error porcentual
rms, el cual se define como:

error porcentual rms =

La segunda medida empleada para
evaluar la capacidad de pronostico es
el coeficiente de desigualdad de Theil,
gue emplea la rms del error de pro-
nostico. Este coeficiente se define
como:

Este coeficiente mide la rms del error
en términos relativos. Antes de obser-
var los resultados de dichas medidas
para cada ecuacion, es necesario ana-
lizar graficamente los pronoésticos
generados por cada modelo. El Grafi-
co 2 muestra los valores pronostica-
dos por cada modelo al igual que los
prondsticos generados a través de la
condicion de la paridad del poder ad-
quisitivo (PPP) y el camino aleatorio
(modelo de referencia).

De acuerdo con el Grafico 2, se puede
decir que el modelo que mejor predi-
ce la tasa de cambio (mejor ajuste) es
el camino aleatorio definido como:
As, = Db_+e.Apesar de lo anterior, los
demas graficos muestran una calidad
bastante alta en sus pronosticos. Para
corroborar el analisis grafico, la Ta-
bla 6 presenta los calculos de las me-
didas de evaluacidn de prondsticos.
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Tabla 5: Resultados de las estimaciones de los modelos (2), (3) y (4).

Estadisticos t entre paréntesis
Ecuacion (2) Ecuacion (3) Ecuacion (4)
MCO MCO MCO
1984:1 - 2004:1 1984:1 - 2004:1 1984:1 - 2004:1
Constante 1.6664 9.6504 *** 9.0106 ***
(0.913) (4.750) (12.726)
& 1.1062 0.8862 ***
t (34.392) *** (12.861)
. -2.490 -0.5796
Y (-6.175) *** (-1.209)
- -0.6709 ** 0.5431
ke (-1.730) (1.365)
. 3.3174 ##%*
e (6.263)
R -0.0151 *** 0.00153
% (-2.848) (0.350)
~ -0.98657 **
. (-2.252)
. -1.07913 **
gdebt, (-2.391)
-0.31645 *
tot, (-1.904)
0.00001
f
nta (1.185)
R’ 0.9811 0.9742 0.2772
F 988.08 716.16 *** 5.75
DW 0.7201 0.4164 0.2848
No. Observ. 81 81 81
(*): Significativo al 10%
(**): Significativo al 5%
(***): Significativo al 1%
MCO: Minimos Cuadrados Ordinarios.

Tabla 6: Medidas de evaluacion de prondsticos.

Evaluacidn de los pronésticos (dentro de la muestra)

rms error porcentual rms  coeficiente de desigualdad de Theil

Random Walk 0.0476 0.0069 0.0036
PPP 0.1693 0.0273 0.0127
Ecuacion (2) 0.1316 0.0213 0.0099
Ecuacion (3) 0.1540 0.0268 0.0115
Ecuacion (4) 0.1439 0.0232 0.0108
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Grafico 2. Valores observados y pronosticados de acuerdo con los diferentes

modelos estimados. 1984:1 - 2004:1

Condicién PPP.

Log TC observada Log TC estimada

Modelo monetario de precios fijos

200301
2004021

Log TCN observadax Log TCN estimadax

Modelo de productividad

Modelo compuesto

‘ Log TCN observada Log TCN eslimadaﬂ

‘ Log TCN ob

Log TCN esti

Analizando la raiz cuadratica media
(rms) del error de pronéstico para
cada modelo, se puede afirmar que el
modelo que presenta una variable
pronosticada con la menor desviacion
es el camino aleatorio, seguido por el
modelo monetario de precios fijos (es-
timado como ecuacion (2)). De igual
manera, el error porcentual rms ob-
tenido para el camino aleatorio sefia-
la que este modelo es el que mejor
predice la tasa de cambio nominal en
Colombia. Finalmente, de acuerdo
con el coeficiente de desigualdad de
Theil, el camino aleatorio presentael

26 #EICEST cerincinl®s

mejor pronostico de la tasa de cam-
bio. Cabe anotar que dicho coeficien-
te siempre esta entre cero y uno. Si
el valor del coeficiente es igual a cero,
el valor observado es igual al valor
pronosticado. En este orden de ideas,
dado que el coeficiente calculado para
el camino aleatorio es bastante cer-
cano a cero (0.0036), se puede decir
gue los valores pronosticados a par-
tir de dicho modelo son muy cerca-
nos a los valores observados de la tasa
de cambio. Finalmente, dejando de
lado al camino aleatorio, se observa
gue el modelo monetario de precios
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fijos supera al modelo de productivi-
dad (ecuacion (3)) y al modelo com-
puesto (ecuacién (4)). Sin embargo, el
modelo compuesto se comporta me-
jor que el de productividad, siendo
este ultimo el que logra los pronosti-
cos mas pobres.

COMENTARIOS FINALES

Este documento analiza la capacidad
de los modelos de tasa de cambio no-
minal propuestos en la década de
1990 para predecir el comportamien-
to de la tasa de cambio nominal en
Colombia durante el periodo 1984:1 -
2004:1. Los modelos empleados co-
rresponden a los enfoques monetario
y de diferenciales de productividad
(Balassa - Samuelson). También se
analiza un modelo compuesto que
involucra el diferencial de producti-
vidad y el efecto de balance de porta-
folio. Las tres especificaciones pro-
puestas son comparadas con la capa-
cidad predictiva de un camino alea-
torio y la condicion de la paridad del
poder adquisitivo (PPP). Inicialmen-
te se analizan las propiedades de las
series empleadas en las tres especifi-
caciones y se determina que todas las
series presentan una raiz unitaria
(integradas de orden uno). Para lo
anterior, se emplean las pruebas con-
vencionales y otras pruebas adiciona-
les que presentan un mayor poder
frente a casos especiales. Posterior-
mente se determina si existe o no una
relaciéon de largo plazo entre las va-
riables por medio de las pruebas de
cointegracion de Engle y Granger
(1987) y de Johansen (1988). De
acuerdo con los resultados obtenidos,
se determina que existe una relacion
de largo plazo y por lo tanto es posi-
ble estimar las especificaciones pro-
puestas por medio del método de mi-
nimos cuadrados ordinarios.

Evaluacidn de pronésticos para la tasa de cambio en Colombia GERENCIALES

Finalmente se evalla por medio de
diferentes medidas la capacidad de
prondstico que presentan los mode-
los estimados determinando que nin-
gun modelo logra superar los pronés-
ticos obtenidos a través del camino
aleatorio (random walk). Los resul-
tados sefialan que los modelos teori-
cos desarrollados durante la década
de 1990 no superan la habilidad del
camino aleatorio para pronosticar la
tasa de cambio nominal. Sin embar-
go, tal como lo sefialan Cheung et al
(2003), los resultados obtenidos no
son un claro indicativo de la pobre
capacidad de los modelos analizados
para explicar los movimientos de la
tasa de cambio. Es decir, aunque los
resultados coinciden con los presen-
tados por Cheung et al (2003), el ejer-
cicio llevado a cabo no involucra to-
das las posibles medidas para evaluar
la capacidad predictiva de los mode-
los estructurales analizados. A par-
tir de estos resultados surge la nece-
sidad de emplear especificaciones no
lineales que logren captar las asime-
trias presentes en el mercado de di-
visas.
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