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Introduccion

La determinacién del orden de integrabilidad de las series temporales
adquiere especial relevancia al tratarse de un paso necesario previo a otros
andlisis como el de causalidad, cointegracion, etc., y al facilitar la deter-
minacién del tipo de modelo que debe ser utilizado en un determinado
estudio, asi como el procedimiento de inferencia que debe tenerse en cuen-
ta en las ultimas etapas del andlisis de series temporales. Ademds, en la
iltima década ha surgido un interés especial en el anédlisis de las relaciones
de corto y largo plazo que surgen entre diferentes variables en la actividad
econdmica, adquiriendo ain mayor interés la identificacién del verdadero
proceso generador de las series implicadas en dichas relaciones. Recientes
versiones de las nuevas teorfas cldsicas del ciclo econémico (modelos del ci-
clo econémico real) predicen que muchas variables econémicas reales deben
presentar una persistencia considerable, es decir, han de tener una rafz uni-
taria en sus representaciones autorregresivas. Durante las décadas de los
anos sesenta y setenta, la practica convencional orientada al estudio de las

series temporales consistia en modelizar agregados econémicos en primeras



Introduccion

diferencias, es decir, se utilizaban mecanismos de diagndstico simples, en
lugar de contrastes estadisticos formales. Nelson y Plosser (1982) cambian
este enfoque informal por un procedimiento basado en tests formales, como

el test de Dickey y Fuller (1979) de raices unitarias.

La presencia de una raiz unitaria en una serie temporal implica que un
shock que incide en la serie tendra una elevada persistencia. La medicién
del impacto que ocasiona un cambio exégeno en una serie temporal en el
largo plazo también ha suscitado un interés considerable en los 1ltimos
anos, ya que algunos autores representan el proceso generador de datos
de una serie temporal a través de diferentes modelos dependiendo de la
magnitud de las consecuencias que genera el shock en las mismas. Asi,
por ejemplo, si se observa que un shock provoca un efecto pequeno sobre
la renta, Deaton (1987) representa esta serie como un modelo estacionario
alrededor de una tendencia, mientras que si el impacto es mds grande,
Campbell y Mankiw (1987) la representan como un modelo estacionario en
diferencias. Nelson y Plosser (1982) argumentan que la magnitud de un
shock revela la fuente principal de las perturbaciones en la economia, de
manera que si la magnitud es pequena, la mayor parte de las perturbaciones
son de demanda agregada, mientras que si el efecto es més grande, la mayor

parte de las perturbaciones son de oferta.

El trabajo de Nelson y Plosser (1982) ha recibido considerables criticas,
en especial de Perron (1989) y Rappoport y Reichlin (1989). Segtn estos
autores, Nelson y Plosser (1982) no tienen en cuenta que el comportamiento

de un gran nimero de series macroeconémicas puede verse afectado, en al-
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Introduccion

glin momento del tiempo, por determinados eventos. Ademds, anaden que
el test de Dickey-Fuller tiene baja potencia si no se tiene en cuenta una posi-
ble ruptura en la serie, por lo que si el modelo que representa el verdadero
proceso generador de la serie es estacionario, aunque afectado por una rup-
tura estructural, los estimadores de los pardmetros autorregresivos tienden,
asintéticamente, a valores préximos a la unidad. Por consiguiente, segin
Perron (1989) el comportamiento aparente de ”raiz unitaria” que encuen-
tran Nelson y Plosser en 13 de 14 series macroeconémicas estadounidenses
es debido a que no tienen en cuenta la presencia de un cambio estructural,
de manera que si se prescindiera de aquellos datos que representan un com-
portamiento anémalo en la evolucién de la serie, a través de la inclusién de

variables ficticias, aquélla presentarfa un comportamiento estacionario.

A raiz de los trabajos de Perron (1989) y Rappoport y Reichlin (1989)
han surgido otros que desarrollan procedimientos para contrastar si una
serie es 0 no estacionaria, determinando el punto de ruptura de manera
endogena, es decir, en funcién de los datos, como los trabajos de Banerjee
et al. (1992), Christiano (1992), Perron y Vogelsang (1992) y Zivot y
Andrews (1992), entre otros.

Aunque el nimero de estudios relativos a los contrastes de raices uni-
tarias que tienen en cuenta la posible existencia de rupturas estructurales
en las series son menos numerosos, no existe un consenso claro sobre cudl
es el "mejor” test que debe ser aplicado a una serie temporal, ya que las
propiedades de la mayoria de estos tests dependen, entre otros factores, del

tipo de ruptura (en la media o en la pendiente de la serie), de su magnitud,

vii



Introduccion

de la ubicacién de la misma en la muestra, del nimero de rupturas que
presenta la serie, de la determinacién exégena o enddgena de la misma e
incluso del tamano muestral. La no consideracién de estas rupturas en las
series lleva, por ejemplo, a que algunos autores consideren relaciones de
cointegracién entre variables para las que los contrastes de raices unitarias
que utilizan ponen de manifiesto que son procesos integrados de orden uni-
tario (I(1)), mientras que otros autores, a través de diferentes contrastes,
obtienen que estas series son estacionarias y, por tanto, no tendria sentido
analizar relaciones de cointegracién entre ellas. De ahf la importancia de
considerar la posible existencia de rupturas estructurales en las series y de
conocer como inciden diferentes caracteristicas de las mismas en las propie-
dades de los tests de raices unitarias. Con el fin de arrojar luz sobre esta
cuestion, en el Capitulo 1 llevamos a cabo una recopilacién estructurada
de la informaciéon més relevante sobre las propiedades de diferentes con-
trastes de raices unitarias y de estacionariedad cuando una serie temporal
se ve afectada por cambios estructurales. A fin de completar este andlisis,
efectuamos varios estudios de simulacién que nos permitan inferir las pro-
piedades de tamano y potencia de algunos de los tests mas utilizados en la

literatura.

La relacién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién ha
sido analizada por muchos autores y desde puntos de vista muy diferentes
a lo largo de la historia. Esta relaciéon adquiere especial relevancia desde
que Irving Fisher (1896, 1930) formulara la nocién de tipo de interés real.

La versién més cldsica de la denominada ”hipétesis de Fisher” o ”efecto
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Introduccion

Fisher” postula que la tasa de inflacién esperada es absorbida completa-
mente por el tipo de interés nominal en el largo plazo, lo que da lugar a la
aparicién de una relacién de tipo uno a uno entre ambas series. Es decir,
esta hipétesis supone que el tipo de interés real permanece constante en
el largo plazo, no viéndose afectado por los cambios en las expectativas de
inflacién. Desde que Fisher enunciara su hipétesis, se ha desarrollado un
amplio rango de modelos econémicos que la utilizan cuando consideran la
decisién de los agentes econémicos individuales en relacién a su inversion,
ahorro y reasignacion de su cartera. También se ha utilizado la hipétesis
de Fisher en modelos de precios de opciones, en el d&mbito de las finanzas,
y en teorias modernas que desarrollan objetivos de inflacién, por nombrar
algunas de ellas. La literatura macroeconémica relativa al papel que juega
el tipo de interés real en los modelos de Teoria Econémica es muy amplia,
especialmente en lo referente a la diversidad de procedimientos para ca-
racterizar sus propiedades de dependencia temporal. Sin embargo, existe
una falta de consenso en los estudios empiricos relativos al efecto Fisher,
fundamentalmente, por las dificultades que implica su estudio como con-
secuencia del comportamiento, aparentemente no estacionario, del tipo de
interés nominal y de la tasa de inflacién y por el hecho de que el tipo de in-
terés real ex-ante dependa de las expectativas de inflacién, que son dificiles

de cuantificar de forma directa.

El objetivo principal del Capitulo 2 es analizar si existe una relacién
entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en Alemania, Espafia,

Francia y Reino Unido que sea consecuencia de la existencia de una ten-
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Introduccion

dencia no lineal comun entre ambas series, ocasionada por efecto de algiin
tipo de shock estructural exégeno y si, efectivamente, se puede hablar de
efecto Fisher. La importancia de este estudio radica en que, hasta la fecha,
en Europa no se ha aplicado esta metodologia para determinar una posi-
ble relacién entre estas dos series, tratdndose de un trabajo innovador que
aporta un enfoque de estudio diferente sobre el andlisis del efecto Fisher. El
test no paramétrico elaborado por Bierens (2000) permite hallar posibles
tendencias no lineales comunes entre diferentes series macroeconémicas, de
manera que si estas series son el tipo de interés nominal y la tasa de in-
flacién, y ambas son estacionarias alrededor de una tendencia determinista
no lineal, dicho test permite encontrar una posible combinacién lineal entre
ellas que sea estacionaria alrededor de una tendencia lineal o una constan-
te. Sin embargo, la aplicacién de este contraste requiere partir del supuesto
de que ambas series son estacionarias en torno a una tendencia no lineal,
supuesto que no se descarta al aplicar algunos contrastes de raices unitarias
y de estacionariedad. Adicionalmente, otro de los objetivos perseguidos en
el Capitulo 2 es determinar si en aquellos paises para los que existe una co-
tendencia no lineal entre el tipo de interés y la tasa de inflacién, se produce
el fenémeno denominado como puzle de precios, es decir, si en el entorno
de los modelos VAR un shock que perturba al tipo de interés nominal tiene

un efecto positivo en la tasa de inflacién.

En el Capitulo 3 proponemos un nuevo test de cointegracién, basado
en el test de raices unitarias, que utiliza el procedimiento continuous path

block bootstrap (CBB), desarrollado por Paparoditis y Politis (2001) y lo
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aplicamos a la tasa de inflacién y tipo de interés nominal de los paises con-
siderados en el Capitulo 2, es decir, Alemania, Espana, Francia y Reino
Unido. Para ello, partimos del supuesto de que el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién presentan una raiz unitaria, supuesto que tampoco
se descarta al aplicar otro conjunto de contrastes de raices unitarias y de
estacionariedad. El procedimiento no paramétrico CBB permite generar
pseudo-series integradas de orden unitario manteniendo las caracteristicas
més importantes de los datos. Por tanto, el CBB puede captar la dis-
tribucién de algunos estadisticos de raices unitarias y, por ende, puede
ser utilizado para detectar si el término de perturbacién aleatoria de la
regresiéon de cointegracion es 1(1) o 1(0), o lo que es lo mismo, permite
detectar la presencia de un vector de cointegracién entre dos series tem-
porales. Previamente a su aplicacién empirica, llevamos a cabo un estudio
relativo a las propiedades de potencia y tamano de este método, a través
de experimentos de Monte Carlo, y las comparamos con las de otros tests,
como el test Dickey-Fuller Ampliado (DFA), de Said y Dickey (1984), y el
test del maximo autovalor (\,4,) de Johansen (1988, 1991) y Johansen y
Juselius (1990, 1992). Las conclusiones que se obtienen en el Capitulo 3,
al tratar de hallar una relacién entre el tipo de interés nominal y la tasa
de inflacién en Alemania, Espana, Francia y Reino Unido son diferentes a
las extraidas en el Capitulo 2. Con ello mostramos que se pueden obtener
resultados diferentes si se parte de supuestos distintos sobre el proceso ge-
nerador del tipo de interés nominal y de la tasa de inflacién, supuestos que
no se pueden descartar en virtud de los resultados obtenidos al aplicar una

amplia bateria de contrastes de raices unitarias, lo que permite hacer uso
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de procedimientos metodolégicos diferentes que tratan de hallar relaciones

entre estas series.

Por tanto, este trabajo orientado a la relacién entre diferentes series
temporales, como son el tipo de interés nominal y la tasa de inflacidn,
pretende llamar la atencién en la necesidad de seguir profundizando en
el andlisis de los contrastes de raices unitarias, teniendo en cuenta que
cuando se eligen series con un gran ntmero de observaciones es dificil que
no se hayan visto afectadas, en algtin momento del tiempo, por algin shock
exégeno. Ello origina una alteracién de las propiedades de estos contrastes
y, por ende, de las hipétesis de partida de los procedimientos utilizados

para hallar relaciones entre varias series temporales.
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Capitulo 1. Contrastes de Raices Unitarias y Cambios Estructurales



1.1. Introduccion

1.1 Introduccién

El comportamiento de la mayor parte de las series macroecondémicas se
puede ver afectado, en algiin periodo del tiempo, por determinados eventos
(como la Gran Depresién de los afos treinta, los shocks del petréleo, en los
anos setenta, etc.), que dificultan el conocimiento de su verdadero proceso
generador. La necesidad de identificar si una serie es estacionaria o, por
el contrario, presenta una o méds raices unitarias trasciende al d&mbito de la
Teorfa Econdémica, de ahi la importancia de conseguir un consenso en este

tipo de estudios.

La evidencia empirica pone de manifiesto que la mayor parte de las se-
ries econémicas agregadas contienen una rafz unitaria. Pero este compor-
tamiento de las series no se puede generalizar a todas ellas y es necesario
llevar a cabo un estudio previo sobre su verdadero proceso generador con
el fin de poder analizar, entre otros aspectos, la respuesta de una serie tem-
poral a determinados tipos de shocks, las consecuencias de la aplicaciéon de

determinadas actuaciones de politica econémica, etc.

Existe un interés considerable en poder medir el impacto que ocasiona
un cambio exégeno en una serie temporal en el largo plazo, ya que algunos
autores representan el proceso generador de datos (p.g.d.) de una serie
temporal a través de diferentes modelos dependiendo de la magnitud de
las consecuencias que genera el shock en las mismas. Asi por ejemplo, si

se observa que un shock provoca un efecto pequenio sobre la renta, Deaton
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Capitulo 1. Contrastes de Raices Unitarias y Cambios Estructurales

(1987) representa esta serie como un modelo estacionario alrededor de una
tendencia (TS), mientras que si el impacto es més grande, Campbell y
Mankiw (1987) la representan como un modelo estacionario en diferencias
(DS). Nelson y Plosser (1982) argumentan que la magnitud de un shock
revela la fuente principal de las perturbaciones en la economia, de manera
que si la magnitud es pequena, la mayor parte de las perturbaciones son
de demanda agregada (por ejemplo, shocks de dinero, cambios en el gasto
publico, variaciones en las preferencias de los consumidores, etc.), mientras
que si el efecto es més grande, la mayor parte de las perturbaciones son de

oferta (por ejemplo, shocks tecnolégicos, enfatizados por Prescott, 1986)!.

Cuando se trata de determinar el p.g.d. de una serie temporal mediante
el uso de contrastes de raices unitarias o de estacionariedad, es importante
tener en cuenta que la omisién de los posibles cambios estructurales que
puede presentar dicha serie por efecto de un shock, ya sea en su intercepto
o en su tendencia, produce errores en el comportamiento de estos tests, por
lo que pueden tansmitir una informacién errénea sobre su verdadero p.g.d.
Por ello, uno de los temas que ha suscitado mayor discusién en la Teoria
Econométrica y ain, en la actualidad, continda siendo objeto de numerosos
debates es el desarrollo de tests de raices unitarias y de estacionariedad

cuando la variable objeto de estudio presenta cambios estructurales.

La deteccién del posible punto de ruptura que puede presentar una serie

como consecuencia de un suceso exégeno también es un tema muy debatido

'Para mayor discusién ver Deaton (1987) y Nelson y Plosser (1982), Christiano y

Eichenbaum (1990) y Quah (1990), asi como las referencias citadas por estos autores.
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en la literatura econométrica. Asi, si la duracién de la ruptura es desconoci-
da se puede ver, por ejemplo, Quandt (1960), Hinkley (1969, 1970), Brown,
Durbin y Evans (1975), Hawkins (1977), Worsley (1979), Kim y Siegmund
(1989), Andrews (1993) y Andrews y Ploberger (1994). Cuando existe una
ruptura, se han desarrollado algunos trabajos basados en la estimacién de
la localizacién de la misma, como el de Feder (1975), Yao (1987), Eubank
y Speckman (1994) y Bai (1994). Los tltimos trabajos, basados en una
estructura paramétrica, utilizan funciones de pérdida cuadraticas, pero la
robustez de los estimadores es considerada en los trabajos de Bai (1995),
Antoch y Huskova (1997) y Fiteni (1998), entre otros. Sin embargo, tam-
bién se han desarrollado trabajos que estudian los cambios estructurales
en modelos de tendencia no paramétricos como los de Yin (1988), Miiller
(1992), Chu y Wu (1993) y otros més recientes como el de Delgado e Hi-
dalgo (2000). Sin embargo, no es objeto del presente trabajo indagar en los

procedimientos que permiten la deteccién de rupturas estructurales.

Debido a la gran diversidad de estudios existentes en la literatura
econométrica relativos al andlisis sobre el impacto que ocasiona la presencia
de uno o més cambios estructurales en las propiedades de los contrastes de
rafces unitarias y de estacionariedad y el hecho de que no exista un con-
senso claro sobre el test més apropiado para determinar el verdadero p.g.d.
de una serie temporal, creemos necesario llevar a cabo una recopilacién y
estructuracién de la informacién maés relevante sobre el comportamiento de
estos contrastes. Asi, el presente Capitulo tiene como objetivo arrojar luz

en relacién a la problematica existente sobre la determinacién del orden de
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integraciéon de una serie temporal, cuando ésta se ve afectada por algin
shock exégeno que altera su comportamiento en algiin periodo del tiempo.
La importancia de este estudio radica, principalmente, en que la deter-
minacién del orden de integrabilidad de las series temporales es un paso
necesario previo a otros andlisis como el de causalidad, cointegracién, etc.,
ademads de que el conocimiento del verdadero p.g.d. de una serie facilita la
determinacion del tipo de modelo que debe ser utilizado en un determinado
estudio, asi como el procedimiento de inferencia que debe tenerse en cuen-
ta en las ultimas etapas del analisis de series temporales. A tal efecto, la
Seccién 2 del presente Capitulo resume las caracteristicas principales de los
contrastes de raices unitarias mds utilizados en la literatura econométri-
ca ante la presencia de rupturas en las series temporales. Con el fin de
complementar dicho estudio, en esta Seccién también exponemos las con-
clusiones que extraemos tras realizar experimentos de simulacién de Monte
Carlo con el fin de determinar las propiedades de algunos de estos tests,
cuando se utilizan series temporales que tienen un nimero reducido de ob-
servaciones y éstas ven alterado su comportamiento por cambios derivados
de algun shock exégeno. La Seccién 3 se centra en el estudio relativo a
las caracteristicas de los principales contrastes de estacionariedad cuando
existen rupturas estructurales en la tendencia de las series temporales. Sin
embargo, debido al vacio existente en la literatura econométrica en relacién
al impacto que tiene sobre estos tests la alteracién que sufre el componente
tendencial de una serie por efecto de un shock exégeno, y con el fin de su-
plir dicho vacio, también llevamos a cabo experimentos de Monte Carlo y

obtenemos las propiedades de tamano y potencia de algunos de estos tests.



1.2. Contrastes de raices unitarias en presencia de cambios estructurales

La Seccién 4 recoge las conclusiones del Capitulo.

1.2 Contrastes de raices unitarias en presencia de

cambios estructurales

A raiz de la publicacién de Nelson y Plosser (1982), en la que se analizan las
propiedades dindmicas de determinadas series temporales macroecondémi-
cas y financieras, han surgido numerosos estudios al respecto. El enfoque
tradicional considera que los shocks corrientes inicamente provocan efectos
temporales en las series y, por consiguiente, no inciden en el comportamien-
to a largo plazo de las mismas. Otros autores, como Campbell y Mankiw
(1987, 1988), Clark (1987), Cochrane (1988), Shapiro y Watson (1988) y
Christiano y Eichenbaum (1990), consideran que los shocks corrientes son
una combinacién de shocks temporales y permanentes, y que las respues-
tas de una serie a los shocks corrientes, en el largo plazo, dependen de
la importancia relativa del tamano de estos dos tipos de shocks. Nelson
y Plosser (1982) cambian el enfoque tradicional, al argumentar que si se
utilizan las técnicas estadisticas desarrolladas por Dickey y Fuller (Dickey,
1976; Fuller, 1976; Dickey y Fuller, 1979, 1981), a partir de ahora DF, se
puede concluir que los shocks corrientes tienen efectos en el comportamiento
a largo plazo de la mayor parte de las series macroecondémicas y financieras.
De hecho, Nelson y Plosser (1982) aplican el test DF a 14 series temporales
anuales, no rechazando la hipétesis nula (Hp) de raiz unitaria para todas

ellas, excepto para una de las series. Estos resultados no cambian si se
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tiene en cuenta la autocorrelacién del término de perturbacién aleatoria de
los respectivos procesos generadores, al aplicar el test ampliado de Said y
Dickey (1984), a partir de ahora test DFA, el de Phillips (1987) y el test de
Phillips y Perron (1988)2. Otros autores obtienen resultados similares a los

de Nelson y Plosser (1982) al analizar otras series econémicas temporales®.

Los primeros estudios que ponen en cuestién las conclusiones extrai-
das por Nelson y Plosser (1982) son los de Perron (1989) y Rappoport y
Reichlin (1989), al considerar que un test de raiz unitaria que no tiene en
cuenta una posible ruptura en la serie tiene baja potencia, por lo que, si el
modelo que constituye el verdadero p.g.d. es estacionario, aunque afectado
por una ruptura estructural, los estimadores de los pardmetros autorre-
gresivos tienden, asintéticamente, a valores préximos a la unidad. Perron
(1989) argumenta que si se prescindiera de aquellos datos que represen-
tan un comportamiento anémalo en la evolucién de la serie, a través de
la inclusién de variables ficticias, aquélla presentaria un comportamiento
estacionario. Asi, Perron (1989) propone contrastar la Hy de que una se-
rie {yt}lT, que presenta una ruptura estructural en el periodo 1 < k < T,
posee una rafz unitaria con un cambio en la deriva en el periodo k versus la
hipétesis alternativa (H;) de que la serie es estacionaria alrededor de una

tendencia determinista que muestra un cambio en el periodo k.

2E] trabajo de Choi (1990), que tiene en cuenta la autocorrelacién del término de per-
turbacién aleatoria de las series, obtiene diferentes conclusiones al usar el procedimiento

de estimaciéon Minimos Cuadrados Generalizados.
3Una lista parcial de estudios empiricos se puede encontrar en DeJong et al. (1989).
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1.2. Contrastes de raices unitarias en presencia de cambios estructurales

Perron (1989) considera tres tipos de parametrizacién del p.g.d. de una
serie temporal, segin como sea la ruptura estructural que afecta a la serie
bajo la Hy y la H;. En lo que respecta a la Hp, este autor tiene en cuenta

los siguientes modelos:

Modelo (A) oY= u+ dD(k)t + yi—1 + uy,
Modelo (B) @y = py +y—1 + (po — p1) DU + g,
Modelo (C) :  yr = pg +yt—1 + dD (k)¢ + (g — p11) DUs + sy,

donde D(k); = 1sit =k+1y 0 en los demds casos; DU; = 1sit > k
y 0 en otro caso, A(L)u; = B(L)vy, vy = 1.i.d.(0,0?), siendo A(L) y B(L)
polinomios del operador de retardos de orden p y ¢, respectivamente. Asi, el
Modelo (A) permite un cambio exégeno en el nivel de la serie, el Modelo (B)
admite un cambio exdgeno en su pendiente, y el Modelo (C) permite ambos
cambios. Por otra parte, los tres tipos de parametrizacién correspondientes
a la Hy de estacionariedad alrededor de una tendencia, que Perron (1989)

considera, son las siguientes:

Modelo (A) :  yr = py + vt + (1o — p1) DU + g,
Modelo (B) @yt = pp+ 1t + (2 — 1) DI} + uy,
Modelo (C) @y =p+y1t+ (e — p1)DUs + (v — 71) DIY + wy,

donde DTy = (t—k)1sit > ky 0 en otro caso. El Modelo (A), que tiene en

cuenta un cambio en el nivel de la serie, es denominado por Perron (1989)

9



Capitulo 1. Contrastes de Raices Unitarias y Cambios Estructurales

como "Modelo Crash”. La diferencia py — p1; representa la magnitud del
cambio en el intercepto de la funcién tendencia, producido en el momento
k. Perron (1989) denomina al Modelo (B) como "Modelo de cambio en el
crecimiento”, y la diferencia 4 — 7; representa la magnitud del cambio en
la pendiente de la funcién tendencia, producido en el periodo k. El Modelo
(C) combina cambios en el nivel y en la pendiente de la funcién tendencia
de la serie. Perron (1989) propone el Modelo (A) para todas las series de
Nelson-Plosser, excepto para el salario real y el precio de las acciones, para
las que sugiere el Modelo (C), y somete al Modelo (B) las series trimestrales

de Producto Nacional Bruto (PNB) del periodo de la postguerra.

Perron (1989, 1990) propone dos métodos para modelizar los cambios
en la tendencia. El primero, denominado ” additive outlier”, considera que
la ruptura en la tendencia se produce de manera repentina, no viéndose
afectada por la dindmica de la serie. El segundo, denominado ” innovational
outlier”, considera que la ruptura en la tendencia se realiza de forma més
prolongada en el tiempo, de manera que esta ruptura si se ve afectada por

la dindmica de la serie.

En cuanto al modelo additive outlier, el contraste de raiz unitaria se
lleva a cabo en dos pasos. El primero, extrae la tendencia estimando por

Minimos Cuadrados Ordinarios (MCO) las siguientes expresiones:

10



1.2. Contrastes de raices unitarias en presencia de cambios estructurales

Modelo (A) :  y; = piy + 7t + (4g — p11) DUy + 57, (1.1)
Modelo (B) : g = pp+y1t + (v2 —71) DT} + G/, (1.2)
Modelo (C) ' y = p+71t+ (pe — 1) DU, (1.3)

+(vo — 1) DT} + 3.

En el segundo paso se contrasta la Hy : ¥ = 1 de raiz unitaria, mediante

el estadistico t, a través de las siguientes ecuaciones de regresién:

) p . ~ . p . .
gio= %de(k)t_j+wgt,1+ lejAgg,jmt, (i=A,B) (14)
J= J=
~ YN
U= U DA (1.5)
]:

En la expresion (1.4) se incluyen p+1 variables ficticias de tipo D(k);—;
(j =0,...,p) con el fin de eliminar los efectos de la dependencia temporal
que puede presentar el término de perturbacion aleatoria sobre la funcién
de distribucién del estadistico ¢ asociado a zAﬁ En el Modelo C, no se tiene
en cuenta este tipo de variables ficticias, ya que si se realiza una elecciéon de
la fecha de ruptura apropiada, la funcién de distribucién del estadistico t
obtenido para el pardmetro v es invariante, asintéticamente, a la estructura

de correlaciéon de los datos.

En lo que respecta al modelo innovational outlier, el contraste de raiz

unitaria implica estimar las siguientes ecuaciones de regresion:
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. ~ A ) . ~ A
y = p*+0 DU+ A+ d*D(k) + 0y (1.6)

P A N
+ Z w] Ayt—j + Ut,
j=1
. . ~ B ~B P .B .
gy = PP +APE+ B DI + 0 o+ D Ay + iy, (L7)
j=1

. ~C . ~C 5 ~C
y = pC+0 DU +4°t+ 3 DI} +d°D(k)e+1 1 (L8)

b .c R
+ > Ay + Uy
i=1

Para contrastar la presencia de una raiz unitaria en las expresiones
(1.4) y (1.5), asi como en las expresiones (1.6)-(1.8), Perron (1989, 1990)

considera el siguiente estadistico:

t-i(k), i=AB,C, (1.9)

que es el estadistico estdndar ¢ para contrastar {pz = 1. El resultado empirico
que obtiene Perron (1989), al aplicar su contraste a las series de Nelson-
Plosser, es el rechazo de la Hy de raiz unitaria, al nivel de significacién del
5%, en aquellas series para las que Nelson y Plosser (1982) no rechazan
que sean procesos integrados de orden uno, I(1), excepto para el indice de
precios al consumo y el tipo de interés. Asimismo, Perron (1989) también
rechaza esta hipdtesis al nivel del 5% para todas las series trimestrales de
PNB del periodo de postguerra. Evans (1989) y Perron (1990) sugieren un
modelo relacionado que considera un cambio en el intercepto, destacando,

ademds, en este iltimo articulo, un modelo que tiene en cuenta tanto un
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cambio en el intercepto, como una variacién en la pendiente de la tendencia

determinista.

Bierens (1997), a diferencia de Perron (1989), argumenta que las series
de Nelson-Plosser, ampliadas al periodo 1988 por Schotman y van Dijk
(1991), tales como el indice de precios al consumo y el tipo de interés,
no muestran una raiz unitaria, sino que probablemente son estacionarias,
aunque en torno a una tendencia determinista no lineal. Bierens (1997)
considera que Perron (1989) al contrastar la Hp de raiz unitaria, frente a
la alternativa de estacionariedad alrededor de una tendencia determinista
que presenta un cambio en su nivel y/o en su pendiente, y al recoger la
no linealidad o posible ruptura en la tendencia mediante variables ficticias,
no tiene en cuenta otros tipos de posibles no linealidades. Los contrastes
desarrollados por Bierens (1997) se basan en la regresién auxiliar DF con
tendencias lineales y no lineales, aproximando la no linealidad a través de
polinomios temporales ortogonales de Chebishev que, al incluirlos en dichas
ecuaciones de regresion, eliminan estas tendencias. Asi, sus tests adoptan
un enfoque parecido al de Ouliaris et al. (1989), aunque difieren de él en el
uso de polinomios temporales de Chebishev, en lugar de utilizar polinomios
temporales regulares. También Bierens (1997) difiere de Ouliaris et al.
(1989) al utilizar una especificacién paramétrica de la dindmica de la serie,
en lugar de basarse en el estimador de la varianza de largo plazo que se
muestra en Newey y West (1987), y al considerar la Hy de rafz unitaria
con deriva constante, en lugar de la de raiz unitaria con una tendencia no

lineal y con deriva, frente a la alternativa de que la serie es estacionaria
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alrededor de una funcién determinista del tiempo que se puede suponer

casl arbitraria.

Los tests que propone Bierens (1997) se basan en el hecho de que una
funcién no lineal del tiempo se puede aproximar a través de una funcién
lineal de polinomios de Chebishev. Asi, si y; es una serie temporal univa-
riante, y siguiendo a Dickey y Fuller (1979, 1981), Said y Dickey (1984) y

Said (1991), sus contrastes se basan en la regresién auxiliar de tipo DFA:

P
Ay = hye—1+ 3 YAy + QIPS}L) + et (1.10)
j=1

2

donde &; es un proceso i.i.d., con media cero, varianza constante oZ

y un momento de cuarto orden finito; T,ZJJ(L) es un polinomio de re-
tardos de orden p con todas las raices fuera del circulo unitario, y
Pt(gf) = (PS,T(t)va,T(t)v ""7PT>;,T(t))I7 de manera que para t = 1,....,T y
q=1,...,T — 1, se cumple:

Por(t) =1,  P,r(t) = (V2)cos[gn(t — 0.5)/T],
siendo m el nimero de polinomios de Chebishev.

Cabe referenciar que bajo la Hg se cumple que: ¥ = 0 y los 1ltimos

componentes m de 6 son cero.

A partir de la regresion (1.10), Bierens (1997) considera los estadisticos

siguientes:
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1. £(m): estadistico ¢ que analiza la significatividad del coeficiente 1)
obtenido a partir de la regresién por Minimos Cuadrados Ordinarios (MCO)
de (1.10).

2. Am :%A'[)—A.
RN (S vy

T T L,
. _ &= & m+1) N
3. F(m) = [Zt71 0t Z;EI 1t]/( s donde: 52 = m Z?:l 5%.
R 51 T P(i,m) é(imz) oA T P(i,m) é(i,m)
4. Tz(m) = T[wT Zt:l vy p "+ LJwT Zt:l Yyl ] para
1=1,2,...,m, siendo 9(””) = (9,, ...,9m)’ y
B = (B (), s P (1)
5.
~ ~ / ~ ~
T(m) = [Zthl Aytpz(,lz’*m)—51P%IJ§T)T—§2P1(,1T’M)] [25:1Aytpz(,lz’*m)—51P%14271R,)T—52P1(,1T’m)]

~(m)/ m 2
W) 3, (=0 P
Este tltimo estadistico, a diferencia de los anteriores, no depende del

nimero de retardos p que aparecen en la regresién auxiliar (1.10), ya que

se basa en la siguiente especificacién del p.g.d:

Ayr = =P yr1 + p+ Pyt + f(t) +w, " €[0,1],

donde f(t) satisface las condiciones:

tf(t) =0, (1.11)

M=

Jim (1/T) 32 (1) = 0 A (UT) 2,

y u; es un proceso de media cero que obedece al Teorema Central del Limite.
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Bierens (1997) pone de manifiesto que aunque se rechace la Hy a través
de sus tests, no debe ser interpretado autométicamente en favor de la Hy de
estacionariedad alrededor de una tendencia no lineal?. De hecho, cuando se
utilizan los estadisticos £(m), A(m),Ta(m) y T(m), y dados los supuestos
en los que se basan estos tests, el rechazo de la Hy por la cola de la derecha
sugiere estacionariedad alrededor de una tendencia no lineal sin ninguin
tipo de ambigiiedad. Sin embargo, el rechazo por la cola de la izquierda
lleva a una identificaciéon de la serie objeto de andlisis que no estd clara,
cuando se utilizan estos estadisticos, ya que si se utilizan los tests #(m) y
A(m), este rechazo lleva a la conclusién de estacionariedad en torno a su
media o a una tendencia lineal o no lineal, mientras que con los estadisticos
To(m) y T(m) se llega a la conclusién de estacionariedad alrededor de la
media o alrededor de una tendencia lineal. Asimismo, cuando se obtiene
el estadfstico de una cola F' (m), si éste excede a su valor critico tampoco
se puede conocer con exactitud si la serie es estacionaria alrededor de su
media o de una tendencia lineal o no lineal. De la misma manera, cuando
se calcula el estadistico T} (m), si éste supera al valor critico de la cola de
la derecha sélo se sabe que la serie puede ser estacionaria en torno a una
tendencia, que puede ser lineal o no, y si se rechaza la Hy por la cola de la

izquierda si se puede concluir que la serie es estacionaria alrededor de su

1De la misma manera Hassler y Wolters (1995) y otros autores, también sefialan algo
parecido en relacion a los tests DFA y Phillips y Perron (1988), ya que ponen de manifiesto
que la hipétesis de raiz unitaria con deriva puede tener otras alternativas diferentes a
la de estacionariedad en torno a una tendencia lineal, por ejemplo, la de un proceso

fraccionalmente integrado.
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media.

Por otra parte, en la misma linea que Perron (1989), Campos, Ericsson
y Hendry (1996), al utilizar el estadistico ¢t del contraste DF, a partir de
ahora tpp, concluyen que un proceso I(1) puede parecer que es 1(2), cuando
el verdadero p.g.d. es un proceso I(1) que presenta una ruptura. Por el
contrario, Amsler y Lee (1995) obtienen que, cuando la Hy de raiz unitaria
es cierta, el estadistico tpr estdndar, al igual que el de Schmidt y Phillips
(1992), no se ve afectado asintéticamente si se ignora la ruptura y anaden
que no existe distorsién en el tamafnio del test, incluso si no se tiene en
cuenta esta ruptura. Sin embargo, cuando se trabaja con muestras finitas y
se produce una ruptura repentina en la serie®, Leybourne, Mills y Newbold
(1998) concluyen que se puede rechazar de forma espuria la Hy de raiz
unitaria utilizando el contraste estdndar DF, en especial si la ruptura se
produce al principio de la muestra. Por tanto, Leybourne et al. (1998)
sostienen que si el test DF rechaza frecuentemente la Hy de raiz unitaria,
no implica necesariamente que la serie sea estacionaria alrededor de una
tendencia, ya que el test puede rechazar la Hy erréneamente si existe una
ruptura en su p.g.d. y la muestra es pequena. Estos autores consideran que
se puede resolver este problema si se tuviera en cuenta en el test la existencia
de una ruptura bajo la Hy y la Hy, por lo que serfa adecuado utilizar el test
de raices unitarias desarrollado por Perron (1989, 1993, 1994), que si que

considera una ruptura bajo las dos hipétesis. Asimismo, también senalan

’El supuesto de que se produce una ruptura repentina en la serie lleva a Leybourne

et al. (1998) a utilizar modelos additive outlier.

17



Capitulo 1. Contrastes de Raices Unitarias y Cambios Estructurales

que este test mejorarfa si se utilizaran métodos dependientes de los datos
para determinar la fecha de la ruptura, en lugar de obtener dicha fecha de
manera exédgena a través de la inspeccién visual de la evolucién de la serie,
a no ser que existan razones suficientes para sospechar que una ruptura se

produce en una fecha determinada.

En relacién a los resultados obtenidos por Leybourne et al. (1998),
el trabajo de Lee (2000) muestra que el problema del rechazo espurio, al
que se refieren aquellos autores, es caracteristico del test DF, al basarse
en una funcién de distribucién que se halla condicionada a los datos, y
como consecuencia de que este test descuenta la primera observacién. Lee
(2000) argumenta que este problema no aparece si se utilizan otros tests
que no tienen una funcién de distribucién dependiente de los datos, como
los estadisticos de Gonzalez-Farias (1992) y el de Elliott y Stock (1994), o
el de multiplicadores de Lagrange de Schmidt y Phillips (1992).

Asi, dado el siguiente modelo generador de los datos:

yt:)\zt—i—:pt, Ty = Vxy_1 + Uy, t=2,..T,

donde u; estd formado por variables aleatorias i.i.d. con media 0 y varianza
o2, siendo z; un vector de variables exdgenas y bajo el supuesto de que v
. . . ., . . 2 .. .,
sigue una distribucién normal con media A y varianza ¢, la maximizacién
de la funcién de verosimilitud no condicional es similar a la minimizacién

de la expresion:
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T
Q. = nlogo? + 072(3/1 — )\)2 +o072 t;[yt — A1 —1) — wyt_l)]Q,

siendo los estimadores obtenidos por maxima verosimilitud no condicional

de Gonzdlez-Farias (1992) los siguientes:

y1+(1— ¥) 3 (ye — Y1)

t=

2
+(T-DA-$)?

y>

" T " . R
P =T - T S - AL ) ) (112)

Si se tiene en cuenta que 1 es el pardmetro que acompana a la variable
endo6gena desfasada, los estimadores sugeridos por Gonzalez-Farias (1992)

son los siguientes:

(SIS

Ty = —1) |67 (yee1 — V|

I

(i)MV = T(82 - 5’2)/62,
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donde:

(e — ye—1)*/(T = 2).

Va)
[N}
Il
_
T~

Por su parte, Elliott y Stock (1994) sugieren el siguiente estadistico:

‘i)ES = T(&*2 — 82)/82 +7,

donde 6*? viene dado en la ecuacién (1.12), excepto si 1 se reemplaza por

hy =1-T7T"1ysi ) se calcula a partir de 5.

Schmidt y Phillips (1992) proporcionan un método alternativo para

obtener su estadistico utilizando la siguiente regresion:

Ay = 0 AZy + ¢Sy 1 + uy,

donde S, = Yt — Ly — Zp0, t = 2,...,T, 0 son coeficientes de la regresién
de Ay; respecto a AZ; v I, es la estimacién restringida obtenida por el
procedimiento de estimacién por mdxima verosimilitud de tz(= ¢ + Xp),
dada por y; — Z10. El estadistico de multiplicadores de Lagrange es el

estadistico ¢ obtenido para contrastar la Hy : ¢ = 0, al que se denota como

Otro test de raiz unitaria que no utiliza el estadistico tpr es el de Sargan

y Bhargava (1983), que contrasta un paseo aleatorio Gaussiano, frente a la
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alternativa de un proceso AR(1). Bhargava (1986) amplia este test, al
considerar también la presencia de una tendencia temporal, y Stock (1988)
tiene en cuenta la Hy de proceso I(1) general. El andlisis bayesiano también
ofrece un método alternativo para evaluar la informacién de los datos con el
fin de detectar la presencia de raices unitarias. Asi, en relacién a las series
de Nelson-Plosser, DeJong y Whiteman (1991), utilizando la metodologia
bayesiana, obtienen que tnicamente dos de las series presentan tendencias
estocdsticas, mientras que Phillips (1991) concluye que cinco de las series

tienen este tipo de tendencia.

De todo lo anterior, ponemos de manifiesto que la mayor parte de los
tests que contrastan la presencia de una raiz unitaria en una serie temporal
se ven afectados, en mayor o menor medida, por la presencia de un posible
cambio estructural. Sin embargo, los resultados de los contrastes de raices
unitarias no sélo se ven alterados por la presencia de este cambio, sino que
también dependen de si la deteccion de la fecha de la ruptura se considera

exoégena o, por el contrario, se halla correlacionada con los datos.

1.2.1 Exogeneidad o endogeneidad de la eleccién del punto

de ruptura

Considerar la eleccién de un punto de ruptura en una serie de manera exo-
gena supone implicitamente que la fecha en la que se produce la ruptura no
esté correlacionada con los datos y, aunque desde el punto de vista econémi-

co este enfoque pueda tener algun sentido, se critica, principalmente, por
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el hecho de que las funciones de distribucién de la mayor parte de los es-
tadisticos que contrastan la existencia o no de rafz unitaria dependen del

grado de correlacién entre la eleccién del punto de ruptura y los datos.

Christiano (1992), al igual que Zivot y Andrews (1992), Banerjee,
Lumsdaine y Stock (1992), Perron y Vogelsang (1992a), Perron (1994,
1997), y Vogelsang y Perron (1998), entre otros, argumentan que el pun-
to de ruptura no debe ser determinado exdgenamente, sino que, por el
contrario, tiene que ser obtenido a partir de los datos. Para Christiano
(1992), la determinacién exégena o enddgena del punto de ruptura en la se-
rie adquiere gran relevancia en los contrastes de raiz unitaria, en cuanto que
la inferencia se distorsiona si se considera la eleccién del punto de ruptura
de manera exégena. Christiano (1992) muestra, a través del bootstrap, que
si se selecciona la fecha de ruptura de manera exégena, sin tenerla en cuen-
ta al generar los valores criticos, la Hy de proceso estacionario alrededor

de una tendencia determinista que no presenta cambio estructural, Modelo

TS:

P
Y=+t + Y0 Vi1 4 ug,
t=1
o la Hy de proceso estacionario en diferencias, cuya tendencia no presenta

ruptura, Modelo DS:

p

Ay =5+ > VY1 + Uy,
=1
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se rechazan de forma espuria con una frecuencia mas elevada, en favor de la
alternativa de tendencia segmentada. Por el contrario, si los valores criticos
se ajustan para tener en cuenta la seleccién endégena del punto de ruptura,
éstos superarfan, en valor absoluto, a los valores criticos que no tienen en
cuenta la selecciéon de la ruptura en funcién de los datos, por lo que se
reducirfa la frecuencia de rechazo espurio. Para Christiano (1992), Perron
(1989) tabula un conjunto de valores criticos para su test, suponiendo la
eleccién de la fecha de ruptura de manera exégena, ya que, segtin Christiano
(1992), elige esta fecha tras observar la evolucién histérica de la serie. Por
ello, este autor considera que Perron (1989) obtiene rechazos espurios més

elevados que si determinara la fecha de ruptura de forma endégena.

Un resultado andlogo al de Christiano (1992) lo obtienen Zivot y
Andrews (1992), al considerar diferentes algoritmos para la eleccién del
punto de ruptura de forma endégena y al generar distribuciones asintéticas
similares a las de Banerjee, Lumsdaine y Stock (1992), aunque los resul-
tados obtenidos tras su aplicacién empirica son sustancialmente diferentes
de los de estos autores. Asi, Zivot y Andrews (1992) construyen el mismo
estadistico que Perron (1989), ver ecuacién (1.9), aunque lo modifican para
que tenga en cuenta la seleccién de la fecha de ruptura de manera endégena.
La Hy que consideran para los tres modelos innovational outlier sugeridos
por Perron (1989): Modelos (A), (B) y (C), representados en las ecuaciones

(1.6)-(1.8), es que una serie y; es I(1) sin un cambio estructural:

Ho:yt = p+ yr—1 + uy, (1.13)
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mientras que la H; es que y; es un proceso estacionario alrededor de una
tendencia que presenta una ruptura estructural en un periodo k£ desconoci-
do. El algoritmo para seleccionar la fecha de ruptura elige el valor de k que
minimiza el estadistico ¢ de una cola que contrasta ' = 1 (i = A, B, Q),
de esta manera se pretende dar mayor peso a la H;. Este estadistico es el
siguiente:

min

t{bi(k ) = min t{pi(k), 1=A,B,C,

donde A un subconjunto cerrado en el intervalo® [0,1]. Dada la Hy definida
por la ecuacién (1.13) y siguiendo la estrategia de Perron (1989) al utilizar
el test DFA, las ecuaciones de regresion para contrastar la presencia de raiz

unitaria, utilizadas por Zivot y Andrews (1992), son las siguientes:

) ~A ~ . ~A P ~A N
ye = P +0 DUk + 4N+ yeo1 + D U Ay +
i=1
) R ~B ~ ~B P .B N
ye = PP +APt+ B DI (k) + 4 g1 + X U Ayej + i,
i=1
) ~C “ . ~C ~ ~C P .c ~
v = p°+0 DUK) +4t + B DI (k) + 1 g1+ D ¥, Ayrj + s,
j=1

donde DU(k) = 1sit > T y 0 en los deméds casos’, y DT*(k) = (¢t —
k)1 sit > k y 0 en otro caso. Zivot y Andrews (1992), obtienen menos

SEn su aplicacién empfrica Zivot y Andrews (1992) eligen un intervalo A =

[0.001,0.999]

"k se refiere al valor estimado de la fraccién de la muestra en la que se produce la

ruptura.
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evidencia contra la Hy de raiz unitaria sin ruptura que la obtenida por
Perron (1989). En particular, utilizando los valores criticos asintéticos, no
pueden rechazar la hipétesis de raiz unitaria al nivel de significacién del
5% para 4 de 10 series de Nelson-Plosser, para las que Perron (1989) si
rechaza esta hipétesis. Estas series son el PNB per capita, el deflactor del
PNB, la cantidad de dinero en circulacién y los salarios reales. Ademads,
a diferencia de Perron (1989), no rechazan la Hy de raiz unitaria, al nivel
de significacion del 5% y del 10%, para las series trimestrales de PNB de
la postguerra. No obstante, el trabajo empirico desarrollado por Zivot y
Andrews (1992) es bastante similar al de Perron (1990)%. La diferencia
fundamental entre estos trabajos radica en que Perron (1990) incluye en el
modelo de regresién estimado una variable ficticia temporal que recoge la
fecha del cambio estructural, variable que no aparece en el trabajo de Zivot

y Andrews (1992).

En relacién a los contrastes de raices unitarias que tienen como hipdtesis
alternativa cambios permanentes en la tendencia, como el de Perron (1989,
1990, 1991), Rappoport y Reichlin (1989), Banerjee, Dolado y Galbraith
(1990), Balke y Fomby (1991), Perron y Vogelsang (1992a,b; 1993a,b,
1995), Park y Sung (1994), Stock (1994), Bradley y Jansen (1995), Nunes,
Newbold y Kuan (1996) y Montanés (1997), entre otros, Kilian y Ohanian

(1998) los critican, ya que argumentan que en estos trabajos se supone que

8Los resultados que aparecen en las columnas ” p-value (t sig)” en las tablas VI y VIII
de Perron (1990) son similares a las de Zivot y Andrews (1992), excepto para el salario

nominal y el salario real.

25



Capitulo 1. Contrastes de Raices Unitarias y Cambios Estructurales

la fecha de ruptura coincide con importantes eventos econémicos, tales co-
mo guerras y depresiones, y que estos eventos tienen efectos permanentes
en la actividad econémica. Sin embargo, segin Kilian y Ohanian (1998), la
Teoria Econémica estdndar sugiere que estos eventos tienen efectos transi-
torios y no permanentes en la actividad econdémica, por lo que no pueden
ser modelizados a través de modelos lineales ARIMA estdndar. Estos au-
tores senalan que la inadecuacién para identificar la dindmica transitoria
que provocan estos eventos a través de los modelos ARIMA tiene impli-
caciones en la inferencia. En particular, el uso de este tipo de modelos
para considerar esta dindmica transitoria puede llevar a tasas de rechazo
de la Hy de rafz unitaria superiores al tamano nominal del test. Por tanto,
Kilian y Ohanian (1998) generan modelos de series temporales basados en
la suma de un paseo aleatorio latente con deriva y grandes movimientos
transitorios ocasionales conducidos mediante modelos de cambios de régi-
men, que se consideran endégenos. El resultado que obtienen estos autores,
cuando llevan a cabo experimentos de Monte Carlo y utilizan este tipo de
modelos es que al nivel de significacién nominal del 10%, el test de Zivot
y Andrews (1992) rechaza de manera espuria la Hp de raiz unitaria, en
favor de la de estacionariedad en torno a una tendencia que cambia en un
momento del tiempo, hasta un 60% de las veces. Ademads, obtienen que in-
cluso para un modelo basado en un paseo aleatorio puro, el test de Zivot y
Andrews (1992) rechaza de forma espuria la Hy hasta un 35% de las veces,
al nivel de significaciéon nominal del 10%, siendo sus resultados bastante
robustos a diferentes especificaciones alternativas del p.g.d. No obstante,

Kilian y Ohanian (1998) argumentan que el test de Zivot y Andrews (1992)
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se comporta mejor cuanto mayor es el tamano muestral. Si el tamafio de
la muestra es pequeiio, resulta extremadamente dificil diferenciar los oca-
sionales grandes movimientos transitorios que se producen en los datos,
por efecto de eventos como la Gran Depresion y la expansién durante la
Segunda Guerra Mundial, de las rupturas estructurales genuinas en un mo-
delo estacionario alrededor de una tendencia, por lo que es probable que se
produzca una evidencia espuria a favor de una tendencia no lineal en las
series de Nelson-Plosser y las del PNB per capita. Estos autores concluyen
que no es suficiente llevar a cabo un andlisis puramente estadistico sobre
las propiedades que tiene la tendencia, sino que también es necesario de-
terminar si existen shocks importantes que puedan afectar al p.g.d., por lo
que se debe acudir a la Teoria Econémica para que ayude a analizar cémo

estos shocks pueden afectar a las variables endégenas objeto de estudio.

Por otra parte, Banerjee, Lumsdaine y Stock (1992) también sugieren
que el punto de ruptura de una serie debe ser considerado como descono-
cido a priori, por lo que, en tal caso, segin estos autores, no es adecuado
utilizar la teoria de la distribucién estdndar, condicionada a un punto de
ruptura no aleatorio. Por este motivo, desarrollan una teoria distinta de la
distribucién para una serie de estadisticos, determinados para un rango de
posibles fechas de ruptura, que permiten contrastar la Hy de raiz unitaria
sin cambios en la tendencia determinista, o la de proceso I(1) con cambios
en dicha tendencia, o la de variaciones en el tipo de raiz. Los procedimien-

tos que utilizan para determinar la fecha de ruptura en la serie son los
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siguientes: recursivo?, rolling y secuencial. En el caso de los procedimien-
tos recursivo y rolling, estos autores obtienen la distribucién asintética y
para muestras finitas de los estadisticos tpg construidos bajo la Hy de raiz
unitaria estable en todo el intervalo muestral. Sin embargo, la mayoria
de los tests basados en el procedimiento secuencial parten de un modelo de
tipo innovational outlier y la distribucién asintética y para muestras finitas
de los estadisticos se obtienen suponiendo que el p.g.d. es I(1), pudiendo

presentar un cambio en su media o en su tendencia.

El procedimiento recursivo consiste en la obtencién de una secuencia de
estadisticos tpg, cada uno de los cuales se calcula tras estimar el Modelo I

de Banerjee et al. (1992, p. 273) en diferentes submuestras:

°Fl término ”recursivo”deriva de Brown, Durbin y Evans (1975). Algunas técnicas
recursivas se implementan en el paquete informatico PC GIVE de Hendry (1987), también
ver Dufour (1982). Un ejemplo de aplicacién de estadisticos basados en el procedimientos
recursivos se halla en Hendry y Ericsson (1991). Otra aplicacion es la que realizan DeLong
y Summers (1988), en la que se analiza si el output de Estados Unidos se vuelve més
persistente después de la Segunda Guerra Mundial que antes de la Gran Depresién. En
particular, se estudia si una raiz estacionaria se convierte mds tarde en raiz unitaria
aplicando este contraste a varios pafses. En los trabajos de Hendry y Ericsson (1991)
y DeLong y Summers (1988), la inferencia se desarrolla sin una guia de la distribucién
formal para los estadisticos relevantes obtenidos mediante los procedimientos recursivo
y rolling. Una solucién sugerida en DeLong y Summers (1988) es la de llevar a cabo un
conjunto de contrastes de raiz unitaria recursivos o rolling y aplicar la teorfa asintética
desarrollada en el articulo de Banerjee et al. (1992), como se hace en Banerjee, Dolado

y Galbraith (1990).
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Ut :M+’7t+¢yt—1 +A(L)Ayt—1 + ug, t= 17"'5T7 (114)

donde A(L) es un polinomio de retardos de orden p conocido, con las raices
de 1 — A(L)L fuera del circulo unitario. Ademsds, se supone que el tér-
mino de perturbacién aleatoria (u;) satisface el supuesto de que es una
secuencia de diferencias de martingalas que satisface E(u? | us_1,...) = 02,
E(fugl® | we_1,...) = 55 (i = 3,4) y sup; E(Jue]*™ | us_1,...) = 5 < oo para
algin ¢ > 0. Las submuestras para las que se determina la secuencia de
estadisticos tpr abarcan el siguiente intervalo temporal: ¢t = 1,..., k, en las
que k = ko, ...,T', donde kg es el primer dato considerado como el dltimo
de la primera submuestra y T es el tamano de toda la muestra. Estas sub-
muestras, para las que se calcula el estadistico {pg, van incrementando su
tamano en una observacién hasta que finalmente se cubre toda la muestra.
Asi, la primera submuestra empieza en la observaciéon primera y finaliza
en ko, la siguiente comienza también en la observacién 1 y termina en la

observacién kg + 1 y asf sucesivamente.

El procedimiento rolling, aplicado al estadistico tpr, se basa en el cél-
culo de una secuencia de estadisticos al estimar por MCO el Modelo I
(1.14) en submuestras que representan una fraccién constante de toda la
muestra, desplazdandose dichas submuestras a lo largo de ella. La primera
submuestra cubre el periodo que va de la observacién 1 a la k, la segunda
submuestra abarca el periodo comprendido entre la observacién 2 y la k+1,

y asf sucesivamente.
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Por ultimo, el procedimiento secuencial'’

, a diferencia del recursivo y el
rolling, utiliza toda la muestra completa. Banerjee et al. (1992) consideran
diferentes estadisticos para llevar a cabo su contraste de tipo secuencial.
Asi, en lo que se refiere al estadistico tpg, el procedimiento secuencial
consiste en obtener una secuencia de estadisticos, pero considerando que la
fecha desconocida del hipotético punto de ruptura avanza secuencialmente

a lo largo de toda la muestra. El modelo que se estima, en este caso, es el

denominado Modelo II de Banerjee et al. (1992, p. 275),

yt = p+dD(k)y + vt + Yyr—1 + A(L)Ayp—1 + 'z 1 (k) +ugy,  (1.15)

parat =1,...,T. A diferencia del Modelo I, el Modelo IT aniade un vector de
m regresores adicionales, z;_1(k), que se supone que es estacionario con una
media cero y constante. El regresor determinista D(k); permite considerar
la posibilidad de un cambio o salto en la tendencia en el periodo k. Asi,

siguiendo a Perron (1989, 1990), se consideran dos casos:

'"Banerjee et al. (1992) aplican su procedimiento secuencial al test de raices unitarias
de Perron (1989)/Rappoport-Reichlin (1989), considerando un cambio en la tendencia
en el periodo k, calculado secuencialmente para k = 67, ...,T — §T, donde se excluyen
algunos de los datos correspondientes al principio y al final de la muestra a través del
pardmetro (6). También aplican este procedimiento al test de razén de verosimilitud
de Quandt (1960), calculando una secuencia de estadisticos razén de verosimilitud que
permiten contrastar una ruptura en al menos uno de los coeficientes, teniendo en cuenta
el maximo de todos los estadisticos. El resultado que Banerjee et al. (1992) obtienen
amplia los trabajos de McCabe y Harrison (1980), Sen (1980, 1982), Dufour (1982),
James, James y Siegmund (1987), Kriamer, Ploberger y Alt (1988) y Ploberger, Kramer
y Kontrus (1989).
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Caso A (cambio en la tendencia):
D(k);=(t—k)1,(t > k), (1.16)
Caso B (cambio en la media):

D), =1, (t>k). (1.17)

El Caso A, se corresponde con el ”Modelo de cambio en el crecimiento”
de Perron (1989, 1990), expuesto en (1.7). El Caso B, es el denominado
”"Modelo Crash” de Perron (1989, 1990), que es el que aparece representado
en (1.6). Banerjee et al. (1992) sugieren la posibilidad de obtener de forma
secuencial, en el andlisis empirico, el estadistico ¢t asociado al coeficiente
d, tq. Este estadistico contrastaria la Hy : d = 0 en el caso B (1.17), bajo
los supuestos: ¢ = 1 y v = 0, proporcionando informacién respecto a si
se produce un cambio en la media. Otro estadistico que se podria obtener
mediante el procedimiento secuencial es el estadistico razén de verosimili-
tud de Quandt (1960), QRry, que contrastaria si se produce una ruptura en
alguno o en todos los coeficientes. Este procedimiento se basa en realizar
2(T — 2kop) regresiones separadas segin el Modelo I (1.14) en las siguientes
submuestras: 1,...,[T9] y [T9]+1,...T, donde kg es un pardmetro que toma
el valor ky = [0oT], representando [-] la parte entera, calculando una se-
cuencia de estadisticos para todos los posibles puntos de ruptura. Banerjee
et al. (1992) también consideran que se podria obtener una secuencia de
estadisticos F), cada uno de los cuales contrastaria la hipétesis conjunta Hy :

d=0y el p.g.d. de la serie y; es I(1).
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Banerjee et al. (1992) calculan los valores criticos para tamafos mues-
trales formados por 100, 250 y 500 observaciones, asi como el tamano
y potencia de los tests a los que aplican los procedimientos recursivo,
rolling y secuencial. El procedimiento recursivo lo aplican a cuatro es-
tadisticos con el fin de contrastar la presencia de raices unitarias: el es-
tadistico tpr para la muestra completa, es decir si kg = T, fDF; el es-

tadistico ¢ pr maximo, f”]g?}w = mdﬂ?kogkngDF; el estadistico tpr minimo,

fmin = ming,<p<ripr, y el estadistico {52, = fmde _jmin Fgtos estadisticos
contrastan la Hy : ¢ = 1 al llevar a cabo la regresién (1.14) en submues-

tras t = 1,..., k. El procedimiento rolling lo aplican a tres estadisticos de

tipo tpr: _’B%x = Max,<k<TtDF; t_’gj;l‘ = ming,<k<rtpF, y €l estadistico
il = pmz _ pmin contrastando la Ho : ¢ = 1 en la regresién (1.14) para

submuestras t = k — [T'§] + 1, ..., k. El procedimiento secuencial'! lo aplican
al estadistico Qpry (p), para p = 0,4 y 8, siendo p el nimero de retardos de
Ay, en la regresion (1.14). También aplican el procedimiento secuencial a
estadisticos calculados al estimar el Modelo IT (1.15), como el estadistico
I méximo, ﬁ'%mx = mdmkogkgT_koﬁ'T, que contrasta la Hg : y ~ I(1) y
d = 0; el estadistico t pp determinado para un valor de k£ que maximiza el es-
tadistico Fp, fDF(l;;); el estadistico ¢t pr minimo, fglﬁ? = mz’nkongT,kOtNDF,
y el valor absoluto del estadistico t—extremo que contrasta la significativi-
dad del pardmetro d, ‘€$t56(5071_50)fd(6)| , para el contraste de raiz unitaria,

bajo los supuestos y =07y ¢ = 1.

" Christiano (1992) propone los estadisticos secuenciales: Fpée fpp y IR para am-
pliar el andlisis de Perron (1989) al caso en el que se desconoce el verdadero punto de

ruptura.
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En lo referente al tamanio de los tests de Banerjee et al. (1992), calcu-
lado para una muestra de 100 observaciones y un valor de p = 4, obtienen
que utilizando sus valores criticos, ver Tablas 1 y 2 de Banerjee et al. (1992,
p. 277 y 278), todos los estadisticos tienen un tamafno préximo al nominal,
excepto en el caso del estadistico recursivo f%é, el rolling _"B%x y especial-
mente f%{; Si se contrasta la Hg de raiz unitaria constante a lo largo del
periodo muestral, frente a la alternativa de que un proceso estacionario se
convierte en rafz unitaria (a partir del periodo central de la muestra), se
obtiene que son los tests recursivos basados en los estadisticos fcg{; y tmin
y el estadistico secuencial Qry los que tienen mayor potencia. Asimismo,
cuando se analiza la potencia de sus estadisticos frente a la Hy de estacio-
nariedad con un cambio en la tendencia determinista, se observa que el test
recursivo ¢ pp no rechaza la Hy de raiz unitaria cuando ésta no es cierta, al
igual que los tests recursivo f’ﬁ%ﬂc y rolling f’ﬁ%ﬂc . Este resultado confirma la
interpretacién de Perron (1989, 1990) de que los cambios permanentes en
la tendencia determinista se confunden con una innovacién persistente de

una tendencia estocdstica. Sin embargo, el test que, en términos generales,

presenta mayor potencia es el secuencial F7*.

Entre los resultados de su andlisis empirico para analizar el tipo de raiz
que presenta el nivel de output de siete paises de la OCDE (Canadéd, Fran-
cia, Alemania del Oeste, Italia, Japén, Reino Unido y Estados Unidos),
destaca el caso de Estados Unidos al no rechazarse la Hy de raiz unitaria,
lo que es andlogo al resultado obtenido por Christiano (1992). Banerjee,

Dolado y Galbraith (1990) tampoco rechazan la Hy de raiz unitaria sin rup-
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tura, frente a la alternativa de estacionariedad alrededor de una tendencia
segmentada, para series de output de Estados Unidos con mayor nimero de
datos al incluir también el periodo de la Gran Depresién. Estos resultados
son también consistentes con los de Zivot y Andrews (1992), al no rechazar
la Hy de raiz unitaria, frente a la alternativa de tendencia segmentada, para

los datos trimestrales de produccién real de Estados Unidos.

Perron (1997), ante las duras criticas recibidas por algunos autores,
especialmente de Christiano (1992), argumenta que las fechas de ruptura
elegidas en su articulo de 1989 tienen cierto grado de correlacién con los
datos, y, por tanto, no son del todo exdgenas, aunque tampoco estdn per-
fectamente correlacionadas con ellos. Perron (1997) argumenta que, en su
articulo de 1989, elige las fechas de cambio estructural ex-ante, no sien-
do modificada ex-post, por consiguiente guardan relacién con los sucesos
ex6genos para los que la Teorfa Econémica habia previsto las consecuen-
cias que realmente se produjeron mds tarde (como el Crash bursitil de
1929, con el subsiguiente desmantelamiento de la organizacién econémica
internacional, y el repentino cambio exdgeno en el precio del petréleo en
los anos setenta, con la posterior alteracién en la coordinaciéon de las politi-
cas econdmicas internacionales). Asi, aunque la elecciéon ez-ante de las
fechas de ruptura podria llevar a algunos autores, como Christiano (1992),
a considerar dichas fechas como exdgenas, para él esto no es cierto, ya que
sélo serfan exdgenas si se hubiesen obtenido ex-post, es decir, después de
analizar si se produjeron realmente los cambios que habia predicho la Teoria

Econémica, como consecuencia de los eventos exdgenos.
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Con el fin de analizar la robustez de los resultados obtenidos en 1989,
Perron (1997) parte del supuesto de que la fecha de ruptura en una serie
estd perfectamente correlacionada con los datos. Los contrastes realizados
guardan relacién con los modelos innovational outlier de su articulo de
1989, ecuaciones (1.6) y (1.8) y el modelo additive outlier, ecuacién (1.2).
El primer test permite un 1inico cambio en el intercepto en el momento k,
bajo la Hy y la Hy, y se supone que este cambio es gradual y no repentino,
de ahf que se aplique a un modelo innovational outlier. El contraste de raiz
unitaria se desarrolla a través del estadistico ¢, cuando se contrasta la Hy :
@Z}A = 1 en la ecuacién (1.6). El segundo test también se aplica a un modelo
mmnovational outlier, que permite un cambio tanto en el intercepto como en
la pendiente, bajo la Hy y la Hi. Este contraste considera la Hy : TL =1
en la regresion (1.8). El tercer test se basa en el célculo del estadistico ¢ que
contrasta TL = 1l en (1.4), permitiendo un cambio en la pendiente de manera
que ambos segmentos de la funcién tendencia se hallen unidos por el punto
de ruptura. Se supone que este cambio se produce de forma repentina, no
gradual, por lo que se utiliza un modelo additive outlier, como el (1.2), cuya

estimacion se lleva a cabo en dos pasos.

Perron (1997) selecciona la fecha de ruptura endégenamente de dos
maneras. La primera se basa en seleccionar k como aquella fecha para la
que el estadistico ¢ que contrasta ¢ = 1, t;,, es minimo. La segunda escoge la
fecha de ruptura en el punto de la muestra donde se minimiza el estadistico
t correspondiente al pardmetro asociado al cambio en el intercepto en el

modelo (1.6), t; , al cambio en el nivel y pendiente en el modelo (1.8), oo
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y al cambio en la pendiente en el modelo (1.4), ¢ g Una vez determinado k,
se calcula el estadistico ¢y, para contrastar si 1) = 1. Perron (1997) también
considera el caso en el que el punto de ruptura se selecciona utilizando el
mismo procedimiento anterior, pero sin ningin supuesto a priori en relaciéon
al signo del cambio. En este contexto, la fecha de ruptura se determina

ts

utilizando el méximo del valor absoluto de ¢; oo

R oti.y calculando

posteriormente el estadistico t,, para contrastar si 1 = 1.

El resultado que obtiene Perron (1997) es que parece existir un evidente
trade-off entre la potencia de los tests anteriores y la cantidad de informa-
cién a priori utilizada para detectar el punto de ruptura. De manera que
si no se utiliza ningin tipo de informacién a priori, es decir, si se considera
el punto de ruptura correlacionado con los datos, sin partir de informacién
exégena, la potencia de los tests es relativamente mds elevada, por lo que
se produce un mayor rechazo de la hipétesis de raiz unitaria. Perron (1997)
obtiene un resultado parecido al de su articulo de 1989, al considerar las
mismas series de datos!?. Por tanto, muestra que existen procedimientos al-
ternativos que llevan a conclusiones menos favorables para la consideracion
de raiz unitaria, que los que sugieren los trabajos de Banerjee et al. (1992)

y Zivot y Andrews (1992).

Vogelsang y Perron (1998) también consideran endégeno el punto de

ruptura. Estos autores analizan si los resultados de los tests de raices uni-

12Geries de Nelson-Plosser, que son también analizadas en Zivot y Andrews (1992), y
series trimestrales del PNB y PIB de Estados Unidos, Canadd, Japon, Francia, Alemania,
Italia y Reino Unido, del periodo de la postguerra, utilizadas en Banerjee et al. (1992).
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tarias, pueden verse distorsionados cuando se considera una ruptura bajo
la Hy de raiz unitaria. Para ello, se basan en los dos mecanismos generado-
res de los cambios mencionados anteriormente: modelos additive outlier e
innovational outlier. Un estudio previo, como es el de Perron y Vogelsang
(1992a), obtiene que si se considera la Hy de raiz unitaria con un cambio en
la media, los estadisticos que permiten contrastar dicha hipdtesis, tanto en
los modelos additive outlier como en los innovational outlier, presentan una
distribucién asintética que es invariante al caso en el que la Hy no tenga en
cuenta ese cambio en la media. Sin embargo, Perron y Vogelsang (1992a)
demuestran que si se trabaja con muestras finitas si que existen diferencias
en las funciones de distribucién de estos estadisticos. Vogelsang y Perron
(1998) amplian el estudio llevado a cabo por Perron y Vogelsang (1992a)
considerando también el caso en el que la Hy sea la de raiz unitaria con un
cambio en su pendiente, tanto en modelos additive outlier como en los de
tipo innovational outlier. El resultado que obtienen es que la funcién de
distribucién asintética de los estadisticos que permiten contrastar esta Hy,
en ambos tipos de modelos, si difiere de la funcién de distribucién de los
estadisticos cuando no se tiene en cuenta el posible cambio en la pendiente
bajo la Hyg. Asimismo, estos autores obtienen que, si se tiene en cuenta
la magnitud del cambio en la pendiente que se suele hallar en la mayor
parte de las series macroeconémicas, la funcién de distribucién asintética
de los estadisticos que consideran la Hy de raiz unitaria sin cambios en la
tendencia, representa una buena aproximacion a la funcién de distribucién
de estadisticos que contrastan la Hy de raiz unitaria con cambios en la pen-

diente en muestras finitas. Por el contrario, si se producen grandes cambios
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en la pendiente, es la funcién de distribucién asintética de los estadisticos
que contrastan la Hy de rafz unitaria con cambios en la pendiente la que
proporciona una aproximacién adecuada a la distribucién de estadisticos
que contrastan la misma Hy en muestras finitas. Ademds, si se sospecha
que se pueden producir cambios grandes en el intercepto o en la pendiente,
Vogelsang y Perron (1998) aconsejan el uso de modelos de tipo additive
outlier, independientemente de que el verdadero modelo generador de los
datos sea de este tipo o, por el contrario, sea de tipo innovational outlier,
ya que el tamano de los tests basados en modelos additive outlier es précti-
camente invariable a los grandes cambios que se produzcan en el intercepto

o en la pendiente de las series.

Por tanto, la mayoria de autores confirman que la consideracién del
punto de ruptura en una serie temporal como exégeno o endégeno, incide
considerablemente en los resultados que se extraen a través de los tests
de raices unitarias. En términos generales, podemos decir que la mayoria
de estos tests presentan mejores propiedades de tamano y potencia si se
considera el punto de ruptura enddégeno, es decir, correlacionado con los

datos, que si se supone que es exégeno.

1.2.2 Situacién de la fecha de ruptura en la muestra,

magnitud de la ruptura y tamano muestral

Tal y como se ha expuesto anteriormente, Christiano (1992) obtiene los

valores criticos de los estadisticos F' generados para contrastar la Hy de
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tendencia determinista, Modelo (TS), o estocéstica, Modelo (DS), sin cam-
bio estructural, siendo la H; la de tendencia cambiante'?, mediante pro-
cedimientos bootstrap aplicados a los posibles periodos de ruptural?, k, y
a cada uno de los 1000 conjuntos de datos artificiales generados para los
modelos TS y DS. El resultado que obtiene Christiano (1992), al derivar
los valores criticos de los estadisticos F' estimados sin tener en cuenta en
su cédlculo la endogeneizacién del punto de ruptura y utilizando tamanos
muestrales pequenos, no sélo sorprende porque obtiene valores criticos de
la distribucién F estimada!®, en valor absoluto, por encima de los valores
estdndar, sino también porque muestra que los valores criticos alejados del
principio y del final de la muestra son mas elevados que los de los extremos.
Por tanto, cuando se trabaja con muestras de tamano reducido, si la fecha
de ruptura se sitia en el periodo central de la muestra y la determinacién
de esta fecha es exdégena, se rechazarfa con mayor frecuencia la Hy cuan-
do se utilizan los valores criticos estdndar, que si se hace uso de los valores
criticos que Christiano (1992) obtiene por bootstrap para ese menor tamano
muestral. Asimismo, este autor demuestra que, cuando se obtienen los va-
lores criticos teniendo en cuenta la endogeneizaciéon del punto de ruptura,
el tamano del test F' disminuye considerablemente respecto al que se ob-
tiene cuando se endogeneiza el punto de ruptura sin tenerlo en cuenta en el

célculo de los valores criticos, y ademés estos valores son independientes de

13Las conclusiones de su articulo no son muy sensibles al p.g.d. utilizado.
Wep=3,..,T-2
5Valores criticos obtenidos para la distribucién F, con 2 grados de libertad en el

numerador y 148 en el denominador.
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la localizacién del punto de ruptura en la muestra, aunque no del algoritmo

utilizado para seleccionar el punto de ruptura.

Banerjee et al. (1992) demuestran que la distorsién de tamano de
sus estadisticos, calculados mediante los procedimientos recursivo, rolling
y secuencial, disminuye a medida que se incrementa el tamano muestral.
Asimismo, cuando la muestra es pequena y se considera una ruptura es-
tructural endégena en la tendencia de la serie, obtienen valores criticos su-
periores, en valor absoluto, a los estdndar. En particular, al endogeneizar
la seleccién del punto de ruptura y corregir los valores criticos asintéticos
para tener en cuenta muestras pequenas, no rechazan la Hy de raiz uni-
taria para 8 de las 11 series para las que Perron (1989) si rechaza esta
hipétesis. No obstante, al igual que Perron (1989), rechazan la hipétesis de
raiz unitaria para el PNB real, el PNB nominal y la produccién industrial
de Estados Unidos. En cuanto a la potencia de los tests que analizan, es
destacable que ésta depende también de la ubicacién de la fecha de ruptura
en la muestra. Asi por ejemplo, el estadistico secuencial F:?m:c’ que es el
que mayor potencia presenta, en general, frente a la H; de estacionariedad
alrededor de una tendencia determinista segmentada, tiene una potencia
atin mayor si el punto de ruptura se sitia al final de la muestra. Ademads,
si se consideran los tests {pp secuenciales, éstos tienen una mayor poten-
cia, en general, cuanto méds préxima al principio de la muestra se halle la

ruptura.

En relacién al resultado obtenido por Banerjee et al. (1992), Perron

(1997) replica su andlisis obteniendo mas evidencia que estos autores contra
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la hipétesis de rafz unitaria para todos los pafses, excepto para Japoén. Las
diferencias entre el andlisis empirico llevado a cabo por Perron (1997) y
Banerjee et al. (1992) son las siguientes: las fuentes y el horizonte temporal
son diferentes; Banerjee et al. (1992) utilizan el método innovational outlier
y no tienen en cuenta un cambio en la pendiente bajo la Hp; ademads,
Banerjee et al. (1992) fijan el orden de retardos méximo autorregresivo
en 4 para todos los pafses y demuestran que los resultados son robustos
cuando se fija un valor de 8 o cuando se utiliza el criterio de informacién de
Akaike (AIC) o de Schwartz para seleccionar el orden de retardos. Por el
contrario, Perron (1997) no fija este orden de retardos sino que lo considera
desconocido y utiliza métodos que dependen de los datos para obtener el
nimero maximo de retardos autorregresivos, ya que considera que este tipo
de métodos tienen mejores propiedades, en términos de un tamano estable

y una potencia elevada, que los métodos que lo fijan a priori.

Nosotros, también ampliamos el estudio de Banerjee et al. (1992), me-
diante experimentos de Monte Carlo'®, analizando el comportamiento del
estadistico t%}? cuando se considera endégena la determinacion de la fecha
de ruptura de una serie temporal y si se utilizan tamanos muestrales mas
pequenios (30,50 y 75) que los de estos autores. Ademds, analizamos las
propiedades de tamano y potencia del test DF no sélamente en funcién
del procedimiento utilizado para averiguar la fecha de ruptura (recursivo,

i rolling, T84, y secuencial, f’g}?), sino también del tipo de ruptura,

6 Todos los calculos se han programado en Ox, versién 2.1 (Doornik, 1998), y todas

las simulaciones se han basado en 1000 réplicas para cada caso analizado.
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del tamano muestral, de la magnitud de la ruptura y de la situacién de la
ruptura en la muestra. Ademds, obtenemos los valores criticos (ver Tabla
1), para varios niveles de significacién (1%, 2.5%, 5.0% y 10.0%), mediante
procedimientos de simulacién basados en 10000 réplicas, suponiendo que los

datos son generados mediante el proceso: Ay, = ey, siendo g, i.i.d. N(0,1).

Determinamos cada estadistico recursivo f”]g? estimando el Modelo I, ver
ecuacién (1.14), para p = 0 en cada uno de los periodos (t = 1,...,k) de

cada submuestra, para k = kg, ..., T, siendo d9 = 0.25 y teniendo en cuenta

que 6 = % Los estadisticos rolling t_"D””}? los obtenemos estimando también el

Modelo I (1.14) con p = 0 en cada uno de los periodos t = k—[Tdg]+1, ..., k

para k = [Tdp],...,T, siendo dp = % El estadistico secuencial #% para
el cambio en la tendencia lo determinamos estimando secuencialmente la
ecuacién (1.15) con el regresor D(k); dado por la expresién (1.16) y p =0,
y el estadistico secuencial N’B}? para el cambio en la media lo calculamos es-

timando secuencialmente también la ecuacién (1.15), pero con D(k); dado

por (1.17) y p = 0. Para el célculo de tNTD”? suponemos que dg = 0.15, con-
siderando las obsevaciones comprendidas entre 097"y (1—0d9)7". El resultado
que extraemos, a partir de la Tabla 1, no contradice el de Banerjee et al.
(1992), en el sentido de que los valores criticos son més elevados, en valor
absoluto, cuanto menor es el tamano muestral, por lo que, si la muestra
es pequena y utilizamos los valores criticos asintéticos, rechazarfamos con
mayor probabilidad la Hy de raiz unitaria. Sin embargo, el tamafio de la

muestra no es el inico factor que determina el buen comportamiento de los

contrastes.
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En relacién al tamano de los tests, las columnas f?u, de las tablas 2 a 10
exponen las tasas de rechazo espurio (al nivel de significacién nominal del
5%) de la Hy de raiz unitaria con un cambio en el intercepto de magnitud!”
«, producido en el momento §7, para muestras de tamanos 30, 50 y 75, al
aplicar los tests recursivo, rolling y secuencial. Asimismo, en las columnas
U, de estas tablas se exponen las tasas de rechazo espurio de la Hy de raiz
unitaria con un cambio en la pendiente de magnitud!® 3, que se produce
en el momento d7, para los mismos tamafios muestrales. En relacién a
la Hy de raiz unitaria con un cambio en su intercepto, si dicha hipdtesis
es cierta, el test secuencial no rechaza esta hipétesis cuando el punto de
ruptura recae en la segunda mitad de la muestra. Sin embargo, cuando la
ruptura se produce en la primera mitad del periodo muestral, no es el test
secuencial, sino el rolling, el que presenta un menor tamano. Pese a ello,
si T'= 75, la magnitud de la ruptura es elevada y la fecha de la ruptura se
sitia proxima al periodo central de la muestra, la tasa de rechazo espurio
de la Hy, a través del test rolling, toma un valor en torno al 55%. Por otra
parte, si la Hy a contrastar es la de un proceso I(1) con un cambio en su
pendiente, al utilizar el contraste secuencial no se rechaza de forma espuria
esta hipdétesis, independientemente de la magnitud de la ruptura y de su
ubicacién en el periodo muestral. Por tanto, el resultado que obtenemos

es que el test secuencial es, en términos generales, el que presenta mejores

'"Los valores seleccionados para a (2.5,5.0 y 10.0) son arbitrarios. Los valores 5.0 y

10.0 coinciden con los utilizados por Vogelsang y Perron (1998).
18T0s valores seleccionados para 3 (0.5,1.0 y 2.0) son arbitrarios. Los valores 1.0 y 2.0

coinciden con los utilizados por Vogelsang y Perron (1998).
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propiedades.

En cuanto a la potencia de los tests, si suponemos que la serie, objeto de
andlisis, es estacionaria, implica que el valor de ¢ en las ecuaciones (1.14) y
(1.15) es inferior a la unidad'®. Los resultados del andlisis de la potencia de
estos tests se exponen en las tablas 11 a 19, en las que se muestra que ésta
es diferente dependiendo del tamamnio muestral, si se produce un cambio en
el intercepto o en la pendiente de la serie, segtin la magnitud de los cambios
y en funcién de la ubicacién del punto de ruptura en el periodo muestral,
entre otros factores. A través de los resultados expuestos en estas tablas,
obtenemos que si el verdadero p.g.d. es estacionario con un cambio en su
intercepto (ver columnas {9“), la potencia es mds elevada si se utiliza el
test secuencial, independientemente del tamano muestral, de la magnitud
de la ruptura, de la ubicacién de la misma en el periodo muestral y si los
coeficientes estimados de los pardmetros autorregresivos del proceso son
muy préximos a la unidad o, por el contrario, son cercanos al valor cero.
Por el contrario, si la serie es estacionaria, pero presenta un cambio en
su pendiente (ver columnas {97), el test recursivo es el que presenta una
mayor potencia, en términos generales, incrementando paradéjicamente su
potencia cuanto més cercano se halle el p.g.d. de la serie a la raiz unitaria,
especialmente si esta ruptura se produce en los periodos extremos de la

muestra y, particularmente, al principio del periodo muestral.

Zivot y Andrews (1992) generan los valores criticos asintéticos y para

9Suponemos, de forma arbitraria, los siguientes valores de 1 : 0, 0.1, 0.3, 0.5, 0.7 y

0.9.
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muestras finitas de su estadistico %{?, obtenido al elegir el estadistico ¢
méds pequeno de todos los estadisticos calculados para las posibles fechas de
ruptura, que se obtienen al contrastar la Hy de raiz unitaria sin considerar
ninguna ruptura estructural exégena, frente a la Hy de proceso estacionario
alrededor de una tendencia determinista que tiene una ruptura en su inter-
cepto y/o en su pendiente. Estos autores obtienen que, aunque sus valores
criticos asintéticos son mds elevados, en valor absoluto, que los de Perron
(1989), para un valor fijo de la fecha de ruptura, son atin mayores si éstos se
calculan para muestras finitas. Asimismo, Zivot y Andrews (1992) obtienen
que si se investiga el efecto de la relajacién del supuesto de normalidad en
la funcién de distribucién del estadistico t%]ﬁ en muestras finitas y aplican
su contraste a las series para las que rechazan la Hy de raiz unitaria, estos

rechazos no son muy sensibles a la relajaciéon de aquel supuesto.

Cuando existe un error en la determinacién de la fecha ruptura y, por lo
tanto, en la ubicacién de la ruptura en el periodo muestral, algunos autores,
como Montanés y Olloqui (1999), también afiaden una serie de objeciones
al test de raices unitarias de Perron (1989) aplicado a los modelos de tipo
innovational outlier, ver ecuaciones (1.6)-(1.8). Estos autores concluyen
que cuando la variable es estacionaria alrededor de una tendencia segmen-
tada y los investigadores fracasan en determinar el periodo verdadero en el
que se produce la ruptura, es mds dificil rechazar la Hy de raiz unitaria,
cuanto mayor es la magnitud de la ruptura y cuando la muestra es fini-
ta. Ademds, Montanés y Olloqui (1999) obtienen que la potencia del test

propuesto por Perron (1989) se reduce si la fecha de ruptura estimada es
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posterior a la verdadera. Unicamente si el verdadero p.g.d. es estacionario
alrededor de una media que cambia en un periodo del tiempo, Montanés
y Olloqui (1999) obtienen que el estadistico que contrasta la Hy de raiz
unitaria muestra asintéticamente un valor correcto, en la medida en que
tiende a —oo, aunque se cometa un error en la determinacién de la fecha
de ruptura. No obstante, no se rechaza la Hy en aquellos casos en los que
la magnitud de la ruptura es diez veces superior a la desviacién estdndar

del término de perturbacién aleatoria.

En lo referente a la fecha de la ruptura, Leybourne, Mills y Newbold
(1998) obtienen que si un proceso es I(1) y presenta una ruptura estructural,
el test DF rechaza con mayor probabilidad la Hg de raiz unitaria cuanto
mads proximo se halle el punto de ruptura al principio del periodo muestral.
Por tanto, paraddéjicamente, no siempre resultaria adecuado aumentar el
tamano muestral, si éste incremento se lleva a cabo anadiendo observaciones
al final de la muestra, o si al incrementar el tamano muestral se incluyen

datos que incorporan una ruptura estructural.

Otros estudios, como el de Carrién, Sansé y Artis (1999) estiman la
superficie de respuesta®’ del estadistico DF de raiz unitaria, que contrasta
la Hg de un proceso integrado con tendencia segmentada versus un proceso
estacionario alrededor de una tendencia también segmentada, en funcién

del tamano muestral y de la fecha de ruptura, que consideran exégena con

2MacKinnon (1991, 1994), Cheung y Lai (1993, 1995), Shepton (1995), Gregory y
Hansen (1996) y Sansé et al. (1997) son algunas referencias que utilizan superficies de

respuesta para calcular valores criticos en muestras finitas.

46



1.2. Contrastes de raices unitarias en presencia de cambios estructurales

el fin de obtener los valores criticos de la distribucién del estadistico. Estos
autores consideran dos modelos de tipo innovational outlier, uno de ellos
tiene en cuenta un cambio en la media y el otro un cambio tanto en la
media como en la tendencia, y un modelo de tipo additive outlier, que
considera tunicamente un cambio en la tendencia. Carrién et al. (1999)
concluyen que, comparando los valores criticos asintéticos calculados por
Perron (1989) y Zivot y Andrews (1992), con los obtenidos a partir de las
superficies de respuesta elaboradas para tamafnos muestrales comprendidos
entre 30 y 1250 observaciones, se obtienen unas pequenas diferencias que
ponen de manifiesto que los valores criticos asintéticos de Perron (1989) y

Zivot y Andrews (1992) estan sesgados por defecto.

De todo lo anterior se deduce que si se utilizan los valores criticos estdn-
dar, la mayorfa de tests de raices unitarias que tienen en cuenta cambios
estructurales parecen mostrar mejores propiedades de tamano y potencia si
aumenta el tamano de la muestra. Sin embargo, debido a que estas propie-
dades, en la mayoria de estos contrastes, dependen de la situacién del punto
de ruptura en la muestra, no creemos que sea tan evidente que un aumento
del tamano muestral lleve siempre a una mejora en las propiedades de estos
tests, ya que el aumento de la muestra puede situar el cambio estructural
en una zona muestral donde estas propiedades son peores. Sin embargo, si
parece ser un hecho evidente el que la potencia de la mayoria de los tests
de rafces unitarias experimente una mejora cuanto mayor es la magnitud

de la ruptura que incide en la serie temporal.
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1.2.3 Seleccién del orden de retardos del proceso autorre-

gresivo

Otro aspecto que cabe resaltar es que la funcién de distribucién de los
estadisticos que permiten contrastar la hipdtesis de raiz unitaria también
se ve afectada por el método seleccionado para determinar el orden de

retardos (p) del proceso autorregresivo.

Zivot y Andrews (1992) destacan que el nimero p de regresores adi-
cionales requeridos para llevar a cabo la regresion DFA, pueden variar de-
pendiendo de la eleccién de k. El método que utilizan para seleccionar p es
como el utilizado por Perron (1989), es decir, consideran un nimero eleva-
do de retardos y los van reduciendo hasta encontrar el nimero adecuado.
El criterio que escogen para ir disminuyendo p es seleccionar aquel valor
para el cual el estadistico ¢ asociado al pardmetro que acompana a la varia-
ble enddgena retardada p periodos supere, en valor absoluto, el valor 1.6,
de manera que si se eligiera un retardo adicional, el pardmetro asociado a
la variable endégena retardada p + 1 periodos deberfa ser inferior?! a 1.6.
Cuando se trabaja con muestras finitas, las funciones de distribucién de los
estadisticos que utiliza para su contraste de raiz unitaria son sensibles al
procedimiento que le permite determinar p. Asi, en particular, si se calcula

p segun el procedimiento descrito anteriormente, y se fija para cada posible

2 Para las series de Nelson y Plosser (1982), pmax = 8, y para las series trimestrales de
PNB del periodo de la postguerra pmdx = 12, que son valores similares a los obtenidos

por Perron (1989).
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fraccién de la muestra donde se supone provisionalmente que se produce la
ruptura, la funcién de distribucién del estadistico t"g% en muestras finitas
para el valor fijado de p tiende mads a la distribucién asintética que si se

considera una determinacién de p aleatoria en muestras finitas.

El criterio escogido por Christiano (1992) para seleccionar el nimero
de retardos méximo de la variable endégena se basa en tratar de conseguir
las mejores propiedades dindmicas para los residuos estimados??, ya que las
conclusiones de su articulo consideran el supuesto de que las perturbaciones

aleatorias de sus modelos son i.i.d.

Tal y como se ha expuesto anteriormente, Perron (1997) muestra eviden-
cia de que utilizando métodos de seleccién del mimero de retardos depen-
dientes de los datos, los tests tienen mejores propiedades (tamano estable
y mayor potencia) que si se fija p a priori (a menos, que se seleccione el
mejor valor de p), ver Ng y Perron (1995), Perron y Vogelsang (1992a) y
Hall (1994). Perron (1997) utiliza dos procedimientos dependientes de los
datos para seleccionar p, llevando a cabo su seleccién ”de lo general a lo
especifico”. El primero (¢t— sig), es un procedimiento recursivo basado en el
estadistico t del coeficiente asociado al tltimo retardo en la estimacién de la
autorregresion. Asi, se selecciona el valor de p, de manera que el coeficiente
del 1ltimo retardo de orden p* del proceso autorregresivo sea significativo
y el coeficiente de un proceso autorregresivo de orden més elevado que p*

no sea significativo. El segundo (F' — sig), se basa en un método utiliza-

22 Christiano (1992) elige un valor de p = 4 para el Modelo TS y p = 3 para el Modelo
DS.
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do por Said y Dickey (1984). Este procedimiento utiliza un estadistico F
que contrasta si retardos adicionales hacen que todos los coeficientes sean
significativos. Asi, se elige un valor maximo para p, pmax, y se estima
un proceso autorregresivo con pmax y con (pmdx — 1) retardos. Se utiliza
un test F, al nivel de significacién del 10%, para determinar si todos los
coeficientes de los retardos son significativos conjuntamente y, por tanto,
si el valor de p es el maximo. Si no resultan significativos, se estima un
modelo con (pmaz — 2) utilizando los valores criticos de la distribucién
chi-cuadrado para un nivel de significacién del 10%. Este procedimiento se
repite hasta conseguir que retardos adicionales al considerado hagan que
los coeficientes autorregresivos no sean significativos. Cuando se utilizan
muestras finitas, Perron (1997) demuestra que los dos procedimientos para
seleccionar el orden de retardos p méaximo del proceso autorregresivo, al
contrastar la Hy de raiz unitaria, tienen buenas propiedades de tamano y
de potencia y dominan a los procedimientos en los que se fija p. Ademés,
obtiene que, en muestras finitas, la potencia de los tests es mas elevada
si se utiliza el procedimiento ¢ — sig que el F' — sig. Perron (1997) no
emplea otros métodos basados en criterios de informacién, como el AIC,
debido a que considera que este procedimiento selecciona modelos parsimo-
niosos provocando que los tests de raices unitarias presenten importantes

distorsiones de tamanio y/o pérdidas de potencia.

Ng y Perron (1995) muestran que utilizando criterios de informacién
para seleccionar el valor de p, éstos llevan a que p tienda a infinito a una tasa

muy lenta, log(T'), a medida que T aumenta. Este resultado es consistente
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con otros trabajos empiricos que muestran que utilizando el procedimiento
AIC se llega a una seleccién de p pequena (generalmente 0 o 1) y los residuos
frecuentemente exhiben una importante correlacién (ver Perron, 1994). En
concreto, Ng y Perron (1995) muestran, a través de ejercicios de simulacion,
que los procedimientos secuenciales que permiten determinar el nidmero
de retardos del proceso autorregresivo tienen ventaja sobre los métodos
basados en criterios de informacién, ya que los primeros hacen que los
tests de raices unitarias sean méds robustos en cuanto a su tamano, sin que

disminuya mucho su potencia.

Banerjee et al. (1992) muestran que los valores criticos para el célculo
de los estadisticos que permiten contrastar la hipétesis de raiz unitaria con
o sin cambios en su nivel o en su pendiente mediante los procedimientos re-
cursivos, rolling y secuenciales, no dependen del valor de p, salvo en el caso
del estadistico razén de verosimilitud de Quandt (1960), @Qry. Sin embar-
go, aunque los estadisticos tpp4 obtenidos a través de los procedimientos
recursivo, rolling y secuencial consideran la fecha en la que se produce la
ruptura dependiente de los datos, requieren una eleccién de p, que, en la

practica, no suele ser conocida. Al aumentar el valor de p (de 4 a 8) se

obtiene como resultado un deterioro en el tamano del test recursivo t'J& y

del test rolling frﬁ%x y una reduccién en la potencia de algunos tests como

el test Qry.
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1.2.4 Miiltiples puntos de ruptura

Hasta el momento hemos analizado contrastes de raices unitarias que tienen
en cuenta la presencia de un posible y tinico cambio estructural en una serie
temporal. Sin embargo, muchas veces varios sucesos exdgenos inciden en
la serie provocando varias rupturas en su comportamiento, lo que dificul-
ta atn mads la deteccién de su verdadero p.g.d. El andlisis relativo a las
consecuencias que la presencia de multiples cambios estructurales en las
series puede ocasionar en los contrastes de raices unitarias recibe menos
atencién en la literatura econométrica. La mayoria de trabajos se centran
en la determinacién de los cambios estructurales. Asi, algunos trabajos,
como el de Bai (1994, 1997) se centran en el andlisis de las propiedades
de la distribucién asintética de la fecha de ruptura estimada cuando en la
serie existe una unica ruptura. La deteccién de multiples cambios estruc-
turales ha recibido menos atencién en la literatura. En esta linea destaca
el trabajo de Andrews, Lee y Ploberger (1996), quienes consideran tests
6ptimos en modelos lineales con varianza conocida. También destaca el
estudio de Garcia y Perron (1996) que analiza el comportamiento del con-
traste sup Wald cuando se consideran dos cambios en las series temporales

dindmicas?®. Liu, Wu y Zidek (1997) consideran muiltiples cambios estruc-

23 Alguna contribucién anterior es la de Fu y Curnow (1990), que tiene en cuenta
la estimacién ma&aximo-verosimil de multiples cambios en cualquier modelo restrictivo
binomial. Yao (1988) estima el nimero de rupturas en la media en una secuencia de
variables aleatorias normales, utilizando el Criterio de Informacién Bayesiano (CIB).

Yao y Au (1989) estiman el nimero de multiples rupturas en la media a partir de una
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turales en un modelo lineal estimado por minimos cuadrados, proponiendo
un criterio de informacién para seleccionar el nimero de cambios. De ma-
nera independiente, Bai y Perron (1998) consideran un problema similar,

aunque consideran una estructura m&s genérica.

Centrdandonos en el objetivo principal de nuestro estudio y, por con-
siguiente, adentrdndonos nuevamente en el contexto de los contrastes de
raices unitarias, Kim y Maddala (1991) argumentan que si existen multi-
ples rupturas estructurales en las series temporales, deberfan aplicarse los
constrastes de raices unitarias a submuestras en las que los pardmetros de
regresién deben ser constantes en cada una de ellas. Otros autores muestran
que la inferencia relacionada con las raices unitarias es sensible al nimero
de posibles rupturas. Asi, Vogelsang (1994) muestra que la potencia de
un test de raifces unitarias no es mondétona cuando se estima un modelo
con una ruptura en la serie, si el verdadero p.g.d. presenta dos rupturas.
Este argumento es similar a lo apuntado por Perron (1989), cuando afirma
que los modelos que no tienen en cuenta un cambio estructural estdn mal
especificados, por lo que la inferencia lleva a que se concluya una excesiva

persistencia en las series.

En la literatura de raices unitarias, una de las contribuciones més re-

levantes es la de Lumsdaine y Papell (1997). Estos autores permiten que,

secuencia de variables aleatorias utilizando el criterio CIB. Yin (1988) utiliza la técnica
no paramétrica de ventana mévil para estimar las rupturas en una secuencia de variables
aleatorias. Feder (1975) estima los puntos de ruptura conjuntamente en regresiones

polinémicas segmentadas (cambios no discretos).
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bajo la H; de estacionariedad, se consideren dos puntos de ruptura’* en la
tendencia determinista de las series. La fecha en la que se producen ambas
rupturas se considera desconocida, determindndose de manera endégena a
partir de secuencias de estadisticos ¢ que contrastan la Hy de rafz unitaria®®.
Por tanto este test es muy similar al test secuencial para cambios en los
coeficientes de Banerjee et al. (1992), en el caso en el que sélo existe una
ruptura estructural. Estos autores muestran que los tests que constrastan
la Hy de raiz unitaria son sensibles al nimero de rupturas, bajo la especi-
ficacién alternativa®®. Como resultado de su andlisis empirico, Lumsdaine
y Papell (1997) encuentran mayor evidencia contra la Hy de raiz unitaria
que la que hallan Zivot y Andrews (1992), pero menos que la obtenida por
Perron (1989). Asi, rechazan la Hy de raiz unitaria al nivel de significacion
del 5% para 7 de las 13 series de Nelson-Plosser y al nivel del 10% para
dos series adicionales. En particular, se rechaza la Hy de raiz unitaria para
3 de las 7 series para las que Perron (1989) rechaza esta hipétesis, pero
para las que Zivot y Andrews (1992) no la rechazan, en favor del modelo
alternativo con dos rupturas. Ademés, muestran que los datos de Nelson-
Plosser exhiben dos rupturas centradas en torno a la Gran Depresién y la
Segunda Guerra Mundial. Estos resultados ponen de manifiesto la necesi-

dad de encontrar contrastes que sean robustos a una mala especificacién

24G8e supone que las dos fechas de ruptura estdn separadas por un conjunto de datos

muestrales. Para mds detalles ver Bai y Perron (1995).
5 . L
% En otros contextos puede desearse contrastar una ruptura sin tener en cuenta si existe

una rafz unitaria, como proponen Perron (1991) y Vogelsang (1994).
20Lumsdaine y Papell (1997), en su andlisis empirico, suponen que no se produce

ninguna ruptura en la tendencia bajo la Hp.
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del nimero de rupturas. Sin embargo, Lumsdaine y Papell (1997) reiteran
que el objetivo de su trabajo no es defender la preferencia por modelos con
un numero especifico de rupturas, sino que la literatura subsiguiente debe
dirigirse a seleccionar la especificacién del modelo més adecuado y, por tan-
to, a determinar tanto el nimero de rupturas como el tipo de rupturas. A

tal efecto, Lumsdaine y Papell (1997) consideran tres posibles modelos.

Un primer modelo en el que se permiten dos cambios estructurales en
la media y otros dos en la pendiente de la tendencia determinista bajo la

H, al que denominan Modelo CC:

Ay, = p+~t+61DUL+ 5,DT1y + 02DU2:+ B, DT2,

p
+Pye-1 + D VY1 + e (1.18)
=1

para t = 1,...,7, donde ¥(L) es un polinomio de retardos de orden p
conocido y 1 —1 (L)L tiene todas las raices fuera del circulo unitario. DU1;
y DU2; son variables ficticias que recogen un cambio en la media que se
produce en los periodos ki y ko, respectivamente, y DT'1; y DT2; son
variables ficticias que recogen un cambio en la pendiente de la tendencia.
Es decir, DU1; =1 (t > k1), DU2; =1 (t > k3), DT1; = (t — k1)1 sit > ky

y DT2y = (t — ko)1 si t > ky y toman valor cero en los demds casos.

Otro de los modelos que tienen en cuenta Lumsdaine y Papell (1997)

recoge dos cambios en el nivel de la serie, Modelo AA:
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P
Ay = p+yt +01DULy + 02DU2¢ + y—1 + Y Yyye—1 + uy.

t=1
El 1ltimo modelo al que se refieren estos autores es aquél que permite

dos cambios en la media y uno en la pendiente de la serie, Modelo CA:

P
Ayy = p+yt +01DULy + B DT1y + 02DU2¢ +hys 1+ Y- Yyye—1 + .
=1

Algunos de los resultados empiricos difieren segin el modelo utilizado.
Lumsdaine y Papell (1997), con el objeto de determinar el orden de re-
tardos del proceso autorregresivo, obtienen los valores criticos mediante el
procedimiento bootstrap para una muestra de 125 observaciones, estimando
modelos ARMA para cada una de las series (bajo la Hy de no rupturas)
y suponiendo que estos modelos representan el verdadero p.g.d. Estos au-
tores determinan el orden de retardos del proceso autorregresivo siguiendo
la metodologia de Campbell y Perron (1991), Zivot y Andrews (1992) y
Perron (1994), al utilizar un nimero mdximo de retardos segun el pro-
cedimiento DFA?7. Por tanto, Lumsdaine y Papell (1997) abogan por un
método dependiente de los datos para seleccionar el orden de retardos del
proceso autorregresivo, mediante un procedimiento que va de lo general a

lo especifico, ya que opinan que es mejor que si se fija a priori.

*"Lumsdaine y Papell (1997), al igual que Zivot y Andrews (1992) en el contexto de
una ruptura, consideran que la ampliacién de estos resultados al caso en el que p 2 co

no es trivial.
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Otros autores, entre los que destacan Clemente, Montanés y Reyes
(1998) también tienen en cuenta que algunas series temporales suelen pre-
sentar mas de una ruptura, por lo que, segin estos autores, se debe in-
troducir un gran nimero de puntos de rupturas en la especificacién de los
modelos, con el fin de obtener los estadisticos adecuados que permitan de-
tectar la presencia o no de raiz unitaria. Clemente et al. (1998) amplian
el trabajo de Perron y Vogelsang (1992a) al caso en el que las variables
exhiben doble cambio en su media, derivan la distribucién asintética de los
estadisticos y los tabulan para determinados tamanos muestrales y para
diferentes valores de los pardmetros cambiantes de las variables que repre-
sentan el crecimiento de la variable endégena retardada. Asi, contrastan la

hipétesis nula:

Ho :yr = yp—1 + diD1(k)¢ + do D2(k); + uy,

frente a la alternativa:

Hy:ys=pu+0:DUL 4+ 02 DU2; + &,

siendo D1(k); = 1sit=k;+ 1y 0 en otro caso; D2(k)y = 1sit=ky+1
y 0 en los demds casos; DU1; = 1sit > k; y 0 en otro caso, y DU2; = 1
sit > ko y O en el resto de casos, donde k; = 6,7 (i = 1,2), siendo
0 <d; <1yda > d1. En el caso en el que ambas rupturas se consideren
mmnovational outlier, se contrasta la hipdtesis de raiz unitaria estimando el

modelo siguiente:
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vy = p+vy—1+diD1(k); + daD2(k) + 01 DU + 02DU2;

p
+ > viAy—i + e, (1.19)
=1

obteniendo el valor minimo del pseudo-ratio ¢t que permite contrastar si el
pardmetro autorregresivo, v, es igual a la unidad, para todas las posibles
combinaciones de fechas de rupturas. Asimismo, Clemente et al. (1998)
también consideran el caso en el que los cambios en la tendencia sean de
tipo additive outlier, por lo que se contrasta la hipétesis de raiz unitaria
a través de un procedimiento basado en dos pasos. El primero, estima el

siguiente modelo:

Yt :M+91DU1t+92DU2t+gt, (120)

subsiguientemente, se lleva a cabo el contraste a través del minimo ratio ¢

que contrasta la hipétesis ¢ = 1 en el siguiente modelo:

P P P
Gt =y diuD1(k)i—i + > doiD2(k)i—; + ¥f—1 + > Y AJe—i +e¢. (1.21)
i=0 i=0 i=1
La conclusiéon que extraen a través de su estudio empirico es que los
resultados que obtienen al aplicar el estadistico tpr cuando se contrasta
la Hy de raiz unitaria sin ruptura, o a través de los estadisticos tpr de
Perron y Vogelsang (1992a), que si tienen en cuenta dos ruptura bajo la

Hy de proceso I(1), son diferentes. Asi, por ejemplo, cuando se aplica
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el estadistico tpr a las series de tipos de interés a largo plazo del Reino
Unido y de Estados Unidos, para el periodo comprendido entre el primer
trimestre de 1980 y el tltimo de 1995, y se considera la Hy de rafz unitaria
sin ruptura, no rechaza esta hipétesis. Por el contrario, si se considera el
modelo innovational outlier con dos rupturas (1.19) y se contrasta la Hy
de raiz unitaria, se obtiene que ambas series son estacionarias alrededor de
una media que cambia a principios de los afos ochenta y a finales de 1991.
Si el modelo utilizado es un modelo additive outlier (1.20) y (1.21), no se
rechaza tampoco esta Hy para Estados Unidos, pero si para el Reino Unido.
Por tanto, nuevamente este trabajo enfatiza la importancia de considerar
el nimero de rupturas cuando se pretende caracterizar las propiedades de
las series temporales. Cabe senialar que estos autores eligen los posibles
puntos de ruptura de manera exégena, a partir de la inspeccién visual de la
evolucion de las series. Ademds, en cuanto al orden de retardos del proceso
autorregresivo p, se utiliza el procedimiento seguido en Perron y Vogelsang
(1992a), recomendado en Ng y Perron (1995), empleando un valor maximo

de p = 5.

Arestis y Biefang-Frisancho (1999) aplican, a series de tasas de desem-
pleo de 26 paises de la OCDE, contrastes de raices unitarias que tienen
en cuenta dos puntos de ruptura endégenos en dos modelos innovational
outlier. Uno de ellos supone un doble cambio en la media de una varia-
ble, como la regresién (1.19) de Clemente et al. (1998), y otro considera
rupturas en el intercepto y en la tendencia, de la misma forma que en el

Modelo CC (1.18) de Lumsdaine y Papell (1997). Los valores criticos para
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contrastar la Hy de raiz unitaria son los de Clemente et al. (1998, p. 178)
y Lumsdaine y Papell (1997, p. 216), respectivamente. Estos modelos eli-
gen el méximo nimero de retardos del proceso autorregresivo reduciéndolos
hasta que el ultimo retardo sea significativo al nivel del 10% o a un nivel
més bajo (Ng y Perron, 1995). Los resultados de sus contrastes llevan a la
conclusion de que los shocks afectan al comportamiento de las series ana-
lizadas tnicamente a corto plazo y, por ende, los tests de raices unitarias
que no tienen en cuenta la presencia de rupturas estructurales presentan

errores de especificacién y sugieren una excesiva persistencia de los shocks.

1.3 Contrastes de estacionariedad en presencia de

cambios estructurales

Como consecuencia de que la mayor parte de las series econémicas no poseen
informacién suficiente acerca de la presencia o no de raices unitarias, es
ttil tener en consideraciéon también los tests que contrastan la Hy de es-
tacionariedad, en lugar de la hipétesis cldsica de raiz unitaria. Asi, segin
Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992), si los tests que plantean la H
de rafz unitaria llegan a conclusiones similares a las de los tests que conside-
ran la Hy de estacionariedad, se pueden inferir las propiedades estadisticas
de las series analizadas con mayor grado de confianza. Sin embargo, si am-
bos tipos de contrastes obtienen soluciones diferentes, entonces no se puede
concluir, con cierto grado de fiabilidad, las caracteristicas verdaderas de los

datos. Ademds, segin Ahn (1994), es necesario utilizar también tests de
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estacionariedad para analizar el comportamiento de las series temporales,
ya que evitan establecer una Hy puntual, cuyo rechazo se puede interpretar
como evidencia de no estacionariedad en las series. Ademds, Ahn (1994)
sefiala que este tipo de contrastes permite distinguir una serie estacionaria

con tendencia cambiante de las series no estacionarias.

Un trabajo que trata de discernir la hipdtesis de estacionariedad, frente
a la de proceso no estacionario, es el de Park y Choi (1988), al considerar
un estadistico que es esencialmente el estadistico F' que contrasta la signi-
ficatividad de los pardmetros asociados a tendencias deterministas. Bajo el
enfoque de Park y Choi (1988), este estadistico toma valor cero bajo la Hy
de estacionariedad, pero no bajo la hipdtesis de raiz unitaria. Rudebusch
(1990) tiene en cuenta el estadistico tpp, pero lo estima tanto en modelos
estacionarios alrededor de una tendencia, como en modelos estacionarios
en diferencias®®, obteniendo la funcién de distribucién del estadistico tpg

por bootstrap.

DeJong et al. (1989) utilizan la regresiéon DF siguiente:

Yt =+t + Yy +ug

bajo los supuestos ¥ = 1 o0 ¥ = 0.85, no pudiendo rechazar ambas hipéte-

sis, lo que es razonable en virtud de los resultados que obtienen en sus

28 Utilizando los datos de Nelson-Plosser no puede rechazar ni el modelo estacionario

alrededor de una tendencia, ni el modelo estacionario en diferencias.
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experimentos Monte Carlo relativos a la potencia del test. Los primeros in-
tentos razonables para contrastar la hipétesis de estacionariedad mediante
una restriccién paramétrica no consiguen obtener un modelo adecuado que
permita contrastar esta Hy, debido a que, si se tiene en cuenta la regresion
DF, la Hy de estacionariedad es una hipdtesis compuesta, ya que ¢ puede

tomar cualquier valor inferior a la unidad bajo dicha hipétesis (Hp : ¢ < 1).

Otros tests que contrastan la Hy de estacionariedad frente a la alterna-
tiva de no estacionariedad son los de Park (1990), Saikkonen y Luukkonen
(1990), Bierens (1991), Herce (1991), Choi (1992), DeJong et al. (1992),
Kahn y Ogaki (1992), Tsay (1993) y Stock (1994). Ademsds, Choi y Yu
(1993) muestran una estructura general elaborando contrastes que conside-
ran la Hy : I(m), frente a la Hy : I(m+7) y Choi y Ahn (1999) desarrollan
contrastes que consideran la Hy de estacionariedad en series temporales

multivariantes.

Sin embargo, la mayor parte de los tests de raices unitarias que con-
sideran la presencia de una ruptura estructural son contrastes que tienen
en cuenta la Hy de no estacionariedad, frente a la alternativa de estacio-
nariedad alrededor de funciones de polinomios temporales que presentan
rupturas estructurales. Los procedimientos que tratan de contrastar la Hy
de estacionariedad con una ruptura estructural frente a la alternativa de

no estacionariedad en una serie temporal univariante son mds escasos.

Algunos de los tests mds utilizados para contrastar la Hy de estaciona-

riedad son el de Kwiatkowski et al. (1992), al que denominamos a partir de
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ahora test KPSS, y el de Leybourne y McCabe (1994), al que denominamos
en forma abreviada test LMC. Sin embargo, en Kwiatkowski et al. (1992) y
Leybourne y McCabe (1994) no se tiene en cuenta cémo afecta a estos tests
la presencia de un posible cambio estructural en las series. Por tanto, como
consecuencia de la relevancia de estos tests en la literatura econométrica
y debido al vacio existente en la misma en relacién a las propiedades de
los mismos cuando la tendencia de la serie, objeto de identificacion, se ve
alterada en algin momento del tiempo por efecto de algin shock exégeno,
en la presente Seccién llevamos a cabo un estudio de simulacién de Monte
Carlo con el fin de poder conocer mejor cémo se comportan estos tests ante

cambios estructurales en las series y poder asi cubrir ese vacio.

El test KPSS contrasta la Hy de estacionariedad de una serie temporal
yt, t = 1,2,..,T, al igual que el de Leybourne et al. (1994), contraria-
mente a los tests tradicionales que consideran como Hy la presencia de una
o mas rafces unitarias. Kwiatkowski et al. (1992), de la misma manera que
Leybourne et al. (1994), utilizan una determinada parametrizaciéon para
representar las variables estacionarias y las no estacionarias, de manera que
les permita contrastar la hipétesis de estacionariedad. De manera especifi-
ca, eligen una representacién de componentes, en la que la serie temporal
objeto de estudio se representa como la suma de una tendencia determinista
(), una tendencia estocéstica (r;) y un término de perturbacién aleatoria

estacionario (g¢):

Y =&+t e, (1.22)
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donde 7 es un paseo aleatorio,

Tt = Ti—1 1 €, (1.23)

en el que el término de perturbacién aleatoria e; es un proceso i.i.d. (0,02) y
el valor inicial rg se considera fijo y desempena el papel de intercepto. Para
contrastar la hipétesis de estacionariedad, se contrasta que la varianza de e;
seanula (62 = 0). Bajo la Hy, si &; se supone que es un proceso estacionario,
14 serfa una variable estacionaria en torno a una tendencia, en la medida
en que se cumpla que & # 0, o estacionario en torno a una constante (rg),
si € = 0. El estadfstico utilizado®” es de tipo multiplicador de Lagrange®’

2 _
s =

(ML), y permite contrastar la Hy : o 0 bajo los supuestos de que e;

sigue una distribucién normal y que &; es i.i.d. N(0,02).

Si &; es el residuo de la regresién de 1; respecto a un intercepto®' y
62 es la varianza del residuo de esta regresiéon (suma del cuadrado de los
residuos, dividida por el tamano muestral, T'), se define la suma parcial de

los residuos (S¢) de la siguiente manera:

29La ecuacién (7) de Kwiatkowski et al. (1992, p. 163) permite relacionar su estadistico

y el de DF estandar.
30Nyblom y Makelainen (1983) utilizan el estadistico localmente invariante y éptimo y

lo adaptan para el caso de estacionariedad en torno a un nivel. Nyblom (1986) considera

un modelo equivalente al KPSS utilizando dicho estadistico.
31Bajo la Hy de estacionariedad en torno a un nivel, el residuo de la regresién de y;

respecto a un intercepto es el siguiente: &, =y — g, t =1,2,...,T.

64



1.3. Contrastes de estacionariedad en presencia de cambios estructurales

El estadistico M L3? es:
T
ML =Y 8}/62. (1.24)
t=1

Bajo la hipétesis de estacionariedad, este estadistico converge a [ (1) V)%,

-1
donde Vx(r) = W(r) — [[3X'] [f(l)XX’} Ué XdW} es un puente
browniano generalizado. Asimismo, el valor del estadistico ML, en el test
KPSS, es muy sensible a la eleccién del tamano muestral (7') y al nimero

de retardos del término de perturbacién aleatoria e; (I).

La funcién de distribucién del estadistico (1.24) es de una cola y se deri-
va bajo el supuesto de que el término de perturbacién aleatoria &; es i.i.d.
N(0, 02). Bajo supuestos adicionales, como el de que 7; es un paseo aleato-
rio con una distribucién normal y que el término de perturbacién aleatoria,

et, es ruido blanco con una distribucién normal, el estadistico (1.24) coin-

32Saikkonen y Lukkonen (1990) derivan un estadfstico de la misma forma mediante un
test localmente invariante, insesgado y 6ptimo, que contrasta la hipétesis § = —1 en el
modelo Ay = vy + 6vi_1, con E(yo) desconocida y que toma el papel de intercepto, con

v ii.d. y distribucién normal.
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cide con el estadistico localmente invariante y 6ptimo>? de Nabeya y Tanaka
(1988). Sin embargo, debido a que en muchas aplicaciones no es creible el
supuesto de que el término de perturbacién aleatoria es ruido blanco, ya
que implicarfa que bajo la Hy la variable deberia tener desviaciones i.i.d.
de la tendencia, el denominador apropiado para el estadistico del test ML
es un estimador consistente de la varianza de largo plazo de ¢, en lugar de

62. Asi, definiendo la varianza de largo plazo de &; de la siguiente manera:

o? = lim T7'E(S%),

T—o0
se construye un estimador consistente de o2, al que denominamos s2(1), a
partir de los residuos &;, como en Phillips (1987) o en Phillips y Perron
(1988). Especificamente, Kwiatkowski et al. (1992) utilizan una correccién

de tipo Newey-West del estimador de la varianza de largo plazo:

T ! T
s3 (1) = T_lzé? + 2T_1Zw(s, 0) Z Et€i—s,
t=1 s=1 t=s+1

donde w(s,1) es una funcién opcional de ponderaciéon que corresponde a

una ventana espectral®*. Por tanto, el estadistico, con independencia de

33 Nyblom y Makelainen (1983) obtienen el estadistico localmente invariante y 6ptimo
para el caso de estacionariedad alrededor de un nivel, como el considerado en Kwiatkowski
et al. (1992). Nyblom (1986) contrasta el coeficiente del paseo aleatorio. Otras referencias
importantes son las de Tanaka (1983), Franzini y Harvey (1983) y Leybourne y McCabe

(1989) y se encuentra un estudio genérico en Harvey (1989).
31Se usa la ventana de Bartlett w(s,l) = 1 — s/(l + 1) como en Newey-West, lo que

garantiza la no negatividad de s*(1).
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si el modelo incorpora o no una tendencia determinista®’, se construye

utilizando la serie de residuos adecuada, mediante la expresion:

=173 52/5(1), (1.25)
de manera que se rechaza la Hy si excede a su valor critico®0.

Kwiatkowski et al. (1992), siguiendo la idea de Phillips (1987) y Phillips
y Perron (1988), relativa a la obtencién de la distribucién asintética del
estadistico, proponen una versién modificada del estadistico ML que es
véalida asintéticamente bajo condiciones més generales. Asi, la distribucién
asintética no es estdndar, correspondiendo a érdenes elevados de puentes

Brownianos.

Los resultados que obtienen Kwiatkowski et al. (1992) al aplicar este
contraste a las series de datos de Nelson-Plosser, sin considerar las posibles
rupturas que pueden hallarse en ellas, dependen de la tendencia determinis-
ta acomodada. Para casi todas estas series no se puede rechazar la hipétesis
de estacionariedad alrededor de un nivel, pero para muchas series tampoco
se puede rechazar la hipdtesis de estacionariedad alrededor de una tenden-

cia®”. Por tanto, estos autores ponen en duda la existencia de rafz unitaria

35 . .. . . .,
35 Para referirnos al estadistico que se construye a partir de los residuos de la regresién
que incluye una tendencia determinista, utilizamos el simbolo 7_, y si incluye inicamente

una constante, el estadistico es ),,.
36Los valores criticos asint6ticos para los estadisticos 7, y 7, son los que aparecen en

Kwiatkowski et al. (1992, p. 166).
3"Estos resultados estdn en concordancia con los de DeJong et al. (1989) y Rudebusch
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para muchas series, a pesar de que el test DF (y otros tests de raices uni-
tarias) no rechazan la Hy de raiz unitaria. Sin embargo, debemos sefialar
que el test KPSS depende del orden de retardos del proceso autorregresivo
(1) del término de perturbacion aleatoria (¢¢), de manera que si éste es muy
elevado, es necesario aumentar el tamano muestral para que mejoren las

propiedades del mismo.

El otro test para el que analizamos su comportamiento ante la presen-
cia de un punto de ruptura en la tendencia determinista es el test LMC
de Leybourne y McCabe (1994). Nosotros consideramos como Hp que la
serie presenta un proceso estacionario ARIMA (p,0,0), mientras que la H;
es que se trata de un modelo ARIMA (p,1,1), con un coeficiente MA(1)
positivo. Asi, pretendemos analizar la estacionariedad o no de las series, te-
niendo en cuenta que la mayor parte de las series no estacionarias presentan
componentes®® MA(1). El test LMC se basa en un modelo de componentes
muy similar al test KPSS; no obstante, difiere de él, entre otros aspectos,

en el tratamiento de la autocorrelacién bajo una misma Hy, ya que el test

(1990) y con los obtenidos a través del analisis bayesiano de DeJong y Whiteman (1991),
y Phillips (1991).

38 Agiakloglou y Newbold (1992) y Schwert (1987, 1989) muestran, a través de simu-
laciones, que si el p.g.d. de una serie se puede representar mediante un modelo ARIMA
(0,1,1), los valores criticos de los contrastes de raices unitarias estdndar, como los de
DFA y Phillips y Perron (1988) no son apropiados, a menos que el coefiente MA tienda
a un valor de cero. En particular, sus resultados muestran que si el coeficiente MA es
grande y positivo, y se utilizan los valores criticos asintéticos estandar de DF, estos tests
rechazan de manera espuria y con mayor frecuencia la Hy de raiz unitaria. Pantula (1991)

también sostiene este resultado mediante un desarrollo tedrico y a través de simulaciones.
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LMC tiene en cuenta la autocorrelacién en forma paramétrica, incluyendo
términos de retardos de la variable endégena (y;) en la especificacion inicial
del modelo®?, mientras que el test KPSS modifica el modelo de forma no
paramétrica’’. Ademds, mientras que el test KPSS depende del 6rden de
retardos (1) del proceso autorregresivo del término de perturbacién aleato-
ria, el test LMC no se ve afectado si se escoge un nimero de componentes
(p) del proceso autorregresivo de y; por encima del verdadero!, ya que su
inferencia es bastante robusta a la eleccién de este valor*?. Adicionalmente,
el test LMC es consistente de orden T, mientras que el KPSS es consistente

de orden T'/1.

El modelo del que parte el test LMC tiene en cuenta la siguiente estruc-

tura autorregresiva:

@(L)yt = §t + Tt + Et, (1.26)

siendo r; un paseo aleatorio, 74 = 14_1 + €, en el que rg se considera fijo y
O(L)=1—¢1L — poL? — ... - ¢, LP es un polinomio autorregresivo, donde
L es el operador de retardos con todas las raices fuera del circulo unitario,

p el orden de retardos del término autorregresivo, ; es un proceso i.i.d.

39En este sentido, se puede considerar que es andlogo al test de rafz unitaria DFA

convencional.
407 modificacién es andloga al ajuste no paramétrico que lleva a cabo el test de Phillips

y Perron (1988), respecto al test DF.
418e puede considerar que el test KPSS es una versién simplificada del test LMC, bajo

el supuesto de que p = 0.
*2Ver Leybourne y Mc Cabe (1994) y Lee (1996).
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(0,02) y e; es también un proceso i.i.d. (0,02). Asimismo, se supone que

€: v e; son independientes entre si.

Bajo determinadas condiciones de regularidad, el modelo estructural
(1.26) es equivalente, en segundo orden, a un proceso ARIMA (p,1,1) re-
ducido (Harvey, 1989):

O(L)(1— L)y = £+ (1 — OL)C, 0<0<1, (1.27)

en el que (¢, se distribuye como un proceso i.i.d. (0,0'g), siendo ag =
02/0, v 0 se relaciona con o2 de la siguiente manera®®: 6 = (A +2 — (A2
+4)\)1/2)/2, siendo A = 02/02. Para contrastar la Hy de estacionariedad,
ARIMA (p,0,0), frente a la alternativa de un modelo ARIMA (p,1,1) con
coeficientes del proceso MA positivos, se contrasta la Hp : 02 = 0 frente a

la Hy : 02 > 0.

Para implementar el test LMC se construye la serie y;:

p
Ui = > G (1.28)

s=1
donde ¢} son los estimadores de méxima verosimilitud de los pardmetros

¢4 obtenidos a partir de la estimacién del modelo ARIMA (p,1,1):

P
Ayr =&+ Y ¢iAyri+ (=01,
s=1

43Paura0<0§t<ooy0<t9<1.
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y se calculan los residuos de la regresién de y; sobre un intercepto (si £ = 0)
o sobre una tendencia determinista (si & # 0). Si denominamos a & como
los residuos de esta regresion, el estadistico de tipo ML () que se construye

es el siguiente:
T
V= T,:—Zl S2/s%, (1.29)

donde s? es un estimador consistente de la varianza de largo plazo de ¢, y
S2 es la suma parcial de los residuos &; al cuadrado. Se rechaza la hipétesis

de estacionariedad si el estadistico © excede a su valor critico®.

Como se ha expuesto anteriormente, nosotros analizamos, a través de
experimentos de simulacién de Monte Carlo, cémo afecta la presencia de
una ruptura, localizada en el nivel o en la pendiente de una serie temporal,
sobre los resultados que se extraen al aplicar los tests KPSS y LMC, cuando
el verdadero p.g.d. es estacionario y el tamafio muestral es pequeno (50,
100 y 300 observaciones). En linea con Perron (1989) y Leybourne et al.
(1998), entre otros autores, consideramos un unico cambio estructural y

también suponemos que éste es conocido a priori.

En las columnas 7, de las tablas 20 a 22, y en las 7, de las tablas

23 a 25 se exponen las tasas de rechazo espurio (al nivel de significacién

44 Para referirnos al estadistico construido a partir de los residuos de la regresién que
incluye tendencia determinista utilizamos el stmbolo 7. y si sélo incluye una constante,

el estadistico es 7.
5 L. . L. L, L. N ~
45Los valores criticos asintéticos para los estadisticos o, y 7/, son los que aparecen en

Kwiatkowski et al. (1992, p. 166), con terminologia 7, y 7),,, respectivamente.
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del 5%) de la Hy de estacionariedad en torno a un intercepto, mientras
que las columnas 7)., de las tablas 20 a 22, y las columnas 7, de las tablas
23 a 25, recogen las tasas de rechazo espurio de la Hy de estacionariedad
alrededor de una tendencia, cuando el verdadero p.g.d. es estacionario con
un cambio en el intercepto de magnitud o®, producido en el momento 67,

para muestras de tamafios 50, 100 y 300, respectivamente?”.

Las columnas 7, de las tablas 26 a 28, y las i, de las tablas 29 a
31, exponen las tasas de rechazos espurio (al nivel de significacién del 5%)
de la Hy de estacionariedad en torno a un intercepto, mientras que en las
columnas 7)., de las tablas 26 a 28, y en las de 7, de las tablas 29 a 31,
se representan las tasas de rechazos espurio de la Hy de estacionariedad
alrededor de una tendencia, si el verdadero p.g.d es estacionario en torno a

una tendencia cuya pendiente experimenta un cambio de magnitud*® 3.

A partir de los resultados obtenidos en estas tablas, podemos decir que
estos tests rechazan con elevada frecuencia la hipétesis de estacionariedad,
cuando se produce un cambio en el nivel o en la tendencia de la serie ob-
jeto de andlisis. Ademds, la tasa de rechazo varia dependiendo del tamano

muestral, de la ubicacién del punto de ruptura en el periodo muestral y de

"0 Los valores de « elegidos en los ejercicios de simulacién (o = 2.5,5.0 y 10.0) son

arbitrarios, aunque idénticos a los de Leybourne et al. (1998).
4TTodos los calculos se han programado en Ox, versién 2.1 (Doornik, 1998), y las

simulaciones se han basado en 10000 réplicas para cada caso analizado.
"8 Los valores de 3 elegidos en los ejercicios de simulacién (8 = 0.5,1.0 y 2.0) son

arbitrarios, aunque idénticos a los de Leybourne et al. (1998). Los dos ultimos valores

de B también se utilizan en Vogelsang y Perron (1998).
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la magnitud de la ruptura, por lo que es necesario tener en cuenta estos
aspectos al utilizar este tipo de contrastes. A tal efecto, demostramos que,
paraddjicamente, la tasa de rechazo espurio de la hipétesis de estaciona-
riedad (alrededor de una constante o de una tendencia) es mayor cuanto
més elevado es el tamafio muestral en ambos tests. Asimismo, la tasa de
rechazo espurio aumenta con la magnitud de la ruptura, excepto cuando
se contrasta la Hy de estacionariedad alrededor de una tendencia, a través
del test LMC, y se produce un cambio en la pendiente en una fraccién de
la muestra no muy préxima a sus extremos. Respecto a la ubicacién de la
fecha de ruptura en la muestra, se suele obtener, en ambos tipos de con-
trastes, un rechazo mayor cuanto més centrado se halle el punto de ruptura
en ella o, por el contrario, si se encuentra muy proximo a los extremos del
periodo muestral. Sin embargo, si se produce un cambio en el intercepto de
la serie temporal objeto de estudio y la Hy que se contrasta es la de esta-
cionariedad alrededor de una tendencia, tanto el test KPSS como el LMC
presentan tasas de rechazo espurio de dicha hipétesis que aumentan cuanto
menos centrado esté el punto de ruptura en la muestra o si no se halla en los
periodos més extremos de la misma (ver Figuras 1 y 2, respectivamente).
En cuanto a la comparacién entre estos dos tests, obtenemos que si la serie
es estacionaria y presenta un cambio en su nivel, el test LMC rechaza con
mayor probabilidad que el KPSS la hipétesis de estacionariedad en torno
a un intercepto o alrededor de una tendencia, disminuyendo las diferencias
entre ellos a medida que el tamafo muestral aumenta. Asimismo, cuando
se produce un cambio estructural en la pendiente de una serie, el test KPSS

rechaza con mayor probabilidad que el test LMC la Hy de estacionariedad
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en torno a un intercepto, mientras que si la hipétesis que se contrasta es la
de estacionariedad alrededor de una tendencia, la tasa de rechazo es mayor
si se utiliza el test LMC, aunque, de nuevo, las diferencias entre ambos tests

se reducen a medida que aumenta el tamano muestral.

Por otra parte, Ahn (1994) analiza varios contrastes que tienen en cuen-
ta la Hy de estacionariedad con un posible punto de ruptura desconocido,
frente a la alternativa de no estacionariedad, aplicindolos a series univa-

49 Ahn (1994) demuestra que sus estadisticos se

riantes y multivariantes
vuelven divergentes cuando se ignora la ruptura estructural, por lo que los
modifica de manera que tengan en cuenta posibles rupturas desconocidas,
mediante el procedimiento de Zivot y Andrews (1992) de eleccién de las

rupturas a través del supremo de los estadisticos.

Ahn (1994) considera el sistema de ecuaciones:

yr = Acy + @, (1.30)

donde y; representa un vector de series n x 1, ¢; es un vector de poli-
nomios temporales de orden (p + 1) x 1 y A representa una matriz de
pardmetros n x (p + 1). De manera especifica, ¢; = [1,t,...,t?]’, con una
matriz de ponderacién apropiada hrp, h;ld[TT] — ¢(r) en D|0, 1]. Por tan-
to, fé c(r)e(r)dr no es singular y definida positiva (ver Park, 1990; 1992).
En este caso, hy = diag[1,T,...,T?] y c¢(r) = [1,r,...,7P]".

497,08 contrastes propuestos por Ahn (1994) son variantes de los contrastes de estacio-

nariedad y de cointegracién sugeridos por Choi y Ahn (1993, 1999).
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La Hy que contrastan es si la variable x; es estacionaria cuando existen

miiltiples rupturas estructurales:

Hp:xzy =1(0) con rupturas estructurales, (1.31)

frente a la alternativa:

Hi: xgi) = I(q), gi > 1 para alguin ¢. (1.32)

La Hy (1.31) es equivalente a considerar que cada una de las series del
sistema de ecuaciones dadas en (1.30) es estacionaria posiblemente alrede-
dor de tendencias temporales con un orden apropiado y con rupturas es-
tructurales. Bajo la Hy (1.32), se permite que cada elemento de z; tenga un
orden diferente de integracién, pero se requiere que al menos un elemento

sea no estacionario.

Para construir sus tests, Ahn (1994) transforma la ecuacién (1.30), como
en Choi y Ahn (1993, 1999) y Choi y Yu (1993), a través de una serie de

sumas, obteniendo:

Py = Ag + S, (1.33)

t t t
donde Pr= Y y;, 9: = > ¢; ¥y St = Y xj.
j=1 j=1 7=1
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Bajo la Hy se obtiene que z; = wy, siendo {w;} un proceso lineal que
cumple los supuestos A1-A7 que aparecen en Ahn (1994, p. 6), y bajo la
alternativa, Aq"xf) = w,gi). Asi, teniendo en cuenta sus supuestos A1-A5 y

A6, se obtiene, como en Phillips y Solo (1992, p. 985):

(T7]
T2 5wy = B(r), (1.34)

t=1
donde, B(r) es un movimiento Browniano con matriz de covarianzas € y
[[] denota la parte entera. Ademds, teniendo en cuenta los resultados de
Hannan y Heyde (1972), se tiene que, bajo los supuestos A1, A4, A5 y un

supuesto implicito en A2, que:

o0

donde ) = E(ww;) = Y C;WC!. El supuesto A3 asegura que la distribu-
i=0

ci6n limite del proceso de sumas (1.34) no degenere y asegura que {w;} no

tenga una raiz unitaria MA.

Los estadisticos para contrastar la Hy de estacionariedad con rupturas
estructurales que se obtienen a partir de los de Choi y Ahn (1993, 1999),

son los siguientes:
T . SN\ . T . T
LM; —tr{ <T1 STASS) | — Qﬁ) ! (T1 3 Si1AS) — Ql> Ql‘l} :
t=2 =2

T 5 T -1
LM[[ :tr{ (Z ASt 271 - TQ&) (Z St_15£1>
t=2 t=2
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T . ~ ~ ~
(Z Sy 1AS] — TQl> Ql_l} ,

t=2
T _ ~
SBDH, :tr{ <T—2 S stsg> Qll} ,
t=1

T
SBDH;; —tr{ <T2 3 S ﬂé) Q 1} ;
t=1

donde la barra (—) denota los residuos obtenidos a partir de la ecuacién
(1.30) y la tilde (~) los residuos de la ecuacién (1.33). Merece destacarse
que € y € son estimadores consistentes de € y Q) = i E(wiwy}), res-
pectivamente. € y ; se definen como en Hannan (1970)t;2Ahn (1994).

Suponiendo que existe una ruptura estructural en el periodo k = 07T,
para un valor del pardmetro ¢ € (0,1), la ecuacién (1.30) se modifica para

tener en cuenta esta ruptura, tal y como se expone a continuacion:

y = Aic + w4, t=1,..,0T,
Y = A26t+$t, t:5T+ ].,...,T, (135)

donde Ay # As. Sit; = 1, cuando t < 0T o cero en otros casos y to = 1
sit > 0T o cero en otros casos, la ecuacién (1.35) se puede representar a

través de la funcién indicador ¢ = [11, t2)" de la siguiente manera:

yr = Arcitr + Aocpto + o = Ady + x4,
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donde d; = [11¢},02¢)) = 1@ ¢p y A = [A1, Az, que tiene dimensién n x
2(p + 1). Estos autores afiaden que, a partir de aqui es facil ampliar el
estudio para considerar varias rupturas estructurales sin mds que redefinir
la matriz de parametros A y los regresores d;, dados los puntos de ruptura
estructurales. Destaquemos que la expresién (1.30) no es correcta bajo la
H)j de estacionariedad con cambios estructurales, de manera que Ahn (1994)
senala que la omisién del componente determinista deberia hacer que los

residuos no sean estacionarios, lo que harfa que el estadistico diverja.

Ahn (1994) obtiene como principales resultados que si existe una rup-
tura estructural, siempre se rechaza la Hg de estacionariedad asintética-
mente, incluso si z; es 1(0). Por consiguiente, el rechazo de la Hy de es-
tacionariedad no significa que la serie no sea estacionaria, ya que puede
rechazarse debido a la presencia de una ruptura estructural. Ademds, sus
resultados son consistentes con los de Perron (1989), en el sentido en el que
una ruptura estructural puede hacer que una serie temporal estacionaria
se comporte como si no lo fuera. A través de los resultados de simulacion,
Ahn (1994) sugiere que estos contrastes trabajan razonablemente bien en
muestras finitas y considera que es mejor utilizar tests multivariantes que
aplicar tests univariantes varias veces a cada componente de una serie mul-
tivariante. Segun Choi y Ahn (1999) este ultimo procedimiento ignora la
correlacion entre los elementos de las series temporales multiples, por lo que
aconsejan llevar a cabo contrastes de estacionariedad mediante tests multi-
variantes. A través de un analisis de simulacién, llevado a cabo para mues-

tras finitas, Ahn (1994) obtiene que el test multivariante LM ofrece una
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distorsién de tamano, con una direccién negativa. Asi cuando el tamano
muestral es de 200 y 400 observaciones, LM tiene elevada potencia. El
test multivariante L M; mantiene su tamano nominal y es muy potente, si

el tamano muestral es de 400 observaciones.

1.4 Conclusiones

El interés creciente y generalizado en poder medir el impacto que ocasiona
un cambio exégeno en una serie temporal en el medio y largo plazo re-
quiere la adecuada identificacién de su verdadero proceso generador. La
caracterizacién de una serie como estacionaria alrededor de una tendencia
determinista o estocdstica trasciende al ambito de la Teoria Econdémica,
desarrolldndose numerosos tests que pretenden discernir esta disyuntiva.
Sin embargo, las propiedades de tamano y potencia de la mayoria de es-
tos tests se ven afectadas considerablemente por efecto de shocks exégenos
que inciden en el comportamiento de la serie, lo que anade dificultades a
la hora de identificar su verdadero proceso generador y, por ende, en la
prediccién del impacto de un shock sobre la misma. Existe una gran diver-
sidad de estudios que analizan el efecto de estos cambios estructurales en
las propiedades de los contrastes, pero no hay un consenso claro sobre el
test mds apropiado para determinar el verdadero proceso generador de una
serie temporal que se ve afectado por una o varias rupturas estructurales
en diferentes periodos del tiempo. A este respecto, el presente trabajo tiene

como objetivo arrojar luz en relacién a la problemadtica de la determinacién
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del orden de integracién de una serie temporal, cuando ésta se ve afectada
por algin tipo de shock exégeno que provoca una variaciéon en su compor-
tamiento. Para conseguir este propdsito hemos realizado una recopilacién
y estructuracion de la informacién més relevante sobre el comportamiento
de diferentes contrastes de raices unitarias y de estacionariedad cuando la
serie objeto de estudio se ve afectada por un cambio estructural y, con el
fin de completar este andlisis, hemos llevado a cabo algunos estudios de
simulacién que nos permitan ver las propiedades de tamano y potencia de

algunos de estos tests cuando se producen cambios estructurales.

La conclusién que extraemos es que, efectivamente, las propiedades de
los tests de raices unitarias o de estacionariedad se ven afectadas por la
presencia de una o varias rupturas estructurales. Ademas, la alteracién del
tamafo y potencia de estos tests es diferente dependiendo del tipo de rup-
tura presentada por la serie (ruptura en su nivel o ruptura en su pendiente),
de la consideracién de la fecha de ruptura como exégena o enddgena, de su
localizacién en el periodo muestral, de la magnitud de la ruptura e incluso
del nimero de rupturas, entre otros aspectos. Por consiguiente, debido a
las limitaciones que presentan los tests mas utilizados en la literatura para
identificar el orden de integrabilidad de las series cuando éstas se ven afec-
tadas por algin evento exdgeno, creemos conveniente que se lleve a cabo
un andlisis previo a la aplicacién de los tests de raices unitarias y/o de
estacionariedad, de aquellos aspectos que pueden incidir en el tamano y
potencia de los mismos (tipo y magnitud de la ruptura, ubicacién en el

periodo muestral, etc.) con el fin de seleccionar aquel o aquellos tests que
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resulten m&s apropiados para identificar el verdadero proceso generador de
una serie, ya que la omisién de estos posibles cambios estructurales podria

provocar una identificacién errénea.

En relacion a los contrastes de raices unitarias y a partir de los estudios
llevados a cabo por Christiano (1992), Zivot y Andrews (1992), Banerjee,
Lumsdaine y Stock (1992) y Perron (1994, 1997), entre otros autores, con-
sideramos que se obtienen mejores propiedades de estos contrastes si se
determina el punto de ruptura de manera enddégena, es decir, a partir de
la informacién que contienen los datos, que si se determina independiente-
mente de ella. Asimismo, aunque en la mayoria de estudios se manifiesta
que un aumento del tamano muestral consigue mejorar las propiedades de
tamaifio y potencia de la mayor parte de los contrastes de raices unitarias,
también se evidencia que la ubicacién de la fecha del cambio estructural
en la muestra puede alterar estas propiedades. Por tanto, si decidimos
aumentar el nimero de observaciones muestrales con el fin de mejorar las
propiedades de estos tests, es necesario prestar atencién al hecho de que
las rupturas estructurales no se vean desplazadas a intervalos muestrales
donde estos contrastes presentarian peores propiedades. Asi, por ejemplo,
si se contrasta la Hy de raiz unitaria, frente a la alternativa de tendencia
determinista que cambia, Banerjee et al. (1992) obtienen que el procedi-
miento secuencial, basado en el estadistico F}”dm , es el que mayor potencia
presenta si el punto de ruptura se sitia al final de la muestra, pero si el
tamafno muestral incrementa al afiadir datos al final de ella, el punto de rup-

tura dejaria de estar ubicado en el extremo final de la muestra, por lo que
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las propiedades de este estadistico podrian empeorar. De igual manera, si
se contrasta la misma Hj y el punto de ruptura estd situado al principio del
periodo muestral, segin Banerjee et al. (1992), es mds apropiado utilizar
el test secuencial tpr aplicado a toda la muestra, pero si la muestra incre-
menta con datos que se ubican al principio de ella, a medida que el punto
de ruptura va alejandose del inicio de la misma, las buenas propiedades de
este contraste se irfan desvaneciendo. En este sentido, nosotros obtenemos
un resultado parecido al determinar, mediante un estudio de Monte Carlo,
las propiedades de tamano y potencia de los tests 75}? cuando el punto de
ruptura se determina endégenamente a través de los procedimientos recur-
sivo, rolling y secuencial. Algunos de los resultados que obtenemos es que el
tamano de estos tests, cuando se trabaja con muestras pequenas, formadas
por 30, 50 o 75 observaciones, se ve afectado también por la ubicacién del
punto de ruptura en la muestra. Asi, por ejemplo, obtenemos que si se con-
trasta la Hy de rafz unitaria con un cambio en su intercepto no se rechaza
de manera espuria esta hipdtesis si se utiliza el procedimiento secuencial y
la ruptura recae en la segunda mitad de la muestra, pero si ésta recae en la
primera mitad, es el test basado en el procedimiento rolling el que mejores
propiedades de tamano presenta. Asimismo, si la serie es estacionaria pero
presenta un cambio en su pendiente, es el test que utiliza el procedimiento
recursivo el que presenta una mayor potencia, en términos generales, espe-
cialmente si esta ruptura se produce en los periodos extremos de la muestra

y, de manera especial, si se produce al principio del periodo muestral.

Por otra parte, debido a que algunos de los contrastes de raices uni-
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tarias también se ven afectados por el mimero de retardos p del proceso
autorregresivo, a partir de la informacion recopilada en el presente trabajo,
consideramos que es mds apropiado utilizar procedimientos de seleccién del
numero de retardos que sean dependientes de los datos, en lugar de fijarlos a

priort, ya que, en general, estos contrastes presentan mejores propiedades.

Otro aspecto a destacar, a partir de todo lo expuesto en las secciones
anteriores, es el hecho de que la mayorfa de contrastes de raices unitarias
presentan una distorsién de tamano elevada si se estiman modelos especi-
ficados con menos rupturas de las que realmente posee la serie temporal.
Por tanto, es necesario tener en cuenta este aspecto a la hora de aplicar
estos tests para identificar el verdadero p.g.d. de una serie. Asi, si se deter-
minan los puntos de ruptura de manera endégena, serd necesario utilizar
algoritmos que permitan la deteccién de mas de un punto de ruptura, pero
si se determinan exdégenamente, tal y como Clemente, Montanés y Reyes
(1998) argumentan, serfa necesario introducir un elevado nimero de pun-
tos de ruptura en la especificacién de los modelos, con el fin de obtener
estadisticos adecuados que permitan determinar si la serie presenta o no
una raiz unitaria. Para estos autores, el nimero de rupturas que se tienen
que considerar se obtendria una vez realizada una inspeccién visual de la

evolucion de las series.

Finalmente, respecto a los contrastes de estacionariedad, existen pocos
estudios orientados a la determinacién del impacto que sobre ellos tiene el
hecho de que una serie temporal se vea afectada por una ruptura estruc-

tural. Sin embargo, los escasos estudios existentes ponen de manifiesto que
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las propiedades de estos tests también se ven deterioradas ante la presen-
cia de una ruptura, de manera que se rechaza con mayor probabilidad la
Hjy de estacionariedad, cuando ésta es cierta, si la serie temporal objeto
de estudio presenta un cambio en su nivel o en su pendiente. Ademads,
en dos de los test de estacionariedad més utilizados en la literatura, como
son el KPSS, de Kwiatkowski et al. (1992), y el LMC, de Leybourne y
McCabe (1994), se produce, en general, un resultado paraddjico, puesto
que obtenemos, a través de los estudios de simulacién que llevamos a cabo
en el presente Capitulo, que si una serie es estacionaria, pero presenta un
cambio en su nivel o pendiente en algin momento del tiempo, se rechaza
con mayor probabilidad la Hy de estacionariedad (alrededor de una cons-
tante o de una tendencia) cuanto mas elevado es el tamano muestral. Sin
embargo, tenemos que ser cautelosos al considerar la afirmacién anterior,
ya que, al igual que en los contrastes de raices unitarias, estos contrastes
de estacionariedad también se ven afectados por la ubicacién de la ruptura
en la muestra, por lo que podriamos aumentar el tamano muestral, de tal
manera que la ruptura recayera en un periodo muestral donde mejoraran
las propiedades del test, por lo que, en tal caso no seria cierta la afirmacion
anterior. Sin embargo, si serfa cierta bajo el supuesto de que la ruptura
de la serie recayera en la misma fracciéon muestral, independientemente del
tamafio de la muestra. Respecto a la ubicacién de la fecha de ruptura en la
muestra, obtenemos que, en general, incrementa la tasa de rechazo espurio
del test cuanto més centrado se halla el punto de ruptura en la muestra o
si se sitia muy préximo a los extremos de ella. Sin embargo, esto tltimo

no sucede si se produce un cambio en el intercepto de la serie y la hipo6tesis
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que se contrasta es la de estacionariedad en torno a una tendencia, en cuyo
caso, tanto el test KPSS como el LMC, obtienen tasas de rechazo menores
en el periodo central de la muestra y en los extremos de la misma. Otro
resultado que obtenemos es que el tamano de la ruptura incide considera-
blemente en las propiedades de estos tests. Asi por ejemplo, en términos
generales, rechazamos de forma espuria la Hy de estacionariedad cuanto

mayor es la ruptura que se produce en la serie.
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2.1. Introduccion

2.1 Introduccién

En los numerosos estudios empiricos que tratan de analizar la relacién entre
el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién existe un relevante conflicto
de resultados. Nuestro trabajo pretende abordar esta cuestién, aunque uti-
lizando una metodologia innovadora y diferente, hasta la fecha, desarrollada
por Bierens (2000). Asi concretamente, el objetivo principal del presente
Capitulo es analizar si existe una relacién entre el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién en algunos paises europeos, tales como Alemania,
Espana, Francia y Reino Unido, que sea consecuencia de la existencia de
una tendencia no lineal comun entre ambas series, ocasionada por efecto
de algiin tipo de shock estructural exégeno. El nuevo test no paramétrico
elaborado por Bierens (2000) permite hallar posibles tendencias no lineales
comunes (cotendencias no lineales) entre diferentes series macroeconémi-
cas. Asi, si estas series son el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién,
y ambas son estacionarias alrededor de una tendencia determinista no li-
neal, el test de Bierens (2000) permite encontrar una posible combinacién
lineal entre ellas que sea estacionaria alrededor de una tendencia lineal o

una constante.

Bierens (2000), utilizando la tasa de crecimiento de los precios de los
bienes de consumo y el tipo de interés de los fondos federales de Estados
Unidos, para el periodo que abarca desde julio de 1954 hasta diciembre de
1994, llega a la conclusién de que, efectivamente, existe una cotendencia no

lineal entre ambas series. A su vez, este autor demuestra que se cumple el
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fenémeno denominado ”puzle de precios”, es decir, al estimar un modelo
vectorial autorregresivo (VAR), un shock en el tipo de interés nominal tiene
un efecto positivo en la respuesta de la tasa de inflacién. Ademads, obtiene
como resultado que el puzle de precios estd ocasionado por la tendencia no
lineal comtin que presentan estas dos variables, que a su vez es consecuen-
cia de la incidencia que sobre las mismas tuvo la evolucién del precio del

petroleo.

Chapman y Ogaki (1993) también analizan la posible existencia de una
tendencia no lineal comin entre el deflactor de los gastos de las familias
estadounidenses en bienes de consumo no duraderos, o el deflactor de los
gastos en bienes de consumo no duraderos més los servicios, y el tipo de
interés de las Letras del Tesoro a un mes, aunque utilizan una metodologia
diferente a la de Bierens (2000). A través de su estudio empirico, estos
autores obtienen que no existe una tendencia no lineal comun entre estas
variables y, alternativamente, rechazan la hipdtesis de que el tipo de interés
real sea estacionario. No obstante, su estudio se basa en el supuesto impli-
cito de que sdlo existe una ruptura en la tendencia determinista, que data
en octubre de 1979, fecha que es escogida a partir de informacién exégena
procedente de las operaciones que lleva a cabo la Reserva Federal!. Por
ello, consideramos mds apropiado el uso de la metodologia adoptada por

Bierens (2000) para desarrollar nuestro trabajo empirico.

La relacién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién ha sido

!Si no se conoce esta fecha de ruptura, Chapman y Ogaki (1993) argumentan que

tiene que ser estimada como en Garcia y Perron (1991) o Evans y Lewis (1992).
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estudiada por muchos autores, y desde puntos de vista muy diferentes, a
lo largo de la historia. Esta relacién adquiere especial relevancia desde que
Irving Fisher (1896, 1930) formulara la nocién de tipo de interés real?. En
1930, Fisher senala que los mercados de capitales eficientes deben compen-
sar a los inversores por los cambios que se producen en el poder adquisitivo
del dinero como consecuencia de la inflacién. Esta hipdtesis es denominada
"hipdétesis de Fisher” o también ”efecto Fisher”. La versién mads clésica de
esta hipdtesis postula que la tasa de inflacién esperada es absorbida com-
pletamente por el tipo de interés nominal en el largo plazo®, lo que da lugar
a la aparicién de una relacién de tipo uno a uno entre la tasa de inflacién
esperada y el tipo de interés nominal. Por tanto, esta hipétesis supone que
el tipo de interés real permanece constante en el largo plazo, no viéndose
afectado, en este periodo de tiempo, por los cambios en las expectativas de
inflacién. Por consiguiente, el tipo de interés real no puede verse alterado
por la politica monetaria en el largo plazo. Sin embargo, tal y como Ferrer

(1998) argumenta, ello no significa que el tipo de interés real se manten-

*Fisher (1896) se basa en Marshall (1895) para distinguir entre tipo de interés nominal
y real. La idea de que la inflacién esperada afecta al tipo de interés real surge anterior-
mente en los discursos politicos y en los panfletos de politica econémica. Howitt (1992) y
Laidler (1991) proporcionan més informacién acerca del concepto y de la distincién entre
tipo de interés nominal y real, aunque Fisher parece ser el primer investigador en llevar a
cabo un estudio continuado sobre los mismos y en explorar esta distincién de forma maés

rigurosa a través del andlisis empirico.
3Fisher (1930) y otros autores, por ejemplo: Lucas (1980); Friedman y Schwartz

(1982) y Summers (1983), enfatizan que el ajuste a una relaciéon de equilibrio entre el

tipo de interés nominal y la tasa de inflacién se puede llegar a dar en el largo plazo.
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ga inalterado, ya que existe evidencia de que diversos factores econémicos
reales, como la productividad del capital, las preferencias temporales y la

aversion al riesgo, entre otros, ocasionan fluctuaciones en esta variable.

Desde que Fisher enunciara su hipétesis, se ha desarrollado un amplio
rango de modelos econémicos que la utilizan cuando consideran la decisién
de los agentes econémicos individuales en relacién a su inversién, ahorro y
reasignacion de su cartera; también se ha utilizado la hipétesis de Fisher en
modelos de precios de opciones, en el d&mbito de las finanzas, y en teorias
modernas que desarrollan objetivos de inflacién, por nombrar algunas de
ellas. La literatura macroeconémica relativa al papel que juega el tipo de
interés real en los modelos de Teorfa Econémica es muy amplia, especial-
mente en lo referente a la diversidad de procedimientos para caracterizar
sus propiedades de dependencia temporal. La propuesta de Fisher recibe
un amplio grado de aceptacién a nivel tedrico, de tal manera que algunas
veces se le otorga el estatus de ley, como muestra Feldstein (1982, p.825):
”En la actualidad, todo estudiante aprende la conclusion de Fisher de que
todo incremento porcentual en la tasa de inflacion respecto a su estado esta-
ctonario se transmite integramente al tipo de interés nominal, sin cambiar
el tipo de interés real”. Sin embargo, en la literatura abundan los trabajos
empiricos que rechazan el cumplimiento del efecto Fisher, no habiéndose

resuelto atn este problema.

La falta de consenso en los estudios empiricos relativos al efecto Fisher
se debe, fundamentalmente, a las dificultades que implica su estudio como

consecuencia de dos factores importantes, a los que hace alusién Phillips

134



2.1. Introduccion

(1998):

- El comportamiento aparentemente no estacionario del tipo de interés no-

minal y de la inflacién.

- El hecho de que el tipo de interés real dependa de las expectativas de

inflacién, que son dificiles de cuantificar de forma directa.

Asi, en particular, mientras los modelos de Teoria Econémica suponen
que el tipo de interés real es constante o fluctia estacionariamente alrede-
dor de una media constante, el andlisis empirico pone de manifiesto que,
generalmente, esto sélo se obtiene para periodos pequenos de tiempo. La
gran diversidad de estudios empiricos relativos a la relacién entre el tipo
de interés nominal y la tasa de inflacién, y el hecho de que muchas de las
técnicas de andlisis utilizadas en los mismos se vean distorsionadas si ambas
series no son estacionarias, confiere gran relevancia a la identificacién del
verdadero proceso generador de estas series. Sin embargo, la mayoria de los
tests de raices unitarias y de estacionariedad tienen propiedades de tamano
y potencia que se ven afectadas si las series presentan una tendencia deter-
minista que experimenta cambios estructurales por efecto de algin shock
exdégeno, tal y como argumentamos en el Capitulo 1, por ello, es necesario

tener en cuenta estos cambios y no obviarlos.

Los motivos por los que Bierens (2000) utiliza un test para determinar
la posible existencia de una cotendencia no lineal entre el tipo de interés
nominal y la tasa de inflacién y que, al mismo tiempo, justifican nuestro

estudio, son los siguientes:
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1. El primer motivo se basa en la evidencia empirica propugnada inicial-
mente por Perron (1989) de que algunas series de datos macroeconémicas,
como las que se utilizan en el trabajo de Nelson y Plosser (1982), percibidas
por estos autores como procesos integrados de orden unitario, I(1), mues-
tran un comportamiento més acorde con la hipdtesis de procesos estacio-
narios en torno a una tendencia no lineal. Asimismo, segtn Bierens (1997),
si una serie es estacionaria alrededor de una tendencia determinista line-
al, en lugar de un proceso I(1), y la hipétesis nula (Hp) que se contrasta
es la de raiz unitaria frente a la alternativa de estacionariedad, en lugar
de la de estacionariedad en torno a una tendencia, prevalece la hipdtesis
de raiz unitaria, ya que los procesos que tienen una raiz unitaria y los que
son estacionarios alrededor de una tendencia, muestran un comportamiento

bastante similar.

2. El segundo motivo consiste en que algunas series macroeconémicas tem-
porales que no presentan raiz unitaria se comportan como procesos cointe-
grados, es decir, como si se movieran conjuntamente a lo largo del tiempo
de manera sincrénica. Sin embargo, el fenémeno de cointegracién sélo es
posible para procesos no estacionarios, por lo que una explicacién plausible
a este comportamiento evolutivo de estas series, si son procesos estaciona-

rios, podria ser que presentan una tendencia determinista no lineal comuin.

3. El tercer motivo se basa en que mantener la hipétesis de estacionarie-
dad alrededor de una tendencia lineal, asi como la de raiz unitaria con una
deriva constante en series temporales macroeconémicas, implica suponer

que la estructura de la economifa no cambia a lo largo del tiempo, o lo que
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es lo mismo, que los pardmetros de los diferentes procesos generadores de
datos (p.g.d.) no varfan en un modelo, lo que resulta implausible en se-
ries macroecondémicas que contemplan un periodo de tiempo relativamente

largo, como las de Nelson-Plosser que abarcan una centuria o maés.

4. El cuarto motivo que senala Bierens (2000), quizds més controvertido y
criticable, es de naturaleza filoséfica. La cuestion filoséfica se basa en si las
intervenciones de politica econémica deben ser consideradas como eventos
estocasticos, deterministas o una mezcla de ambos. Asi por ejemplo, en
Estados Unidos, el Comité Federal de Mercado Abierto, organismo de la
Reserva Federal encargado de controlar la tasa de inflacién, responde a las
seniales inflacionistas, a las que este autor califica como sucesos estocdsticos.
Por tanto, segiin Bierens (2000), la respuesta completamente automdtica
que lleva a cabo este organismo también serd estocdstica. Sin embargo, esta
respuesta también se ve afectada por la evaluacién subjetiva que llevan a
cabo los 12 miembros de este Comité, la cual, segin Bierens (2000), puede
ser considerada como determinista y variable a lo largo del tiempo. Asi, la
cuestion filoséfica que plantea Bierens (2000) es la siguiente: si un grupo de
politicos determina el valor de una variable Y; basdndose en la informacién
procedente de un vector de variables X; (que posiblemente recoge retardos
de la variable Y;), jes la esperanza condicional de Y;, dada X;, variable en
el tiempo o es una funcién de X; invariable en el tiempo? En este ultimo
caso, se obtendria la siguiente relacion: Y; = g(X¢) + Uy, donde Uy tendria
una esperanza condicional igual a cero. Esto significaria que el grupo de

politicos tienen un ”plan” de accién, g(X;), para cada situacién, X, en
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relacién a la variable que pretenden controlar, Y;, aparte de la incertidum-
bre representada por U, y que este "plan” ha sido y serd el mismo para
siempre. Sin embargo, segin Bierens (2000), los politicos no son siempre
los mismos y es posible que la funcién g cambie a lo largo del tiempo, por
lo que, en este caso, la esperanza condicional, E(Y}), puede cambiar con el
tiempo. Bierens (2000) senala, a modo de ejemplo, que las acciones de la
OPEP son, al menos en parte, shocks deterministas, ya que son causados
por las decisiones adoptadas por un grupo de politicos. Por consiguiente, la
esperanza no condicional de la tasa de inflacién es probable que sea depen-
diente del tiempo, debido a los dos shocks de precios del petréleo. Ademds,
cabe senalar que estos shocks provocaron cambios estructurales también en
las economfias, ya que se desarrollaron areas diferentes de produccién de
petréleo, como las del Mar del Norte, y dieron lugar al uso de tecnologias

ahorradoras de energfa.

En Chapman y Ogaki (1993) se argumenta que el concepto de coten-
dencia no lineal puede resultar atractivo también porque su aplicacién no
necesita imponer supuestos de exogeneidad en la estimacién de los pardme-
tros estructurales, por lo que los modelos econémicos se pueden contrastar

examinando unicamente las restricciones de cotendencia utilizadas.

El tipo de estacionariedad con tendencia no lineal que se considera en
el presente trabajo es el propuesto por Bierens (2000), es decir, si y; es un
proceso temporal formado por n variables, se define su proceso generador

de datos (p.g.d.) como:
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Yt = g(t) + ug,

donde g(t) = By+B,t+ f(t), siendo f(t) una funcién de tendencia no lineal,
constituida por n variables, que recoge la posible existencia de aparentes
cambios estructurales en la serie observada, y siendo u; un proceso esta-
cionario de media cero formado también por n variables?. Analiticamente
se puede decir que existe una tendencia no lineal comin entre las series

implicadas si existe un vector no nulo 6, tal que 6’ f(t) = 0.

Para completar nuestro estudio sobre el contraste de cotendencias no
lineales, destacamos que éste no es mds que un caso particular del contraste
de "rasgos comunes” de Engle y Kozicki (1993). Estos autores generan un
estadistico para contrastar la hipétesis de que algunos rasgos presentes en
algunas series son comunes a todas ellas. Los rasgos que senalan pueden
referirse a la correlacién serial, tendencias, estacionalidad, heterocedasti-
cidad, heterocedasticidad autorregresiva condicional (ARCH) y exceso de
curtosis, entre otros. La metodologia utilizada por Engle y Kozicki (1993) se
basa, en primer lugar, en contrastar la Hy de que las series individualmente
analizadas no tienen un determinado rasgo, frente a la hipétesis alternativa
(H1) de que si lo poseen. Posteriormente, si las series objeto de estudio
presentan ese rasgo, se contrasta la posibilidad de que el rasgo sea comiin

a todas ellas, ya que si esto es asf, se puede encontrar una combinacién

4En el presente trabajo, al igual que Bierens (2000), consideramos el caso en el que el

vector 3, es nulo.
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adecuada de variables que no posea ese rasgo. Analiticamente se muestra
que el contraste de rasgos comunes de Engle y Kozicki (1993) engloba al de
Bierens (2000). Asi, si ¥; es un vector de series temporales de dimensién

N x 1 que representa el siguiente modelo multivariante:

Y, = Bay + Tz + e,

en el que I' es una matriz N x K que incluye los rasgos que deben encon-
trarse en las series individualmente consideradas, z; la matriz que incluye
los rasgos comunes a analizar y x; una matriz que recoge el resto de varia-
bles, entonces, para estos autores, si existe un vector no nulo J, tal que §'Y;
no tenga el rasgo, se puede decir que ¢ es un vector de ”rasgo comin” o
”"co-rasgo”. Por tanto, cualquier vector que cumpla la propiedad: §'T" = 0,
es un vector co-rasgo. El estudio de Bierens (2000) supone que el rasgo es
una tendencia determinista no lineal, sin embargo, se diferencia del enfoque
de Engle y Kozicki (1993) en que no requiere que se parametrice el rasgo

analizado.

El principal objetivo del presente Capitulo es determinar si existe una
relacién entre el tipo de interés y la tasa de inflacién en Alemania, Espana,
Francia y Reino Unido que sea consecuencia de la existencia de una tenden-
cia determinista no lineal comin entre estas dos series y si, efectivamente,
se puede hablar de efecto Fisher. Adicionalmente, otro de los objetivos
perseguidos en el presente Capitulo es analizar si dicha cotendencia no li-

neal produce un puzle de precios. En la Seccién 2 se lleva a cabo una sintesis
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de los principales estudios centrados en el denominado efecto Fisher. La
Seccién 3 revisa algunos de los estudios relativos al puzle de precios. La
Seccién 4 expone el test de cotendencias no lineales elaborado por Bierens
(2000). La Seccién 5 se centra en el andlisis empirico y la Seccién 6 recoge

las conclusiones.

2.2 Efecto Fisher

Fisher (1896, 1930) formula el concepto de tipo de interés real ex-ante (rf)
con el fin de poder contabilizar cudl es el tipo de interés que muestra el
valor de devolucién de un préstamo, en términos de ddlares reales. Este
tipo de interés real ez-ante es el tipo de interés nominal (i;) que asegura
un tipo de interés real esperado (rf), cuando se produce un cambio en los
precios anticipado (7§), o lo que es lo mismo, es el tipo de interés nominal
ajustado para compensar al prestamista por la pérdida que se produce en
el poder de compra del principal y en el tipo de interés como consecuencia
de la inflacién, es decir, iy = ri+ nf + r¢wg. El término 77§ generalmente
se ignora debido a que suele ser muy pequeno, por lo que la ecuacién de

Fisher se expresa cominmente como:

it =1y + 7. (2.1)

Fisher (1896, 1930) postula que los cambios en la inflacién esperada
inducen variaciones iguales en el tipo de interés nominal en el largo plazo,

de manera que el tipo de interés real no se ve alterado. Algunas veces la
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ecuacion (2.1) se modifica para tener en cuenta el periodo de tiempo (m) de
madurez de los bonos u obligaciones, por lo que si se tiene en cuenta dicho
periodo al considerar las expectativas de inflacién, se obtiene la siguiente

expresion:

it =y e (2.2)

El denominado ”efecto Fisher” tiene implicaciones importantes en la
racionalidad y eficiencia de los mercados financieros. Por esta razén, la
hipétesis de Fisher inspira un gran nimero de trabajos empiricos. Muchos
de ellos no detectan un efecto Fisher completo, es decir un movimiento con-
junto a largo plazo y de tipo uno a uno entre el tipo de interés nominal y la
tasa de inflacién realizada, sino que, por el contrario, parece que la hipéte-
sis de Fisher se cumple de manera parcial, es decir, parece que el cambio
en el tipo de interés nominal es menos que proporcional a la variacién en la
tasa de inflacién esperada. Esta evidencia lleva a muchos autores a concluir
que los mercados financieros presentan ”ilusién monetaria”®. Sin embargo,
cabe senalar que la idea de ilusién monetaria se halla en conflicto con el

supuesto fundamental de racionalidad de la Teoria moderna.

Algunas hipotesis consistentes con la racionalidad de la Teoria moderna
postulan que la inflacién disminuye sisteméticamente el tipo de interés real.
Una de las més citadas es el denominado ”efecto Mundell-Tobin”, basado

en que la inflacién provoca una sustitucién de dinero por capital, por lo que

Ver Modigliani y Cohn (1979) o Summers (1983).
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el incremento en la demanda de stock de capital reduce el tipo de interés
real. Coppock y Poitras (2000), por el contrario, argumentan que no parece
que el efecto Mundell-Tobin sea significativo empiricamente en el tipo de
interés real. Ademads, Summers (1983) obtiene que debido a que la posesién
de dinero, en términos generales, suele ser inferior al 2% del valor del stock
de capital, la sustitucién de dinero por capital puede disminuir el tipo de

interés real, pero no més de 6 puntos bésicos.

Otra explicacién que justifica el ajuste parcial del tipo de interés nomi-
nal a la tasa de inflacién es el denominado ”efecto Wicksell”. Este efecto
considera que la redistribucién que se produce por una expansién mone-
taria reduce sistemdticamente el tipo de interés real (Wicksell, 1907; Cagan,
1980). Sin embargo, algunos autores como Coppock y Poitras (2000), ob-
tienen que, el efecto Wicksell, al igual que el efecto Mundell-Tobin, no
puede explicar una reduccién significativa en el tipo de interés real de-
bido al tamafo relativamente grande del stock de capital existente. Segiin
Coppock y Poitras (2000), una explicacién plausible a la reduccién que
experimenta el tipo de interés real, ante un incremento en el nivel de pre-
cios, es la idea de que los activos financieros de bajo riesgo, tales como los
Bonos del Estado, producen rendimientos no pecuniarios de liquidez. Fried
y Howitt (1983) muestran que si el dinero y los bonos se sustituyen en
la generacion de liquidez y cada uno de ellos ofrece una liquidez marginal
positiva, aunque decreciente, entonces la inflaciéon, que provoca una susti-
tucién de dinero por bonos, incrementa la prima de liquidez de los bonos

y disminuye el tipo de interés real pecuniario. Por ello, para Coppock y
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Poitras (2000), el denominado ”efecto Fried-Howitt” implica que el efecto
Fisher completo podrfa cumplirse inicamente entre activos que no poseen

liquidez, pero no entre los que sf la tienen®.

Fisher (1930) comienza su trabajo empirico haciendo referencia al gran
nimero de problemas que encuentra para relacionar el tipo de interés nomi-
nal y la tasa de inflacién. El conduce su estudio a un anélisis de correlacién
entre estas dos series, utilizando, en primer lugar, datos anuales de Esta-
dos Unidos y, posteriormente, del Reino Unido, llegando a la conclusién de
que la correlacién de primer orden entre la tasa de inflacién y el tipo de
interés es débil, e incluso se ve oscurecida por otros factores. Sin embargo,
cuando considera el supuesto razonable de que el efecto que produce un
cambio en los precios no se agota en un afno, sino que perdura durante un
periodo més largo de tiempo, aunque con una intensidad cada vez menor,
encuentra una relacién significativa, especialmente en el periodo que abarca
la Segunda Guerra Mundial, caracterizado por las violentas fluctuaciones a
las que se ven sometidos los precios. A partir de este trabajo, tal y como
se ha comentado en la Introduccién del presente Capitulo, surge una gran
cantidad de andlisis empiricos relacionados con esta cuestiéon que, o bien
utilizan datos de otros paises, o cubren diferentes periodos de tiempo, o

utilizan una metodologia diferente, y que, por ello, obtienen conclusiones

% Coppock y Poitras (2000) corroboran esta idea tras incluir en su modelo, expuesto
m4ds adelante en la ecuacién (2.22), variables ficticias que tratan de recoger las diferencias
de liquidez entre diferentes activos, para cada uno de los paises considerados, rechazando
el efecto Fisher completo para los paises con activos més liquidos, pero no para los que

tienen activos con menor grado de liquidez.
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distintas en relacién a las propiedades estadisticas del tipo de interés real

esperado (7).

Estudios alternativos analizan la relacién entre el tipo de interés nominal
y la inflacién utilizando métodos de regresiéon. En particular, utilizan la

ecuacion de regresion siguiente:

. e
it = ¢+ bmi + uy,

de manera que para que se cumpla el efecto Fisher completo, el coeficiente
b tiene que ser unitario y los residuos u; deben ser estacionarios. Bajo esta

hipdtesis, se puede expresar el tipo de interés real ex-post como:

Ty =c+b(ry — m) + u = ¢+ wy,

lo que implica que las fluctuaciones que se producen en el tipo de interés

real son estacionarias alrededor de un nivel ¢ constante.

Algunos autores como Fama y Schwert (1977), Fama y Gibbons (1982),
Huizinga y Mishkin (1984, 1986) y Kandel et al. (1996), entre otros, exa-
minan el posible cumplimiento efectivo de la hipétesis de Fisher utilizando
técnicas habituales de regresién por minimos cuadrados ordinarios (MCO),
llegando a la conclusién de que efectivamente esta hipdtesis no se cumple,
ya que el tipo de interés real se halla correlacionado con la tasa de in-
flacién esperada de forma negativa. Sin embargo, tal y como seniala Ferrer

(1998), este tipo de andlisis presenta varias carencias significativas, como
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el hecho de que no diferencia entre movimientos de equilibrio a largo plazo
y procesos de ajuste a corto plazo, al realizar un estudio completamente
estdtico. Ademds, Ferrer (1998) anade que si las variables utilizadas en la
regresién no son estacionarias se pueden encontrar relaciones espurias entre
las variables implicadas. Summers (1983) también senala el problema de
simultaneidad entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién espe-
rada. Algunos autores resuelven este problema anadiendo restricciones a
la relacién entre estas dos series, como lleva a cabo, por ejemplo, Fama
(1975) al suponer que el tipo de interés nominal es exégeno, encontrando
soporte empirico a la idea de tipo de interés real constante en el periodo
1953-1971 para Estados Unidos. Sin embargo, Mishkin (1981), subsiguien-
temente, rechaza la constancia en el tipo de interés real, en un estudio
que cubre periodos mds amplios: 1931-1952 y 1953-1979. Mundell (1963)
también anade dudas tedricas a la relacién propuesta por Fisher y a los
resultados empiricos de Fama (1975), al considerar que la tasa de inflacién
disminuye los saldos reales de dinero, reduciendo la riqueza y provocando
un aumento en el tipo de interés nominal inferior al incremento que ex-
perimenta la tasa de inflacién. Nelson y Schwert (1977) también critican
a Fama (1975), argumentando que los contrastes que utiliza este autor no
tienen buenas propiedades de potencia, por lo que no rechaza la hipdtesis
conjunta de expectativas racionales y que el tipo de interés real ex-ante
es constante. Si, por el contrario, se rechazara esta hipétesis, Nelson y
Schwert (1977) argumentan que el tipo de interés real ex-ante se podria
considerar que es variable y/o que el mercado es ineficiente. Otros autores

que también anaden restricciones a la relacién entre el tipo de interés y la
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tasa de inflacién son Carmichael y Stebbing (1983), al suponer que la tasa

7

de inflacién anticipada es exdgena’, en lugar de suponer que es exégeno el

tipo de interés nominal como hace Fama (1975).

MacDonald y Murphy (1989), Mishkin (1992), Wallace y Warner (1993),
Evans et al. (1994), Crowder y Hoffman (1996), Daniels et al. (1996) y
Engsted (1995), inter alia, desechan los procedimientos de regresién estén-
dar para contrastar empiricamente el efecto Fisher, utilizando técnicas de
cointegraciéon. Estos autores apoyan su metodologia basdndose en el hecho
de que Fisher, en su articulo de 1930, encuentra evidencia de que, en gene-
ral, el ajuste del tipo de interés nominal a las expectativas de variaciones
en los precios es un proceso lento y gradual, por lo que interpretan este
fenémeno como de equilibrio a largo plazo. Asimismo, su metodologia se
escuda en los estudios de Nelson y Plosser (1982) y Schwert (1987), que
manifiestan que la mayoria de las series temporales financieras, entre las
que se incluyen el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién esperada, son
procesos no estacionarios, y en los andlisis de Granger y Newbold (1974) y
Phillips (1986), que senalan la posible aparicién de problemas de regresion

espuria si se utilizan las técnicas cldsicas de estimacién por MCO con series

TCarmichael y Stebbing (1983) tienen en cuenta la paradoja que el propio Fisher
ya habia adelantado, consistente en que el uso de datos sobre activos financieros para
contrastar una teoria sobre activos reales, tiene que incorporar supuestos implicitos sobre
los margenes de sustitucion entre dinero y activos financieros, por un lado, y entre activos
financieros y capital, por otro. Por otra parte, Atkins (1989) sefiala que si el tipo de
interés nominal es un predictor de la tasa de inflacién, entonces el tipo de interés real estd

determinado por factores reales y no puede estar influenciado por la politica monetaria.
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no estacionarias. Otros autores que también utilizan la teoria de la cointe-
gracion para llevar a cabo su estudio empirico sobre el efecto Fisher son los
de Atkins (1989), Bonham (1991), Pérez y Sdez (1992), Owen (1993), Phy-
laktis y Blake (1993), Aznar y Nievas (1995), Evans y Lewis (1995), Strauss
y Terrell (1995), Dutt y Ghosh (1995), Peldez (1995), Ferrer (1998) y Lee,
et al. (1998). Todos ellos parten de enfoques diferentes y se localizan en
paises y durante periodos de tiempo distintos, con hipétesis dispares sobre
las propiedades estocdsticas del tipo de interés real esperado, por lo que
obtienen resultados muy heterogéneos, en unos casos a favor, y en otros en

contra, del efecto Fisher.

El trabajo de MacDonald y Murphy (1989) se puede considerar como
el precursor que aborda la interrelacién entre el tipo de interés nominal
y la expectativa de la tasa de inflacién, explorando una posible relacién
de equilibrio a largo plazo entre ambas series haciendo uso de la teorfa
de la cointegracién introducida por Engle y Granger (1987). En concreto,
basindose en el supuesto de expectativas racionales® y considerando que
el tipo de interés real ex-ante es estacionario, analizan la presencia de una
relacién de equilibrio a largo plazo entre el tipo de interés nominal y la tasa
de inflacién esperada centrdndose en cuatro paises industrializados: Bélgica,

Estados Unidos, Canadé y Reino Unido, durante el periodo que va de 1955

8Crockett (1998) analiza la plausibilidad de la hipétesis de expectativas racionales
llegando a la conclusién de que, bajo supuestos macroeconémicos normales, no se espera
que se pueda dar este tipo de expectativas. Por tanto, considera que la mayoria de
los estudios empiricos sobre el efecto Fisher, basados en la hipétesis de expectativas

racionales, no pueden mostrar evidencia convincente a favor o en contra de esta relacién.
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a 1986. Sus resultados rechazan la validez de la ecuacién de Fisher, aunque
encuentran alguna evidencia empirica favorable para Canadd y Estados
Unidos, durante el periodo de tipos de cambios fijos. A partir de este
trabajo, se desarrollan muchos otros que también enfatizan la relacién de
equilibrio, o de largo plazo, entre el tipo de interés nominal y la tasa de
inflacién. Sin embargo, este enfoque requiere el supuesto de que la tasa
de inflacién y el tipo de interés nominal contengan una raiz unitaria. Este
supuesto contradice la Teorfa Econémica, ya que gran parte del espectro
de modelos macroeconémicos especifica o predice una covarianza de la tasa
de inflacién estacionaria’. Ademds, los contrastes de raices unitarias tienen
potencia muy baja, incluso nula, frente a alternativas plausibles (Cochrane,

1991).

Ferrer (1998) también utiliza la metodologia de la cointegracién para
analizar el efecto Fisher, centrando su estudio en la economia espamola.
Este autor considera que si el mercado procesa de forma eficiente toda la
informacién disponible, el tipo de interés nominal que genera un determi-
nado activo financiero puede ser calculado como la suma del tipo de interés

real esperado y la tasa de inflacién anticipada:

1 = Eyry + Eymy,

donde 7; representa el tipo de interés nominal durante un intervalo de tiem-

po unitario que comienza en el momento t; E;r; denota el tipo de interés

9Una excepcién es la Teoria del sefioriaje 6ptimo (Mankiw, 1987).
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real ez-ante esperado a priori correspondiente al periodo de tiempo [¢, t+1];
Eym; es la tasa de inflacién esperada asociada al periodo [t,t + 1]. Ferrer
(1998) opta por introducir el supuesto de expectativas racionales, de mane-
ra que la tasa de inflacién anticipada se obtiene como el valor esperado de
la tasa de inflacién condicionada al conjunto de informacién disponible en
el momento presente. Una de las implicaciones bésicas de este supuesto es
que la inflacién observada y la anticipada difieren inicamente por un tér-
mino de perturbacién aleatoria con media cero, varianza constante y libre

de correlacién serial'”, tal y como se especifica a continuacién:

T = Eymy + &,

donde 7y denota la tasa de inflacién observada o realizada en el periodo
[t,t + 1]; e; representa el error de prondstico racional o término de pertur-
bacién aleatoria con las caracteristicas seialadas anteriormente. La ventaja
de la adopcién del enfoque de expectativas racionales radica en que en el
largo plazo, bajo los mecanismos convencionales de formacién de expectati-
vas, éstas son correctas y, por consiguiente, la inflacién observada se puede
utilizar como prozy de la inflacién esperada. Asimismo, Ferrer (1998) con-
sidera el supuesto de estacionariedad del tipo de interés real esperado. Tras
incorporar estos dos supuestos, este autor llega a la siguiente ecuacion re-

presentativa de la relaciéon de Fisher:

10F] término de perturbacién aleatoria es ortogonal a cualquier informacién conocida

en el periodo presente y, en ocasiones, recibe el nombre de tasa de inflacién no anticipada.

150



2.2. Efecto Fisher

it = a+ B+ iy, (2.3)

donde « representa la media constante a largo plazo del tipo de interés
real esperado; [ es el coeficiente que mide la respuesta del tipo de interés
nominal ante una variacién en la tasa de inflacién realizada; p, denota un
término de error aleatorio constituido por la suma del error de prondstico
racional de la inflacién y un componente que recoge los shocks de caricter
estacionario que afectan al tipo de interés real ex-ante. En el ambito de la
teoria de la cointegracién, la ecuacién (2.3) recibe el nombre de regresion
de cointegracién, « y 8 son los parametros del vector de cointegracién, que
es el vector que representa la relacién estable de largo plazo entre el tipo
de interés nominal y la tasa de inflacién y p, es el denominado residuo de

la regresién de cointegracién.

Ferrer (1998) también distingue entre la forma fuerte de la ecuacién
de Fisher, o efecto Fisher total o completo, que establece un movimiento
sincrénico a largo plazo y de tipo uno a uno entre el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién realizada, en este caso § es igual a la unidad, y la
forma. débil de la hipétesis de Fisher, denominada efecto Fisher parcial o
incompleto, que plantea una vinculacién estable en el largo plazo entre las
dos variables implicadas, pero en la que no se produce un ajuste completo
entre las dos variables, siendo 8 menor que la unidad, o lo que es lo mismo,
se trata de una relacién menos que proporcional. El andlisis empirico de

Ferrer (1998) utiliza un periodo muestral que abarca desde junio de 1989,
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mes caracterizado por la entrada de Espana en el mecanismo de tipos de
cambio del Sistema Monetario Europeo (SME), y marzo de 1996. Apli-
cando al tipo de interés nominal y a la tasa de inflacién el test de raices
unitarias de Dickey Fuller ampliado (Dickey, 1976; Fuller, 1976; Dickey y
Fuller, 1979, 1981), a partir de ahora DFA, y el de Said y Dickey (1984),
concluye que ambas series son procesos I(1). Asimismo, Ferrer (1998) apli-
ca la metodologia multivariante desarrollada por Johansen (1988, 1991) y
por Johansen y Juselius (1990, 1992) para determinar, mediante el empleo
de técnicas de estimaciéon por méxima verosimilitud, la existencia de una
relacién de cointegraciéon entre el conjunto de variables implicadas en la
ecuacion de Fisher. El resultado que obtiene es que este método confirma
la ausencia de cointegracién entre el tipo de interés nominal y la tasa de
inflacién, es decir, no detecta una conexién estable en el largo plazo entre
estas series, por lo que, para Ferrer (1998), el tipo de interés nominal no
refleja de forma sistematica las expectativas inflacionistas. Ferrer (1998)
argumenta como posibles razones del fracaso a nivel empirico de la relacién

de Fisher las siguientes:

- La omisién de algunas variables relevantes en la relacién de cointegracién
estimada!l.
- La ineficiencia del mercado espanol de renta fija.

- La formacién no racional de las expectativas inflacionistas.

"' MacDonald y Murphy (1989), Bonham (1991) y Strauss y Terrell (1995) plantean
que si no es correcta la hipétesis de estacionariedad de los tipos de interés reales ex-ante,
entonces serfa necesario incluir alguna variable representativa de los tipos de interés reales

ex-ante en la ecuacién empleada para la contrastacion del Efecto Fisher.
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Ferrer (1998) obtiene como resultado que el tipo de interés real no es
independiente de la tasa de inflacién. Ademads, este resultado no difiere
mucho de los obtenidos por otros trabajos anteriores llevados a cabo en el
mercado espanol. La diferencia entre estos trabajos y el de Ferrer (1998)
es que mientras que aquéllos analizan la presencia de cointegracién entre
el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién a través del método bie-
tédpico tradicional, elaborado por Engle y Granger (1987), en el estudio
de Ferrer (1998) se emplea el procedimiento de Johansen y Juselius (1990,
1992). Sin embargo, tal y como Ferrer (1998) argumenta, y de acuerdo con
MacDonald y Murphy (1989), lo que realmente se contrasta en su estudio
es una hipétesis conjunta sobre la validez empirica de la hipétesis de Fisher

y la racionalidad de la inflacién anticipada.

Otro estudio que analiza la relacién entre el tipo de interés nominal y la
tasa de inflacién, considerando una metodologia diferente para estudiar el
efecto Fisher segin si ambas series son I(1) o I(0) es el de Aznar y Nievas
(1995). Estos autores, que centran su estudio en la economia espanola,
senalan que si se acepta que el tipo de interés real no es constante, las
especificaciones que se utilizan para el contraste del efecto Fisher no deben
tomarse como fenémenos aislados, sino que, como indican Levi y Makin
(1978), deben tenerse en cuenta ecuaciones en forma reducida obtenidas a
partir de un modelo macroeconémico de equilibrio general. Teniendo en
cuenta este principio, Aznar y Nievas (1995) sefialan que en la literatura se
proponen diferentes modelos a partir de los cuales se derivan ecuaciones en

forma reducida relativas a la relacién entre el tipo de interés nominal y real
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esperados. Aunque existen diferencias sustanciales entre todos los modelos,
tal y como argumentan Aznar y Nievas (1995, p.283), tienen una estructura

7

comun: ”...el nicleo estd constituido por dos relaciones, la primera es una
funcion IS y la sequnda una funcion LM. Estas dos relaciones siempre van
acompanadas por otra que explica la tasa de inflacion y por la denominada
ecuacion de Fisher, en la que el tipo de interés nominal se expresa como
suma del tipo de interés real esperado y la tasa de inflacion esperada”.
Algunos autores también anaden una funcién de oferta y/o una relacién que
tiene en consideracion el sector exterior. Algunos ejemplos de estos modelos
en la literatura se pueden ver en Peek (1982), Wilcox (1983a, 1983b), Peek
y Wilcox (1983, 1984), Groenewold (1989), Allen (1991, 1992) y Findlay
(1991). Como ilustracién de este enfoque, Aznar y Nievas (1995) se basan
en el modelo contenido en Groenewold (1989), aunque lo aplican a datos
de la economia espafiola sin prestar atencién a las series de impuestos. Asi,

las cuatro relaciones de este modelo se pueden representar de la siguiente

manera:
ye = ag+ai(iy — %) + a2(pe/p)t + a3(pm /D)t + aage, (2.4)
my = bo+ b1y — bamy — bg(iy — ) — ba(y; +ef —7f),  (2.5)
Z.t = Tf + 7[-?7 (26)
T = W? + Et, (27)
donde:

y = nivel de produccién real
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y* = nivel de produccién real del exterior

1 = tipo de interés nominal

1* = tipo de interés nominal del exterior

r¢ = tipo de interés real esperado

7€ = tasa de inflacién esperada

p; = Indice de precios de las exportaciones
Pm = Indice de precios de las importaciones
p = indice de precios interior

g = gasto publico en términos reales

m = stock de dinero en términos reales

e® = depreciacién esperada del tipo de cambio

€ = perturbacién aleatoria

La relacién (2.4) es la curva IS; la ecuacién (2.5) es la curva LM, la

expresion (2.6) es la ecuacion de Fisher y la relacion (2.7) recoge el supuesto

de expectativas racionales, cumpliéndose que E(e;/I;—1) = 0, donde I;_;

recoge la informacién relevante para los agentes en el periodo de formacién

de expectativas.

Algunas veces también se anaden las dos ecuaciones siguientes:

donde:

’it = ’I’t+7‘(’t, (28)

Ty = 2277 (2'9)
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r¢ = tipo de interés real ex-post
m¢ = tasa de inflacién ex-post

z; = vector de variables explicativas de la tasa de inflacion.

A partir de (2.4) y (2.5) se obtiene la relacién en forma reducida del tipo

de interés real esperado, que se puede representar de la siguiente manera:

ry = a+ 0nf + 019¢ + damy + 0315 + 64(p2/D)t + O5(Pm/P)t + de7y,
(2.10)

y de forma mds resumida se puede escribir asi:

r{ = a+ 07§ + wid,

donde w} es el conjunto de variables explicativas diferentes de la tasa de
inflacién esperada. A partir de estas ecuaciones, Aznar y Nievas (1995) ar-
gumentan que existen tres enfoques distintos para llevar a cabo el contraste

del efecto Fisher con expectativas racionales:

(a) Enfoque de Errores en Variables: Este enfoque se basa en las relaciones

(2.6), (2.7) y (2.10). Sustituyendo (2.10) y (2.7) en (2.6), se obtiene:

ir =a+ (1+0)m +wd — (1 + 0)er = By + w6 — Bey. (2.11)

Para contrastar el efecto Fisher es necesario estimar (2.11) y contrastar

la siguiente hipétesis:
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Hy:6=1.

Debido a que en la expresién (2.11), al menos uno de los regresores,
como es ¢, estd correlacionado con la perturbacién aleatoria, la estimacién
por MCO conduce a subestimaciones del verdadero pardametro 3, por lo que,
segin Aznar y Nievas (1995), para estimar correctamente esta ecuacién hay

que utilizar alguna variante del método variables instrumentales'?.

Si en la funcién IS se considera que la demanda de inversién depende
también del tipo de interés real pasado y en lugar de utilizar la hipétesis

(2.10), se utiliza la siguiente hipétesis sobre el tipo de interés real:

¢ =+ ¢ri_| + 0ns +w,d, (2.12)
entonces se obtiene una expresién alternativa a (2.11).
Asi, tendiento en cuenta que, a partir de (2.6), (2.7) y (2.8) se puede
escribir:
Te=T{ — &, (2.13)

y utilizando (2.7), (2.12) y (2.13), se llega a la siguiente expresion:

12Los problemas que plantea esta cuestién cuando se contrasta el efecto Fisher se

desarrollan en Graham (1988).
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Tt =+ ¢ri_1 + O0m + wid + vy, (2.14)

donde:

vp = —(1+0)er + der—1. (2.15)

La estimacién de (2.14), con la perturbacién aleatoria representada co-
mo en la expresién (2.15), presenta problemas econométricos importantes.
Kinal y Lahiri (1988) y Lahiri y Zaporowski (1988) proponen una solucién
a estos problemas teniendo en cuenta el trabajo de Cumby et al. (1983).
La solucién se basa en el uso del método de estimacién por variables ins-
trumentales, lo que deja un gran margen de arbitrariedad a la hora de

seleccionar los instrumentos.

(b) Enfoque Mishkin: Se denomina asf a este tipo de enfoque porque lo de-
sarrolla y aplica Mishkin, en Mishkin (1981, 1984) y en Huizinga y Mishkin
(1984). La propuesta es que a partir de (2.6) y (2.8) se obtiene:

Tt —T’f = —(7Tt —ﬂf) = —&¢.

Despejando r; y sustituyendo en (2.10) se obtiene:

re = 07§ + w0 — &
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Por 1ltimo, sustituyendo 7§ por (2.9), se llega a la expresion:

re = 2,0 + Wy — & (2.16)

El enfoque Mishkin propone estimar (2.16), obtener su estimacién (74),
derivar la serie de tasa de inflacién esperada a partir de (2.6) y analizar
la correlacién entre estas series, concluyendo la existencia o no del efecto
Fisher. Segun Aznar y Nievas (1995), en sentido estricto, se puede consi-
derar que este procedimiento es mds bien un contraste de la hipdtesis de

expectativas racionales a partir de la tasa de inflacién esperada.

(c) Enfoque Sustitucién: Este enfoque parte de un sistema formado por las

dos relaciones siguientes:

iv = B+ wid+ ey,

T o= W= 2y +

En forma matricial se puede representar este sistema como:

i = mB+Wd+e, (2.17)
T = wt+n=Zy+n. (2.18)
Este enfoque se basa en estimar v en (2.18), obteniendo 4 =

(Z'Z)~Z'm, posteriormente se calcula # = Z(Z'Z)~1 7', se sustituye 7°

por & en (2.17) y, por tltimo, se estiman los pardmetros 5y d por MCO.
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Esta sustitucién lleva al siguiente modelo:

i=#B+Wo+e+nB—#B=rB+Ws+u. (2.19)

Teniendo en cuenta:

T —f=2y—-Z(2'Z) Z'r = —-Z(21Z2)" ' Z'n = —P.n,

la perturbacion aleatoria en la expresion (2.19), se puede escribir como:

u=c¢e¢— [BP.m.

Si se supone que € y 1 son independientes, entonces los dos primeros

momentos de u vienen dados por:

E(u) = 0
Var(u) = 03+B2Pza,27. (2.20)

Segiin Pagan (1984), Pesaran (1987) y McAleer y McKenzie (1991), se

puede estimar (§ a través de tres procedimientos:

- Aplicar MCO a la expresion (2.19).
- Aplicar Minimos Cuadrados Generalizados (MCG) a (2.19), considerando
(2.20).
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- Aplicar métodos de estimaciéon méximo-verosimiles al sistema (2.17)-

(2.18).

En las referencias citadas previamente se obtiene que el método mas
eficiente es el tercero, pero si se supone que 8 y ¢ son diferentes de cero
existen dos casos para los que el primer método es tan eficiente como el
tercero: i) W es ortogonal a Z y ii) las variables presentes en W estdn
también presentes en Z. En la literatura relativa al efecto Fisher (por
ejemplo, Graham, 1988) se opta, generalmente, por la segunda solucién,
utilizando para estimar la expectativa de m un grupo de variables entre las

que se encuentran las incluidas en W.

Para contrastar el efecto Fisher, Aznar y Nievas (1995) proponen que
si todas las variables son estacionarias, entonces debe tratarse el problema
de la correlacién entre algunos de los regresores y la perturbacién aleatoria
prestando atencién a alguno de los tres procedimientos explicados anterior-
mente, aconsejando utilizar una de las dos vias que aparecen en el enfoque
sustitucion, es decir, suponer ortogonalidad de las variables que forman W
respecto a las incluidas en Z o que las variables en W estén incluidas en Z.
Asi, teniendo en cuenta que estos autores consideran que el efecto Fisher
equivale a que las variables que determinan el tipo de interés real espera-
do no coinciden con las que determinan la tasa de inflacién, creen que la
mejor via a seguir serfa la basada en la ortogonalidad de las variables en W
respecto a las incluidas en Z, y no en el método habitualmente utilizado
basado en que las variables en W estén incluidas en Z. Si, por el contrario,

las variables son I(1), la solucién es diferente. En este caso, Aznar y Nievas
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(1995) obtienen la siguiente versién de la relacién (2.11):

p p k p
it = Y Gile—i+ Y BiTe—i + Y D Sijwip—j + ug, (2.21)
=1 =0 i=145=0

donde se supone que u; es ruido blanco. Estos autores obtienen que si 7y
es un proceso I(1) y la perturbacién aleatoria es 1(0), teniendo en cuenta
a Cuthbertson et al. (1992) y Hamilton (1994), el estimador obtenido por
MCO de B, es consistente, aunque exista correlacién entre la variable y
la perturbacién aleatoria. De esta manera, se resolveria el problema de la
correlacion entre el regresor y la perturbacién, pero surgiria el de tratar un

modelo con variables integradas.

Cuando el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién son proce-
sos I(1), Aznar y Nievas (1995) plantean contrastar la posible relacién de
cointegracién entre iy y m; y las variables incluidas en wy. Si al aplicar el
contraste se obtiene como resultado que no hay cointegracién, se rechaza el

efecto Fisher.

Si se acepta la existencia de relacién de cointegracion, significa que hay
un vector de pardmetros (8, d;) de tal manera que la expresion iy — w3
—w}dp es estacionaria. Tras determinar el valor de p en la expresién (2.21),

el siguiente paso consiste en llevar a cabo el contraste de la hipdtesis:

Hy: 0=
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La conclusién que Aznar y Nievas (1995) extraen es que no sélo se re-
chaza el efecto Fisher en la economia espanola en el periodo que va desde
enero de 1990 a diciembre de 1994, sino también se rechaza que la tasa de
inflacién tenga algin efecto sobre el tipo de interés nominal. En Nievas
(1994) se recogen las explicaciones que se dan en la literatura para dar
cuenta de la ausencia del efecto Fisher. Un primer grupo de autores argu-
mentan que se rechaza esta hipétesis porque los modelos utilizados estdn

mal especificados y aconsejan incorporar nuevas variables!3.

Un segundo
grupo de autores asocia el incumplimiento del efecto Fisher a la capacidad
de los agentes para predecir los cambios en la tasa de inflacién, segin la
trayectoria seguida por ésta'?. Finalmente, un tercer grupo de autores gi-
ra sus argumentos en torno a la denominada hipdtesis inversa de Fisher,
destacando el grado de sustituibilidad entre los diferentes activos'®. Segtin

Aznar y Nievas (1995) cualquiera de estas argumentaciones serian validas

para explicar la ausencia de efecto Fisher que obtienen para el caso espanol.

Uno de los trabajos que se centran en el andlisis del comportamiento del

Y En particular, Darby (1975), Feldstein (1976), Gandolfi (1976) y Tanzi (1976) hacen
hincapié en la ausencia de variables impositivas. Wilcox (1983a, 1983b y 1983c) pone
el acento en la necesidad de introducir en el modelo lo que llama ”variables de oferta”.
Chouldhry, Placome y Wallace (1991) consideran necesario incluir variables que tengan
en cuenta el grado de regulacion monetaria existente. Viren (1987, 1989) justifica el

incumplimiento del efecto Fisher por los cambios institucionales acaecidos en la economia.
' Con este enfoque destacan los trabajos de Barthold y Dougan (1986), Barsky (1987)

y Mishkin (1992).
"En este sentido, ver Carmichael y Stebbing (1983), Fried y Howit (1983) y Mitchel

(1985).
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tipo de interés real en el largo plazo y que no requiere el supuesto de raiz
unitaria en el tipo de interés nominal y en la tasa de inflacién es el de Duck
(1993), quien encuentra evidencia de un efecto Fisher completo en el largo
plazo, utilizando promedios a largo plazo de la tasa de inflacién y del tipo de
interés nominal en una seccién cruzada de pafses'é. El método de promedios
a largo plazo tiene la ventaja de ser vdlido tanto en el caso en que las series
presenten raiz unitaria o sean estacionarias!’. Coppock y Poitras (2000)
también vuelven a analizar el efecto Fisher utilizando el procedimiento de
promedios a largo plazo en una seccién cruzada de pafses, llegando a la
conclusién de un efecto Fisher parcial. Estos autores consideran promedios
de tasas anuales de la tasa de inflacién y del tipo de interés nominal en el
periodo 1976-1988 con datos cross-section de 40 paises. El modelo empirico

que consideran adopta la siguiente forma:

1i = a+ Bomi + BV P + &4 (2.22)

'5Ver también Evans y Lewis (1995), Peldez (1995) o Crowder y Hoffman (1996).
'"Coopock y Poitras (2000), para demostrar la validez de este procedimiento, conside-

ran el supuesto de que la inflacién sigue un paseo aleatorio simple, 7 = m—1 + v+, siendo
v¢ un ruido blanco. Sin pérdida de generalidad suponen que el tipo de interés real es
igual a cero, de manera que para compensar a los prestamistas por la inflacién esperada,
el tipo de interés nominal debe seguir el siguiente proceso: iy = mi—1. Asi, m — it = vy.
Calculando promedios muestrales se obtiene: Y, w /T — >, it /T =3, v:/T, que tiende
al valor cero cuando el tamafnio muestral (7') tiende a infinito, ya que v; es ruido blanco.
Por tanto, para un valor de T suficientemente grande, los promedios de tasas de inflacién
y de tipos de interés nominales se mueven en correspondencia aproximada uno a uno,

incluso aunque posean una rafz unitaria.
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Para el pais i, 7m; representa el promedio de inflacién anual, medida por
el deflactor del Producto Nacional Bruto (PNB) o el deflactor del Producto
Interior Bruto (PIB); i; es el promedio de corto plazo o medio plazo del
tipo de interés a corto o medio plazo de la deuda del Estado; y V P; es la
variabilidad de la inflacién, medida como la desviacion estandar de la tasa
de inflacién anual. El modelo considera la variable V P; como prozy de la
incertidumbre respecto a la tasa de inflacién. Coppock y Poitras (2000),
sin embargo, senalan que la ecuacién (2.22) puede tener un importante ses-
go debido a las variables omitidas, ya que muchos factores pueden hacer
que el tipo de interés real varie entre paises'®. Por ejemplo, algunos pafses
pueden poner controles a su tipo de interés nominal, o los paises pueden
tener diferentes tipos impositivos que gravan los ingresos que se obtienen
por intereses, ademads, los Bonos del Estado de diferentes naciones pueden
tener caracteristicas distintas de liquidez y riesgo. Otro efecto que puede
influir considerablemente en la relacién entre el tipo de interés nominal y
la tasa de inflacién es la hiperinflacién acaecida en algunos paises como
Brasil, Bolivia y Perd, que puede romper las condiciones de regularidad
empirica que existen cuando la inflacién es moderada. De hecho, cuando
Coppock y Poitras (2000) estiman por MCO la ecuacién (2.22) para todos

los paises, sus resultados apoyan la conclusién extraida por Duck (1993) de

18Gi no existe movilidad perfecta de bienes entre paises, los tipos de interés reales
pueden diferir entre ellos, incluso si existe movilidad perfecta de capitales en el mercado
financiero. La movilidad imperfecta en el mercado de bienes, implica que los inversores
tienen un incentivo pequenio a responder a diferenciales en los tipos de interés reales,

expresados en términos de bienes de diferentes paises.
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que se produce el efecto Fisher completo, al obtener una estimacién de 3,
igual a la unidad. Por el contrario, si se omiten los datos de Brasil, la esti-
macién del pardmetro 3, pasa a tomar un valor inferior a la unidad, al nivel
de significacion del 1%. Por ello, aplican las técnicas Bounded-Influence,
presentadas por Welsch (1980) y Krasker y Welsch (1982). Estas técnicas
no son una panacea para resolver todas las patologias econométricas, pero
proporcionan una inferencia robusta a cambios que se puedan producir en
pequenas muestras y mitigan los efectos de variables omitidas y de datos
que presentan errores. El resultado de aplicar el método en dos pasos de
Welsch (1980) y el método iterativo de Krasker-Welsch lleva a Coppock y
Poitras (2000) a concluir que no se produce un efecto Fisher completo, sino
un efecto parcial'®, ya que mediante el método en dos pasos obtiene un
valor de (3, de 0.78, significativo al nivel del 1%, y si se utiliza el método
iterativo, 3y toma un valor de 0.63, también significativo al nivel del 1%.
Segun Coppock y Poitras (2000), los modelos de precios de activos, como el
de Lucas (1978) y Stulz (1986), predicen generalmente un efecto negativo

de la incertidumbre de la tasa de inflacién en el tipo de interés nominal.

19Utilizando 33 observaciones de datos, como las que usa Duck (1993), Coppock y
Poitras (2000) obtienen resultados similares. Reemplazando la variable V P; por el loga-
ritmo de V P;, para disminuir el efecto marginal de la incertidumbre de la inflacién en el
tipo de interés real, los resultados tampoco cambian sustancialmente. Omitiendo comple-
tamente la variable V P; y utilizando una estimacién Bounded-Influence de la regresion
simple del tipo de interés nominal y la tasa de inflacién, también proporciona una infe-
rencia similar. En este caso, el procedimiento en dos pasos estima un efecto marginal de
la incertidumbre de la inflacién en el tipo de interés real de 0.63, mientras que el iterativo

obtiene un efecto de 0.59.
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Este efecto procede de la desigualdad de Jensen (Coppock y Poitras, p.182
y 183): 7 El rendimiento real esperado del valor nominal de un bono incre-
menta a medida que la inflacion se vuelve mds variable, debido a que el
valor real de vencimiento del bono es una funcién convexa del nivel de pre-
ctos”. Por tanto, para mantener el rendimiento real de equilibrio, el tipo
de interés nominal debe disminuir. De modo menos formal, Friedman y
Schwartz (1982) argumentan que la variabilidad de la inflacién puede per-
judicar el rendimiento de un bono u obligacién, al deteriorar la eficiencia
del mercado de capitales y al disminuir el promedio de productividad real®’.

Los estudios analizados anteriormente se centran en un andlisis sobre la
relacién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en el largo
plazo. Sin embargo, también se han desarrollado estudios que tratan de
hallar una relacién entre ambas variables en el corto plazo. Estos tltimos se
centran en la relacién entre la tasa de crecimiento del tipo de interés nominal
y la variacién de la tasa de inflacién, denominando a esta relacién ”efecto
Fisher de corto plazo”. Mishkin (1992) fue el primer autor en aglutinar
en un mismo articulo los denominados ”efecto Fisher de largo plazo” y
"efecto Fisher de corto plazo”. Para analizar la relaciéon de largo plazo
entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién, Mishkin (1992) utiliza
tests de cointegracion basados en los residuos. A través de estos contrastes
encuentra soporte empirico a favor del cumplimiento del efecto Fisher de
largo plazo, ya que halla una tendencia estocdstica comiin entre el tipo de

interés nominal y la tasa de crecimiento de los precios de Estados Unidos

20Ver el modelo de oferta de trabajo de Snow y Warren (1986).
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para el periodo de la postguerra, enero 1953-diciembrel990, y para los
subperiodos siguientes: enero 1953-octubre 1979, noviembre 1979-octubre
1982 y noviembre 1982-diciembre 1990. Asi, Mishkin (1992) obtiene que si
" es la tasa de inflacién en el periodo m, entonces a partir de la ecuacién
(2.2) se llega a la siguiente relaciéon entre el tipo de interés real ex-post

(r" = 4" — 7") y el tipo de interés ez-ante (r;™) :

m __ _em e,m my\ __ em
rit =y (g =) =g+ e

Bajo el supuesto de expectativas racionales, que se basa en que los
agentes utilizan toda la informacién de forma eficiente a la hora de prede-
cir la inflacién, el error de prediccion de la tasa de inflacién (g; = 7;"™" —7")
es una diferencia de martingalas y, por tanto, es estacionario o integrado
de orden cero, I(0). Bajo esta hipétesis, el tipo de interés real ex-post y
ez-ante difieren por un componente estacionario y, por consiguiente, tienen
las mismas propiedades en el largo plazo. Asi, Mishkin (1992) argumenta
que el tipo de interés real ez-post solo puede ser I(1) si r;"™ es I(1). Por
tanto, un contraste de raiz unitaria aplicado a r}*, frente a la H; de es-
tacionariedad, se puede interpretar como un test de raiz unitaria aplicado
a la serie r;”"™, frente a la alternativa de tipo de interés real ex-ante esta-
cionario. Asimismo, la existencia de una relacién de cointegracién entre ;"
y " es la hipdtesis alternativa en un contraste de rafz unitaria aplicado
al tipo de interés real ex-post. El efecto Fisher de largo plazo implica no

rechazar la hipétesis de que el tipo de interés real ezx-ante es estacionario,
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es decir, bajo expectativas racionales y errores de prediccién estacionarios
para la inflacién, se cumple el efecto Fisher si el tipo de interés real ex-post

también es estacionario.

En lo referente al estudio de Mishkin (1992) relativo al efecto Fisher
de corto plazo, y teniendo en cuenta expectativas racionales, este autor

también deriva una ecuacién alternativa para contrastar dicho efecto:

AT = g, + B AL + 0,

donde

m m m m
Ny = U +E& — &1,

de manera que un coeficiente f3,, positivo proporciona evidencia de que un
cambio en el tipo de interés nominal estd asociado a un cambio inmediato
en la tasa de inflacién esperada. Sin embargo, su estudio empirico no
encuentra soporte al efecto Fisher de corto plazo, argumentando que la no
existencia del mismo no excluye la posibilidad de que pueda darse un efecto

Fisher de largo plazo.

Lee, Clark y Ahn (1998), més recientemente, también estudian el efecto
Fisher de largo y corto plazo. Para contrastar el efecto Fisher de largo
plazo también utilizan técnicas de cointegracién y se basan en los mismos
datos que Mishkin (1992). Asf, teniendo en cuenta la identidad de Fisher,

de manera que el tipo de interés nominal en el periodo m es igual al tipo de
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interés real esperado en el mismo periodo, més la expectativa de inflacién

a lo largo de m periodos, Lee et al. (1998) obtienen la siguiente expresion:

i = B + By, (2.23)

Suponiendo expectativas racionales: 7} = Eym* + €}, donde €}" es el
error de prediccién de la inflacién, se puede expresar la ecuacién (2.23) de

la siguiente manera:

iyt = Byt + it — el (2.24)

Si 4" y 7}* son procesos I(1) y cointegran, entonces se cumple el efecto
Fisher. La expresién (2.24) se puede representar de tal manera que se

muestre en el lado izquierdo de la ecuacién dicho efecto®!:

-m m o m m
Segun estos autores, bajo expectativas racionales, el valor esperado de
€™ es cero, ademds € debe ser estacionario®?. Asf, si el tipo de interés real

ex-ante, Eyri’®, también es estacionario, entonces ¢;* — m}* es estacionario

?LSheehan (1996) considera la identidad de la ecuacién de Fisher ”ampliada”, mediante
la especificacién de un modelo macroeconémico con un nimero mayor de variables y

obtiene a partir de él la forma reducida de la ecuacién del tipo de interés.
22 Aunque el valor esperado del término de perturbacién aleatoria se puede desviar de

cero en el corto plazo, en el largo plazo debe converger a cero.
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y (1,—1) sera el vector de cointegracion de Y = [if*, 7}"]’. En este caso
especial, el tipo de interés nominal se mueve uno a uno con la tasa de
inflacién (Mishkin, 1992, y Owen, 1993), es decir, se produce un efecto
Fisher completo. Sin embargo, las series i;" y 7}* podrian estar cointegradas
con un vector de cointegracion (1, —3) (Owen, 1993). En este caso, el tipo
de interés nominal y la tasa de inflacién tendrian una tendencia estocéstica
comuin y si f # 1 existiria un efecto Fisher parcial. Si no se encuentra
ninguna combinacién lineal entre " y 7" que sea estacionaria, cuando
ambas variables son procesos I(1), implicaria ausencia de efecto Fisher en

el largo plazo.

Lee et al. (1998), utilizando el test de razén de verosimilitud de Yap
y Reinsel (1995) y el test KPSS sugerido por Kwiatkowski et al. (1992),
muestran que el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién de Estados
Unidos presentan una raiz unitaria®®. Partiendo de estos resultados, Lee et
al. (1998) analizan si existe una relacién estacionaria entre ambas series o,
lo que es lo mismo, si existe un vector de cointegracién entre ellas mediante
el test de maxima-verosimilitud de Ahn y Reinsel (1990, 1992). Para ello,
consideran un vector autorregresivo, a partir del vector constituido por el

tipo de interés nominal y la tasa de inflacién Y; = [i]", 7}"]":

p .
T(L)Y; =0 + (In -y er]> Y + e, (2.25)
j=1

*3Tstos resultados son bastantes similares a los de Mishkin (1992), que utiliza técnicas

alternativas.
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donde n = 2, L es un operador de retardos y €; es una secuencia de vectores
aleatorios de dimensién n distribuidos independientemente con E(eg;) = 0
y cov(ey) = Q.. Si Y; estd cointegrado con un rango de cointegraciéon k =
1, denotado CI(1,1), entonces el rango de {I'(1)} = k = 1 y el nimero
de raices unitarias que satisfacen que el determinante de {I'(L)} = 0 es
d=mn—-—k=2-1=1, por lo que el modelo (2.25) tiene la siguiente

representacion de correccién de error, segiin Engle y Granger (1987):

p—1
AY; =0+TVY, 1+ > TTAY ;i + ¢y, (2.26)
i=1

donde AY; =Y; —Y;_1; ¥ = af’ tiene un rango reducido k; o es una matriz
de pardmetros de los términos de correccién de error no nula de dimensién
n x k; B es un vector normalizado de dimensién k x n, tal que B'Y;_1 es
estacionario y la matriz o8’ contiene la informacién de largo plazo de los
P
datos. Adicionalmente, I'f = — > T';, con pardmetros I'; autorregresivos
j=i+1
dados en la ecuacién (2.25). Si se produce el efecto Fisher existe un vector
de cointegracién y la matriz ¥ tiene rango k& = 1. Cuando se produce

este resultado, se puede contrastar el efecto Fisher completo comparando

el vector de cointegracién estimado (1, —/) con el hipotético (1,-1).

El resultado que obtienen es el rechazo de la Hy de no cointegracién
cuando se utiliza todo el periodo muestral y, por consiguiente, no se rechaza
la existencia de efecto Fisher de largo plazo completo, es decir, el tipo de
interés nominal se mueve con la tasa de inflacién a través de una relacién

de tipo uno a uno. Por el contrario, los resultados difieren si se consideran
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diferentes subperiodos muestrales. La subdivisién muestral que tienen en
cuenta se basa en la variacién que se produce en la relacién entre el tipo de
interés nominal y la tasa de inflacién como consecuencia de los cambios de
regimenes que experimenta la Reserva Federal en octubre de 1979 y octubre
de 1982 (Huizinga y Mishkin, 1986). Asi, por ejemplo, en la submuestra
anterior a noviembre de 1979%*, obtiene un efecto Fisher de largo plazo
parcial, coincidiendo este resultado con el de Mishkin (1992). Sin embargo,
no encuentran que se produzca dicho efecto en los periodos relativamente
més cortos: noviembre de 1979-octubre de 1982 y noviembre 1982-diciembre
de 1990, a diferencia de Mishkin (1992) que si encuentra evidencia empirica

a favor del efecto Fisher en estos periodos.

Adicionalmente, Lee et al. (1998) también encuentran apoyo al efecto
Fisher de corto plazo. Utilizando el test de causalidad de Granger, que
le permite conocer de manera simultdnea la relacién de cointegracién y el
valor estimado de los pardmetros que aparecen en el modelo de correccién
de error (MCE), representado en la ecuacién (2.26), y a través del estadis-
tico de razén de verosimilitud, obtienen evidencia del efecto Fisher de corto
plazo en el subperiodo anterior a noviembre de 1979 (este resultado difiere
del de Mishkin, 1992), pero no en el resto de periodos y tampoco si tiene en
cuenta toda la muestra. Segin Lee et al. (1998), algunas de las diferencias

entre sus resultados y los de Mishkin (1992) se deben a que utilizan técnicas

24 Los datos se disponen desde enero de 1953, si el periodo de maduracién de las Letras
del Tesoro va de 1 a 3 meses; desde enero de 1959, si el periodo de maduracién es de 6

meses, y desde enero de 1964, si el periodo de maduracién va de 9 a 12 meses.

173



Capitulo 2. Cotendencias no Lineales: Efecto Fisher

mads eficientes y con mayor potencia para identificar el efecto Fisher de cor-
to plazo. Ante estos resultados, cabe senalar que, tal y como argumentan
Vahid y Engle (1993), el hecho de que la tasa de inflacién y el tipo de in-
terés, considerados en niveles, muestren una evolucién muy parecida, lo que
implicaria un efecto Fisher de largo plazo, no tendria porqué significar que
tenga que encontrarse una evolucién parecida entre las primeras diferencias
de estas series, es decir, no tendria porqué producirse un efecto Fisher de

corto plazo.

Por otra parte, Koustas y Serletis (1999) estudian el cumplimiento
del efecto Fisher, utilizando datos trimestrales del periodo de la postgue-
rra, para Bélgica, Canadd, Dinamarca, Francia, Alemania, Grecia, Irlan-
da, Japon, Holanda, Reino Unido y Estados Unidos. Para ello, utilizan
una metodologia autorregresiva bivariante, propuesta por King y Watson
(1997), prestando especial atencién a las propiedades de integracién y coin-
tegracién de las variables, ya que, para estos autores, el efecto Fisher de-
pende de estas propiedades, y también analizan, entre otros aspectos, el
efecto dindmico que produce un shock de inflacién en el tipo de interés
nominal. Sus resultados, aunque no exentos de diferentes interpretaciones,
son similares a los de King y Watson (1997) para Estados Unidos, pero dife-
rentes a las conclusiones obtenidas por Mishkin (1984), quien encuentra un
fuerte efecto Fisher completo para Canadd, Reino Unido y Estados Unidos
(y débil para Francia, Alemania y Holanda). Asi, sus resultados apoyan
una gran parte de la literatura orientada al andlisis del efecto Fisher que

considera que la inflacién completamente anticipada tiene un efecto menor
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que la unidad en el tipo de interés nominal y, por consiguiente, el tipo de

interés real se reduce incluso en el largo plazo.

Rico (2001), también analiza el efecto Fisher a largo plazo y a corto
plazo con datos de la economia espafniola para el periodo junio 1982-junio
1998. En particular, utiliza el indice de precios al consumo (IPC) y el Mibor
a tres meses y a un ano, obtenidos del boletin estadistico del Banco de
Espana. Los resultados que obtiene, tras estimar un modelo de correccién
de error (MCE) a través del test de méxima verosimilitud de Johansen
(1988, 1991) y Johansen y Juselius (1990, 1992) y siguiendo el enfoque de
Crowder y Hoffman (1996), es que se cumple el efecto Fisher ampliado (por
las primas de inflacién) y corregido (por impuestos) en el largo plazo®®, por
lo que concluye que se cumple el denominado ”efecto Darby”26. Por el

contrario, no encuentra evidencia de efecto Fisher a corto plazo.

Ante la dificultad que supone la aparente no estacionariedad del tipo de
interés real, la mayoria de estudios empiricos se centran, iinicamente, en el
anélisis del efecto Fisher de corto plazo. Sin embargo, es necesario remarcar
que el verdadero efecto Fisher, postulado por este autor en su articulo de
1930, se basa en el ajuste del tipo de interés nominal a la tasa de inflacién
esperada en el largo plazo. Por tanto, no es sorprendente que muchos de los

estudios centrados en el corto plazo no detecten un efecto Fisher completo.

25El rendimiento nominal de los bonos estd sujeto a una tasa impositiva marginal.
20E] efecto Darby (Darby, 1975) consiste en que el tipo de interés nominal es m4s sensi-

ble a la tasa de inflacién que lo que supone el efecto Fisher completo, como consecuencia

de la presencia de impuestos.
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Los primeros estudios relativos tinicamente al efecto Fisher de corto plazo
surgen a raiz del de Fama (1975), quien encuentra que cambios en el tipo
de interés nominal ayudan a predecir variaciones en la tasa de inflacion.
Para Fama (1975), si se tiene en cuenta un modelo con datos en niveles, tal

y como se describe en la siguiente ecuacion:

mo__ m m m m
="+ B+ g,

v las series implicadas en la relacién anterior no son estacionarias, po-
driamos encontrar una relacién entre ellas que fuera espuria. Otros autores,
como Nelson y Schwert (1977) y Schwert (1979) proporcionan soporte em-
pirico al efecto Fisher de corto plazo utilizando un enfoque alternativo al
de Fama (1975). Estos autores se basan en los contrastes de causalidad de

Granger, ya que se utilizan generalmente para predecir en el corto plazo.

Coppock y Poitras (2000) critican los contrastes orientados al andlisis
del efecto Fisher en el corto plazo, ya que consideran que la mayoria de
los modelos macroeconémicos centrados en el estudio de esta relacién en
el corto plazo determinan la tasa de inflacién y el tipo de interés nominal
de manera endégena, por lo que la correlacién observada en el corto plazo
entre estas series depende de la trayectoria de las variables exdégenas, que
son las que fuerzan el sistema. Por ejemplo, shocks temporales de produc-
tividad podrian inducir una correlacién positiva entre la tasa de inflacién y
el tipo de interés nominal, mientras que shocks de liquidez podrian causar

una correlaciéon negativa. Por tanto, segin Coppock y Poitras (2000), la
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Teorfa Econémica puede conseguir predecir correctamente la respuesta del
tipo de interés nominal a los cambios en la tasa de inflacién dnicamente en
el largo plazo, ya que en este periodo de tiempo la tasa de inflacién se puede
considerar exégena con respecto al tipo de interés. Ademds, argumentan
que la mayoria de estudios de series temporales convencionales, que con-
trastan tnicamente la correlacién entre estas dos series en el corto plazo,
tampoco encuentran apoyo a la hipétesis de Fisher?”. Coppock y Poitras
(2000) adicionalmente argumentan que los modelos empiricos de corto pla-
zo encuentran dificultades para medir la inflacién esperada. Numerosos
estudios utilizan la inflacién efectiva como prozy de la inflacién espera-
da, pero Honohan (1985) y Graham (1988) demuestran que este enfoque
puede generar errores substanciales de sesgo en las variables. Ademds,
Coppock y Poitras (2000) afiaden que en el largo plazo la "Ley de los
grandes nimeros”?® hace que, si se tienen en cuenta promedios en el largo
plazo, se cancelen los errores de corto plazo, por lo que utilizan un método

basado en estos promedios, explicado anteriormente.

2TA pesar de estas consideraciones, los investigadores contindan llevando a cabo con-
trastes del efecto Fisher tinicamente en el corto plazo. Por ejemplo, el estudio de Kandel

et al. (1996). Para una discusiéon mds clara ver Summers (1983).
2El argumento de la Ley de los grandes nimeros es el siguiente: si e; represen-

ta el error esperado en el corto plazo, tal que m; = Em¢ + . De acuerdo con las
expectativas racionales, si €; es un proceso i.i.d. con media cero y varianza o2, en-
-1 -1 _ —1 _ 2 -1
tonces, var(T™" Y, m =T >, Ent) =var(T™" Y, &) = oz /T. Por tanto, T~ " >, 7,
el promedio de la tasa de inflacién en el corto plazo, converge en media cuadritica a

71 >, Eme, el promedio de expectativa de inflacién en el corto plazo.
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Hasta ahora hemos resumido algunos de los principales estudios rela-
tivos al efecto Fisher, basados en diferentes metodologias, pero sin tener en
cuenta la posible existencia de cambios estructurales en el tipo de interés
nominal y en la tasa de inflacién. La no consideracién de estas rupturas
puede desvirtuar las propiedades de estas series temporales, por lo que tam-
bién surgen estudios que tienen en cuenta los cambios que experimenta la
media o la tendencia determinista de las mismas, ocasionados por eventos
ex6genos que inciden en ellas. Los estudios que llevan a cabo el andlisis
del efecto Fisher como una relacién de cointegracién, parten del supuesto
de que la tasa de inflacién y el tipo de interés nominal son procesos no
estacionarios. Sin embargo, los contrastes de raices unitarias, tal y como
demuestra Perron (1989) y como argumentamos en el Capitulo 1, tienen
una potencia muy baja ante cambios estructurales en las series, de ma-
nera que estos tests confunden rupturas estructurales en la media o en la
tendencia determinista de las series como perturbaciones estocédsticas per-
manentes. Por tanto, la aparente relacién de largo plazo, detectada en
la gran mayorfa de trabajos que se basan en contrastes de cointegracion,
puede ser producto de un shock determinista comin que afecta a ambas

series, siendo estacionarias alrededor de una tendencia segmentada.

Teniendo en cuenta que tanto el tipo de interés nominal como la tasa de
inflacién pueden presentar rupturas en la media o en la tendencia determi-
nista, Malliaropulos (2000) propone el contraste del efecto Fisher suponien-
do que el tipo de interés nominal a tres meses de las Letras de Tesoro y

la tasa de inflacién de Estados Unidos, desde el primer trimestre de 1960
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al tercero de 1995, son series estacionarias alrededor de una tendencia con
una ruptura estructural tanto en la media no condicional como en la pen-
diente, que se produce a principios de los afios ochenta. Este planteamiento
contrasta con el de Garcia y Perron (1996), que identifica dos rupturas es-
tructurales en la media de la inflacién y en el tipo de interés real®®, y con
el de Evans y Lewis (1995), que muestra evidencia de estacionariedad en el
tipo de interés real con una ruptura estructural en la media, pero no en-
cuentra evidencia de estacionariedad para la tasa de inflacién y el tipo de
interés nominal. Malliaropulos (2000) contrasta la Hy de no estacionarie-
dad, frente a la hipétesis de estacionariedad con cambios estructurales tanto
en la media como en la pendiente de las series. Por tanto, se puede consi-
derar que el contraste de Malliaropulos (2000) incluye el de Evans y Lewis
(1995) como un caso especial bajo la Hy. Ademas, utiliza el test secuen-
cial de Zivot y Andrews (1992) para identificar la ruptura estructural de
manera endégena, es decir, teniendo en cuenta la informacién que propor-
cionan los datos. Por otra parte, con el fin de analizar la relacién dindmica
entre la tasa de inflacién y el tipo de interés nominal, Malliaropulos (2000)
emplea un modelo VAR. Asi, utilizando las funciones impulso-respuesta de
un VAR3?, deriva las correlaciones entre el tipo de interés nominal y la

tasa de inflacién para diferentes horizontes temporales y considera el efec-

29 Garcia y Perron (1996), mediante procedimientos de cambios de régimen, encuentran
soporte empirico a la idea de que el tipo de interés real ex-ante es constante en el periodo

1961-1986, aunque sujeto a ocasionales cambios en la media.
30 Algunos ejemplos sobre el tratamiento del efecto Fisher utilizando modelos VAR

pueden verse en Sargent (1973), Dwyer (1981), Saracoglu (1984), Canto et al. (1987),
Atkins (1989) y Thoma (1992), entre otros.
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to Fisher como una relacién dindmica. Sus resultados confirman que se
produce el efecto Fisher en el medio y largo plazo. Ademés, obtiene que
la velocidad de ajuste del tipo de interés nominal a los shocks de inflacién
es considerablemente mds alta que lo que sugieren estudios previos. Asi
por ejemplo, Crowder y Hoffman (1996) muestran que el tipo de interés
nominal tarda en ajustarse completamente a la tasa de inflacién durante
un periodo de seis a ocho anos. Por el contrario, el estudio de Malliaropulos
(2000) obtiene un ajuste mas répido, en particular, cinco o seis trimestres
y, consecuentemente, una persistencia menor de los shocks de inflacién en
el tipo de interés real. La diferencia entre estos dos estudios radica en que
Malliaropulos (2000) estima un modelo VAR con variables estacionarias, a
las que extrae la tendencia determinista, mientras que Crowder y Hoffman
(1996) estiman un VAR en primeras diferencias que contiene, por definicién,

una proporcion mas elevada de shocks permanentes.

Phillips (1998) introduce procedimientos estadisticos diferentes para
describir y analizar la no estacionariedad de los datos y aplica estas técnicas
al estudio de la ecuacién de Fisher. Bajo fuertes condiciones que aseguran el
cumplimiento de alguna forma del Teorema del Limite funcional, construye
densidades espaciales asintéticamente vilidas y medidas de funciones de
riesgo para las series, teniendo en cuenta que ambas adoptan la forma de
procesos aleatorios, en lugar de funciones no aleatorias, como es el caso
de las series temporales estacionarias. Phillips (1998) aplica estas técnicas
al tipo de interés real de Estados Unidos que comprende el periodo 1934-

1997. Los resultados que obtiene cuando utiliza el subperiodo muestral

180



2.2. Efecto Fisher

que abarca de 1961 a 1985, corroboran la conclusién extraida por Garcia y
Perron (1996) de fluctuaciones alrededor de niveles constantes que cambian
a lo largo de diferentes regimenes. Sin embargo, segin Phillips (1998), el
enfoque de cambio de régimen para el periodo més largo (1934 a 1997)
requiere muchos puntos de ruptura, por lo que tiene una apariencia bas-
tante artificial. Por tanto, este autor utiliza un procedimiento alternativo
para determinar las propiedades que presenta el tipo de interés real, basa-
do en un modelo semiparamétrico que considera la posibilidad de aplicar
la metodologia de la integracién fraccional al tipo de interés real. Por tan-
to, analiza si el tipo de interés real (r) se puede representar mediante un
proceso autorregresivo e integrado fraccionalmente con un orden p,d, g, lo

que es denotado como modelo ARFIMA (p,d, q):

S(L)(1 = L) (ry — p) = 0(L)ar,

donde p es la media poblacional, L es el operador de retardos estdndar,
¢(L) es un polinomino de grado p, d es el pardmetro de diferenciacion,
que puede ser un nimero no entero, #(L) es un polinomio de grado ¢,
las raices de los polinomios ¢(L) y O(L) estén fuera del circulo unitario,

¢(L) y 0(L) no tienen raices comunes y la secuencia de innovacién a; es

2

ruido blanco con media cero y varianza o;. El operador de diferencias

(1 — L)% se puede expresar mediante la siguiente representacién binominal:
o .

(1— L)% = 3L, donde v; = T(j — d)/T(j + )T (~d), y T(-) es la
j=0

funcién gamma. Asi, si el tipo de interés real fuera un proceso ruido blanco

fraccional se definirfa como:
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(1 — L)d’f’t = Qg,

que es el caso més simple de modelo ARFIMA3!. Utilizando el pardmetro de
integracion fraccional d en su modelo, se pueden considerar los casos de raiz
unitaria y de estacionariedad del tipo de interés real como casos especiales
dentro de un amplio rango de diferentes grados de integracién que puede
presentar esta serie cuando se caracteriza su comportamiento de largo pla-
zo. Phillips (1998) lleva a cabo estimaciones empiricas del pardmetro de
diferenciaciéon fraccional para el tipo de interés real ex-post en el periodo
1934-1997 y dos subperiodos més cortos. Sus resultados confirman tanto
la no estacionariedad del tipo de interés real en todos los periodos, dando
soporte empirico a la conclusién alcanzada por algunos autores como Rose
(1988) y Walsh (1987), como el rechazo de de existencia de una raiz unitaria
en el tipo de interés real, obtenido por Mishkin (1992). Aunque Phillips
(1998) obtiene que se puede rechazar tanto las hipétesis de raiz unitaria,
como la de memoria corta en esta serie, las estimaciones puntuales indican,
generalmente, un comportamiento no estacionario del tipo de interés real,
con una regién de confianza del pardmetro de diferenciacién fraccional com-
prendida entre 0.4 y 0.6. Por consiguiente, segin este autor, no se excluye
la posibilidad de que el tipo de interés real sea estacionario con un grado de

dependencia elevado. Asi, el modelo de integracién fraccional aplicado al

31 Este proceso es introducido por primera vez por Granger (1980, 1981), Granger y
Joyeux (1980) y Hosking (1981). Estos autores muestran que una variable Y; es esta-

cionaria cuando d < 0.5 y es invertible si d > —0.5 (ver Baillie,1996, para mds detalles).
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tipo de interés real parece que logra transformalo en estacionario cuando se
consideran los subperiodos muestrales: 1934-1997, 1961-1985 y 1961-1997,
obteniendo, en todos ellos, un pardmetro de integracién fraccional muy
similar. Por tanto, Phillips (1998) concluye que su modelo de integracién
fraccional es parsimonioso y se puede aplicar de forma mé&s general que un

modelo con muchos cambios de régimen.

Recientemente, Tsay (2000) reexamina las propiedades temporales del
tipo de interés real ezx-post de Estados Unidos, utilizando el mismo con-
junto de datos que Mishkin (1990), que contiene datos mensuales y trimes-
trales de la tasa de inflacién y el tipo de interés nominal de las Letras
del Tesoro de Estados Unidos para el periodo: enero de 1953-diciembre de
1990. Mishkin (1990) divide todo el periodo muestral en tres subperio-
dos: enero de 1953-octubre de 1979, noviembre de 1979-octubre de 1982 y
noviembre de 1982-diciembre de 1990, ya que Clarida y Friedman (1984),
Huizinga y Mishkin (1986) y Roley (1986) sugieren que la relacién entre
el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién varia con los cambios mo-
netarios acaecidos en octubre de 1979 y octubre de 1982. Para tener en
cuenta el impacto de estos cambios estructurales en el tipo de interés real
ex-post, Tsay (2000) compara los resultados obtenidos para cada uno de los
tres subperiodos. Siguiendo la metodologia de Baillie y Bollerslev (1994) y
Baillie et al. (1996), Tsay (2000) utiliza el tests de Phillips y Perron (1988)
para analizar si el tipo de interés real ex-post es un proceso 1(1). Ademsés,
utiliza el test KPSS de Kwiatkowski et al. (1992) para contrastar si el tipo

de interés real ex-post es realmente un proceso I(0), frente a alternativas de
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memoria larga, incluyendo I(1) como un caso especial (ver Lee y Schmidt,
1996). El resultado que se obtiene a través de estos tests es que el tipo
de interés real ez-post no es ni un proceso genuino I(1) ni un proceso 1(0)
genuino, por lo que Tsay (2000) considera que puede tratarse de un pro-
ceso I(d), es decir, un proceso integrado de orden d, donde 0 < |d| < 1 o
un modelo ARFIMA (p,d, q). Tsay (2000) utiliza el método de sumas de
cuadrados condicional®? para estimar si el tipo de interés real ez-post se
puede especificar de forma correcta a través de un modelo ARFIMA. Los
resultados de su andlisis empirico revelan que el tipo de interés real ex-post
revierte a la media, debido a que todos los pardmetros de diferenciacién son
menores que la unidad. Ademads, obtiene que la estimacién del pardmetro
de diferenciacién es mayor cuando se utilizan datos trimestrales, en lugar
de mensuales, en todos los subperiodos considerados. Asi, por ejemplo, la
estimacion de este pardmetro es 0.27, no siendo significativamente diferente
de cero cuando se utilizan datos mensuales desde noviembre de 1979 a oc-
tubre de 1982, y, al mismo tiempo, se rechaza la Hy de una raiz unitaria;
mientras que la estimacion del pardmetro de diferenciacién es 0.73 cuando
se utilizan datos trimestrales para el mismo periodo muestral y no se re-
chaza la Hy de raiz unitaria. Por consiguiente, Tsay (2000) argumenta que
efectivamente el tipo de interés real ez-post se puede representar como un

modelo ARFIMA con memoria larga.

32Una descripcién de las propiedades del contraste sumas de cuadrados condicional y

su representacién en muestras finitas se muestra en Chung y Baillie (1993).
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2.3 Puzle de precios

En el contexto de los modelos VAR se puede observar para algunos paises
otra relacién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién, que
resulta de elevado interés, a la que se denomina ”puzle de precios”. El
puzle de precios es el fenémeno por el que un shock que perturba al tipo

de interés nominal tiene un efecto positivo en la tasa de inflacién.

Sims (1992), a través de un sistema VAR y utilizando datos mensuales
del tipo de interés a corto plazo, un agregado monetario, un indice de pre-
cios de consumo, un indice de produccién industrial, un indice de tipo de
cambio de la moneda doméstica y un indice de precios al por mayor, para
Francia, Alemania, Japon, Reino Unido y Estados Unidos, en el periodo
que va desde enero de 1957 y enero de 1964 hasta finales de 1990 o 199133,
muestra que los precios responden inicialmente, en todos estos paises, de
forma positiva a shocks en el tipo de interés, aunque este efecto es mas
fuerte en Francia y Japén. Sin embargo, en los restantes pafses esta res-
puesta no sélo es mas débil sino que, incluso, se vuelve negativa con el paso
del tiempo. Sims (1992), en sus esquemas de identificacién, confia en el pos-
tulado de que las perturbaciones en una variable, como el tipo de interés
nominal a corto plazo, representan alteraciones en la politica monetaria,
por lo que trata de caracterizar las consecuencias de las perturbaciones de

dicha politica. La respuesta positiva de los precios a un shock en el tipo de

33En Alemania, el periodo muestral acaba a finales de 1989 para evitar los efectos

distorsionadores del proceso de unificacion.
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interés, junto a una pérdida del valor de la moneda doméstica en relacién a
las extranjeras, genera dificultades para interpretar esos shocks como varia-
ciones en la politica monetaria. Por ello, Sims (1992) justifica sus resultados
suponiendo que las autoridades monetarias tienen mejor informacién acerca
de las presiones inflacionistas que la que se puede obtener a partir de las
variables incluidas en sus modelos. Este autor supone que las autoridades
monetarias conocen cudndo se va a producir una presién inflacionista y
contraen su oferta monetaria para enfriar los efectos que producirdn tales
presiones. De esta manera, segin Sims (1992), los precios pueden aumentar
después de la contraccién monetaria, aunque en menor medida que si no
se hubiese llevado a cabo dicha contraccién y, por consiguiente, el output
total de la economia debe disminuir debido a los efectos de la contraccién

de la demanda nominal en el output real.

Sims (1992) considera que los resultados de su andlisis no contradicen
la teoria del Ciclo Econémico Real, ni las teorfas de los monetaristas que
utilizan el modelo IS-LM. Asi, segtin este autor, los tedricos de la teoria del
Ciclo Econémico Real considerarian que las mismas perturbaciones previs-
tas que generan la presién inflacionista son también causantes de la caida
en el nivel de produccién total. El aumento en el tipo de interés precede
a la caida en el output sélo debido a que las autoridades monetarias tien-
den a aumentar el tipo de interés cuando anticipan con precisién shocks
de oferta negativos, pero no es la politica monetaria el factor causante de
la subsiguiente disminucién en el nivel de produccién de la economia sino

la contraccién de la oferta. Segin Sims (1992), la interpretacién de los
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tedricos monetaristas que se basan en el modelo IS-LM, deberia sostener
que las presiones inflacionistas generan un nivel de produccién menor en la
economia debido a la reaccién generada contra ellas por parte de las au-
toridades monetarias. De esta manera, Sims (1992) justifica sus resultados

relativos al puzle de precios.

Eichenbaum (1992) critica el estudio de Sims (1992) al demostrar que
su resultado no es robusto a otras medidas plausibles de las perturbaciones
de la politica monetaria, distintas al tipo de interés nominal a corto pla-
zo. Segun Eichenbaum (1992), el puzle de precios que obtiene Sims (1992)
supone un desafio a los economistas keynesianos, monetaristas y teéricos del
Ciclo Econémico Real. Ademds, sefiala que incluso Sims (1992) construye
su explicacién relativa al puzle de precios considerando implicitamente que
la autoridad monetaria tiene informacion sobre las presiones inflacionistas
futuras, no captada en la historia de las variables incluidas en el modelo
VAR. Teniendo en cuenta esta idea, los politicos podrian aumentar el tipo
de interés en un esfuerzo por atajar la inflaciéon prevista. Bajo estas cir-
cunstancias, los econémetras encontrarian que las innovaciones en el tipo de
interés estdn seguidas de aumentos en el nivel de precios y de reducciones en
el nivel de produccién agregado. Lo que no pueden analizar los econémetras
es el nivel de precios que se obtendria si los politicos no actuaran de forma
contractiva. Eichenbaum (1992) argumenta que las perturbaciones en el
tipo de interés son una medida contaminada de las perturbaciones de la
politica monetaria. Ademads, segin este autor, no se puede conococer cémo

se veria afectada la inferencia si se pudiera corregir el hecho de que alguna
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fraccién no conocida de las perturbaciones en el tipo de interés represen-
ta la respuesta endégena de los politicos a shocks que no tienen nada que
ver con la politica monetaria, por ejemplo aquellos responsables de generar
presiones inflacionistas en un primer término. Eichenbaum (1992) consi-
dera que si se atribuyen de forma espuria los shocks exégenos en politica
monetaria a las innovaciones en el tipo de interés, los analistas estarfan
sobrevalorando la importancia de las perturbaciones politicas en las fluc-
tuaciones del output. Este autor reconoce que las perturbaciones en el tipo
de interés de corto plazo explican un elevado porcentaje de la varianza
del output (al menos para el periodo de la postguerra en Estados Unidos).
Sin embargo, no se sabe qué porcentaje de estas innovaciones representa
perturbaciones exdgenas de politica. Eichenbaum (1992) obtiene que si
se utilizan las innovaciones en las reservas disponibles de los bancos, para
medir las perturbaciones de la politica monetaria, no emerge el puzle de
precios, aunque si que se producirfa un aumento pequenio de los precios ante
innovaciones en estas reservas si se supone que la Reserva Federal responde
contempordneamente ajustdandolas a la informacién de precios y al nivel de

produccion.

Christiano, Eichenbaum y Evans (1994), también se oponen al puzle de
precios obtenido por Sims (1992). Estos autores consideran que utilizando
los shocks ortogonalizados del tipo de interés de los fondos federales o shocks
ortogonalizados de las reservas disponibles de los bancos, como medidas de
shocks de politica monetaria exdégenos, se obtiene que shocks contractivos

de politica monetaria estdn asociados a reducciones en los precios de pro-
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duccién de los bienes. El resultado que se observa es que el deflactor del PIB
no responde durante un ano al shock de politica monetaria, disminuyendo
posteriormente. Christiano, Eichenbaum y Evans (1994) argumentan que,
teniendo en cuenta el trabajo de Sims y Zhou (1993), se evita el puzle de
precios si se supone que la autoridad monetaria responde a los precios de
produccién de los bienes, asi como a otras variables, ajustando su politica
monetaria. Por tanto, segiin estos autores si el puzle de precios, tal y como
Sims (1992) argumenta, es consecuencia de que la Reserva Federal tiene
algin indicador de inflacién en su funcién de reaccién, que se omite en el
modelo VAR que recoge los shocks de politica, entonces, si se incluyera
en el VAR un indicador de los precios como son los precios de produc-
cién no se obtendria el resultado anémalo del puzle de precios. Christiano,
Eichenbaum y Evans (1994) muestran que la solucién que plantean al puzle
de precios es robusta al uso de diferentes indices de precios de produccién
de bienes. Christiano, Eichenbaum y Evans (1994) utilizan como primer
instrumento de politica monetaria el logaritmo en niveles de las reservas
disponibles de los bancos, en lugar de utilizar otros agregados mds am-
plios. Ello es consecuencia de los argumentos de Christiano y Eichenbaum
(1992) de que las perturbaciones en las reservas disponibles de los bancos
reflejan principalmente shocks exdgenos de politica monetaria, mientras
que innovaciones de los agregados monetarios reflejan fundamentalmente
shocks de demanda de dinero. Asimismo, estos autores utilizan también el
tipo de interés a corto plazo de los fondos federales, como otra medida de
instrumento de politica monetaria, debido a los argumentos de McCallum

(1983), Bernanke y Blinder (1992) y Sims (1986, 1992). Asi, por ejemplo,
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Bernanke y Blinder (1992) muestran que el tipo de interés de los fondos
federales aporta suficiente informacion acerca de los futuros movimientos de
las variables macroeconémicas. Utilizando datos desde julio de 1959 hasta
septiembre de 1979, muestran a través de modelos VAR, en los que se im-
pone recursividad a través de la descomposiciéon de Choleski, que cambios
en la tasa de los fondos federales estdn relacionados sistemdaticamente con
cambios no previstos en la tasa de inflacién y en el desempleo. Especifica-
mente, el tipo de interés de los fondos federales aumentaria en respuesta a
incrementos inesperados en la tasa de inflacién y se reduciria en respuesta
a crecimientos inesperados en el desempleo. Por tanto, sus resultados son
consistentes con una politica monetaria leans against the wind o politica
que reacciona de manera contraciclica. La razén que argumentan estos au-
tores para utilizar el tipo de interés de los fondos federales como predictor
de la actividad econdémica futura, es que este tipo de interés es muy sen-
sible a los shocks de oferta de las reservas disponibles de los bancos, es
decir, el tipo de interés de estos fondos es un buen indicador de las acciones
de la politica monetaria, por lo que si la politica monetaria afecta a la
economia real, entonces el tipo de interés de los fondos federales seria un
buen predictor de la evolucién de las variables macroeconémicas®?. Este
argumento es importante ya que desafia al de Sims (1980), Litterman y

Weiss (1985) y otros seguidores del ciclo econémico real que confian en que

34 Bernanke y Blinder (1992) sefialan que el tipo de interés de los fondos federales no
seria un buen indicador de las medidas de las acciones monetarias si la informacién que
contiene recoge shocks de demanda de reservas, procedentes de cambios en la economfia,

en lugar de shocks en la oferta de reservas.
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el poder predictivo que tiene el tipo de interés es debido a factores reales y
no monetarios. Asimismo, la idea de que la cantidad de dinero que hay en
circulacién en una economia tiene menor poder predictor del nivel de pro-
duccién, que el tipo de interés, constituye también un desafio importante
al tradicional money leads income, que es el argumento en el que se basa la
efectividad de la politica monetaria. Asimismo, Bernanke y Blinder (1992)
consideran adecuada la sugerencia de McCallum (1983) que argumenta que
los resultados de Sims (1980) y Litterman y Weiss (1985), basados en que
el tipo de interés absorbe el poder predictor del dinero, no implica que la
politica monetaria sea inefectiva. McCallum (1983) considera que el tipo de
interés debe ser mejor indicador de las acciones politicas que los agregados

monetarios.

Balke y Emery (1994) analizan si las conclusiones extraidas por
Bernanke y Blinder (1992) persisten al utilizar datos del tipo de interés de
los fondos federales desde noviembre de 1982 hasta septiembre de 199235,
Su anélisis considera que las condiciones estructurales de la economia es-
tadounidense pueden ser diferentes cuando se considera una muestra que
parte de 1982, en lugar de considerarla con datos anteriores a 1979, como
hacen Bernanke y Blinder (1992), ya que sus datos recogen algunos cam-

bios estructurales en la economfia estadounidense, como las innovaciones

financieras que surjen y la desregulacién que se produce en los afios ochen-

35 Balke y Emery (1994) excluyen el periodo octubre 1979-septiembre 1982, pues es el
periodo en el que la Reserva Federal utiliza el tipo de interés para ajustar la politica

monetaria.
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ta. Asimismo, argumentan que la elevada tasa de inflacién que se produce
en los anos setenta puede haber modificado la forma de reaccién piblica
a la misma, por lo que éste puede ser un motivo adicional para esperar
un cambio en sus resultados, respecto a los de Bernanke y Blinder (1992).
Balke y Emery (1994) obtienen que el tipo de interés de los fondos federales
mantiene su poder predictivo con respecto a la tasa de inflacién y a la de
desempleo, por tanto, rechazan la hipétesis de que el tipo de interés de los
fondos federales pueda omitirse del sistema. Sin embargo, no obtienen el
mismo resultado si utilizan agregados méds amplios, como M2, el cuél pierde
bastante poder predictivo y no se puede rechazar el que se pueda omitir
esta variable del sistema. Balke y Emery (1994) obtienen que los shocks de
inflacién influyen poco en la variabilidad del tipo de interés de corto plazo
en el periodo posterior a 1982, por lo que la respuesta del tipo de interés
de los fondos federales a la inflacién no se corresponde a una funcién de
reaccion leans against the wind, es decir, contrariamente a los resultados
de Bernanke y Blinder (1992), en el periodo 1982-1992, no se produciria un
incremento en el tipo de interés de los fondos federales en respuesta a un
shock positivo de inflaciéon. No obstante, la respuesta de la tasa de inflacién,
en el periodo posterior a 1982, a un shock positivo en el tipo de interés de
la reserva federal si es positiva. Cabe sefialar que esta respuesta positiva
de la tasa de inflacién a un incremento en el tipo de interés de la Reser-
va Federal es menor que la que se obtiene si se utilizan datos anteriores a
1979. Este resultado es consecuencia de que en los afios ochenta varfa el
comportamiento de la tasa de inflacién, que exhibe menos persistencia que

en periodos anteriores. Otra explicacién es que la Reserva Federal cambia
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su politica leans against the wind por una politica forward-looking.

Otros autores, entre los que destacan Cushman y Zha (1997), obtienen
que en pequenas economias abiertas, un shock de politica monetaria con-
tractiva produce una reduccion a corto plazo en el nivel de produccién total
y una respuesta negativa en el nivel de precios. Cushman y Zha (1997) argu-
mentan que el puzle de precios se obtiene si se lleva a cabo una identificacién
inapropiada de la politica monetaria para economias pequenas y abiertas.
Por tanto, estos autores amplian el estudio de Bernanke (1986), Blanchard
y Watson (1986) y Sims (1986), utilizando un modelo VAR estructural,
aplicando éste a una economia pequena y abierta, en comparacion a la es-
tadounidense, como es la de Canadd. Gordon y Leeper (1994) y Sims y Zha
(1995) utilizan la misma metodologia general para eliminar las respuestas
puzle de la tasa de inflacién a shocks en el tipo de interés, halladas, en
algunas ocasiones, en una economia relativamente cerrada como la esta-
dounidense. Este enfoque especifica una funcién de politica monetaria, en
lugar de utilizar inicamente ecuaciones en forma reducida, haciendo uso,
al mismo tiempo, de la descomposicién de Choleski. La ventaja de la uti-
lizacién de un proceso de identificacién estructural es debido a que el uso
frecuente del enfoque de Choleski, segin estos autores, puede producir el
puzle de precios en pequenas economias abiertas. Por tanto, consideran
que el enfoque que proponen es simplemente un caso especial de numerosos
esquemas de identificacién y un modelo de identificacién exacta. Adem4s,
segin estos autores, el enfoque de Choleski recurre a una cadena causal de

Wold o a una ordenacién recursiva y, por consiguiente, excluye interaccio-

193



Capitulo 2. Cotendencias no Lineales: Efecto Fisher

nes simultdneas entre las variables. Segin estos autores, en una economfa
pequena y abierta, el enfoque de Choleski fracasa en considerar cémo la
politica monetaria responde a cambios contempordneos tanto en variables
interiores como a otras variables exteriores de paises que se hallan en su en-
torno comercial. Por tanto, Cushman y Zha (1997) sugieren un esquema de
identificaciéon que tenga en cuenta la simultaneidad, ya que tiene el poten-
cial de generar resultados mds creibles. La ecuacién de politica econémica
que proponen estos autores considera la posibilidad de que dicha politica
reaccione contempordneamente a una variedad de variables domésticas y
extranjeras, cuyos datos es probable que se obtengan de forma inmediata.
La interaccién de estas variables con otras que aparecen en la ecuacion de
informacién de Cushman y Zha (1997) tendria en cuenta reacciones mone-

tarias contempordneas e indirectas.

Kim y Roubini (1995) siguen una estrategia similar al considerar inte-
racciones contemporaneas entre las variables de politica monetaria y el tipo
de cambio en pafses distintos a Estados Unidos y a los que conforman el
grupo del G-7. Segin Cushman y Zha (1997), la utilizacién de esta estrate-
gia puede explicar porqué Kim y Roubini (1995) obtienen resultados que
estdn menos de acuerdo con el puzle de precios. Sin embargo, estos autores
suponen que los bancos centrales de los paises que analizan no responden
contemporaneamente a cambios en el tipo de interés de otros paises, como

puede ser el tipo de interés estadounidense.

Otros autores, como Racette y Raynauld (1992), si que encuentran un

efecto puzle de precios en su estudio aplicado a la economia canadiense al
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tener en cuenta que el banco de Canadd reacciona contempordaneamente a
variables tales como los deflactores del PIB de Canadd y de Estados Unidos
y el PIB de Estados Unidos. Sin embargo, Cushman y Zha (1997) consi-
deran que el resultado que obtienen es consecuencia de que la informacién
sobre los deflactores no es posible obtenerla en un periodo de tiempo in-
mediato, mientras que por ejemplo el tipo de cambio si estd diariamente

disponible y, sin embargo, no lo tienen en cuenta.

Bierens (2000), a través de modelos VAR no estructurales, obtiene que la
aparente reaccién positiva de la tasa de inflacién al tipo de interés nominal,
que se observa si se aplica esta metodologia a la economia estadounidense,
es consecuencia de la presencia de una tendencia no lineal comin a ambas
variables en el periodo que va desde julio de 1954 hasta diciembre de 1994.
Por tanto, si se elimina esta tendencia no lineal a través de polinomios
de Chebishev, desaparece el efecto puzle. Sin embargo, Bierens (2000) no
comprueba si el puzle de precios desaparece realmente por la eliminacién
de esta tendencia no lineal o simplemente porque el uso de polinomios
de Chebishev hace que desaparezca este puzle de precios. En la Seccién
5.4 del presente Capitulo mostramos que utilizando datos relativos a la
economia alemana y francesa obtenemos que el puzle de precios desaparece
unicamente por la inclusién de polinomios de Chebishev en el modelo VAR.
Por tanto, no podemos aseverar con certeza que esta cotendencia no lineal
sea la causa principal del puzle de precios observado en estos pafses, por lo

que el puzle de precios continuarfa sin ser resuelto.
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2.4 Contraste de cotendencias no lineales

Antes de llevar a cabo la exposicién del contraste no paramétrico de co-
tendencias no lineales de Bierens (2000), describimos algunos tipos de ten-
dencias no lineales que se suelen encontrar al analizar determinadas series
temporales macroeconémicas. Sin embargo, cabe senalar que esta descrip-
cién se introduce con un fin inicamente ilustrativo, para clarificar mejor
la metodologia seguida por este autor, ya que el test de Bierens (2000) es
un test no paramétrico y, por tanto, no necesita especificar la naturaleza
de la tendencia determinista no lineal. Asi, la primera tendencia que es-
pecificamos es aquélla que experimenta un cambio en su nivel, la segunda
se refiere a un cambio en su pendiente y la tercera considera un cambio
en su tendencia cuadrédtica. Posteriormente, desarrollamos el contraste de

cotendencias no lineales de Bierens (2000).

2.4.1 Tendencias no lineales
Tendencia lineal con un cambio en el nivel

Si existe un cambio en el nivel de la serie, se puede considerar que existe
una tendencia determinista no lineal. En este caso, g(¢) es una constante
que presenta un salto en el periodo t1, de tal manera que: g(t) = asit <t
y g(t) = bsit > t1, siendo a y b vectores. Ademds, se supone que t; es

proporcional al niimero de observaciones®® T': ¢; = 7T, donde 7 € (0,1) es

30 Este supuesto es comun en la literatura referida a contrastes de la Hy de raiz unitaria,

frente a la Hy de estacionariedad alrededor de una tendencia segmentada (ver Perron
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fijo.

Bierens (2000) representa g(t) = c¢r + fr(t) para t = 1,...,T, donde
cr =b+(a—b)[7T]/T es la media de las funciones g(t)’s parat =1,...., T, y
frt) =(a=b)(1—=[rT))/T sit < [tT], fr(t) = —(a—=b)[7T|/T sit > [rT].

[7T] representa el nmimero entero més grande que es < 77.

Considerando un nimero no negativo p, se obtiene:

[T'z]
F _(n-1 fr®) G e [T-11
p,T(x) (n ) t; TP > S1L X [ ’ ] ) (227)

F,r(x) =0, sixzel[0,T71),

permitiéndose que F(z) = (a—b)(1—7)xsiz € [0,7] y F(z) = (a—b)T(1—2)

si x € (7,1]. En este caso, se considera que p = 0, por lo que:

JNIEpr(@)|* dz = O(1), JIE@)|P dz < oo,
S| Epr(@) = F(x)|]? da = o(1), (2.28)
Fpr(0) = Fpr(1) =0, F(0) = F(1) =0,

donde las integrales se hallan en el intervalo unitario.

Ademads, bajo el supuesto: p = 0, se obtiene la siguiente matriz, que es

clave para obtener el vector de cotendencias:

M yr = [ Fpyr(x)Fyr(z)de — My = [ F(z)F(z)dz. (2.29)

1988, 1989, 1990) y también es comtn en la literatura relativa a contrastes de cambios

estructurales.
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Si se considera una subsecuencia de nimeros naturales m tal que m

— 00, m = o(T), para p > 0, se obtiene:

m—1 X
Fyp(@)=(m™) ¥ fL([T—;],j—l—_Jl, si [Tx] >m—1,
’ j=0 (2.30)
F;T(iﬂ) =0, si [Tz] <m—1,

siendo F*(z) = (a—b)(1 —7)siz € [0,7], F*(z) = —(a = b)T si x € (7, 1].

Entonces para p = 0:

2
[||Frr@)|| dz = 0(0), JIIF @) do < o,

2 (2.31)
[||Frat@) = Fr@)]| do = o(1),

obteniendo la matriz Msj, 7, que es necesaria para hallar el vector de co-

tendencias no lineales:

My = [ Fyp(@)Fyp(z)de — My = [ F*(z)F*(x) dx. (2.32)

La matriz M, 7 también se puede escribir como:

t=m J]= J]=
(2.33)

Asf, si existe un vector de cotendencias 6, tal que 0'g(t) = 0'cy+ 6 fr(t)

es constante, entonces 0’ fr(t) = 0 parat = 1,..., T, ya que si cr es la media
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de las funciones g(t)’s, el promedio de las funciones fr(t)’s tiene que ser
cero. Asi, el vector de cotendencia 6 se obtiene como el autovector de las
matrices M1, 1y Ma 1, correspondiente a un autovalor cero. Debido a los
resultados de convergencia que aparecen en las expresiones (2.29) y (2.32),

se puede aplicar el mismo planteamiento a las matrices limite M; y Ma.

Cabe senalar que estos resultados son aplicables a funciones g(t) que

presentan cambios finitos en el nivel de la tendencia.

Tendencia lineal con un cambio en la pendiente

Este apartado recoge el caso en el que g(t) es una funcién de tendencias
lineales adyacentes con diferente pendiente. Se supone que los cambios en

la pendiente se producen en periodos proporcionales a T'.

Para t = 1,...,T, se puede escribir g(t) = By + By 1t + fr(t), donde
fr(t) cumple que:

T T
>, fr(t) =0, t; tfr(t) = 0. (2.34)

Se supone, por conveniencia, que 3y p = By y By = 51, aunque este
supuesto no es esencial para nuestro argumento. De acuerdo con (2.34),

habria al menos dos pliegues en fr(t), es decir:
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fr(t) = ait para t < 717,
frt) =amiT + GQ,T(t —717T) para 71T <t < 79T,
frt) =aimiT +apr(te — 1)1 + a3 r(t — 721) parat > 727,

donde 0 < 71 < 72 < 1, 71,72 y a1 son fijos y asr y a3zr son tales
que se cumplen las dos condiciones en (2.34). Esto tltimo implica que
az T y a3 son proporcionales a ai : a;7 = (i,LTal, i = 2,3, donde las
funciones (;_; p’s son funciones de 71 y 72 y convergen al limite de ¢;_j,
respectivamente. Por tanto, se obtiene que fr(Tx)/T — a19(x) de manera

uniforme en [0, 1] :

T si0 <z <7y,
Y(x) =19 714+ (x—71) siTy <z <79
T14+ (e —71) +(o(x—T2) siTo<z <1

Asf, definiendo F(z) = a1 [ ¢(y)dy, F*(xz) = a1¢(x), se obtienen los
resultados (2.28), (2.29), (2.31) y (2.32) para p = 1. Ademds, teniendo en

cuenta la segunda parte de (2.34), se tiene que:

[ Epr(z)de = [ F(z)dx = 0. (2.35)

Un aspecto que cabe referenciar es que estos resultados se pueden aplicar

a casos en los que la tendencia lineal presenta mds de dos pliegues y para
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el caso en el que las tendencias lineales cambiantes tienen segmentos no

adyacentes.

La diferencia fundamenteal entre una tendencia lineal con un cambio
en la pendiente y una tendencia no lineal con un cambio en el nivel es el
valor de p : p = 1 versus p = 0. La razén para introducir esta variable p en
las definiciones (2.27) y (2.30) es que permite acomodar diferentes tipos de

tendencias no lineales.

Tendencia con diferentes segmentos cuadréaticos

Se considera también el caso en el que fr(t) estd formado por varios seg-
mentos cuadréticos diferenciables. Suponiendo que fr(t) se compone de
tres segmentos que son diferentes funciones cuadréticas:

fr(t) = ait + (by/T)t?, para t < 717T.

fr(t) = a1 T + 1731 + ag,r(t — 71T) + (bor/T)(t — 7112,

para T1' <t < 79T

fr(t) = a1 T+ blT%T +ag (12 — 71)T + bo (72 — 71)%T + az(t — 72T
+(bsr/T)(t — 7oT)?, para t > 75T,

donde 71 y 79 se definen igual que antes y ay y by son vectores constantes. La
condicién de diferenciabilidad junto con la condicién (2.34) imponen cuatro
restricciones a los pardmetros. Por consiguiente, a7, a3 1,bar y b3 son
combinaciones lineales de a; y b1, con coeficientes que dependen de 71, 79
y T. Al igual que en el apartado anterior, relativo a una tendencia lineal

segmentada, se obtiene que existen dos funciones cuadraticas segmentadas
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diferenciables que son ¢(z) y ¢ (x) en [0,1], tales que fr(Tx)/T — a1¢(z)

+b1¢(z) de manera uniforme en el intervalo [0, 1].

Si se considera el caso en el que existen ¢ segmentos cuadréticos, la
condicién de diferenciabilidad impone ¢ — 1 restricciones lineales a los com-
ponentes correspondientes de los vectores de 2g pardmetros. Debido a que
la condicién (2.34) impone dos restricciones adicionales, existen g + 1 vec-
tores de pardmetros que son combinaciones lineales de los restantes g — 1
vectores de pardmetros libres. Asi, existen vectores a; y funciones cuadrati-

cas diferenciables segmentadas ¢;() en [0, 1], tales que:

fr((Ta)/T)
TT — J;l aj(bj(:v),

de forma uniforme en [0, 1].

Definiendo:
q—1 q—1 T
F(x) = 3 aj¢;(x), Flx) =3 a; [ ¢;(y)dy,
j=1 Jj=1 0

se obtienen los resultados (2.28), (2.29), (2.31) y (2.32) para p = 1.

Es necesario resaltar que si se define A = (ai,...,aq-1), ¢(z) =

(#1(2); s Ogr () y O(z) = [o ¢(y)dy,entonces:

My = A ([ (2)®(z)?dz) A, My=A([ ¢(2)¢(zx)’dz) A'.
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En este caso existen cotendencias no lineales si las filas de A son lineal-

mente dependientes.

2.4.2 Analisis de cotendencias no lineales

Una vez vistos algunos de los tipos de tendencias deterministas no lineales
mads relevantes que se pueden encontrar en las series macroeconémicas tem-
porales, indagamos en el andlisis de la posible relacién entre diferentes series
temporales a través de una tendencia determinista no lineal comin a las
mismas. Para ello, Bierens (2000) obtiene un estadistico que permite con-
trastar la posible existencia de cotendencias no lineales entre un conjunto
de series temporales. Asi, considerando un proceso temporal formado por
n variables y; = g(t) + uy, donde g(t) = E(y;) es una funcién de tendencia
no lineal y u; es un proceso estacionario con media nula, el test de Bierens
(2000) contrasta la Hy de que existe un vector no nulo 6, tal que €'g(t) es
lineal en ¢ (caso 1), o constante (caso 2). Es decir, se contrasta la Hy de

que la serie temporal y; presenta una cotendencia no lineal.

Con el fin de facilitar el anélisis, Bierens (2000) disena, en primer lugar,
un contraste que considera la Hy de que el espacio de todos los vectores de
cotendencia 6 tiene dimensién 1, v(1), frente a la alternativa de que tiene
dimensién cero, v(0), o lo que es lo mismo, que el vector § para el que 6'g(t)
es lineal en t es el vector cero. Posteriormente, se amplia el andlisis para

contrastar v(r) versus v(s) con 0 < s <r, parar =1,...,n.

Si #'g(t) es lineal en ¢, entonces también lo es 6’ fr(t), donde fr(t) son

los residuos obtenidos a partir de la estimacién por MCO de la regresién de

203



Capitulo 2. Cotendencias no Lineales: Efecto Fisher

g(t) respecto a un intercepto y una tendencia lineal en ¢, para t = 1,...,7T.
Las dos condiciones que aparecen en (2.34) implican que 6’ fr(t) = 0 para
t=1,...,T, por lo que #'g(t) serfa lineal en ¢, para t < T. En cualquier caso,
0 es el autovector correspondiente a las matrices My y Ms, correspondientes
al autovalor cero®’. Por tanto, los vectores de cotendencias que se necesitan
para poder construir el estadistico son los autovectores comunes de las

matrices M7 y Ms, correspondientes a los autovalores cero.

La matriz M; se estima mediante:

donde,

B(z) = (T ( —A—At> size [T11],

(z) ( ) > (vt —Bo— b1 [ } (2.36)
0 sixzel[0,T7Y),

siendo Bo y 31 estimadores MCO de los vectores de interceptos y de los

pardmetros de la pendiente, respectivamente, correspondientes a la regre-

sién de y; en el periodo t, parat =1,...,T. Si F(a:) es una funcién escalén,

37Puede ser posible que para este autovector comun, 0’ g(t) no sea exactamente lineal
en t, por ejemplo, si #'g(t) no es lineal para un nimero finito de #’s. También es posible
que para una subsecuencia t;, #'g(t;) no sea lineal, mientras que 6 es el autovector comin
de las matrices My y M2 correspondientes a un autovalor cero. En este caso, si el nimero
finito de ¢;’s es menor o igual a T, entonces es de orden o(T"). Sin embargo, debido a
que el nimero de t's para los que ocurre esta no linealidad es finito, este fenémeno se

difumina en el conjunto de los nimero naturales.
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entonces F'(1) = 0 debido a la primera condicién en (2.34), y F'(0) = 0 por

definicién, por lo que se puede escribir:

~ ~

M, = [ F(z) F(z) dz.

Teniendo en cuenta el Supuesto 1 de Bierens (2000, p.326): ” Existe
un nimero no negativo p, tal que F,r(z) y F;T(x) se definen por medio
de las expresiones (2.27) y (2.30), respectivamente, y se dan las condi-
ciones (2.28), (2.31), por tanto, se cumplen las condiciones (2.29) y (2.32).
Ademds, las matrices My, My pr, Mo y Moy, en (2.29) y (2.32), respecti-
vamente, tienen el mismo rango” y considerando la hipétesis de cotendencia

no lineal: v(1), junto al supuesto de que u; es un proceso lineal:

3

w = C(L)er = ) Cier—j, donde & ~ i.i.d. (0,1), (2.37)
0

J

entonces, T-2’M; — M en probabilidad y, en particular, T6' M6 converge
en distribucién a una funcional de procesos estdndar de Wiener, multipli-

cada por 0'C(1)C(1)'6.

El factor ¢C(1)C(1)'6 es un pardmetro molesto. Para deshacerse de él
se puede utilizar un estimador de tipo Newey-West, como en Bierens (1994,
p.197), segin se expone a continuacién: Si m es una secuencia de nimeros

naturales que convergen a infinito con 7" a una tasa o(T), es decir:

m = [T%, donde0<a<1, (2.38)
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y considerando la matriz

~

M, 7! i ( yt—j_BO_Bl(t_j))>
by

(< > b (yt =B At—g >))'

que se puede expresar como:

My = [ F* (z) F* (2) dz,

donde,

P (@)= £S5 (sracs = Bo— ([Tl +1-5)) s [Ta] = m—1.
7=0

F*(z)=0 si[Tx] <m—1,
(2.39)

Bierens (2000) demuestra que T~2 My — My y bajo la Hy : v(1), T*0' M0
— 0'C(1)C(1)'6 en probabilidad. Segun este autor, un contraste que tiene
en cuenta la Hy : v(1), frente a la alternativa v(0) se puede basar en la
solucién minima 5\1, es decir, en el autovalor generalizado que resuelve el
problema det(Ml — Mg) = 0, por lo que el estadistico a considerar es

T1=2);. La razén para utilizar este enfoque del autovalor generalizado es
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que asintéticamente permite eliminar el pardmetro molesto 6'C'(1)C(1)'6.
De forma andloga se puede extender este contraste al caso de multiples
cotendencias no lineales y contrastar el nimero de restricciones lineales

que presentan los vectores de cotendencias 6.

Un aspecto importante que cabe tener en cuenta es que la potencia
asintética de este test depende de la eleccién de «, de manera que cuanto
menor es su valor, se obtiene mayor potencia. Nosotros consideramos un
valor @ = 1/2, ya que tal y como argumenta Bierens (2000, p.327) "o = 1/2
es el valor dptimo para la convergencia de My a My, debido a que un valor

de a demasiado pequeno puede provocar distorsion en el tamano del test”.

Bierens (2000) también demuestra que bajo la hipétesis v(r) con r >
1, los autovectores de la matriz M, y los autovectores generalizados de
M, wversus M, que corresponden a los r autovalores mds pequefios, son

estimadores v/ T'— consistentes de los vectores de cotendencias 6.

2.5 Anadlisis empirico

En la presente seccién exponemos los resultados obtenidos tras aplicar el
test de cotendencias no lineales de Bierens (2000) al tipo de interés nominal
y a la tasa de inflacién de Alemania, Espafa, Francia y Reino Unido®®.

Para ello, en la primera subseccién nos centramos en una descripcién de

38 Algunos de los cédlculos se han hecho utilizando el programa EasyReg International,

2001, elaborado por H. J. Bierens (http://econ.la.psu.edu/ hbierens/EASYREG.HTM).
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los datos utilizados. Posteriormente, debido a que el test de Bierens (2000)
es un test de cointegracion si las series a las que se aplica dicho test son
procesos I(1), llevamos a cabo un anélisis sobre el p.g.d. de cada una
de las series a través de una amplia bateria de tests de raices unitarias y
estacionariedad. Asi, la subseccién segunda se centra en la aplicacién de
estos tests al tipo de interés y a la tasa de inflacién de los cuatro paises
considerados. En la tercera subseccién se expone el resultado de aplicar el
contraste no paramétrico de Bierens (2000), con el fin de detectar la posible
existencia de una cotendencia no lineal entre el tipo de interés nominal y
la tasa de inflacién en cada uno de los paises analizados. La subseccién
cuarta estd orientada al andlisis del puzle de precios en aquellos paises en
los que encontramos que el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién
poseen una tendencia no lineal comin, y a identificar si esta cotendencia

no lineal es la causa principal del puzle de precios.

2.5.1 Datos

Los datos que utilizamos en nuestro analisis empirico son el tipo de interés
nominal a corto plazo y la tasa de inflacién interanual de Alemania, Espaiia,
Francia y Reino Unido®”. Su periodicidad es mensual y el tamafio muestral
de cada una de ellas, asi como la fuente de la que proceden, son diferentes
dependiendo de la variable de que se trate. Asi, en relacién al tipo de interés
nominal, el tipo de interés a corto plazo de Alemania es la media mensual

de los datos diarios del FIBOR a tres meses y su periodo muestral abarca

39Cada una de las series z(t) se estandariza entre 0 y 1, aplicando la transformacién

siguiente: y(t) = (z(t) — mini<i<r {z(t)}) / (maxi<i<r {z(t)} — minmi<i<r {z(8)}) -
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desde enero de 1960 hasta diciembre de 1998. El tipo de interés considerado
para Espana es el tipo medio a tres meses de los depdsitos en el mercado
interbancario, desde enero de 1977 hasta agosto de 2000. El tipo de interés
a corto plazo de Francia es la media mensual de datos diarios del PIBOR
y su periodo muestral se extiende desde enero de 1970 hasta diciembre de
1998. En el caso del tipo de interés nominal del Reino Unido, se considera
la media mensual de datos diarios de los préstamos interbancarios a tres
meses, desde enero de 1978 hasta agosto de 2000. Las fuentes de las que
proceden estos tipos de interés son la OCDE, excepto en el de Espana cuya

fuente es el Banco de Espana.

En cuanto a la tasa de inflacién, ésta se calcula como la tasa interanual
del indice de precios de consumo (IPC) de cada pais. Asi, para Alemania,
el IPC abarca el periodo enero de 1961-agosto de 2000. Para Espana, el
periodo muestral disponible se extiende desde marzo de 1955 hasta agosto
de 2000. En el caso de Francia, los datos de IPC que consideramos comien-
zan en enero de 1961 y finalizan en agosto de 2000; y en el caso de Reino
Unido, el periodo muestral abarca el periodo enero de 1961-agosto de 2000.
La fuente de la que proceden estos datos es la OCDE, excepto en el caso

de Espana, cuya fuente es el Instituto Nacional de Estadistica (INE).

En las figuras 1 a 4 se muestra la evolucion de la tasa de inflacién y del
tipo de interés en los cuatro paises considerados. Tal y como se observa en
estas figuras, ambas series siguen un patrén de comportamiento similar en
todos ellos. Ademads, es evidente que existe algun tipo de shock exégeno,

comun a las series tipo de interés y tasa de inflacién, que hace que tengan
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un valor elevado a principios de los anos setenta y en torno a 1980, fechas
que coinciden con la manifestacién en estos paises de los efectos de shocks

energéticos.

2.5.2 Contrastes de raiz unitaria y de estacionariedad

En la presente subsecciéon exponemos los resultados de aplicar algunos de
los contrastes de raices unitarias y de estacionariedad mds utilizados en
la literatura a las series tipo de interés y tasa de inflacién de Alemania,
Espana, Francia y Reino Unido. Aunque pueda no ser relevante considerar
los contrastes de integraciéon y de estacionariedad que tienen en cuenta la
Hy o la Hy, respectivamente, de que las variables fluctiian en torno a cero o
alrededor de una tendencia lineal, aplicamos también este tipo de contrastes
para mostrar el conflicto de resultados al que se llega por el hecho de no

tener en cuenta una hipdtesis adecuada al aplicar estos contrastes.

Los tres primeros tests (ver Tablas 1 y 2) son el de Phillips (1987) y
dos tests de Phillips y Perron (1988), que contrastan la hipdtesis de raiz
unitaria, frente a las alternativas de estacionariedad en torno a una media
cero, estacionariedad alrededor de una constante y estacionariedad en torno
a una tendencia determinista lineal, respectivamente. Estos tests utilizan
un estimador de la varianza propuesto por Newey y West (1987) con un

pardmetro de truncamiento®® m = [¢T"], donde ¢ > 0, y 0 < r < 1/3.

10/e] Indica la parte entera.
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Nosotros utilizamos los valores ¢ = 5 y r = 0.25, al igual que Bierens

(1997).

Los tres tests siguientes son del tipo DFA (Dickey, 1976; Fuller, 1976;
Dickey y Fuller, 1979, 1981), con una amplitud de retardos elevada que
vamos reduciendo hasta que el test de Wald nos indica que el tdltimo retardo
es significativo. Es de destacar que, en la mayor parte de los casos, la
amplitud de retardos que se obtiene a través de este procedimiento coincide

con los aconsejados por los criterios de Akaike, Hannan-Quinn y Schwarz.

Posteriormente aplicamos cuatro tests de raices unitarias, elaborados
por Bierens (1993), basados en una autocorrelacién muestral de orden ele-
vado. Los dos primeros de ellos, denominados HOAC(1,1) y HOAC(2,2),
contrastan la hipdétesis de raiz unitaria, frente a la alternativa de esta-
cionariedad; mientras que los dos siguientes, denominados DHOAC(1,1) y
DHOAC(2,2), contrastan la Hp de raiz unitaria con deriva, frente a la al-
ternativa de estacionariedad en torno a una tendencia determinista. La
amplitud de retardos que consideramos es p = 1+ [aT‘SW (3“+2)], por lo que
estos cuatro tests dependen de los pardmetros > 0, a >0y 0 < < 1.
Nosotros utilizamos los valores y = 2, @ = 5y § = 0.5, como en Bierens

(1997).

Los siguientes seis tests, que aparecen en las tablas 1 y 2, son los tests
de Cauchy de Bierens y Guo (1993). Los cuatro primeros contrastan la Hy
de estacionariedad frente a la alternativa de raiz unitaria, mientras que los

dos 1ltimos contrastan la hipétesis de estacionariedad alrededor de una ten-
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dencia lineal frente a la H; de raiz unitaria con deriva. Los cuatro primeros
tests de Cauchy también utilizan un estimador de la varianza de largo plazo
de tipo Newey-West, con un nimero de retardos de truncamiento similar

al utilizado en los tests de Phillips (1987) y Phillips y Perron (1988).

El dltimo contraste es el KPSS de Kwiatkowski, et al. (1992). Este test
permite contrastar la Hy de estacionariedad alrededor de una constante
frente a la alternativa de raiz unitaria, asi como contrastar la hipdtesis de
que la serie es estacionaria en torno a de una tendencia, frente a la H;
de raiz unitaria con deriva. En ambos casos, se utiliza un estimador de la
varianza de largo plazo de tipo Newey-West, con un nimero de retardos de

truncamiento similar al utilizado en los contrastes precedentes.

A partir de los resultados expuestos en las tablas 1 y 2, se observa que
la aplicacién de estos tests a la tasa de inflacién de Alemania, Espana,
Francia y Reino Unido y al tipo de interés de estos mismos paises lleva a
resultados contradictorios, ya que mientras algunos tests de raices unitarias
no rechazan esta hipétesis, otros si lo hacen, y mientras algunos tests de
estacionariedad no rechazan esta hipdtesis, otros también la rechazan. Por
ello, podemos concluir que ambas series no son ni procesos genuinos esta-
cionarios, ni procesos genuinos I(1). Por lo que una explicacién plausible a
este conflicto de resultados podria ser que estas series fueran estacionarias

en torno a una tendencia determinista no lineal.

Debido a que algunos tests de raices unitarias pueden tener una po-

tencia baja cuando la serie se ve afectada por un cambio en la funcién
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tendencia, tal y como demuestra Perron (1989, 1990) y como argumenta-
mos en el Capitulo 1, y como consecuencia del conflicto de resultados que
obtenemos cuando aplicamos algunos de los contrastes de raiz unitaria y de
estacionariedad mads utilizados en la literatura, aplicamos al tipo de interés
nominal y a la tasa de inflacién de estos paises tests que contrastan la Hy
de raiz unitaria, frente a la alternativa de estacionariedad alrededor de su
media, cuando ésta presenta una ruptura, o estacionariedad en torno a una
tendencia, cuya pendiente experimenta un cambio, o la de estacionariedad
alrededor de una tendencia que experimenta un cambio en su nivel y en su

pendiente. Para ello, utilizamos los modelos propuestos por Perron (1989):

(i) Modelo additive outlier: supone que la ruptura se produce de manera

l"epentinafl1 .

(ii) Modelo innovational outlier: supone que la ruptura en la tendencia se

produce lentamente a lo largo del tiempo??2.

Ademads, especificamos ambos modelos considerando que la ruptura se

43

puede producir sélo en el nivel de la serie*’, o linicamente en la pendiente

de la tendencia’ o tanto en el nivel como en la pendiente. Para ello, in-

41T as ecuaciones representativas de los modelos additive outlier aparecen representadas

en las ecuaciones (1.1) a (1.3) del Capitulo 1.
42 as ecuaciones representativas de los modelos innovational outlier aparecen repre-

sentadas en las ecuaciones (1.6) a (1.8) del Capitulo 1.
43Tal y como exponemos en el Capitulo 1, Perron (1989) denomina al modelo especi-

ficado con un cambio en el nivel como "modelo crash”.
*Perron (1989) denomina al modelo especificado con un cambio en la pendiente como

”modelo de cambio en el crecimiento”, tal y como comentamos en el Capitulo 1.
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corporamos en los modelos additive outlier e innovational outlier variables
ficticias que recogen estos cambios. Debido a las numerosas criticas que ha
recibido el trabajo de Perron (1989), en especial la de Christiano (1992),
al considerar la determinacién del punto de ruptura de manera exdégena,
y como consecuencia de que otros autores, como Zivot y Andrews (1992),
Banerjee, et al. (1992), Perron y Vogelsang (1992), Perron (1994, 1997) y
Vogelsang y Perron (1998), argumentan que la mayoria de los contrastes
de raices unitarias presentan mejores propiedades cuando el punto de rup-
tura se determina de manera endégena, es decir, a través de la informacién
que transmiten los datos, nosotros también procedemos a la determinacién
endégena de la fecha de ruptura. Los modelos que consideramos son los

siguientes:

- Modelo A: Modelo additive outlier con un cambio en la media.

- Modelo B: Modelo additive outlier con un cambio en la pendiente.

- Modelo C: Modelo additive outlier con un cambio en la media y en la
pendiente.

- Modelo D: Modelo innovational outlier con un cambio en la media.

- Modelo E: Modelo innovational outlier con un cambio en la pendiente.

- Modelo F: Modelo innovational outlier con un cambio en la media y en

la pendiente.

La determinacion de la fecha de ruptura la llevamos a cabo seleccionan-
do el periodo muestral en el que se obtiene el valor médximo del estadistico
F' que contrasta la significatividad del pardmetro o pardmetros asociados

a las variables ficticias que recogen el cambio en la media y/o el cambio
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en la pendiente de la tendencia. Una vez determinada la fecha en la que
es probable que se produzca la ruptura en la serie, calculamos el valor del
estadistico t asociado al pardametro de la variable endégena desfasada un
periodo, para cada uno de los modelos considerados, y lo comparamos con
los valores criticos de Vogelsang y Perron (1998), para los modelos A, B, C
y F, y con los valores criticos de Banerjee et al. (1992), para los modelos
D y E. Rechazamos la Hy de raiz unitaria si el estadistico excede, en valor

absoluto, a los correspondientes valores criticos.

Los resultados de aplicar estos contrastes de raices unitarias a la tasa de
inflacién y al tipo de interés nominal de los cuatro pafses que consideramos
en nuestro estudio se exponen en las tablas 3 y 4. A partir de la Tabla
3 obtenemos que, en el caso de Espana y Reino Unido rechazamos la Hy
de rafz unitaria, al nivel de significacién del 5%, cuando consideramos los
modelos additive outlier o innovational outlier con un cambio en la pen-
diente de la tendencia. En Espana también llegamos a rechazar esta Hy,
al nivel del 5% si se considera el modelo D y al 10% si tenemos en cuenta
una especificaciéon como la del modelo F. Para el tipo de interés nominal
(ver Tabla 4) unicamente rechazamos la Hy de raiz unitaria en Espana. Es-
ta hipdtesis se rechaza en favor de la de estacionariedad alrededor de una
tendencia que cambia su pendiente, al nivel de significacién del 10%, cuan-
do se consideran los modelos B y E. Estos resultados apoyan la hipétesis
de que si se tienen en cuenta los cambios estructurales en las hipétesis de
partida de los contrastes de raices unitarias, el tipo de interés nominal y la

tasa de inflacién pueden ser procesos estacionarios en torno a una tendencia
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determinista no lineal.

Teniendo presente el argumento anterior, también aplicamos algunos
tests elaborados por Bierens (1997) para contrastar la Hy de raiz uni-
taria con deriva constante, frente a la alternativa general de estacionariedad
alrededor de una tendencia que puede ser lineal o no lineal, o hallarse en
torno a una constante. Estos tests modifican la versién no lineal de los con-
trastes de Dickey y Fuller (1979), llevada a cabo por Park y Choi (1988) y
Ouliaris, Park y Phillips (1989), reemplazando los polinomios temporales
ordinarios, por polinomios temporales ortogonales de Chebishev. La ven-
taja de utilizar polinomios de Chebishev es que permiten distinguir entre
estacionariedad alrededor de una tendencia determinista lineal y estaciona-

riedad en torno a una tendencia no lineal, bajo la hipétesis alternativa.

Los estadisticos que utilizamos son los de Bierens (1997):
t(m), A(m),F(m) y T(m). La Hy de estos tests es la de rafz uni-
taria con deriva constante, mientras que la H; es distinta segin el test
considerado. Asf, en el caso de los tests #(m) y A(m), si el estadistico
estimado supera al valor critico por la cola de la derecha de la funcién
de densidad, entonces no se rechaza que la serie es estacionaria alrededor
de una tendencia no lineal, mientras que si éste es inferior al valor
critico por la cola de la izquierda, no se puede aseverar con certeza si la
serie es estacionaria alrededor de una media constante, en torno a una
tendencia lineal o una tendencia no lineal. En el caso del test F(m), si
el estadistico estimado supera al valor critico, tampoco se rechaza que

la serie es estacionaria, pero se desconcoce si es estacionaria en torno a
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una media constante, o alrededor de una tendencia lineal o no lineal. En
cuanto al test T'(m), si el estadistico estimado supera al valor critico de la
cola de la funcién de densidad por la derecha, no se rechaza que la serie
es estacionaria alrededor de una tendencia no lineal, mientras que si se
rechaza por la izquierda, se considera que la serie es estacionaria en torno

a una media constante o una tendencia determinista lineal.

Para aplicar estos tests, tenemos en cuenta los tests DFA no lineales,

basados en la regresién auxiliar:

p m
Ay = a1+ S 0y + 0P + e, (2.40)
j=1

donde P7) = (Bgp(t),Pip(t), ., Por(t)), siendo Bip(t), Pip(t), ...,
Py, 7(t) polinomios de Chebishev transformados para que sean ortogonales
a t. El nimero de retardos p se determina a través del criterio de Akaike
(1973). Tal y como senala Bierens (1997), se podria especificar p = 0 y
adoptar el enfoque de Phillips y Perron (1988), estimando la varianza de
largo plazo no paramétricamente mediante un estimador de la varianza de
tipo Newey-West, pero el problema de especificar p seria reemplazado por
el de determinar el orden de retardos del pardmetro de truncamiento que
implica la utilizacién de este estimador. Alternativamente, se puede uti-
lizar un enfoque similar al de Said y Dickey (1984) y Ng y Perron (1995)
especificando p adaptativamente como una funcién del tamanio muestral,
tal y como hace Cushman (2000) al aplicar también los tests de Bierens

(1997) a las series: oferta de dinero, nivel de precios, renta real y tipo de
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interés nominal, de Canadd. Sin embargo, utilizamos el criterio de Akaike
(1973) porque aunque Ng y Perron (1995) demuestran que su contraste se-
cuencial basado en un test ¢, desarrollado para determinar el orden p, causa
menos distorsiéon de tamafio que el criterio de Akaike (1973), consideramos,
al igual que Bierens (1997), que este iltimo es mds apropiado para simular

el verdadero tamano del test.

En cuanto al nimero de polinomios de Chebishev (m), consideramos los
casos en los que m = 10 y m = 20, teniendo en cuenta que una tendencia no
lineal suave se aproxima bien mediante un niimero pequenio de polinomios
de Chebishev. La eleccién de estos valores para m se basa en el estudio
llevado a cabo por Bierens (1997) para algunas series como el deflactor
del Producto Nacional Bruto, el indice de precios de consumo y el tipo de
interés de Estados Unidos. Ademads, debemos resaltar que la eleccién de m
estd sujeta a un nimero menor de criticas que la especificacién del orden de
la tendencia polinémica en el enfoque de Ouliaris et al. (1989); sin embargo,
la potencia y el tamafio de estos tests dependen de m. El problema del
tamanio de los tests de Bierens (1997) se puede resolver por simulacién,
pero dado un valor de m, la potencia depende de la tendencia desconocida
no lineal bajo la Hi. Si esta tendencia no lineal es "mds” no lineal que
la aproximacién mediante los polinomios de Chebishev con un orden de m
fijo, puede ser que la potencia sea demasiado baja, pero si se considera un
valor de m muy elevado puede disminuir la potencia como consecuencia de
estimar pardmetros superfluos. Bierens (1997) propone fijar un valor de m

que converja a infinito a una tasa controlada con el tamano muestral, como
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la amplitud de truncamientos del estimador de Newey-West, pero no llega

a obtener ninguna conclusién evidente que abogue a favor de este criterio.

Los resultados que obtenemos al aplicar los tests propuestos por Bierens
(1997), expuestos en las tablas 5 y 6, ponen de manifiesto que si m = 10,
no se rechaza la Hy de raiz unitaria con deriva en la tasa de inflacién de los
cuatro paises considerados, mientras que si se rechaza en el caso del tipo
de interés nominal de Espana al nivel de significacién del 10%, cuando se
utiliza el estadistico £(m), y al 5%, cuando el estadistico utilizado es A(m).
Si escogemos un valor de m superior (m = 20), no rechazamos la Hy en la
mayoria de los casos. No obstante, si rechazamos esta hipétesis, al nivel de
significacién del 5%, para la tasa de inflacién francesa, cuando utilizamos
el estadistico A(m), y también la rechazamos al nivel de significacién del
5% para el tipo de interés nominal de Alemania, cuando utilizamos el es-

tadistico £(m) y al 10% si se utiliza A(m).

Para series de tamano modesto como son el tipo de interés y la tasa
de inflacién de Alemania, Espafia, Francia y Reino Unido, los valores criti-
cos de los tests de Bierens (1997), determinados para un tamano mues-
tral de 500 observaciones, parecen tener un limitado uso, por consiguiente,
consideramos apropiado simular los p-valores de los contrastes precedentes
para los tamanos muestrales de cada serie a través de los procedimientos

bootstrap paramétrico y wild bootstrap® (ver tablas 7 y 8). Comparan-

5 Los p-valores se obtienen por simulacién del siguiente modelo AR(q): 2z — z¢—1 =
b1(zt—1 — z¢—2)+ ...+ bg(2zt—q — 2t—g—1) +bgt1 + us, siendo t = ¢+ 2,...,T y ¢ = 10

y 20. El término de perturbacién aleatoria (u:) se extrae a partir de una distribucién
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do los resultados que se obtienen cuando se utilizan los valores criticos de
Bierens (1997) con los p-valores simulados, todos los tests de Bierens (1997)
que contrastan la Hy de raiz unitaria con deriva, frente a la alternativa de
estacionariedad alrededor de una tendencia no lineal, muestran una cierta
distorsién de tamano, ya que al simular estos p-valores ninguno de ellos per-
mite rechazar la Hy. Esta distorsiéon de tamafio no sélo depende del orden
m de polinomios temporales de Chebishev, sino también del orden AR de
los polinomios de la parte estocdstica de las series temporales. Asimismo,
las propiedades de potencia de cada uno de los tests considerados son muy
diferentes, ya que parece que cada uno de ellos recoge diferentes aspectos de
la H; y, ademds, depende de una tendencia no lineal desconocida bajo esta
hipdtesis. Por tanto, a través de estos tests no se puede rechazar la Hy de
que el tipo de interés y la tasa de inflacién en los cuatro paises considerados
sean procesos I(1) con deriva constante. Sin embargo, tal y como Bierens
(2000) senala para Estados Unidos, este resultado se puede obtener ante la

falta de suavidad de las tendencias no lineales que presentan las series.

A pesar de los resultados de la aplicacién de los tests de Bierens (1997)
y, considerando la conclusién extraida de los tests de raices unitarias y

estacionariedad previos (ver Tablas 1 a 6), podemos considerar que la tasa

normal con media cero y la varianza de esta distribucién, en el caso del procedimiento
bootstrap paramétrico, es la varianza estimada de los residuos del modelo bajo la Hop
y, en el caso del procedimiento wild bootstrap, se obtiene a partir del cuadrado de los
residuos estimados por MCO del modelo bajo la Hg. Los pardmetros b; y la varianza de
u; se estiman utilizando las series originales y los valores iniciales 21, ..., z4+1 también se

obtienen a partir de los datos originales.
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de inflacién y el tipo de interés en Alemania, Espana, Francia y Reino
Unido no son procesos genuinos I(1) ni I(0), por lo que no se descarta que
sean series estacionarias con una tendencia determinista no lineal. Ademas,
desde un punto de vista econdémico es facil pensar en ambas series como
procesos estacionarios, ya que, por ejemplo, si el tipo de interés nominal
fuera un proceso I(1) significarfa que cuando el periodo temporal tiende a
infinito, la probabilidad de que el tipo de interés nominal tome en algin
momento del tiempo un valor negativo es uno, lo que no tiene sentido.
Asimismo, tal y como Verbrugge (1998) argumenta, una tasa de inflacién
que sea un proceso I(1) implicaria costes elevados derivados de procesos
inflacionistas o desinflacionistas extremadamente rdpidos, por lo que las

autoridades econémicas actuarian para evitar esta circunstancia.

2.5.3 Contraste de cotendencias no lineales

Los contrastes precedentes permiten concluir que el tipo de interés y la tasa
de inflaciéon en Alemania, Espafa, Francia y Reino Unido no son procesos
genuinos estacionarios ni integrados de orden unitario. Por tanto, se puede
aplicar el test propuesto por Bierens (2000), que parte del supuesto de que
el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en estos paises son procesos
estacionarios alrededor de una tendencia determinista no lineal. Asimismo,
al igual que Bierens (2000) en su estudio orientado a la relacién entre estas
dos series en el caso de Estados Unidos, nosotros aplicamos el contraste
de cotendencias no lineales sin incluir una tendencia determinista lineal en

nuestros modelos especificados para Alemania, Espana, Francia y Reino
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Unido. La inspeccién visual sobre la evolucién del tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién en estos paises (ver figuras 1 a 4) y el hecho de que
los contrastes de raices unitarias y de estacionariedad no sean concluyentes
al respecto, hace que sea razonable el supuesto de que ambas series no
presenten una tendencia lineal o, si poseen una raiz unitaria, no tengan
deriva. Por tanto, si existe una tendencia no lineal comin entre estas
series, este test permite hallar una relacién entre ellas que sea estacionaria

en torno a una constante.

Al tratarse el contraste de Bierens (2000) de un test no paramétrico,
para su aplicacién no es necesario especificar las tendencias no lineales, ni
cualquier correlacion serial que siga el proceso. Asi, construimos para cada
pais un vector de series temporales y; constituido por la tasa de inflacién y el
tipo de interés, y elaboramos el estadistico de Bierens (2000), que contrasta
la Hy de presencia de r cotendencias no lineales, frente a la alternativa de

r — 1 cotendencias.

Utilizando los valores criticos de Bierens (2000), no rechazamos la Hp
de presencia de un vector de cotendencia no lineal entre estas dos series en
Alemania y Francia, al nivel de significacién del 5%, e incluso del 10% (ver
Tabla 9), mientras que en Espafnia y Reino Unido no se rechaza al nivel de
significacién del 5%, pero sf al 10%. Sin embargo, se nos plantea la cuestién
de si este rechazo de la Hy al nivel de significacién del 10% para Espana
y Reino Unido puede ser debido a la utilizacién de los valores criticos de
Bierens (2000), obtenidos para un tamano muestral de 500 observaciones,

mientras que en el caso de Espana sélo tenemos 284 observaciones y en el
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Reino Unido tenemos 272 observaciones. Asi pues, simulamos los valores
criticos del test de Bierens'® (2000), para este menor nimero de observa-
ciones mediante 10000 réplicas*”. Los resultados, expuestos en la Tabla 10,
ponen de manifiesto que los valores criticos de Bierens (2000) no son muy
sensibles al tamano muestral, por lo que de nuevo rechazamos la Hy de
presencia de un vector de cotendencia no lineal entre el tipo de interés y la
tasa de inflacién en Espana y Reino Unido, al nivel de significacién del 10%.
Por tanto, no podemos hablar de existencia de una cotendencia no lineal
entre estas dos series en ambos pafses con certeza. Por el contrario, no re-
chazamos esta Hy para Alemania y Francia, incluso al nivel de significacién
del 20%. Este resultado nos lleva a poder aseverar, con un elevado grado
de certeza, que existe una tendencia no lineal comiin entre estas series en
Alemania y Francia, mientras que no podemos decir lo mismo para Espana

v Reino Unido.

En relacién al resultado obtenido al aplicar el test de Bierens (2000)
al tipo de interés y a la tasa de inflacién de Alemania, los valores propios
generalizados de M, con respecto a M son A; = 0.007 y Ao = 0.026 y
los correspondientes vectores propios generalizados estandarizados de e

versus My son los siguientes:

40 Utilizamos un programa escrito en Ox, versién 2.1 (Doornik, 1998).
4TEn la Tabla 10 también exponemos los resultados de simulacién de los valores criticos

del estadistico de Bierens (2000), calculados para los tamanos muestrales de Alemania y

Francia, formados por 456 y 348 observaciones, respectivamente.
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0.094 1 «— TINFLAL
1 —0.770 « TINTAL

(2.41)

siendo TINFLAL la tasa de inflaciéon de Alemania y TINTAL el tipo de
interés alemdn. Multiplicando A por la raiz cuadrada del tamano muestral,
se obtienen los estadisticos que permiten contrastar la Hy de que existen
r vectores de cotendencias deterministas no lineales, frente a la alternativa

de que existen r — 1 vectores de cotendencia.

Los resultados, mostrados en la Tabla 9, tal y como hemos comentado
anteriormente, confirman la hipdétesis de un vector de cotendencia entre
ambas series. Ademds, considerando las Figuras 5 y 6, en las que se re-
presentan las componentes, estandarizadas entre -1 y 1, de las funciones
estimadas F'(z) y F*(z) de la tasa de inflacién y tipo de interés de Alema-
nia, cuyas representaciones analiticas se hallan expuestas en las ecuaciones
(2.36) y (2.39), respectivamente, se observa que ambas series siguen un pa-
trén de comportamiento similar, lo que permite corroborar el resultado de
presencia de una cotendencia no lineal entre la tasa de inflacién y el tipo

de interés de Alemania.

Teniendo en cuenta el Teorema 4 (Bierens, 2000, p.331), la primera
columna de la matriz (2.41) es un estimador consistente del vector de co-
tendencia. Los resultados de nuestra estimacién nos llevan a la siguiente

relacion:
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Tendencia no lineal en TINFLAL=2.02xTendencia no lineal en TINTAL.

Ademds, también consideramos la Hy de que el vector (1, —1)" es un
vector de cotendencia no lineal. Es decir, contrastamos si puede existir una
relacién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién que tenga
un valor esperado constante, debido a que esta idea subyace en un gran
nimero de estudios en el campo de la Teoria Econémica y de las Finanzas
sin obtener conclusiones claras (ver Seccién 2 del presente Capitulo para
mads detalles). El resultado que obtenemos es el rechazo de esta hipétesis al
nivel de significacion del 5%. Asi, si suponemos que la unica relacién que
existe entre la tasa de inflacién y el tipo de interés nominal procede de esta
tendencia no lineal comin, y tenemos en cuenta el argumento de Ferrer
(1998), expuesto en la Seccién 2 del presente Capitulo, de manera que bajo
el supuesto de expectativas racionales, en el largo plazo y considerando me-
canismos convencionales de formacién de expectativas, se puede utilizar la
inflacién observada como proxy de la inflacién esperada, entonces, podemos
decir que en el largo plazo no existe en Alemania un efecto Fisher completo,
aunque si parcial. Asimismo, cabe remarcar que la existencia o no de una
tendencia determinista comin entre el tipo de interés nominal y la tasa de
inflacién es independiente de que se produzca o no el efecto Fisher. Asi,
podria no existir una cotendencia no lineal entre estas series y, sin embargo,
si producirse el efecto Fisher. En este ultimo caso, el tipo de interés real

presentaria también una tendencia determinista no lineal.
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En lo que se refiere al andlisis de cotendencia no lineal de Bierens (2000)
aplicado a las series de tasa de inflacién y tipo de interés de Francia, los
valores propios generalizados de M versus Ms son A = 0.015 y dg = 0.071,
siendo los correspondientes vectores propios generalizados estandarizados

los siguientes:

—0.329 1 «— TINFLFR
1 —0.448 «+ TINTFR

(2.42)

siendo TINFLFR la tasa de inflacién de Francia y TINTFR el tipo de

interés del mismo pais.

Contrastando la Hy de que existen r vectores de cotendencias determi-
nistas no lineales, frente a la alternativa de que existen r — 1, tal y como se
ha expuesto anteriormente y como se muestra en la Tabla 9, no se rechaza
la existencia de una cotendencia no lineal entre estas series. Las Figuras 7'y
8 representan las componentes de las funciones estimadas F'(z) y F*(z), es-
tandarizadas entre -1 y 1, de la tasa de inflacién y tipo de interés de Francia.
Su comportamiento sincrénico parece confirmar el resultado de que ambas

series estén relacionadas mediante una tendencia no lineal comun.

El resultado de la estimacion de la relacién entre la tendencia no lineal
de la tasa de inflacién de Francia y la tendencia no lineal del tipo de interés

en este pafs, es el siguiente:
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Tendencia no lineal en TINFLFR=2.67xTendencia no lineal en TINTFR.

Al igual que se obtiene para Alemania, no se puede considerar que la
relacién entre la tasa de inflacién y el tipo de interés nominal presente un
patron estable, ya que rechazamos, al nivel de significacion del 5%, la Hy
de que el vector (1, —1)" es un vector de cotendencia no lineal. Por tanto, si
suponemos que la unica relacién que existe entre el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién procede de esta tendencia no lineal comin y bajo el
supuesto de expectativas racionales, podemos decir que en el largo plazo

no se produce un efecto Fisher completo en este pafs, pero si parcial.

Asi pues, en el caso de Alemania y Francia hallamos una relacién entre
el tipo de interés y la tasa de inflacién que viene dada por la tendencia no
lineal comiin que presentan ambas series, por efecto de algin shock exégeno
que influye en ellas de manera que consigue que presenten un patrén comin

de comportamiento y que, por ende, estén relacionadas.

En Estados Unidos, Bierens (2000), al aplicar su contraste de coten-
dencia no lineal, también encuentra una relaciéon entre el tipo de interés
nominal y la tasa de inflacién, relaciéon que resulta ser indirecta y que es
consecuencia de la tendencia no lineal comiin que presentan ambas series.
Ademas, Bierens (2000) concluye que esta tendencia no lineal es probable

que se deba a la evolucién del precio del petréleo. Nuestro objetivo, en el
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presente trabajo, no es tratar de identificar cudl es la causa de la relacién
hallada entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en Alemania
y Francia, a través de sus tendencias no lineales, sino verificar que efecti-
vamente existe una relacién entre ellas. Sin embargo, debido a que ambas
series presentan cambios en su tendencia, precisamente en los periodos en
los que se produjeron algunos de los principales shocks energéticos, nos in-
duce a pensar que probablemente la tendencia no lineal comiin detectada
en el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién de Alemania y Francia
sea consecuencia de la dependencia de estas series respecto a la evolucién

del precio del petroleo.

Una importante diferencia entre los resultados de Bierens (2000) y los
nuestros para Alemania y Francia, es que Bierens (2000) obtiene que el
coeficiente estimado que relaciona la tendencia no lineal de la tasa de in-
flacién estadounidense con la tendencia no lineal del tipo de interés de los
fondos federales es menor que la unidad, y no rechaza estadisticamente que
dicha relacién pueda ser incluso de tipo uno a uno. Sin embargo, para
Alemania y Francia sobrepasa ampliamente la unidad, en concreto, en Ale-
mania el valor estimado es 2.02 y en Francia es 2.67, y rechazamos que
estadisticamente pueda ser la unidad. Por tanto, bajo los supuestos de
expectativas racionales y que la tnica relacién que existe entre el tipo de
interés nominal y la tasa de inflaciéon en estos paises es consecuencia de
la cotendencia no lineal hallada entre estas dos series, no podemos hablar
de efecto Fisher completo en el largo plazo. El resultado que obtenemos

relativo a que la relacién entre la tendencia no lineal que presenta el tipo de
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interés nominal y la tasa de inflacién en Alemania y en Francia es superior
a la unidad, mientras que en Estados Unidos puede ser igual o inferior a la
unidad, podria ser explicado por el hecho de que, en economfas grandes, vy,
por ello, relativamente cerradas, como la estadounidense, el banco central
puede responder a determinados shocks, por ejemplo un alza en los precios
del petréleo, modificando su tipo de interés en mayor medida que lo pueden
hacer las economias mé&s pequenas y abiertas, como es el caso de Alemania
y Francia. En estos pafses, la politica monetaria de sus bancos centrales
estd restringida a la de otros pafses de su entorno comercial, de manera que
sus tipos de interés no pueden desviarse mucho de los tipos de sus socios
comerciales, ya que si lo hicieran el tipo de cambio de sus monedas podria
experimentar elevados desajustes. Asf pues, si existe un shock exégeno que
afecta a la tasa de inflacién de estos paises, la respuesta de sus bancos cen-
trales al mismo serd menor, ya que estd sujeta también a la evolucién de

otras variables de los paises de su entorno.

2.5.4 Anadlisis del Puzle de precios

Con el fin de determinar si la tendencia determinista no lineal comtin ha-
llada entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién de Alemania y
Francia causa un efecto puzle de precios, estimamos inicialmente un mo-
delo VAR(36) bivariante no estructural, con intercepto, para el vector de
series temporales de los procesos y(TINTAL, TINFLAL;), para Ale-
mania, vy y,(TINTFR;,TINFLFR;)', para Francia, y representamos la
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funcién impulso-respuesta para un horizonte temporal de 24 meses.

Las lineas de trazo grueso que aparecen en las figuras 9 y 10, muestran
la respuesta de la tasa de inflacién a un shock unitario en el tipo de interés
nominal de Alemania y Francia, respectivamente. A través de ambas figuras
se observa que existe un evidente puzle de precios en ambos paises durante
el periodo considerado de dos anos, es decir, la tasa de inflacién responde

positivamente a un shock unitario en el tipo de interés nominal.

Como consecuencia de este resultado, posteriormente nos planteamos
la posibilidad de que el puzle de precios hallado en estos paises sea con-
secuencia de la tendencia no lineal comin entre el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién. Con este fin, volvemos a estimar los modelos VAR,
pero ahora incluyendo 20 polinomios temporales de Chebishev (Pjr(t),
j =1,...,20) con el objeto de extraer dicha tendencia no lineal. Los poli-
nomios de Chebishev adoptan la siguiente forma (ver Hamming, 1973; y

Bierens, 1997):

Por(t) = 1,
Pir(t) = \/§cos<j7r <t—%> /T>, j=1,..,T—1.

T

Ademds, estos polinomios son ortonormales: (1/T") > P;r(t)P;r(t)
=1

=1I(i # j) parai,j=0,.., 7 — 1, donde I() es una funcién indicador, por

consiguiente, cualquier funcién de tendencia g(t) se puede representar asi:
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T—-1
g(t) =>_ vjrPir(t), t=1,...,T
j=0
donde
T
vir = (1/T) ;1 g(&) P r(t).

Tal y como se expone en Bierens (1997), el nimero de polinomios de
Chebishev es muy flexible, de manera que una tendencia determinista lineal
se puede representar con un nimero de polinomios de Chebishev muy bajo.
Nosotros, al igual que Bierens (2000), elegimos 20 polinomios de Chebishev
para recoger el comportamiento no lineal tanto del tipo de interés como de la
tasa de inflacién en Alemania y en Francia. Las lineas de trazo més fino que
aparecen en las figuras 9 y 10, representan las funciones impulso-respuesta
de los modelos VAR que incluyen en su especificacién 20 polinomios de
Chebishev. Comparando las funciones impulso-respuesta de los modelos
VAR con y sin polinomios de Chebishev, representadas en las figuras 9 y
10, obtenemos un resultado muy interesante, ya que el hecho de extraer la
tendencia no lineal de la tasa de inflacién y del tipo de interés, en cada uno
de estos paises, hace que se reduzca considerablemente la respuesta de la
tasa de inflacién a un shock en el tipo de interés, llegando incluso a oscilar
en torno al nivel cero durante el periodo de dos afos considerado. Por
tanto, podriamos concluir a priori que el puzle de precios es provocado por

una tendencia no lineal comin entre el tipo de interés y la tasa de inflacién
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tanto en Alemania como en Francia, tal y como hace Bierens (2000) para

la economia estadounidense.

Sin embargo, la afirmacién anterior resulta demasiado arriesgada, ya
que, aunque el test de Bierens (2000) no rechaza la existencia de una ten-
dencia no lineal comin entre el tipo de interés y la tasa de inflacién en
Alemania y Francia, no conocemos realmente si este puzle de precios es ge-
nerado realmente por la existencia de una cotendencia no lineal entre ambas
series o es resultado de otro tipo de factores. Por tanto, nos planteamos si el
puzle de precios desaparece cuando se introducen polinomios de Chebishev
en los modelos VAR, independientemente de que exista o no una cotenden-
cia no lineal entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en ambos
pafses. Con este fin llevamos a cabo un estudio de simulacién mediante

bootstrap no paramétrico.

Utilizando los pardmetros y los residuos de los modelos VAR, estimados
a partir de las variables originales, que muestran un evidente puzle de
precios, simulamos series por bootstrap con las mismas propiedades que las
series originales, pero sin tendencias deterministas no lineales. Con estas
nuevas series volvemos a estimar los respectivos modelos VAR, incluyendo
20 polinomios de Chebishev. Para llevar a cabo este estudio realizamos
1000 réplicas y obtenemos la media de las funciones impulso-respuesta de
los VAR simulados, asi como las funciones impulso-respuesta inferiores y
superiores correspondientes a los cuantiles 2.5% y 97.5% de los valores
tabulados para cada horizonte temporal. En las figuras 11 y 12 comparamos

las funciones impulso-respuesta de los modelos VAR con polinomios de
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Chebishev con la media de las funciones impulso-respuesta obtenidas a
partir de los modelos VAR para Alemania y Francia, respectivamente, que
incluyen polinomios de Chebishev, aunque se estiman a partir de series
simuladas que no presentan tendencias deterministas no lineales. Ambas
figuras muestran que estas funciones siguen un patrén muy similar, lo que
evidencia que independientemente de que el tipo de interés nominal y la
tasa de inflacién presenten una tendencia no lineal comun, la inclusién de
polinomios de Chebishev en los modelos VAR elimina el puzle de precios en
Alemania y en Francia. Un resultado similar se obtiene si comparamos las
funciones impulso-respuesta de los modelos VAR estimados con polinomios
de Chebishev con las bandas inferior y superior de estas funciones obtenidas
como output de modelos VAR estimados a partir de series simuladas por
bootstrap, para Alemania y Francia, de tal manera que no presenten una
tendencia determinista no lineal. Asi, en las figuras 13 y 14, se observa
como la respuesta de la inflacién a un shock unitario en el tipo de interés
nominal tras incluir 20 polinomios de Chebishev en el modelo VAR se halla
entre las bandas obtenidas por simulacién. Por tanto, se puede concluir
que el puzle de precios desaparece, incluso en ausencia de cotendencia no
lineal entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién, sélo por el
hecho de incluir polinomios de Chebishev en los modelos VAR. Asi pues,
con estos resultados no se puede aseverar, tal y como hace Bierens (2000)
en su estudio aplicado a la economia estadounidense, que es la cotendencia
no lineal hallada entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién la

que provoca el puzle de precios en Alemania y Francia.
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2.6 Conclusiones

El resultado que obtenemos, al utilizar el contraste no paramétrico de
Bierens (2000) con la finalidad de hallar una relacién entre el tipo de interés
nominal y la tasa de inflacién en Alemania, Espana, Francia y Reino Unido,
es que, en Espana y Reino Unido no existe una relacién entre el tipo de
interés nominal y la tasa de inflacién que esté ocasionada por la presencia
de una tendencia determinista no lineal comtin a ambas series. Sin embar-
go, en Alemania y Francia, si que hallamos una relacién entre estas dos
variables que es consecuencia de la presencia de esta cotendencia no lineal.
Por tanto, existe una combinacién lineal entre el tipo de interés nominal y
la tasa de inflacién, en ambos paises, que es estacionaria alrededor de una
constante, lo que no quiere decir que el tipo de interés real tenga que ser
estacionario en torno a una constante, ya que pueden existir otros tipos de
relaciones entre ambas series que provengan de otros factores. Asimismo,
es importante destacar que esta tendencia no lineal es consecuencia, a su
vez, de la incidencia que sobre ambas series tiene algin shock exégeno, que

consigue que éstas presenten un patrén comin de comportamiento.

Los resultados que obtenemos en nuestro estudio, en el caso de Alema-
nia y Francia, difieren de los de Bierens (2000), aplicados a Estados Unidos,
ya que si bien en Estados Unidos existe una relacién entre las tendencias no
lineales del tipo de interés nominal y la tasa de inflacién estadisticamente
igual o inferior a la unidad, en Alemania y Francia sobrepasa ampliamente

la unidad, en torno a 2.02 en Alemania y alrededor de 2.67 en Francia. Por
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tanto, si la unica relacién que pudiera existir entre estas dos series fuera
consecuencia de la tendencia no lineal comin hallada en ambas y bajo el
supuesto de expectativas racionales que, en el largo plazo y bajo los meca-
nismos convencionales de formacién de expectativas, nos permite utilizar
la tasa de inflacién observada como sustituto de la tasa de inflacién espera-
da, podemos decir que no se cumple el efecto Fisher de manera completa,
aunque si de forma parcial. Ademads, los resultados que obtenemos para
Alemania y Francia creemos que pueden ser explicados por el hecho de
que en economfias grandes, como la estadounidense, el banco central puede
responder a determinados shocks, por ejemplo, un alza en los precios del
petrdleo, modificando su tipo de interés en mayor medida que lo pueden
hacer las economias mé&s pequenas y abiertas, como es el caso de Alemania
y Francia. En estos paifses, la politica monetaria de sus bancos centrales
estd restringida a la de los pafses de su entorno comercial, de manera que
sus tipos de interés no pueden desviarse mucho de los tipos de sus socios
comerciales, ya que si lo hicieran, el tipo de cambio de sus monedas podria
experimentar elevados desajustes. Asi pues, si existe un shock exégeno que
afecta a la tasa de inflacién en estos paises, la respuesta de sus bancos

centrales al mismo serd menor.

Ademsds, obtenemos que existe un puzle de precios en Alemania y Fran-
cia, es decir, al estimar un modelo VAR, una innovacién en el tipo de interés
nominal tiene un efecto positivo, durante al menos 24 meses, en la respues-
ta que se produce en la tasa de inflacién de estos pafses. Bierens (2000),

en su estudio llevado a cabo en el marco de la economia estadounidense
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obtiene que al incluir polinomios de Chebishev con el fin de extraer la ten-
dencia no lineal comin que presenta el tipo de interés nominal y la tasa
de inflacién, desaparece el puzle de precios, concluyendo que efectivamente
el puzle de precios es consecuencia de esta cotendencia no lineal. Sin em-
bargo, no comprueba si éste desaparece sélo por el hecho de incluir estos
polinomios de Chebishev en el modelo VAR o si, por el contrario, desa-
parece porque realmente consigue extraer esta tendencia no lineal comun.
Asi pues, nosotros vamos més alld en el presente estudio y, aunque también
obtenemos un resultado similar al de Bierens (2000) al incluir en los mode-
los VAR polinomios de Chebishev, cuando trasladamos este estudio a las
economias alemana y francesa, comprobamos mediante simulacién bootstrap
no parameétrica que el puzle de precios detectado en Alemania y Francia
desaparece unicamente por la inclusién de polinomios de Chebishev en el
modelo VAR y no por el hecho de que estos polinomios consigan extraer
la tendencia no lineal comin. Por tanto, podemos concluir que el puzle
de precios que se produce en Alemania y Francia sigue, sencillamente, sin

resolverse.
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3.1. Introduccion

3.1 Introduccién

A vpartir de los trabajos de Granger (1983) y Engle y Granger (1987),
el concepto de cointegracion ha sido ampliamente utilizado en el anilisis
empirico orientado a la bisqueda de relaciones de equilibrio, o de largo
plazo, entre variables integradas. De manera resumida, decimos que dos
variables integradas de orden unitario, I(1), ¥ y x¢, estdn cointegradas si
existe una combinacién lineal entre ellas que es estacionaria. En este caso,
el término de perturbacién aleatoria (u;) es un proceso I(0) en el siguiente

modelo:

yr = B1 + Bt + Uy

La literatura relativa a los tests de cointegracién es muy amplia. Asi,
existen tests que contrastan la existencia de relaciones de cointegracién
(Park, 1990, 1992; Phillips y Hansen, 1990), contrastes que contrastan la
ausencia de cointegracion (Engle y Granger, 1987; Phillips y Ouliaris, 1990),
contrastes de cointegracién basados en Modelos de Correccién de Error
(MCE) introducidos por Hendry (1987), contrastes basados en tests de
Wald (Boswijk, 1994), contrastes para detectar el nimero de raices unitarias
aplicados al término de perturbacién aleatoria (Johansen, 1988; Stock y
Watson, 1988; Saikonnen, 1992) y contrastes de hipdtesis relativas al vector

de cointegracién (Saikonnen, 1992; Johansen, 1995; Elliot, 1998, entre otros;

279



Capitulo 3. Test de Cointegracion CBB

ver Watson, 1994, para una revisién sobre estos contrastes). Sin embargo,

no existe consenso en relacién a cudl es el "mejor” test de cointegracion.

En el presente Capitulo, proponemos un procedimiento para contrastar
la hipétesis nula (Hp) de no cointegracién entre dos variables, baséndonos
en un contraste de rafces unitarias aplicado a los residuos de la regresién de
cointegracién, utilizando el procedimiento continuous path block bootstrap
(CBB) de Paparoditis y Politis (2001). Este procedimiento no paramétrico
permite generar pseudo-series integradas de orden unitario manteniendo las
caracteristicas mds importantes de los datos. Por tanto, el CBB puede cap-
tar la distribucién de algunos estadisticos de raices unitarias y, por ende,
puede ser utilizado para detectar si el término de perturbacién aleatoria de
la regresién de cointegracion es I(1) o I(0), o lo que es lo mismo, permite
detectar la presencia de un vector de cointegracién entre dos series tem-
porales. Asimismo, a través de experimentos de Monte Carlo analizamos
las propiedades de potencia y tamano del test de cointegracién CBB que
desarrollamos en el presente Capitulo y las comparamos con las de otros
tests, como el test Dickey-Fuller Ampliado (DFA), de Said y Dickey (1984),
y el test del médximo autovalor (Ap,4,) de Johansen (1988, 1991) y Johansen
y Juselius (1990, 1992). Nuestro estudio de simulacién muestra que este
nuevo procedimiento tiene buenas propiedades y que se comporta siempre
mejor que el test DFA. Ademads, realizamos una aplicacién empirica del
nuevo contraste que proponemos al tipo de interés nominal y a la tasa de
inflacién de Alemania, Espafia, Francia y Reino Unido, con el fin de tratar

de determinar la posible existencia de una relacién de equilibrio entre am-
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bas variables, es decir, para poder discernir si se cumple o no el denominado

efecto Fisher en estos paifses!.

La segunda Seccién del presente Capitulo estd orientada a una exposi-
cién sobre la problemédtica existente a la hora de elaborar tests de cointe-
gracién basados en el procedimiento bootstrap. En la tercera Seccién reali-
zamos una breve recopilacién de los estudios mds utilizados en los trabajos
empiricos, basados en procedimientos bootstrap, que permiten determinar
el rango del vector de cointegracién cuando se utilizan muestras con un
nimero reducido de observaciones. La Seccién cuarta muestra el algoritmo
que proponemos para contrastar el rango del vector de cointegracién, basa-
do en el test de raices unitarias CBB de Paparoditis y Politis (2001). En la
Seccién quinta exponemos las propiedades de tamafio y potencia de nuestro
test y las comparamos con las de los tests DFA y A4, de Johansen. La
Seccién sexta muestra una aplicacién empirica del procedimiento que de-
sarrollamos para determinar la posible existencia de una relacién de cointe-
gracién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en Alemania,
Espana, Francia y Reino Unido. Finalmente, la seccién séptima recoge las

conclusiones.

!Un estudio més detallado sobre el efecto Fisher se realiza en la Seccién 2 del Capitulo
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3.2 Problematica en torno al procedimiento

bootstrap para tests de cointegracion

El método bootstrap fue inicialmente propuesto por Efron (1979). Origi-
nariamente, el procedimiento de remuestreo por bootstrap se disené bajo el
supuesto de términos de perturbacién independientes e identicamente dis-
tribuidos (i.i.d.). Sin embargo, tal y como senalan Hinkley (1988) y Jeong
y Maddala (1993), entre otros, en la mayor parte de la aplicaciones econé-
metricas, la estructura del término de perturbacién aleatoria es, en general,
mds compleja que la i.i.d. y, por consiguiente, es necesario tener en cuenta
otras técnicas bootstrap mads sofisticadas. La posible autocorrelacién en el
término de perturbacién aleatoria, asi como la existencia de variables retar-
dadas dependientes en los modelos, generan problemas en la elaboracién de
pseudo-datos. También anaden problemas la presencia de raices unitarias
en las series y los modelos con regresiones de cointegracién. Nosotros cen-
tramos parte de nuestro estudio precisamente en los métodos bootstrap que
han surgido para detectar el nimero de vectores de cointegracién, cuando
el tamano muestral es pequeno. Sin embargo, es necesario tener en cuenta
previamente algunos de los problemas que se plantean cuando se trabaja

con modelos que presentan relaciones de cointegracién.

Seguin Liy Maddala (1997), los problemas principales que surjen cuando

se intenta estimar una regresién de cointegracién son los siguientes:

(i) La eleccién de un método de estimacion.
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(ii) La eleccién del procedimiento apropiado para realizar inferencia.

Respondiendo al primero de los problemas, existen varios estudios de
Monte Carlo que comparan diferentes métodos de estimacién para sistemas
cointegrados, como por ejemplo: Banerjee et al. (1986), Phillips y Loretan
(1991), Inder (1993), Gonzalo (1994), Hargreaves (1994) y Li y Maddala
(1995). Estos trabajos no encuentran que exista algin método, en parti-
cular, que sea superior a los demds. Ello es debido, entre otros factores, a
que muchos métodos de estimacién no son del todo comparables, al basarse
en diferentes procesos generadores de datos (p.g.d.) y al mostrar enormes
diferencias en los ratios senal/ruido. Por tanto, continia siendo complicado

responder a la primera cuestion.

Respondiendo a la segunda cuestion, es necesario tener en cuenta que la
mayoria de los procedimientos estandar de inferencia utilizan tests de signi-
ficatividad que se basan en la teoria asintética. Sin embargo, la inferencia
basada en distribuciones asintéticas tiene dos importantes inconvenientes

cuando se utilizan muestras pequenas:

(a) Los estimadores, aunque pueden ser consistentes e incluso super-
consistentes, presentan un sesgo sustancial.
(b) Los tests de significatividad basados en distribuciones asintéticas tienen

grandes distorsiones de tamano.

Li y Maddala (1997) obtienen que la elevada distorsién de tamano que

tienen los contrastes de significatividad asintéticos cuando se trabaja con
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muestras de tamano reducido, se corrige cuando se utilizan procedimientos
bootstrap. Ademads, esta mejora en las propiedades de tamano del test,
al utilizar este tipo de procedimientos, es muy elevada en relacién con la
pequena pérdida de potencia que se produce al aplicar el método bootstrap

en lugar del asintético.

Hinkley (1997) anade al respecto que existen dos métodos para realizar
contrastes de significatividad mediante el uso de métodos bootstrap: direc-
tamente y a través de intervalos de confianza. Segiin este autor, si se uti-
lizan tests de significatividad sobre pardametros, tales como los coeficientes
del vector de cointegracién, se utilizarfa el procedimiento de intervalos de
confianza, existiendo un gran niumero de procedimientos bootstrap basados
en intervalos de confianza®. Pero para realizar contrastes més generales, se
debe utilizar el procedimiento directo. Dado que este procedimiento impli-
ca tener en cuenta propiedades muestrales bajo la Hy, los datos simulados
se tienen que generar bajo un modelo que satisfaga esta hipétesis. Dado un
estadistico 7, las opciones que senala Hinkley (1997) para llevar a cabo el
método directo, que son similares a las que existen para el método basado

en intervalos de confianza, son las siguientes:

- Contrastar r, frente a su distribucién bajo la Hy.
- Contrastar r estudentizado, frente a su distribucién bajo la Hy.
- Contrastar r estudentizado y transformado, frente a su distribucién bajo

la Ho.

*Ver por ejemplo Li (1994).
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- Ajustar mediante bootstrap el estadistico r frente a su distribucién bajo

la Hy, es decir, aplicar un doble proceso bootstrap a r.

Segin Hinkley (1997), la primera de las opciones es, en teorfa, inferior,
en el sentido de que el tamano real del test difiere de su tamafnio nominal
en O(T~1/?), mientras que la divergencia entre el tamaifio real y el nominal
del test, para el resto de las opciones, es O(T~!). Algunas veces el feno-
meno de estudentizar un estadistico en muestras pequenas es inestable, ya
que la varianza estimada es inestable. La tltima opcién, segin este autor
requiere, en principio, un proceso de célculo laborioso. Sin embargo, para
estadisticos lineales, los enfoques tedricos pueden hacer que este procedi-
miento de cédlculo sea rdpido, e incluso se pueden disenar procedimientos

de Monte Carlo que reduzcan este proceso.

Algunos de los principales métodos de cointegracién basados en el pro-
cedimiento bootstrap més utilizados en la literatura, hasta la fecha, son los

siguientes:

- Procedimiento bootstrap ordinario o estdndar: Este método parte de una
muestra aleatoria (yi,%s,..., yr) obtenida a partir de una distribucién ca-
racterizada por un pardmetro 6. La inferencia acerca de 6 se basa en un
estadistico =, de manera que este procedimiento consiste en extraer mues-
tras repetidas con reemplazamiento de tamano 1", que puede ser distinto
de T, denotando a cada una de estas muestras asi: (y7,v3,...,y7). Este
procedimiento se repite un nimero elevado de veces B y para cada muestra

bootstrap se calcula el estadistico =, al que denominamos Z*. La distribu-
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cién de =*, basada en B muestras boostrap, se conoce como distribucién de
Z y es la que se utiliza para hacer inferencia acerca de 6. Existen algunos
estudios que aplican este procedimiento a las regresiones de cointegracion,
como por ejemplo Shea (1989a,b). Sin embargo, estos trabajos se basan
en el supuesto de perturbaciones aleatorias i.i.d., el cual es muy restric-
tivo cuando la mayor parte de los métodos para estimar regresiones de
cointegracién se han disenado precisamente para resolver los problemas de
autocorrelacién en las perturbaciones aleatorias y de endogeneidad de los

regresores.

- Procedimiento bootstrap recursivo: Este procedimiento, introducido por
Freedman y Peters (1984), se usa, especialmente, cuando se trabaja con
variables dependientes retardadas y perturbaciones aleatorias con proble-
mas de autocorrelacion, si el término de perturbacién aleatoria tiene una
estructura bien especificada, es decir, se parte de un modelo ARMA (p, q)
estacionario con érdenes de retardos p y ¢ conocidos. Este método tam-
bién es utilizado por Efron y Tibshirani (1986), aunque aplicado a modelos
AR(1) y AR(2). A través del método bootstrap recursivo se estima un mo-
delo por MCO, o por otro método de estimacién consistente, se obtienen los
residuos y, después de reescalarlos y centrarlos, se elaboran nuevas muestras
a partir de ellos. Con estas muestras de residuos se generan otras bootstrap
de manera recursiva. Asi por ejemplo, en el caso de un modelo de regresion

con perturbaciones AR(1), tal como,
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Yy = Bre+uy, (3.1)

Ut = pPu—1 + €,

donde e; ~i.i.d.(0,02), se estima la ecuacién (3.1) por MCO y utilizando
los residuos de la regresién uy, se estima p a través de los procedimientos
Cochrane-Orcutt o Prais-Winsten y obtenemos é;. Tras obtener muestras
a partir de é; y mediante un procedimiento recursivo se genera u; y la
muestra bootstrap basada en y:. Rayner (1991) utiliza este procedimiento
con algunos resultados importantes en lo que se refiere a la correccién del
tamano del test. Li y Maddala (1997), a través de experimentos de Monte
Carlo, obtienen que este test corrige la elevada distorsién de tamano que
presentan los estudios basados en la inferencia asintética cuando se trabaja

con muestras pequenas, con apenas una pequena pérdida de potencia.

- Procedimiento bootstrap con bloques de datos de tamario fijo: Cuando no
se conoce la estructura de correlacién de las series o ésta se especifica erro-
neamente, un procedimiento basado en los residuos da lugar a estimadores
inconsistentes. Por tanto, surge otro enfoque que no requiere ajustar los
datos a una forma paramétrica determinada y que utiliza bloques de datos
de series temporales. Carlstein (1986) fue el primero en considerar la idea
de generar bloques bootstrap de observaciones, en lugar de utilizar ob-
servaciones individuales. Estos bloques, para Carlstein (1986), no pueden
solaparse. Sin embargo, més tarde, Kiinsch (1989) y Liu y Singh (1992), de

manera independiente, introducen un procedimento bootstrap mds general
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basado en bloques de datos, al que denominan ”bloque bootstrap mévil”.
Este procedimiento se puede aplicar a series temporales estacionarias y se
diferencia del anterior en que si permite que los bloques de observaciones

se solapen.

Los métodos de Carlstein (1986) y Kiinsch (1989) dividen las T' obser-
vaciones, que conforman una serie, en bloques de tamano [ y seleccionan
b bloques, que pueden ser repetidos, obteniendo muestras a partir de to-
dos los posibles bloques. Segin Li y Maddala (1997), si suponemos por
simplicidad: T = bl, a través del procedimiento de Carlstein (1986) se
obtendrian b bloques, mientras que a través del procedimiento de Kiinsch
(1989) se obtendria un nimero mayor de bloques, en concreto, T'— 1 + 1
bloques. Por tanto, Li y Maddala (1997) sefialan que la probabilidad de
cometer un error es mas elevada utilizando el esquema de Carlstein (1986).
Los procedimientos bootstrap basados en bloques son muy utilizados en la
estimacién de medias y varianzas muestrales, aunque Liu y Singh (1992)
también los aplican a estadisticos més generales y Kiinsch (1989) los utiliza

para modelos AR(1) y MA(1).

- Procedimiento bootstrap estacionario: Debido a que el procedimiento
bootstrap basado en bloques méviles da lugar a pseudo-series no estaciona-
rias, aunque las series originales lo sean, Politis y Romano (1994) sugieren
el método bootstrap estacionario. Los pasos a seguir para aplicar este pro-
cedimiento son los mismos que los del bootstrap con bloques méviles. Sin
embargo, existe una diferencia fundamental entre estos dos esquemas: el

procedimiento bootstrap estacionario obtiene muestras a través de bloques

288



8.2.  Problemdtica en torno al procedimiento bootstrap para tests de cointegracion

3

de datos que tienen un tamano aleatorio”, mientras que el procedimiento

bootstrap de bloques méviles genera muestras mediante bloques de datos

del mismo tamano?.

A través de los experimentos de Monte Carlo que realizan Li y
Maddala (1997), donde comparan el comportamiento de los procedimientos
bootstrap anteriores, se obtiene que, si la estructura de correlacién serial
estd mal especificada en el modelo y el tamano muestral es pequeno, es
el procedimiento boostrap recursivo el que proporciona peores resultados,
aunque éste presenta mejores propiedades que si se utiliza la inferencia asin-
tética. Asimismo, obtienen que el método bootstrap estacionario es el que

funciona mejor.

Hinkley (1997) también sefiala que los estudios empiricos iniciales su-
gieren que los algoritmos ordinarios que se utilizan en el procedimiento
bootstrap de bloques moéviles se comportan de manera errdtica, pudiendo
llevar a una estimacién por defecto de la varianza. Segun este autor, el
tamano medio del bloque tiene que ser mayor que el rango de correlacién
de la serie. Asimismo, Hinkley (1997) argumenta que el algoritmo utilizado

para aplicar el procedimiento bootstrap estacionario lleva a una estimacién

3E] procedimiento bootstrap estacionario considera que la longitud del i — ésimo
bloque (I;) tiene una distribucién geométrica con un pardmetro s, por lo que la longitud

promedio de un bloque es igual a 1/s.
‘En Carlstein (1986), Kiinsch (1989), Hall y Horowitz (1996) y Politis y Romano

(1994) se analiza el tamafio 6ptimo de los bloques, en el caso del procedimiento bootstrap
con bloques méviles y en el de bootstrap estacionario, cuando se utilizan muestras de

tamano pequeno.
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por exceso de la varianza. Por tanto, genera series simuladas con enormes
saltos, sobretodo cuando la media de la longitud del tamafno de los bloques

no es muy grande.

Antes de adentrarnos en el uso de la metodologia bootstrap en el campo
de la cointegracién es necesario tener en cuenta otra serie de cuestiones que
surgen cuando se generan muestras bootstrap y estadisticos a partir de

ellas:

I. La primera de ellas se basa en si se deben utilizar los residuos o los
datos para obtener la muestra bootstrap. Aunque existen algunos ejemplos
en la literatura donde se aplica el método bootstrap directamente a los
datos, segun Li y Maddala (1997) esta alternativa no es valida para el caso
de regresiones de cointegraciéon. Estos autores argumentan que a la hora
de obtener un modelo con datos que son output de muestras bootstrap
es necesario considerar la informacién existente acerca de la estructura del
modelo cuando se parte de datos originales. Esto se consigue si las muestras
bootstrap se obtienen a partir de los residuos, pero no si se obtienen a partir
de los datos originales. En el caso de cointegracién, suponemos que y; v ¢
son dos variables temporales que son I(1), y tenemos en cuenta las siguientes

ecuaciones:

ye = Prr+w, (3:2)
Ty = Tg—1 + Ut. (33)

Si aplicamos el procedimiento bootstrap a los datos (y;, z;) y estimamos
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la ecuacion (3.2) por MCO, entonces si u; es I(1), la relacién (3.2) es espuria.
Sin embargo, esto no se puede conocer utilizando el método bootstrap di-
recto, es decir, aplicado a los datos, sin contrastar previamente si (3.2) es
efectivamente una relacién de cointegraciéon. Suponiendo que inicialmente
aplicamos contrastes de cointegracién a la ecuacién (3.2) y hacemos que
ésta no sea una regresion espuria, entonces y; y ¢ son I(1) y uy es 1(0); sin
embargo el método bootstrap directo, no utiliza la informacién relativa a

que u; es I(0) y que z; es I(1).

Li y Maddala (1997) también apuntan que cuando se utiliza el méto-
do bootstrap ordinario directamente aplicado a los datos, las muestras
bootstrap que se obtienen a partir de las variables y; y z; no pueden ser
I(1), ya que se destruye la estructura de las series temporales I(1) al uti-
lizar este procedimiento que considera distribuciones i.i.d. Si en lugar de
utilizar este método se aplicara un procedimiento bootstrap de bloques
moviles a los datos originales, Li y Maddala (1997) manifiestan que las
muestras bootstrap de estas series tampoco serfan integradas de orden uni-

5. Por tanto, consideran que los métodos bootstrap para el anélisis

tario
de cointegracién deben basarse en los residuos, de manera que los datos
bootstrap (y; y zf) se generen de acuerdo con las ecuaciones (3.2) y (3.3),
que garantizan que y; y =7 sean I(1). Asi, segin Li y Maddala (1997) exis-

ten dos tipos de aspectos claves que se tienen que considerar en el contraste

Hinkley (1997) considera que el hecho de que el procedimiento bootstrap basado en
bloques no sea completamente robusto a los modelos integrados, no tiene porqué ser
importante, ya que la estimacién que se obtiene a través de este procedimiento no es un

pardmetro del proceso x:.
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de cointegracion:

(a) xy es I(1).

(b) La ecuacién (3.2) es una regresion de cointegracion.

Por tanto, el algoritmo bootstrap que estos autores sugieren es el si-
guiente:

1. Estimar la ecuacién (3.2) por MCO® y obtener las estimaciones By .

2. Definir oy = Az y aplicar el procedimiento bootstrap a los pares de datos
(U, 0¢). Si los términos de perturbacion aleatoria estén autocorrelacionados,
se pueden utilizar los métodos bootstrap recursivo y de bloques, ya que usan
la informacién (a) y (b) y ademds preservan la correlacién entre 4, y 9y, es

decir, se tiene en cuenta la endogeneidad de x;.

Hinkley (1997) también senala que el procedimiento bootstrap basado
en los residuos funciona perfectamente si la forma del modelo es correcta,
aunque incluya homocedasticidad, siempre que los residuos se ajusten y se
centren antes de ser utilizados como términos de errores empiricos. Asimis-
mo, argumenta que el algoritmo basado en los datos es més sencillo, pero su
utilizacién no serfa una eleccién apropiada. El primer motivo que argumen-
ta Hinkley (1997) para no hacer uso de algoritmos que utilizan los datos
directamente se basa en que, en este caso, no es necesario ajustar ningun
modelo, lo que podria animar a los investigadores a omitir en su andlisis el

proceso de verificacién del modelo. El segundo motivo, se basa en que estos

6 Al ser B superconsistente es valido aplicar el procedimiento bootstrap a .
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algoritmos generan resultados que son robustos a la heterocedasticidad y
aunque en algunos casos represente una ventaja, bajo homocedasticidad los
resultados serfan ineficientes. El tercer motivo es que la variacién de los

coeficientes de regresién, obtenidos por bootstrap, puede ser exagerada.

II. Otra cuestiéon que se plantea al elaborar muestras bootstrap y estadis-
ticos a partir de ellas es cémo generar los residuos bootstrap. Es decir,
cuando se contrasta, por ejemplo, la Hy : f = (3, entonces surge la duda
sobre si se deben utilizar los residuos MCO (u; = y; — th) o los residuos
restringidos (4 = y: — Box¢) y aplicar el método bootstrap a los pares
(G, 0¢). Li y Maddala (1997) responden a esta cuestién, argumentando que
los residuos y la generacién de pseudo-datos tiene que ser consistente con
los estadisticos utilizados. Asi, si se tiene en cuenta tnicamente un modelo

de regresién simple:

yr = By + e £ ~1ii.d.(0,0?),

y se considera la Hy : 5 = 3y, existirfan tres tipos de esquemas muestrales:

Sl : y* = B:U + 6*7
82 : y* - BOJ’. + 8*7
Sz y* = ﬁﬂx + 567

en los que B es un estimador MCO de 3, & son los residuos obtenidos por

MCO, &* son los residuos bootstrap obtenidos a partir de &, y € son los
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residuos elaborados a partir de &g = y — Spx. También pueden existir dos

tipos de estadisticos = :

—_
—

=1 -

[1]

(B)=(B" - B)/6%,
(Bo) = (B — Bo) /5™,

|
[1]

—_
o =

siendo & un estimador MCO de o. Por tanto, teniendo en cuenta lo anterior,
y en el contexto de relaciones de cointegracién, Li y Maddala (1997) ob-
tienen, a través de sus estudios de Monte Carlo, que en los casos de raices
unitarias y modelos de cointegracion, los procedimientos (Si,Z1) tienen
una distribucién limite que no es correcta y tnicamente se deben utilizar
los procedimientos (S2,Z2) y (S3, Z2). Asimismo, estos autores obtiene que

el procedimiento (S3,Z3) es incluso superior al (S2, Z2).

3.3 Tests de cointegracion por bootstrap

Dentro del conjunto de tests de cointegracién basados en ecuaciones senci-
llas, los tests de cointegracién basados en MCE suelen mostrar propiedades
de potencia superiores a los tests basados en residuos (Boswijk y Frances,
1992; Kiviet y Phillips, 1992, y Kremers, Ericsson y Dolado, 1992). Sin
embargo, los tests basados en MCE no se utilizan en muchos estudios em-
piricos debido a que existe una gran variedad de este tipo de tests y no
existen tablas de valores criticos adecuadas para cada uno de ellos. Segun

Mantalos y Shukur (1998), una forma de resolver estos problemas es utilizar
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valores criticos obtenidos mediante el procedimiento bootstrap’. El atracti-
vo de los modelos MCE surje por el hecho de que recogen informacién sobre
la estructura de largo plazo o de equilibrio (relacién de cointegracién) y la
estructura dindmica o de corto plazo que existe entre diferentes conjuntos
de variables. Johansen (1988) considera un vector autorregresivo (VAR) en
forma de MCE para analizar las propiedades estadisticas de los sistemas
de cointegracién. El interés que este contraste ha suscitado en la literatu-
ra empirica es debido al hecho de que permite corregir los problemas de
endogeneidad de los regresores y de autocorrelacién en el término de per-
turbacién aleatoria de la regresién de cointegracién, problemas que en el
caso del procedimento de estimacién de Engle y Granger (1987) da lugar a
que la estimacién de § en la ecuacion (3.1) posea una distribucién con pa-
rdametros molestos®. A través del MCE se pueden analizar las propiedades
de largo plazo y de corto plazo de forma conjunta y se puede llevar a cabo

una inferencia eficiente utilizando métodos méximo verosimiles.

El primer paso del procedimiento desarrollado por Johansen consiste
en determinar el rango del espacio de cointegracién, es decir, el nimero

de vectores de cointegracién. Este paso se puede llevar a cabo a través del

"Mantalos y Shukur (1998) comparan el test de cointegracién de tipo MCE cuando se
utilizan los valores criticos obtenidos por bootstrap con aquéllos que utilizan los valores
criticos de Dickey-Fuller y los Gaussianos. Estos autores obtienen que el test de cointe-
gracién del tipo MCE funciona mejor cuando se utilizan los valores criticos elaborados

por bootstrap que si se utilizan los de Dickey-Fuller o los Gaussianos.
8El procedimiento fully modified MCO de Phillips y Hansen (1990) elimina asintéti-

camente estos pardmetros molestos.

295



Capitulo 3. Test de Cointegracion CBB

estadistico de la traza (Ayrqzq) O €l estadistico del maximo autovalor (Ap,gz)-
Ambos estadisticos no tienen funciones de distribucién asintéticas estandar,
sino que se tratan de funcionales de procesos multivariantes de Wiener.
Una de las criticas a las que son sometidas las funciones de distribucién
de estos estadisticos es que dependen de las variables deterministas que
aparecen tanto en el p.g.d. como en el modelo estimado VAR. Por tanto, el
procedimiento bootstrap, introducido inicialmente por Efron (1979), al ser
un método de remuestreo que simula valores criticos distintos para cada
muestra, puede ser una solucién a este problema. De ahi que la mayor
parte de la literatura basada en los contrastes del rango de cointegracion,
que utilizan el procedimiento bootstrap, se haya desarrollado para modelos
VAR, ademads, entre otros aspectos, de que estos tests presentan buenas
propiedades de potencia. Sin embargo, tal y como exponemos en la Seccién
cuarta, el test de cointegracién que proponemos, basado en el CBB, también
tiene una potencia elevada, que en determinados casos llega a ser incluso
superior a la de algin test basado en modelos VAR, como es el test Amnaz

de Johansen.

El test del nimero de vectores de cointegraciéon desarrollado por
Johansen? se basa en la estimacién del vector de correccién de error (VCE)

autorregresivo Y; (n x 1) de variables aleatorias:

9Este procedimiento estd explicado de forma més extensa en muchos estudios (ver,

por ejemplo, Cuthbertson et al. (1992), Capitulo 5, y Harris (1995), Capitulo 5).
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p—1
AY; = Y DAY — OYi_, + &y, t=1,..T, (3.4)
=1

donde ¢ ~i.id. (0,>]) y ¥ = aff, siendo o y 8 matrices n x k de rango
k < n, de no ser asi ¥ debe ser una matriz de ceros'®. Si los componentes
de Y; son I(1), entonces ¥Y;_,, ~ I(0) y el rango de /3 (y, por ende, el de V)
debe ser inferior a n. El verdadero rango de ¥ indica el nimero de vectores
de cointegracién, de manera que Johansen desarrolla un procedimiento para
contrastar la existencia de como méximo k vectores de cointegracién'!,
basando su estudio en la elaboracién de un estimador méximo verosfmil

para f3, calculando las correlaciones canénicas entre AY; y Y;_,, ajustadas

por todos los retardos. Reescribiendo (3.4) como:

p—1
AY; +0Y;_, = > IUAY + <, (3.5)

i=1
Johansen maximiza la funcién de verosimilitud para la variable Y;
condicionada a un valor dado de 3, estimando por minimos cuadra-

dos estdndar y por separado las regresiones de AY; y Y;_, respecto a

AY;_1,AY; o, ...,AY;_pi1, obteniendo los vectores (n x 1) de residuos 7o

Y0E] vector de pardmetros « se puede interpretar como la velocidad promedio de ajuste
hacia el equilibrio en el MCE. El vector de pardmetros S es un vector de coeficientes de

largo plazo (o de equilibrio).
'Tal y como se sabe, la estimacién de U tiene rango completo, por ello los tests de

Johansen tratan de analizar si los autovalores de ¥ son estadisticamente diferentes de

cero.
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Y Tpt, respectivamente. A partir de estos vectores se obtienen las matrices
. _ T ..
de residuos S;; =T 1>, TitTi, 1,5 = 0,p.
La estimacién méximo verosimil de S son los autovectores correspon-
dientes a los k autovalores mds grandes que se obtienen al resolver la si-

guiente ecuacién:

|)‘Spp - p050050p| = 0.

Este procedimiento permite obtener n autovalores ordenados: AL >
Ae> o>\ >0 y sus correspondientes autovectores. El test de ratio de
verosimilitud (RV) no estdndar de Johansen, que contrasta la existencia de
como maximo k vectores de cointegracién, es equivalente al contraste de
que los n — k autovalores més pequenos toman valor cero, es decir N = 0,
para i = k + 1,...,n frente a la hipétesis N >0 para i = 1,....k. El
contraste de esta Hy equivale, por tanto, a imponer la restriccion de que
sélo los k primeros autovalores son no nulos y se puede obtener el estadistico
RV estandar (aunque con una distribucién no esténdar), comparando el
logaritmo de la funcién de méxima verosimilitud que se obtiene a partir del
modelo restringido, es decir, aquél que considera nulos los n — k autovalores
m&s pequenos, con el logaritmo de la funcién de méxima verosimilitud del

modelo no restringido. Para ello, Johansen considera dos estadisticos RV:

(i) El estadistico de la traza,
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n ~
Mraza = —21og(Q) = =T > log(1—\), k=0,1,...n—2,n—1,
i=k+1

(ii) El estadistico de autovalor-mdximo o estadistico Az,
Amaz = —Tlog(1 — \jt1), k=0,1,..,n—2,n—1.

Cabe matizar que la presencia de una tendencia determinista y/o una
constante en (3.4), o s6lo en los vectores de cointegracion, lleva a diferentes
estadfsticos y distintos valores criticos asociados a ellos'2. Reimers (1992) y
Cheung y Lai (1993), inter alia, consideran que estos valores criticos deben
ser corregidos por el nimero de pardametros estimados para poder obtener
propiedades de tamafio satisfactorias en muestras finitas. En particular,
Reimers (1992) sugiere corregir los estadisticos A¢raza ¥ Amaz de Johansen
por el nimero de grados de libertad, reemplazando el tamano muestral (7')
por T — np, donde n es el nimero de variables que contiene el modelo y
p el nimero de retardos que se consideran cuando se estima la ecuacién
(3.4). Cheung y Lai (1993) muestran que el sesgo en muestras finitas de
los estadisticos de Johansen es una funcién positiva de 7'/(1" — np). Van
Giersbergen (1996) considera que para la correccién de los estadisticos RV,

se deben multiplicar por el factor 7'/(T" — np).

121,05 valores criticos asintéticos sin constante y tendencia determinista o con estos tér-
minos, basados en simulaciones de un paseo aleatorio Gaussiano, aparecen en Osterwald-

Lenum (1992).
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Algunos autores, como Boswijk y Frances (1992), también destacan la
importancia de especificar la dindmica correcta del modelo, ya que cuando
se utiliza el procedimiento desarrollado por Johansen (1988), para detectar
el rango del espacio de cointegracién, se supone que los datos se generan
a partir de un determinado VAR. Estos autores demuestran que una es-
pecificacién de la dindmica del modelo con un nimero de retardos de la
variable endégena inferior al verdadero lleva a una evidente distorsién de
tamano del test, mientras que un exceso de retardos lleva a una pérdida de
potencia. Asimismo, si se utilizan procedimientos de seleccién del nimero
de retardos y el MCE contiene un componente de media mévil (MA) ne-
gativo, estos procedimientos tienden a estimar un oden de retardos de la
variable endégena inferior al verdadero, por lo que los residuos del MCE
presentarian autocorrelacién. Por tanto, si se desconoce la especificacion
correcta del modelo VAR, para estos autores es mds apropiado el uso del
procedimiento bootstrap, ya que permite realizar simulaciones bootstrap
de la distribucién del estadistico bajo la Hy para cada muestra particular.
Cuando se utiliza el procedimiento bootstrap ordinario, al realizar extrac-
ciones aleatorias a partir de los residuos del MCE;, se elimina la correlacién
que podria existir en los residuos. Sin embargo, si se generan nuevas mues-
tras a partir de extracciones de bloques formados por residuos adyacentes,
entonces se preserva la estructura de correlacién que presentan los residuos
dentro de cada bloque. Por ello, este tipo de procedimientos bootstrap son
los mds utilizados en el campo de la cointegracién, cuando se parte de un

MCE.
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Van Giersbergen (1996) utiliza el procedimiento bootstrap estacionario,
centrdndose dnicamente en el estadistico Mg, desarrollado por Johansen
(Johansen, 1988, 1991; Johansen y Juselius, 1990, 1992) para determinar el
rango de la matriz de vectores de cointegracién. El procedimiento bootstrap
puede obtener una aproximacién de la distribucién del estadistico Argzq
bajo la Hp en muestras finitas. Sin embargo, hay que tener especial cuidado
cuando existe una raiz unitaria. Basawa et al. (1991a) muestran el fracaso
del procedimiento bootstrap ordinario en modelos AR(1), ya que, cuando
se utiliza este procedimiento, la funcién de distribucién condicional del
pardmetro que acompana a la parte AR(1) no converge a una funcién de
distribucién que no sea condicional a este pardametro. No obstante, Basawa
et al. (1991b) muestran la validez asintética del procedimiento bootstrap en
modelos AR(1) cuando se considera la hipdtesis de raiz unitaria, si se conoce
la media y si la muestra bootstrap se genera por medio de pardmetros

estimados bajo esta hipétesis.

Debido a que el procedimiento bootstrap ordinario supone que los térmi-
nos de perturbacién aleatoria son independientes y aunque el procedimiento
bootstrap de bloques méviles, desarrollado por Kiinsch (1989) y Liu y Singh
(1992), permiten aplicar este procedimiento en el caso de fuerte dependen-
cia entre las perturbaciones aleatorias, van Giersbergen (1996) considera
mds apropiado para detectar el rango del espacio de cointegracién el pro-
cedimiento bootstrap estacionario elaborado por Politis y Romano (1994).
El algoritmo que desarrolla van Giersbergen (1996) para contrastar el ran-

go de la matriz de cointegracion, es decir, Hy = k, cuando se utiliza el
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estadistico A\pqzq €n un modelo como el representado en (3.4), pero con un
intercepto conocido y una longitud promedio de los bloques dada por 1/s

para s € [0, 1], es el siguiente:

1. Aplicar el procedimiento de Johansen para calcular el estadistico Atrqzq

sobre la serie original.

2. Obtener los pardmetros estimados bajo la Hy conjunta H), : rango(¥)

= k e intercepto con valor cero, estimando el siguiente modelo:

AY; = —OéBIY;f_l +T1AY; 1+ ...+ Fp_lAY;g_p_H + &¢, (36)

para t = 1,...,T, siendo &, 3, I, ..., f’p,l y &: los pardmetros estimados y
el residuo, respectivamente, bajo la Hj. Denominando a fip = T~! ZT: ¢
la media muestral de los residuos, que no puede ser cero ya que el m(t)zllelo
(3.6) no contiene un intercepto, se pueden obtener los residuos ajustados

(centrados'® y escalados!?), a los que denotamos como &;:

& = /T/(T - (p—1)n)(& — jir)-

Debido a que &; es estacionario bajo la H(, se puede aplicar el procedi-

miento bootstrap estacionario a estos residuos.

13 Al no incluir intercepto en el modelo es necesario centrar los residuos antes de llevar

a cabo la "extracciéon” para asegurar que la media de la poblacién bootstrap sea cero.
14Ge escalan los residuos debido a que los residuos MCO son més pequefios que las

perturbaciones aleatorias verdaderas (ver Peters y Freedman, 1984).
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3. Generar perturbaciones bootstrap {ef}? elaborando muestras con blo-
ques de residuos adyacentes ajustados de acuerdo con el procedimiento

bootstrap estacionariol®.

Cuando se extraen T perturbaciones aleatorias
bootstrap, construir una muestra {Y;*}7 a partir de {}} y de los pardme-

tros estimados restringidos:

AY = —af Y7 + TIAY | 4+ Ty AV + e,
donde {Y{" ..., Y} = {Yip, .., Yo}

4. Calcular una realizacién bootstrap del estadistico A¢rqzq, aplicando el

procedimiento de Johansen a la muestra bootstrap {Y;*}.
5. Repetir los pasos 3 a 4 un gran nimero de veces (B).

6. Rechazar la Hy : rango(V) = k si el estadistico Ajrqzq Obtenido a partir
de la muestra original es mayor que la realizacion (1 — «)(B + 1) — ésima

mds grande de dicho estadistico, obtenida por el procedimiento bootstrap.

Como se ha comentado anteriormente, el procedimiento bootstrap esta-
cionario preserva la correlacién entre los residuos adyacentes dentro de un
bloque, aunque deteriora la correlacién entre bloques. Por tanto, se espera
que el procedimiento bootstrap estacionario funcione mejor si la longitud
promedio (1/s) de los bloques se incrementa. Sin embargo, si s es dema-
siado pequenio, no se pueden elaborar valores criticos precisos. Por tanto,

surje la cuestién sobre qué tamafio de los bloques es el adecuado'®.

5Ver el apéndice de van Giersbergen (1996, p. 407 y 408) para mas detalles.
16Gj s = 1, el procedimiento bootstrap ordinario coincide con el bootstrap estacionario.
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Van Giersbergen (1996) obtiene mediante experimentos de Monte Carlo
que, cuando se trabaja con muestras pequenias, la inferencia basada en el
procedimiento bootstrap ordinario es tan buena como la inferencia basa-
da en valores criticos asintdticos sujetos a un ajuste para ser aplicados a
muestras finitas. Por tanto, este autor argumenta que el procedimiento
bootstrap es apropiado para realizar inferencia acerca del rango del espacio
de cointegracién en modelos VAR. Cuando existen errores de especificacion
en la parte dindmica de un VEC e incluso si existen componentes MA, van
Giersbergen (1996) obtiene que el uso del procedimiento bootstrap esta-
cionario con muestras elaboradas a partir de bloques de residuos, puede
ser mds apropiado que si se utiliza la inferencia basada en valores criticos
asintéticos. Sin embargo, las propiedades del procedimiento bootstrap esta-
cionario dependen del tamafo de los bloques, el cual, a su vez, depende del
numero de retardos de la variable endégena incluidos en el modelo VAR.
Por tanto, este hecho junto con el resultado de que la potencia del test
es mayor cuanto mayor es el orden de retardos que se consideran en el
VAR, representan un limite a la aplicacién del procedimiento bootstrap
estacionario. No obstante, van Giersbergen (1996) propone este procedi-
miento como una herramienta importante de diagndstico para investigar la
sensibilidad de los procedimientos de inferencia a especificaciones erréneas

de la parte dindmica de los VEC.

Harris y Judge (1998) también desarrollan un test de cointegracién me-
diante bootstrap a partir del test de Johansen. Su trabajo se basa en el de

van Giersbergen (1996) y analizan las propiedades de tamafio y potencia de
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su test en muestras finitas mediante un estudio de Monte Carlo. Ademads,
comparan estas propiedades con las asintéticas obtenidas por Johansen.
Van Giersbergen (1996) utiliza el método bootstrap estacionario (Politis y
Romano, 1994) en lugar del bootstrap ordinario, el cual permite realizar ex-
tracciones aleatorias (con reemplazamiento) de los residuos, porque aborda
el problema de la especificacién errénea de los modelos VAR. Sin embar-
go, Harris y Judge (1998) argumentan dos razones fundamentales para no
utilizar el procedimiento bootstrap estacionario. En primer lugar, porque
estdn interesados en conocer si la técnica bootstrap proporciona ”mejores”
estadisticos que si se utilizan los asintéticos basados en un modelo paseo
aleatorio (Osterwald-Lenum, 1992). Por tanto, no consideran que sea nece-
sario complicar el andlisis tratando de analizar la especificacién dindmi-
ca correcta del VAR senalado. FEn segundo lugar, los resultados de van
Giersbergen (1996) muestran que el procedimiento bootstrap ordinario es,
en general, preferido al bootstrap estacionario, ya que este iltimo tiene una
potencia inferior. Ademds, van Giersbergen (1996, p. 401) concluye dicien-
do: 7... es mejor tener un modelo VAR con un orden de retardos suficiente
para mejorar la potencia del test ..., por consiguiente, el uso prdactico del

bootstrap estacionario parece estar limitado” .

El algoritmo que elaboran Harris y Judge (1998) para determinar el

nimero de vectores de cointegracion es el siguiente:

~

1. Estimar (3.4) y obtener las estimaciones: I'; y U = ézf)’,.

2. Restringir B de manera que contenga sélo los k-autovectores mayores (el
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resto toman valor cero) y generar de forma dindmica nuevos valores de Y;*

con 3= B* a través del siguiente modelo:

p—1 .
AYy = S Dr —aB Yy ver, t=1,..,T,
i=1

obteniendo muestras i.i.d.(con reemplazamiento) de valores ¢} a partir de

los residuos (normalizados) {e} }.

3. Utilizar Y;*, para estimar (3.5), y el modelo VAR no restringido, obte-
niendo las funciones de distribucién por bootstrap de los estadisticos Airazq

17 A partir de estas funciones de distribucién se pueden obtener

y )‘mc'wv
los valores criticos y, por ende, el nivel de significacién para el rechazo de
la Hy: existen como maximo k vectores de cointegracion. Asi, se rechaza
la Hy : rango (V) = 0 si Atraza O Amaa, Obtenidos a partir de la muestra
original, presentan un valor superior al de los estadisticos bootstrap, al

nivel de significacién considerado. Asi, al nivel del 5% se rechaza la Hy si

A > No.o3)-

Harris y Judge (1998), utilizando el modelo empirico de Engle y Yoo
(1987) y Podivinsky (1990) y teniendo en cuenta la posibilidad de que exista
uno o dos vectores de cointegracién entre tres variables integradas, obtienen
las propiedades de tamafio y potencia de los estadisticos RV (Ayraza ¥ Amax)
de Johansen cuando el tamano muestral es de 50 observaciones. Aunque
algin autor, como Podivinsky (1990), afirma que los valores criticos simu-

lados por Johansen para los estadisticos RV son inapropiados cuando el

"Harris y Judge (1998) utilizan 5000 réplicas y las ordenan (Al < - < Afs000))-
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tamano muestral es igual o inferior a 100 y a pesar de que Reimers (1992)
sugiere que los valores criticos de Johansen, cuando la muestra es pequena,
llevan a un excesivo rechazo de la Hy cuando es verdadera, Harris y Judge
(1998) utilizan estos valores criticos. El resultado que estos autores ob-
tienen es que, en general, el procedimiento de cointegraciéon por bootstrap
no tiene buenas propiedades de tamano cuando la muestra es pequena y
cuando existe al menos un vector de cointegracién. Estos autores obtienen
que cuando no hay una relacién de cointegracién entre tres variables in-
tegradas y el tamano de la muestra es igual a 50, el estadistico A4, tiene
buenas propiedades de tamano, especialmente si se utiliza el estadistico
Améz determinado por bootstrap; sin embargo, cuando existe un vector
de cointegracion entre las tres variables, los estadisticos RV asintdticos de
Johansen presentan mejores propiedades de tamano que si se determinan
por bootstrap (en especial cuando utilizan el A4, ), aunque la potencia de
los estadisticos RV asintéticos y por bootstrap es elevada. No obstante, si
existen dos vectores de cointegracién entre tres variables integradas, ambos
estadisticos RV, el asintético y el bootstrap, cuando la muestra es pequena,
tienen buenas propiedades de potencia, sin embargo, ninguno tiene propie-

dades adecuadas de tamano.

Otro test de cointegracién por bootstrap es el desarrollado por
Kapetanios y Camba-Mendez (1999). Este procedimiento también pre-
tende determinar el rango de la matriz de coeficientes de las variables
en niveles que aparece en una representaciéon de correccién de error (ma-

triz U en la ecuacién (3.4)), aunque no utiliza la correlaciéon candni-
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ca o el anédlisis de componentes principales tal y como llevan a cabo
los contrastes propuestos por Johansen (1988), Stock y Watson (1988),
Gregoir y Laroque (1994) y Snell (1999). El procedimiento que desarrollan
Kapetanios y Camba-Mendez (1999) es una adaptacién del sugerido por
Cragg y Donald (1996) para la determinacién del rango de matrices con
estimadores v/ T'—consistentes. Por simplicidad suponen para Y; un modelo
VAR(1), en lugar de un VAR(p), cuya representacion de correccién de error

es la siguiente:

AY; = UY;_y +&. (3.7)

Con el fin de poder clarificar el procedimiento de Kapetanios y Camba-
Mendez (1999), realizamos previamente una breve incursién en el contraste
de Cragg y Donald (1996). Estos autores contrastan la hipétesis de que
una matriz A, con estimadores v/T'—consistentes, A, tiene un rango k = k*,
frente a la hipétesis de que & > k*. El test se basa en la transformacion
de la matriz A utilizando el procedimiento de eliminacién Gaussiana con
pivotaje completo'®. Después de aplicar k* pasos en los que se realizan
transformaciones de eliminacién con pivotaje, A se transforma en una ma-

triz con la siguiente estructura:

'8Ver Cragg y Donald (1996) o Golub y Loan (1983) para obtener mds informacién

sobre eliminacién Gaussiana con pivotaje completo.
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A1 (k*)  Ara(k*)

(3.8)
Aot (B*)  Asa(K*)

Aplicando transformaciones con pivotaje de eliminacién Gaussianas en
A se obtiene la estimacion de A%, (k*), A%, (k*). Bajo condiciones de regu-
laridad y requiriendo que la matriz de covarianzas /T vec(A — A) tenga

rango completo, estos autores demuestran que bajo la Hg, se cumple:

VTvec( Ay (k")) % N(0, VD),

siendo ® una funcién de submatrices obtenidas a partir de la particién de
la matriz A llevada a cabo en (3.8) y considerando la transformacién de

matrices utilizadas en la eliminacién Gaussiana. Entonces,

€ = TvecAsy (k") (BVE') LwecAsy (k) 4 X2, o2,
donde & y V son estimaciones muestrales de ® y V, respectivamente. Cabe
sefialar que se puede relajar el requerimiento de que la matriz de covarianzas
no sea singular, ya que para llevar a cabo este contraste sélo se necesita que
exista la inversa de ®V®' y no de V. Tal y como muestran Cragg y Donald
(1996), la matriz ®, que tiene una dimensién (n — k*)? x n?, tiene rango
completo en sus filas. Por consiguiente, ®V®’ no es singular si el rango
de V es mayor o igual a (n — k*)2. El procedimiento de Cragg y Donald

(1996) requiere que el rango de la matriz de covarianzas asintética de A
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sea mayor que (n — k*)2. Sin embargo, el trabajo de Kapetianos y Camba-
Mendez (1999) relaja este requerimiento, permitiendo que no tenga rango
completo, utilizado la inversa de Moore-Penrose, en lugar de una inversa

para obtener una forma cuadritica que tenga una distribucién asintética

X2

Bajo la Hy : kK = k* # 0 y considerando la Hy : k > k*, Kapetianos y
Camba-Mendez (1999) proporcionan un test consistente mediante el pro-
cedimiento bootstrap. Estos autores proponen aplicar este procedimiento

a la distribucién del siguiente estadistico:

€ = TwecWa (k) veca (k*). (3.9)

Siguiendo las sugerencias que aparecen en Basawa et al. (1991) y Li
y Maddala (1996), aplicadas a una estructura no estacionaria univarian-
te, Kapetanios y Camba-Mendez (1999) proponen aplicar el procedimiento

bootstrap al estadistico (3.9) llevando a cabo el siguiente algoritmo:
1. Estimar ¥ a partir del VCE (3.7).

2. Definir U*(k*) como la matriz de coeficientes utilizada para construir
las muestras bootstrap, tratando de asegurar, tal y como se explica en
Kapetanios y Camba-Mendez (1999, p. 5), que U*(k*) incorpora la res-

triccién impuesta en la Hy, es decir, k = k*.

3. Simular un vector de series Y;* a partir de un modelo como el represen-

tado en (3.7) utilizando la matriz ¥*(k*) calculada en el paso anterior:
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AY = U ()Y + e,

El célculo de €f se discute en la seccion 6 del trabajo de Kapetanios y

Camba-Mendez (1999, p.5 y 6).

4. Utilizar la serie simulada Y,* para estimar U* en la expresién siguiente:

AY] =Y | + €]
denotando la estimacién como W*.

5. Calcular el estadistico de Cragg y Donald (1996) bajo la Hy : k = k*:

£ = TvecWs, (k) veclsy (k*).

6. Repetir los pasos 3 a 5 un gran nimero de veces, B, con el fin de obtener:

7. Calcular el cuantil relevante de D¢ para obtener los valores criticos.

Kapetianos y Camba-Mendez (1999) obtienen que el nuevo estadistico
que desarrollan para llevar a cabo un contraste de cointegracién mediante
el procedimiento bootstrap es consistente y tiene propiedades de tamano y

potencia superiores a los estadisticos (Apaz ¥ Atraza) de Johansen (1988).
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Otro trabajo que utiliza el procedimiento bootstrap para determinar el
numero de vectores de cointegracién, a través de un MCE, es el de Ahlgren
(2000). Este autor obtiene los valores criticos del estadistico que permite
contrastar el rango del espacio de cointegracién, utilizando el procedimiento
bootstrap, a partir de un MCE y analiza los efectos de la especificaciéon
dindmica sobre las propiedades de tamano y potencia del test cuando se

utiliza este tipo de valores criticos.

Entre las diferentes alternativas posibles para realizar el contraste de
cointegraciéon de tipo MCE, Ahlgren (2000) considera la propuesta por
Kremers, Ericsson y Dolado (1992). Antes de desarrollar el algoritmo que
permite obtener los valores criticos propuesto por Ahlgren (2000), resu-
mimos brevemente esta propuesta con el fin de clarificar el procedimiento

utilizado por este autor.

Asi, en relacién al test de cointegraciéon de tipo MCE, el p.g.d. que
considera Ahlgren (2000) es el siguiente:

Ay = B1Az+ Bo(yr—1 — 2i-1) + e, (3.10)
Axy = e, (3.11)
donde:
£ 0 o2 0
") ciid 7 . t=1,..,T,
€2t 0 0 o3
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A es el operador de primeras diferencias (1—L), L es el operador de retardos
y T es el tamano muestral. Las variables y; y x; son I(1) y posiblemente
cointegradas, CI(1,1). Si 85 = 0, y; y x; no estén cointegradas. Si [,
< 0, entonces y; v x; estdn cointegradas y el vector de cointegracién es el
siguiente: [ = (1,—1)". Considerando que z; es fuertemente exégena en
(3.11), Kremers, Ericsson y Dolado (1992) muestran que un contraste de

cointegracion se puede basar en el siguiente MCE:

Ay = B1Axy + Bowy 1 +e1e, €1 ~ 1i.d.(0,0%), (3.12)

donde wy = y; —x¢. La Hp de no cointegracién es 55 = 0 y la alternativa de
cointegracion es 39 < 0. Asimismo, el estadistico ¢ del MCE que se utiliza

para contrastar la Hy es el siguiente:

| /T 1/2
tmep = P, <Z wf_1> By + Op(T™Y?). (3.13)
i=1

Kremers, Ericsson y Dolado (1992) obtienen la distribucién asintética
del estadistico (3.13) bajo la Hy de no cointegracién (ver también Banerjee,

Dolado, Hendry y Smith, 1986).

Ahlgren (2000) considera un procedimiento bootstrap ordinario basado
en los residuos. La limitacién que tiene este procedimiento, tal y como
se ha especificado anteriormente, es que sélo es valido para perturbaciones
aleatorias i.i.d. (ver Li y Maddala, 1996; Maddala y Kim, 1998; y Horowitz,

1999, donde se amplia informacién sobre el procedimiento bootstrap de
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bloques moéviles y el bootstrap estacionario). Ahlgren (2000) elabora el
siguiente algoritmo bootstrap para obtener los valores criticos del test de

cointegracién de tipo MCE:

1. Estimar el MCE por MCO:

P
Ay = 1Az + Bowi—1 + > Ay + €1t (3.14)
i=1
siendo £1; ~ii.d. (0,02) y t = 1,...,T, y obtener el estadistico tycp que

aparece en (3.13).

2. Calcular los residuos centrados y reescalados:

B R 1 T R T 1/2
€1t = (Elt - f Z €1t> <ﬂ> )
t=1 -

donde d = p + 2 es el nimero de coeficientes estimados.

3. Realizar extracciones independientes (con reemplazamiento) de los resi-
duos (€11, ...,€17), con el fin de obtener la muestra bootstrap (€31, ...,€77),
y generar una muestra bootstrap (yf,...,y;) a partir de (z1,...,27) y
(€11, -, €7p) utilizando el modelo estimado restringido:

P

Ay = BiAzy + Y 8 Ay;_; + €1y, (3.15)
i=1

donde {yffp,...,y()‘} = {Y1—p, .., yo} . En el modelo (3.15), [31 y 01 repre-

sentan las estimaciones restringidas de ; y 01 bajo la Hg : B9 = 0.
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4. Obtener réplicas por bootstrap del estadistico ty;og, estimando el mo-
delo (3.14) haciendo uso de la muestra bootstrap (y7,...,y5) y la muestra

(21, ...,z7). El estadistico ty;cr bootstrap lo representamos asf: voE-

5. Repetir los pasos 2 a 4 un nimero B de veces, donde B es el nimero de

réplicas bootstrap.

6. Obtener el valor critico correspondiente al nivel de significacién 7 (al
que denotamos c) para el 7B — ésimo estadistico de la secuencia ordenada
siguiente: t}‘wCE(l) < t}k\JCE(z) <. < t}‘MCE(B). Sityor < ck, se rechaza la

Hy de no cointegracién al nivel de significacion .

Como hemos comentado anteriormente, Ahlgren (2000) también estudia
los efectos de la especificacién dindmica en el tamano y potencia del test de
cointegracion tipo MCE con valores criticos bootstrap. Los resultados de
su estudio de Monte Carlo muestran que el tamano de este test estd muy
préximo a su nivel de significacién nominal, aunque una especificacién del
numero de retardos, en el MCE, superior al verdadero lleva a una pérdida
de potencia del test. Asimismo, una especificacién por defecto del niimero
de retardos provoca una distorsion de tamanio. Comparando las propie-
dades de los estadisticos del contraste de cointegraciéon de tipo MCE por
bootstrap con las que se obtienen si se utilizan los valores criticos de Dickey
y Fuller (Dickey, 1976; Fuller, 1976; Dickey y Fuller, 1979, 1981), este autor
obtiene que el tamafio de este iltimo test es ligeramente mds elevado que
el tamano nominal, mientras que el procedimiento bootstrap corrige esta

distorsién de tamano. Sin embargo, la potencia empirica del test de cointe-
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gracion basado en un MCE por bootstrap es méds baja que la potencia del
mismo test cuando se utilizan los valores criticos de Dickey-Fuller, aunque
la diferencia es pequena. Por consiguiente, Ahlgren (2000) obtiene que si
el MCE incluye un nimero correcto de retardos, entonces el test de coin-
tegracién de tipo MCE por bootstrap tiene buenas propiedades de tamano
y potencia. Sin embargo, estas propiedades se deterioran si no se utiliza
un correcto nimero de retardos en el MCE!. Por tanto, Ahlgren (2000)
concluye que el estadistico de cointegracién de tipo MCE no es robusto a

la especificacion errénea del modelo.

3.4 Test de Cointegraciéon CBB

En un trabajo reciente, Paparoditis y Politis (2001) proponen un con-
traste de raices unitarias basado en lo que denominan continuos-path block
bootstrap (CBB), que es una modificacién del algoritmo de remuestreo intro-
ducido por Paparoditis y Politis (2000), a su vez basado en el procedimiento
bootstrap por bloques de Kiinsch (1989) y Liu y Singh (1992). Una de las
caracteristicas que hace mads atractivo este procedimiento es que permite
calcular la funcién de distribucién de un determinado estadistico bajo la Hy
(raiz unitaria) con independencia de que la serie observada sea estacionaria
o no. Por tanto, el CBB es un método bootstrap no paramétrico que puede

ser aplicado directamente para contrastar la hipétesis de raiz unitaria.

YBerkowitz y Kilian (2000) analizan la incertidumbre que existe al determinar el

nimero de retardos.
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El test de cointegracion que proponemos se basa en el test CBB de raices
unitarias de Paparoditis y Politis (2001). Asi, suponiendo que tenemos dos
series y¢ y o y que ambas son procesos I(1), el algoritmo que desarrollamos
para contrastar la existencia de un vector de cointegracién entre ellas es el

siguiente:

1. Estimar por MCO la siguiente regresién:

Yy = Bas + ug

y calcular el vector estimado de pardmetros de cointegracién 3, y los resi-

duos u;.

2. Estimar por MCO el pardmetro p en la siguiente regresion:

Up = plig—1 + V¢,

obteniendo el estimador p. El estadistico que consideramos es el siguiente:

T(p - 1).

A continuacién implementamos el test de cointegracién que contrasta
la hipétesis de no cointegracion (Hy : p = 1), utilizando el método de
Paparoditis y Politis (2001), pasos 3 a 6 siguientes.

3. Calcular los residuos centrados:
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. . o r
Vt:Ut_pTutfl_ﬁZ(ut_pTUtfl)
)

parat = 2,3,...,T,donde pr = pr(py, Pa, -, Pr) €s un estimador consistente
de p, basado en los datos observados {1, Ug, ..., ur}. Para que sea valido
el CBB se requiere que pp satisfaga pp = p + Op(T~1H9(0)/2) " donde
d(p)=1sip=1,y d(p) =0sip# 1. Esta condicién la satisface, entre
otros estimadores, el que se obtiene por MCO cuando se lleva a cabo la

regresion de u; con respecto a tg_1.

Posteriormente, generar las pseudo-series :

U1 parat=1

Uy + 2222 v; parat=2,..T.

4. Elegir el tamafio del bloque b, 0 < b < T. Sea k = [(T' — 1)/b], donde
[] denota la parte entera® y sean ig,i1,...,i5_1 extracciones ii.d. con
distribucién uniforme en el conjunto {1,2,...,7 — b}, el CBB desarrollado
por Paparoditis y Politis (2001) permite construir pseudo-series 47, ..., 4},

donde | = kb + 1.

5. Generar el primer bloque bootstrap para b+ 1 observaciones, consideran-

doaj =11y

20 puede tener una especificacién diferente.
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@; =1u; + [ﬂ7;0+j—1 — | para j = 2,...,b+ 1.

6. Obtener los (m + 1)-ésimos bloques bootstrap a partir de los m-ésimos

bloques param =1,2,....k — 1:

. - . . .
Upop 145 = Uy + Uiy +j — Wiy,  paraj=1,...b.

Las pseudo-series 4}, 43, ..., 4}, son, por construccion, I(1). Si para ca-
da pseudo-serie calculamos T'(p — 1), obtenemos la funcién de distribucién
empirica para este estadistico bajo la Hp. Sin embargo, esta distribucién
no serfa 1til para nuestro propdsito, ya que estarfamos comparando la dis-
tribucién del pardmetro autorregresivo estimado para cada pseudo-serie
I(1), con el pardmetro autorregresivo estimado para la serie de residuos
obtenidos por MCO, 4, y no con el obtenido a partir de la ”verdadera”
serie u;. Es necesario recordar que si u; no es estacionario, los residuos uy

estan sesgados hacia la estacionariedad en muestras finitas.

El mismo argumento también se utiliza en el contexto del test DFA
para explicar porqué no se puede aplicar a la serie de residuos sin corregir
previamente los valores criticos. De lo contrario, el tamafio empirico del
test seria méds elevado que el nivel de significacién nominal, es decir, re-
chazariamos la Hy con excesiva frecuencia. Por tanto, con el fin de poder

tabular la distribucién de un estadistico que se pueda comparar con la del
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estadistico original, generada a partir de los residuos ¢, tenemos que ela-
borar una serie diferente de residuos, que presentan el mismo sesgo hacia
la estacionariedad cuando la Hp sea verdadera (us ~ I(1)). Con este fin,

desarrollamos los pasos 7 a 10 siguientes.

7. Construir la pseudo-serie y/, teniendo en cuenta la serie de pseudo-
perturbaciones {7, ..., 4} }, utilizando la estimacién superconsistente del

vector de cointegracién obtenido en el paso 1.

yr =By +ar,  t=1,..,1L

Debido a que la serie {47, ..., %)} es I(1), las variables y; y ¢ no coin-

tegran.

8. Estimar por MCO la relacién de cointegracion entre y; y z;, y utilizando

. Ak . .
el estimador 5 de esta regresion, calcular los residuos:

A~ %ok ¥

Ut =yl — B oy, t=1,..,1.

Debido a que 4;* es una serie de residuos obtenida por MCO, también
estd sesgada hacia la estacionariedad en muestras finitas, cuando u; no es

estacionario, aunque la pseudo-perturbacién sea I(1).

9. Obtener por MCO la estimacién del pardmetro p*, que denotamos como

p*, a partir del siguiente modelo:

320



3.5. Andlisis de Monte Carlo

= pr Uty + oy, t=1,..,1.

p* es un estimador consistente del verdadero pardametro p* = 1, aunque

estd sesgado a la baja.

10. Repetir los pasos 3 a 9 un niimero elevado de veces B, y obtener la
funcién de distribuciéon empirica del estadistico T'(p* — 1). Si T'(p — 1) es
més pequeno que el cuantil 5% de la distribucién de T'(p* — 1), rechazamos

la Hy de no cointegracion al nivel de significacién del 5%.

3.5 Analisis de Monte Carlo

En la presente seccién comparamos las propiedades de tamafio y potencia
de algunos de los principales tests que contrastan la Hy de no cointegracion,
como el test DFA aplicado a los residuos de la regresién de cointegraciéon
y el test \,.4. de Johansen, con las del nuevo test de cointegracién que
desarrollamos en la seccién anterior, basado en el contraste de raices uni-
tarias de Paparoditis y Politis (2001). La falta de normalidad asintética y
el hecho de que la mayorfa de los tests de cointegracién no son invariantes
a Hp particulares, hacen que sea dificil encontrar en la literatura un test
que tenga una elevada potencia bajo todas las alternativas posibles. De ahi
que adquiera especial relevancia llevar a cabo un estudio sobre las propie-
dades de tamafno y potencia de algunos de los tests mds utilizados en la

literatura, como el que realizamos en la presente secciéon. Ademds, debido
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a que es posible que la correlacién entre las variables independientes y el
término de perturbacién aleatoria de la regresién de cointegracién incida
en las propiedades de estos tests, tenemos en cuenta en nuestro andlisis de

Monte Carlo esta posible correlacién.

El p.g.d. que consideramos, al igual que Pesavento (2000), es el siguien-

te:

Azy = dyp+ vie
ye = do + B+ w (3.16)
Ut = puz—1 + V2

donde t = 1,...,T; x+ es un vector ny x 1;y: es un escalar; diz = G121y
dot = Gozo; vy = [Vjvar]’, ®(L)ve = e, e¢ = [el42t) es un vector T x 1
de diferencias de martingalas con matriz de varianzas-covarianzas definida
positiva Y, ®(L) es un polinomio de retardos invertible de orden conocido

particionado de acuerdo con v; tal que:

¢ (L) ¢12(L)

o(L) =
Po1(L)  ¢oa(L)

La densidad espectral de v; en la frecuencia cero (escalado por 2m) es
Q= o(1)"1Y®(1)"1 donde (1) = >, ®;. Q puede ser particionado

€cOomo:
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Qn Q}{QWQD

Q =
1/2
D’ngl{ w3

donde D’ = [0103...0,,] contiene la correlaciéon bivariante a la frecuencia
cero de cada elemento de vy; con voy. €211 se supone que no es singular?!.
Cuando p < 1, y; y =, estdn cointegradas. Por tanto, un contraste de
ausencia de cointegracién implica contrastar la hipdtesis Hy : p = 1 versus
la alternativa Hg : p < 1. Bajo el supuesto de que las series z; e y; son
univariantes e integradas de orden unitario, las hipdtesis anteriores son

similares a las siguientes, Hp : u; es I(1) versus Hi : u; es estacionaria??.

Es necesario tener en cuenta que la serie vo;, definida mediante la si-

guiente expresion:

Vo = Up — PUt—1, (3.17)

no debe ser considerada como el ”modelo” generador de la serie u;, sino que
constituye estrictamente la definicién de la serie vy;. La definicién (3.17) es
muy til, ya que la serie vy es siempre estacionaria: bajo la Hy y/o bajo
la H;. Nosotros no suponemos que existe un "modelo” para la serie uy.
Sin embargo, si suponemos que la serie u; es estacionaria (Hp) y lineal, o

no estacionaria, pero su primera diferencia e; es estacionaria (Hy) y lineal,

21 Los elementos de x; no estan individualmente cointegrados consigo mismos.
22 A lo largo de la presente Seccién y la siguiente se utiliza el término ”estacionario”

en lugar de la expresién ”estrictamente estacionario”.
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donde e; = us —us—1. Cabe senalar que bajo la Hy la secuencia vy, definida

en la ecuacién (3.17) coincide con e;.

La mayoria de procedimientos que contrastan la Hg de raiz unitaria
utilizan estimadores del pardmetro p bajo diferentes especificaciones de la
ecuacion estimada y utilizan distribuciones limites para obtener las regiones
de rechazo (ver Fuller, 1976, o Hamilton, 1994). Adems4s, el an4lisis llevado
a cabo a través de este tipo de contrastes se complica debido al compor-
tamiento estocdstico de las magnitudes aleatorias implicadas. Por ejemplo,
es bien conocido el hecho de que la distribucién limite del estimador que se
obtiene por Minimos Cuadrados Ordinarios (MCO) al hacer la regresién de
u; con respecto a uy—1 no es estdndar, incluso en el caso més simple de paseo
aleatorio con residuos i.i.d. Ademads, su distribucién asintética depende de
un modelo particular estimado para la serie, dando lugar a diferentes resul-
tados para distintas especificaciones del término deterministico. También
es un hecho evidente que la correlacién serial del proceso estacionario &
afecta a la distribucién limite a través de pardmetros molestos (dificiles de
estimar) como la densidad espectral del proceso al nivel cero. Ademds, la
calidad de la aproximacién asintética también es cuestionada en algunos
estudios de simulacién donde se halla alguna distorsién de tamano para
algunos tests (ver por ejemplo Schwert, 1989; o DeJong et al., 1992). En
estas situaciones, donde la distribucién limite del estadistico depende de la
dificultad para estimar los pardmetros, los métodos de remuestreo ofrecen
una alternativa y poderosa via para estimar el comportamiento muestral

del estadistico de interés. Sin embargo, hasta el trabajo de Paparoditis y
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Politis (2001) no existia ningiin método no paramétrico directamente apli-
cable al caso de raiz unitaria. De ahi la importancia de este método y el
que hayamos decidido basarnos en él para proponer el test de cointegracién

desarrollado en la Seccién precedente.

En el presente andlisis consideramos el caso mas sencillo en el que no
tenemos en cuenta términos deterministas, es decir, 21, = 29, = 0, y oy es
escalar (ny = 1). Ademds, generamos perturbaciones aleatorias a partir de
una funcién de distribucién Normal bivariante con media cero y una matriz

de varianzas-covarianzas:

w% wiwo0

wiwod wg

0=

Asimismo, consideramos los siguientes valores del coeficiente de correla-
ci6n entre la variable independiente de la regresion de cointegracion (z;) y el
término de perturbacién aleatoria (us): § = 0,0.3,0.5,0.7,0.9 para cada uno
de los posibles valores del pardmetro AR(1) de u;: p = 1,0.95,0.9,0.85,0.8.
Debido a que los tests que comparamos en nuestro estudio de simulacién
son invariantes al valor que puede tomar 5, podemos escoger cualquier va-
lor para las varianzas. Nosotros fijamos w1 = we = 0.25 y § = 1, como en

Pesavento (2000).

Las Tablas 1 y 2 muestran los resultados de tamano y potencia de
los test de cointegracion CBB, DFA aplicado a los residuos y A4 de

Johansen para los tamanos muestrales T' = 100 y T' = 50, respectivamente,
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y para los diferentes valores de § senalados anteriormente. A partir de
los resultados expuestos en estas tablas se observa que para valores de §
inferiores o iguales a 0.5, el test CBB es el que mayor potencia presenta.
No obstante, la diferencia en términos de potencia es sustancial cuando se
consideran diferentes tamanos muestrales, por ejemplo, cuando § = 0.5,
p = 08 y T = 100 la potencia del test CBB es de 0.95, mientras que
si T = 50 la potencia es de 0.53. Asimismo, cuando el coeficiente de
correlacién § supera el valor 0.5, el test que mayor potencia presenta es
el A\pge de Johansen, seguido del CBB, que tiene atin mayor potencia que
el DFA y con un valor préximo a la unidad (0.94) si 7' = 100, 6 = 0.9 y
p = 0.8. Sin embargo, si T' = 50, la diferencia entre la potencia del CBB y el
DFA con respecto al test A4, de Johansen aumenta considerablemente, ya
que si bien la potencia del test A,,4., para un valor del pardmetro 6 = 0.9 y
p = 0.8, es de 0.98, el CBB tiene una potencia de 0.48 y el DFA de 0.35. Por
tanto, un procedimiento basado en un sistema completo, como es el A4z
de Johansen, funciona mejor a medida que incrementa §, aunque nuestro
procedimiento funciona mejor para moderados valores de d, y siempre tiene

mejores propiedades que el test DFA basado en los residuos.

En cuanto al tamano de los tests, éste es independiente de la existen-
cia 0 no de correlacién entre la variable independiente de la regresién de
cointegracién y el término de perturbacién aleatoria. Ademsds, la diferencia
de tamano de los tres test que hemos considerado en nuestro estudio es

practicamente insignificante.
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3.6 Aplicaciéon empirica

En la presente seccién realizamos una aplicacién empirica del contraste de
cointegracion CBB, que planteamos en la Seccién 4 del presente Capitu-
lo, para tratar de determinar la posible existencia de una relacién estable
entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en Alemania, Es-
pana, Francia y Reino Unido. La importancia de hallar una relacién de
largo plazo entre estas dos series radica en tratar de analizar si se cumple
o no el efecto Fisher (ver Seccién 2 del Capitulo 2 para més detalles). Asi,
considerando el argumento de Ferrer (1998), expuesto en la Seccién 2 del
Capitulo precedente, bajo expectativas racionales, la inflacién anticipada
se obtiene como el valor esperado de la tasa de inflacién condicionada al
conjunto de informacién disponible en el momento presente. La ventaja de
la adopcién de este enfoque radica en que en el largo plazo, bajo los me-
canismos convencionales de formacién de expectativas, éstas son correctas
y, por consiguiente, la inflacién observada se puede utilizar como proxy de
la inflacién esperada. Por tanto, si hallamos una relacién de cointegracion
entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién, podemos decir que

se cumple el efecto Fisher.

La fuente de la que proceden los datos que utilizamos, asi como el
tamafio muestral son los mismos que los descritos en el apartado 5.1 del

Capitulo precedente.

Para poder determinar la posible existencia de una relacién de cointe-

gracién o de equilibrio a largo plazo entre el tipo de interés nominal y la
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tasa de inflacion, es necesario llevar a cabo un anadlisis preliminar sobre el
p-g.d. de cada una de las series implicadas en dicha relacién. Teniendo en
cuenta los resultados expuestos en las tablas 1 a 6 del Capitulo anterior, no
llegamos a una conclusién evidente acerca de su verdadero p.g.d., por lo que
argumentdbamos que ambas series no son procesos genuinos estacionarios
ni procesos genuinos I(1). En el presente Capitulo, ampliamos este estudio
utilizando el test de raices unitarias CBB desarrollado por Paparoditis y
Politis (2001), que permite contrastar la Hp de raiz unitaria, frente a la

alternativa de estacionariedad.

En la Tabla 3 exponemos los resultados de la estimacion del estadistico
del test de raices unitarias CBB de Paparoditis y Politis (2001) aplicado
al tipo de interés nominal y a la tasa de inflacién de Alemania, Espana,
Francia y Reino Unido, as{ como los valores criticos calculados para el
tamano muestral de cada una de las series. El resultado que obtenemos es
el no rechazo de la Hy de raiz unitaria para todas las series. Por tanto,
si tuviéramos en cuenta tnicamente el resultado de este test, podriamos

suponer que ambas series son procesos I(1).

Partiendo de este supuesto, aplicamos el test de cointegracién CBB que
desarrollamos en el presente Capitulo, con el fin de tratar de hallar una
relacién estable entre estas dos series. El resultado que obtenemos (ver
Tabla 4) es el rechazo de la Hy de no cointegracién, al nivel de significacién
del 5%, en Alemania, y, por consiguiente, la existencia de una relacién de
cointegracién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién en este

pais o el cumplimiento del efecto Fisher. Por el contrario, no rechazamos
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esta Hy para el resto de paifses. Los resultados obtenidos en el presente
Capitulo difieren considerablemente de los obtenidos en el Capitulo prece-
dente. Sin embargo, no es extrano que ocurra esto cuando en el presente
Capitulo partimos de supuestos distintos, en relacién al p.g.d. del tipo de
interés nominal y de la tasa de inflacién de los cuatro paises considerados
en nuestro estudio, y utilizamos procedimientos metodoldgicos diferentes

para tratar de hallar una relacién estable entre estas dos series.

3.7 Conclusiones

En el presente Capitulo proponemos un nuevo procedimiento para con-
trastar la Hy de no cointegracién, basado en el test de raices unitarias
desarrollado por Paparoditis y Politis (2001), que utiliza el procedimiento
continuous path block bootstrap (CBB). Este procedimiento, permite ge-
nerar pseudo-series raices unitarias manteniendo la fuerte estructura de
dependencia de las series observadas. La comparaciéon de este nuevo test
de cointegracién con otros tests como el DFA y el de maximo autovalor
de Johansen, a través de experimentos de Monte Carlo, pone de mani-
fiesto que, en muestras pequenas, el test CBB tiene buenas propiedades de
tamaifio y potencia en relacién a los otros dos tests. Asimismo, como cabria
esperar, su potencia resulta més elevada cuanto menor es el pardmetro au-
torregresivo de los residuos de la relacién de cointegracién (p) y si no existe
correlacién entre la variable independiente de la regresién de cointegracién

y el término de perturbacion aleatoria (§ = 0). Por el contrario, si § > 0.5,
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el test \,,4. de Johansen es el que presenta una mayor potencia. Un re-
sultado muy destacable es que, en cualquier caso, la potencia del test CBB
supera a la del test DFA con independencia del tamano muestral y de los

valores de 0 y p.

Por otra parte, realizamos una aplicacién empirica del test de cointe-
gracion CBB, desarrollado en el presente Capitulo, con el fin de tratar de
hallar una relacién estable o de largo plazo entre el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacién en Alemania, Espana, Francia y Reino Unido. Asi,
teniendo en cuenta los resultados obtenidos al aplicar el contraste CBB de
rafces unitarias, concluimos que ambas series pueden ser procesos integra-
dos de orden unitario y, por tanto, aplicamos el test de cointegracién CBB
a las mismas. El resultado que obtenemos es que en Alemania si existe
una relacién estacionaria entre ambas series. Por tanto, si partimos del
supuesto de expectativas racionales que, en el largo plazo y bajo los meca-
nismos convencionales de formacién de expectativas, nos permite utilizar la
inflacién observada como sustituto de la inflacién esperada, podemos decir
que se cumple el efecto Fisher en este pafs. Sin embargo, en Francia, Es-
pana y Reino Unido, no se cumple el efecto Fisher al no hallar una relacién

de cointegracién entre ambas series.
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