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1. INTRODUCCION

Este trabajo se centra en € andlisis de dos cuestiones que han suscitado un gran debate entre
algunos economistas agrarios en los Ultimos afios. La primera se refiere a impacto que los cambios en
la politica monetaria tienen sobre los precios en e sector agroalimentario. En concreto, se pretende
responder a dos interrogantes: i) ¢, son neutrales los cambios en la politica monetaria sobre los niveles
de precios (pagado, percibidosy a consumo) en e sector agroalimentario?; y ii) S no 1o son ¢ quién es
el més beneficiado por esos cambios? o, dicho en otras palabras, ¢quién es capaz de reaccionar mas

rapidamente y gjustarse antes ala nueva situacion?.

La segunda cuestion esta relacionada con este Ultimo aspecto ya que se trata de analizar las
relaciones causales existentes entre oferta monetaria y precios. Existen dos alternativas posibles: i)
algunos autores sugieren que los efectos de |os cambios en la politica monetaria, como, por gemplo, la
adopcion de una politica monetaria expansiva, repercutiran en un aumento de los precios de los inputs
que, a su vez, provocara un aumento de los precios en cadena hasta e producto final (teoria del empuje
del coste); ii) otros sugieren que dichos cambios en la oferta monetaria repercuten, en primer lugar, en
aumentos en los precios d consumo que se transmiten, posteriormente, al precio de los inputs (teoria
del empuje de la demanda). En cualquier caso, la magnitud de estas variaciones depende, en dltimo
instante, de los elasticidades de las curvas de oferta y demanda en diversos mercados. Finamente, la
velocidad ala cual los precios en € sistema agroalimentario se gjustan ante cambios en otros precios,
es otra de los cuestiones que, junto con la direccion causal de las relaciones, ha originad, asimismo,
resultados contradictorios. Sin embargo, todas estas relaciones han podido cambiar tras la entrada de
Espafia en la UE. Por dllo, € periodo muestral se dividira en dos subperiodos con € fin de andlizar la

existencia de comportamientos significativamente diferentes.

2. METODOLOGIA

Hendry (1986) sefida que la mayor parte del trabajo econométrico se ha basado en la hipétesis



falsa de que las series econométricas eran estacionarias. Esto genera consecuencias estadisticas graves
(propiedades de los estimadores, distribuciones de los estadisticos no esténdar, etc..). En e caso
univariante, aunque también se ha extendido al caso multivariante, la solucién més habitual consiste en
diferenciar las series d 3 1 veces con € fin de obtener una serie estacionaria. Sin embargo, a
diferenciar las series, no se estan considerado los componentes a largo de las mismas, que pueden ser
importantes desde un punto de vista tedrico, por lo que se puede caer en errores de especificacion
serios. Por tanto, es necesario recurrir a métodos mas avanzados como el andlisis de cointegracion. En
este trabajo se ha utilizado € enfoque de maxima verosimilitud propuesto por Johansen (1988) y
Johansen y Juselius (1990) por ser apropiado para modelizar € comportamiento de méas de dos series
que estan cointegradas. Estos autores parten de que un vector de p variables econdmicas X; puede

expresarse como un VAR clésico de orden k:

k
Xe=apiXut+u t=12..7T
i=1 1
El nimero de vectores de cointegracion (r) viene determinado por € rango de la matriz p

definida por:

pP=1-pi-p2-...-P« 2

donde | eslamatriz identidad de orden p. Si lamatriz p es de rango r con r<p, existen r combinaciones
lineales estacionarias (relaciones de cointegracion) entre las variables del vector X; y p-r tendencias
estocasticas comunes. Si r=0, no existen relaciones de cointegracion y, por tanto, existiran p tendencias
estocasticas. En este caso, un modelo definido en primeras diferencias seria la especificacion apropiada.
Finamente, si r=p, X; €s un vector de series estacionarias, por 1o que € modelo deberia especificarse en
sus valores originales (en niveles). En € caso de que o<r<p, la matriz p puede representarse por €
producto ab' donde a y b son matrices de orden pxr. En este caso, aunque las series incluidas en X
sean no estacionarias, las combinaciones b'X; son estacionarias. ESto es, las columnas de b representan
el nimero de vectores de cointegracion existentes (r) y € espacio definido por b es @ denominado
espacio de cointegracion. Por otro lado, a es la matriz de coeficientes que miden € grado de guste

hacia las relaciones alargo plazo para cada una de las p variables del modelo anterior.

Johansen (1988) demuestra que la estimacion maximo verosimil del espacio definido por b se
corresponde con las r mayores correlaciones candnicas a cuadrado existentes entre |os residuos de Xk
y DX corregidas por los efectos de DXt.3, DXt.2,..., DXtx1. A partir de las dos matrices de residuos

obtenidas, Ry Y Ry, Se obtienen una serie de matrices de momentos de segundo orden:



)
S =T"4 RR¢ i,j=01
t=1 3

Lamatriz b se determina resolviendo la ecuacion:

[l Su - Swo S Su| =0 4

Las soluciones de (4) son un conjunto de p valores propios| 1! »,,,,I p. Asociados a los mismos
Se encuentran otros tantos vectores propios V = (V1,Va,,,,,Vp), Normalizados de acuerdo a la expresion
V'S;V=l, y ordenados de mayor a menor. Estas expresiones se utilizan para construir dos estadisticos
basados en la razén de verosimilitud para contrastar €l nimero de vectores de cointegracion en X,. El
primer estadistico, conocido como €l test de la traza, contrasta la hip6tesis nula de que como méaximo

existen r vectores de cointegracion y se define como

d
T.=-Ta In(1-1;)
i=r+1 5
donde | y41,...,| , son las p-r correlaciones candnicas de Ry respecto a Ry. El segundo contraste,
denominado | -méximo, contrasta la hipétesis nula de que existen exactamente r vectores de
cointegracion en X, y viene dado por la siguiente expresion:

Las distribuciones de ambos estadisticos son versiones multivariantes de las distribuciones de
I max=-T In (1-1 \+1) 6

Dickey y Fuller y dependen del nimero de p-r componentes no estacionarios bgjo la hipotesis nula.
Estas distribuciones se obtienen por simulacién y sus valores criticos se recogen en Johansen y Juselius
(1990) y en Osterwad-Lenum (1992).

Johansen y Josdlius (1990) desarrollaron diversos métodos para contrastar hipétesis acerca de

los coeficientes a y b. Las hipétesis sobre b adoptan la siguiente forma:
b=Hf

donde H es una matriz de orden (p x ) (rEsEp) definida adecuadamente, siendo s € nimero de los
coeficientes b que no estén restringidos, y F es una matriz de orden (s x r). Bgjo dicha hipdtesis nula,
los nuevos valores propios serdn | *3,| *5,,,,1 *,., mientras que las nuevas estimaciones de los
parametros de la relacién a largo plazo vendran dadas por € producto de la matriz H por los vectores
propios asociados a dichos vaores. A partir de estos resultados, podemos calcular € vaor de la

funcion de verosimilitud bajo la hipétesis nula. Como esta misma funcién para la hipétesis alternativa



es, asimismo, conocida, € estadistico de contraste seraigua a:
-2In(Q)=TSIn[@-1*)/@-1)] i=1,2,..,r
que bajo |a hipétesis nula se distribuye como una c? de (p-s) x r grados de libertad.

Las hipdtesis relacionadas con a, o coeficientes de guste, permiten determinar la velocidad
relativa a la que las variables vuelven a equilibrio después de un shock. La hipétesis nula adopta la
siguiente expresion:

Hooa=AY
donde A es una matriz (pxm) disefiada adecuadamente y m es e nimero de coeficientes de a no
restringidos. Igual que en e caso anterior, bajo la hipétesis nula se genera un nuevo conjunto de valores
propios | 13l 12,,,,] 1p. AsSociados a los mismos se encuentran otros tantos vectores propios Vi =
(V11,V12,,,,V1p), NOrmalizados de acuerdo a la expresion V'S ,Vq=Il. A partir de estos valores se define
un nuevo contraste basado, a igua que los anteriores, en un cociente de funciones de verosimilitud.
Dicho estadistico adopta la expresion:
S2INn(@Q)=TSIn[(X-14)/(@1-1)] i=1,2, .., r
y se distribuye segiin unac? der x (p - m) grados de libertad.

3. ANALISISDE LOSDATOS

Se han considerado cuatro variables: i) la oferta monetaria (M1), ii) € indice de precios
percibidos por los agricultores (PRC); iii) € indice de precios pagados por los agricultores (PPG) y
iv) € indice de precios a consumo de los productos aimenticios (IPC).El periodo de estudio abarca
desde e primer trimestre de 1976 hasta e Ultimo trimestre de 1994. Todas las variables han sido
transformadas en logaritmos. Dado que e periodo muestral es suficientemente amplio, se ha
especificado y estimado un modelo VAR para todo el periodo con € fin de contrastar |a existencia de
permanencia estructural. EI modelo se ha re-especificado y re-estimado a lo largo de todo € periodo
muestral. Cada ecuacion contiene una constante y cuatro retardos. EI niUmero de retardos ha sido
escogido en base a test de Tiao y Box (1981). A los residuos recursivos generados se les ha aplicado
los tests graficos CUSUM y CUSUMQ propuestos por Harvey (1990). Ambos tests proporcionaron
evidencia empirica en favor de la existencia de cambio estructural en €l afio 1986. A partir de estos
resultados, los andlisis siguientes se van a redizar distinguiendo entre dos submuestras. la primera
abarca desde 1976:1 hasta 1985:4, y la segunda desde e primer trimestre de 1986 hasta e Ultimo
trimestre de 1994.



Estacionalidad y estacionariedad

Una condicién necesaria para que las series estén cointegradas es que dichas series sean no
estacionarias e integradas del mismo orden. Los contrastes més utilizados en |a practica para contrastar
la hipétesis nula de que las series presentan raices unitarias se basan en los trabajos de Dickey-Fuller
(1979, 1981) y Phillips y Perron (1988). Estos tests consideran que no existen raices en otras
frecuencias. Sin embargo, una gran parte de las series temporales econdmicas muestran un fuerte
componente estacional, pudiendo existir raices unitarias en otras frecuencias distintas de cero. Autores
como Hylleberg et al. (1990) han desarrollado diversas estrategias para contrastar la existencia de
raices unitarias estacionales. En este trabgjo, las propiedades univariantes de las series objeto de
estudio se han analizado, en primer lugar, a partir de los contrastes sobre la existencia de raices
estacionaes y, en segundo lugar, a partir de |os tests tradicional es sobre |a existencia de raices unitarias

en la parte regular (no estacional).

La Tabla 1 recoge los resultados del contraste sobre la existencia de raices unitarias
estacionales paralas diferentes series.  En € primer periodo (1976-1985), para las cuatro variables,
los resultados indican que no puede rechazar la existencia de unaraiz unitaria en la frecuencia cero. Sin
embargo, se rechaza |a hip6tesis nula de que tanto p, como psC p,4 Sean cero. Por consiguiente, se puede
concluir que las variables en la primera submuestra no presentan raices unitarias estacionales en

ninguna de las frecuencias diferentes de cero.

En la segunda submuestra (la parte inferior de la tabla 1), los valores obtenidos de p, son
superiores a los valores criticos a 5% lo que significa que en las cuatro variables no se rechaza la
hipétesis de la existencia de dos ciclos por afio. Finamente el contraste de la significatividad conjunta
de ps y p4 permite rechazar 1a existencia de un ciclo anua en las cuatro series. Por tanto, para corregir

el componente estacional en las variables, en este segundo periodo, habria que filtrarlas por (1+B).

Estos contrastes no son excesivamente potentes para contrastar la existencia de raices unitarias
en la frecuencia cero. Atendiendo a los datos de la Tabla 1 (contraste sobre p; ) todas las series son
[(1). En cualquier caso, para determinar el grado de integracién de las series en la parte regular se
aplicaron los tests tradicionales de raices unitarias a las series filtradas, en su caso, por las raices
estacionales. La Tabla 2 recoge los resultados ddl test de Dickey-Fuller Aumentado (DFA) (Said y
Dickey, 1984) y Phillips-Perron (PP) (Phillips y Perron, 1988) para las cuatro variables en ambas

submuestras. Como se puede apreciar, para un nivel de significatividad del 5%, y para las series



deprecios, no se puede rechazar la hipétesis nula de existencia de una raiz unitaria. Por otro lado,
reiterando los contrastes para las series diferenciadas una vez, los valores obtenidos son superiores a
los valores criticos a 5%, por los que se rechaza la hip6tesis nula de una segunda raiz unitaria (Tabla
2). En € caso de la oferta monetaria, los resultados indican también que, en ambos periodos, puede

considerarse como I(1).

Tabla 1. Tests de raices unitarias estacional es.

Parte deterministica M1? PPG" PRC® =0y VC(5%)°
1976:1- 1985:4'

p1 -1,45 -0,95 -1,69 -0,74 -3,39

P2 -341 -3/43 -3,40 -4,82 -3,37

PsCPa 12,01 18,85 7,45 13,19 6,60
1986:1 - 1994:4'

p1 -2,56 0,84 -1,44 -0,81 -3,39

P2 -2,37 -1,44 -2,70 -2,82 -3,37

PsCPa 8,28 6,82 9,47 10,42 6,60

a M1 = ofertamonetaria ]

b: PPG = indice de precios pagados por |os agricultores.

¢: PRC = indice de precios percibidos por |os agricultores.
d: IPC = indice de precio al consumo en alimentacion.

e: valor critico a 5%.

f: la parte deterministica incluye una constante y variable ficticia estacional.
4, RESULTADOS
4.1. Cointegracion y numero de relaciones de equilibrio a largo plazo

Una vez determinado € orden de integracion y comprobar que todas las variables en ambas
muestras son integradas de orden uno, pasamos a determinar € nimero de relaciones de cointegracion
existentes en cada muestra. La existencia de cointegracion permitira afirmar, por un lado, la existencia
de equilibrios a largo plazo entre las variables consideradas y, por otro, contrastar la existencia de
neutralidad monetaria al largo plazo. El calculo de los estadisticos de latrazay del | -max requiere, en
primer lugar, la correcta especificacion del modelo VAR definido en (1). En este trabajo, para, la
determinacion de € nimero de retardos que se deberia incluirse en cada variable explicativa, se ha
utilizado el estadistico propuesto por Tiao y Box (1981). Los resultados de este estadistico indica que
€l nimero de retardos a incluir es de 4, para € primer periodo, y de 3, para € segundo. Asimismo, los
modelos especificados en ambas submuestras incluyen 3 variables ficticias estacionales y una

constante.



Tabla 2. Tests de raices unitarias en la frecuencia regular.

IPC PRC PPG M1
1976 - 1985°
DFA® (En niveles) -0,77 -2,05 -1,56 -1,78
P-F° (Enniveles) -2,38 -1,16 -0,91 -2, 74
DFA (1 diferencia) -4,08 -7,18 -3,37 -4.31
P-P (1% diferencia) -6,73 -8,05 -4,26 -5,01
1986 - 1994°
DFA® (En niveles) -1,85 -1,17 0,86 -2,35
P-P° (Enniveles) -1,48 -1,51 -0,96 -2,48
DFA (1% diferencia) -3,08 -3,50 -3,10 -2,90
P-P (1 diferencia) -4,14 -3,59 -6,18 -3,45

a los nombres de las variables aparecen en la Tabla 1.

b: en el segundo periodo, los andlisis se han realizado sobre las series filtradas

c: DFA: estadistico de Dickey Fuller aumentado; P-P: estadistico de Phillips-Perron. El valor critico para un
nivel de significacion del 5% es de -2,95.

L os resultados obtenidos para el calculo de latrazay del | -max se encuentran en la Tabla 3.
Para € periodo 1976-85, ambos estadisticos indican la existencia de un solo vector de cointegracion.
En cuanto al segundo periodo, los dos estadisticos admitan la existencia de dos vectores de
cointegracion. En la tabla 4 se recogen los coeficientes b; de las relaciones de cointegracion (b'Xt)
existentes en cada submuestra, asi como los coeficientes a; que miden la velocidad de gjuste de cada
ecuacion a las relaciones de equilibrio existentes. Asimismo, con e fin de asegurar la correcta
especificacion de los modelos correspondientes a cada periodo se incluyen diversos contrastes sobre
validez de cada modelo. Dado e contexto multivariante en e que se estan realizando los andlisis, se ha
escogido una version multivariante del estadistico de Godfrey (Godfrey, 1988) para contrastar la
presencia de autocorrelacion, y € de Doornik y Hansen (1994), para contrastar la hipétesis de
normalidad. Como puede apreciarse, todos los valores obtenidos para los diferentes estadisticos son

inferiores alos correspondientes valores criticos, para un nivel de significacion del 5%.

4.2. Neutralidad monetaria

En sentido amplio, la neutralidad monetaria a largo plazo implica la existencia de una relacion

de equilibrio estable en la que los valores de los diferentes precios considerados evolucionan



proporcionamente a la oferta monetaria. Dicho en otras palabras, para que pueda hablarse de
neutralidad monetaria es necesario que se cumplan dos condiciones. @) que las magnitudes de las
respuestas a largo plazo de cada uno de los precios considerados (percibidos, pagadosy a consumo)
ante shock en la oferta monetaria sean idénticas (bprs = bprc =bipc); ¥y b) que las velocidades de gjuste

de cada precio hacia e equilibrio estacionario alargo plazo sean también idénticas (appc=aprc=aipc).

Tabla 3. Determinacion del niimero de relaciones de cointegracion.

1976 - 1985 1986 - 1994
Ho V.propios Tr I max V.propios Tr I max Tr | max
VC(5%) VC(5%)
r£3 0,140 543 5,43 0,145 5,02 5,02 9,24 9,24
r£2 0,288 17,70 12,26 0,283 15,68 10,67 19,69 15,67
r£l 0,346 33,00 15,30 0,555 41,62 25,94 34,91 22,00
r£0 0,648 70,66 37,66 0,779 90,02 48,40 53,20 28,14

Tabla4. Estimacion de los vectores de cointegracion y de los coeficientes de gjuste.

1976-1985 1986-1994

by aiy by b2 ay az
IPC 24,87 0,212 49,07 53,28 -0,211 -0,272
PRC -26,65 0,379 -26,58 11,06 0,436 -1,07
PPG 14,51 -0,200 -3,39 -88,84 -0,072 -0,207
M1 -25,85 0,135 -12,29 -11,55 -0,001 0,104
LM(2)? 12,56 14,46
LM(4)? 21,84 17,68
Normalidad” 6,43 9,24

a Estadistico de Godfrey multivariante para contrastar la presencia de autocorrelacion de orden i. Valor critico
al 5%: c4=26,30.
b Estadistico de Doornik y Hansen (1994) para contrastar la hipétesis de normalidad. Valor critico a 5%: ¢
=15,51.

En latabla5 se recogen los resultados de los contrastes efectuados en las dos submuestras para
verificar la existencia de neutralidad monetaria. Todos los contrastes se han efectuado segiin e método
prepuesto por Johansen y Juselius (1990) habiéndose definido, para cada caso, las matrices H y A

correspondientes. Todos |os contrastes se han realizado con un nivel de significacion del 5%.

Los valores obtenidos a partir del estadistico del ratio de verosimilitud para estas dos
restricciones (bpes = bprc = bipc ¥ @pps = @prc Aipc) SON Superiores a los vaores criticos
correspondientes, rechazandose, por tanto, la hipétesis de neutralidad monetaria a largo plazo. Este

resultado parece bastante coherente con e esperado en e sentido de que las diferencias existentes en los



procesos productivos y en las estructuras de |os mercados en las distintas etapas de la comercializacion

de productos agroaimentarios es probabl e que generen respuestas diferentes.

Una vez que se ha determinado que e dinero genera respuestas diferentes en los precios
agrodimentarios, queda por determinar s los productores agricolas se benefician o no de este
comportamiento. Los estudios que han analizados este problema no han llegado, hasta e momento, a
una conclusion definitiva. Para los Estados Unidos, Starleaf (1982), Starleaf et a. (1985), Larue
(1991) y Larue y Babula (1994) encontraron que los precios agricolas respondian més rpidamente que
los precios pagados a un incremento del nivel general de precios. Tweeten (1980) encontré evidencia
empirica del fendmeno opuesto. En este trabagjo, 10s resultados obtenidos en la Tabla 5 permiten sacar
conclusiones diferentes segin € periodo que estemos andizando, lo que también puede considerarse
indicativo de la conveniencia de haber considerado explicitamente € cambio estructural. Para el primer
periodo (antes de la entrada en al UE), se rechazan las hipétesis nulas individuales (bppe=0 Yy b;pc=0),
mientras, que no es posible rechazar la hipétesis bprc= 0. Esto significa que, a diferencia de los precios
pagados y de los precios a consumo, los precios percibidos por los agricultores no participan en la
relacion de equilibrio a largo plazo o, 1o que es lo mismo, que un shock en los precios no genera
respuestas a largo plazo en € resto de precios. En definitiva, la principal consecuencia econémicade la
excluson del PRC es que la mayor parte de la inflacion suministrada por este indice se encuentra

contenida en € indice de precios pagados.

Otro resultado interesante es que en todos los casos se rechaza la exogeneidad débil de los
precios (se rechazan las hipétesis individuales aprc=0; aprc=0 Yy a;pc=0) esto significa que, aunque
variaciones no esperadas en e PRC no son capaces de generar respuestas en otros precios, € PRC
reacciona cuando se produce un desequilibrio en la relacion alargo plazo entre PPG, IPCy M1. Por
otro lado, dado que aprc Y apps SON distintos de cero y, seglin se observa en la tabla 4, en vaor
absoluto apes > aprc, puede afirmarse que hasta la entrada en la UE, los precios pagados se gjustan
maés rapidamente que los precios percibidos cuando se producen desviaciones respecto del equilibrio a
largo plazo. Ademés, € hecho de que bprc=0, indica que una politica institucional de elevacion de
precios percibidos podia mejorar la RRIA ya que los precios pagados no reaccionarian al no verse

modificada la relacion de equilibrio.

Tras la entrada de Espafia en la UE, los resultados obtenidos son ciertamente diferentes. En
este periodo, se rechaza la hipétesis nula individual de que los b; son estadisticamente nulos. Esto

significa que todas la variables del sistema son capaces de generar gjustes en € resto. Sin embargo, a



analizar las velocidades de gjuste, puede observarse como los precios pagados pueden considerarse

como débilmente exdgenos (arps=0), 10 que quiere decir que estos precios no reaccionan ante shocks en

M1. Ademés, en este periodo, un incremento del nivel general de precios genera un aumento més

rapido de los precios percibidos respecto a los pagados, por lo que los productores agrarios se

beneficiaran, al menos transitoriamente, de dichao comportamiento.

Tabla 5. Hipotesis de restricciones sobre los coeficientes de las matricesa y b.

1976-1985 vc(5%) 1986-1994 ve(5%)

r 1 2

bipc=bprc=bpes | 13,66 5,99 46,88 9,49
bipc=0 4,29 3,84 16,26 5,99
bprc=0 2,79 3,84 26,67 5,99
bpec=0 14,95 3,84 9,09 5,99
bw=0 8,54 3,84 18,82 5,99
bipc = -bpes 6,76 5,99 30,26 5,99
bipc= -berc NA - 11,67 5,99
berc= -beec NA - 9,07 5,99
bipc= -bw1 21,62° 5,99 15,31 5,99
berc= -bwz NA - 26,95 5,99
bere= -bwz 4,75 5,99 9,40 5,99
apc=aprc=aps | 19,61° 9,49 23,52 9,49
a;pc=0 20,19° 9,49 19,79 5,99
aprc=0 10,95 9,49 15,58 5,99
appe=0 10,65 9,49 4,64 5,99
au=0 13,97 9,49 0,47 5,99
Aipc= apre 6,98° 9,49 18,62 5,99
Aprg =ArRc 15,59 9,49 12,34 5,99

a estimado bajo larestriccion bpre = 0.
b: estimado bajo las restricciones bpre= 0y bppg= - by1= 0.

4.3. Transmision de precios

Como se ha comentado en la introduccion a este trabgjo, en los Ultimos afios se ha levantado

cierta controversia sobre cudl es la direccién causal de las relaciones entre los precios a lo largo de la

cadena comercia. En este trabgjo, la primera conclusiéon que puede entresacarse es que en ambos

periodos existen evidencias a favor del cumplimiento simultaneo de ambas teorias, s bien, parece ser

que en € primer periodo puede afirmarse que, en mayor medida, los gjustes en los niveles de precios se

producen via coste. En efecto, en primer lugar, antes de la entrada de Espafia en la UE ninguna de las



variables es débilmente exdgena, lo que dificulta determinar, de forma concluyente la direccion causal
entre las variables. Sin embargo, existen tres contrastes que permiten aceptar la transmision via costes.

En primer lugar, se acepta que byi=-bprg, €S decir, se acepta la proporcionaidad a largo plazo entre
ambas variables 0, o que es lo mismo, existe una estrecha relacion entre oferta monetaria y precios
pagados. En segundo lugar, no es posible rechazar que bprc=0, indicando que € precio percibido no
influye en e resto de variables. En tercer lugar, se rechaza aprc=0, es decir, € precio percibido
reacciona ante desgjustes en la relacion de equilibrio a largo plazo existente entre € resto de variables.
Por otro lado, también existe cierta evidencia empirica de la teoria del tirén de la demanda, ya que se
rechaza la hipétesis nula b,pc=0, 10 que quiere decir que € precio a consumo participa de forma
endogena en & mecanismo de correccion del error y, por tanto, influye en los precios percibidos y

pagados por € productor primario.

Después de la entrada de Espafia en la UE, también existe evidencia empirica de ambas teorias
aunque, también en este caso, parece existir mayor evidencia en favor de una transmision via costes.
En primer lugar, en todos los casos se rechaza la hip6tesis nula individua b;=0 (i=M1, IPC, PPG,
PRC), es decir todas la variables forman parte del espacio de cointegracion definido por los dos
vectores definidos en latabla 4. En segundo lugar, la oferta monetaria es debilmente exégena, lo cual
quiere decir que no reacciona ante desviaciones de los niveles de precios existentes en & sistema
agroalimentario. En e primer periodo la oferta monetaria si respondia a las variaciones en los niveles
de precios debido a los atos niveles de inflacion, motivados, en gran parte, por los productos
agroadimentarios. Asimismo, se acepta la exogeneidad débil de los precios pagados, por |o que podemos
afirmar la existencia de una transmision via costes. Al igual que en e primer periodo, la Unica
evidencia de transmision via demanda viene dada por € rechazo de bjpc= 0 y aprc= 0, |0 que da una
idea de que parte del incremento del precio percibido por los agricultores puede ser debido d aumento

de la demanda de los productos agroaimentarios.
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