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RESUMEN

El documento presentado pretende exponer algunos de los recientes instrumentos técnicos
disponibles para el andlisis de la estacionariedad en datos de panel. En concreto, se expone €l
trasfondo tedrico y las lineas bésicas referentes a la aplicacion practica de algunas de las
versiones de los test de no estacionariedad para datos de panel de Leviny Lin, Im- Pesaran y
Shin y HADRI asi como € test de No Cointegracion de KAO. La ilustracion préctica del
funcionamiento de estos contrastes se desarrolla en torno a andlisis de las series de tipos de
cambio y precios de 13 paises latinoamericanos en la década de los 90, recurriéndose a la
hipétesis de la PPA como trasfondo tedrico para € andlisis de cointegraciéon. Las rutinas
utilizadas para la aplicacion de los contrastes estan disponibles previa peticion al autor.







1. INTRODUCCION

En contraste con los micropaneles de elevada dimensién transversal (N) y reducida
profundidad temporal (T), la posibilidad cada vez mas evidente de disponer de un nimero
elevado de observaciones temporales, ha ido desplazando la atencion hacia la modelizacion de
los componentes de series temporales, modificando ademas los desarrollos de las teorias
asintéticas tradicionales.

Ante esta nueva perspectiva de modelizacion dindmica con datos de panel, se
empezaron a desarrollar a principios de los 90 un importante conjunto de trabajos tedricos y
empiricos. Tras una serie de documentos iniciales que abrieron camino en la exploracién
(Bhargava, Franzini y Narendranathan (1982) 6 Breitung y Meyer (1994)), € trabajo de Quah
(1992 y 1994) fue uno de los primeros es sugerir formalmente, sobre la base del modelo
expuesto anteriormente, un test smple de raices unitarias y su utilidad en su aplicacion a las
teorias de crecimiento convergente en macroeconomia.

Leviny Lin (1993) ampliarian sus trabajos usando una versién aumentada del mismo
procedimiento ademés de trabajar sus posibilidades asintéticas en ambas dimensiones del panel
(permitiendo € crecimiento independiente de ambas dimensiones), habilitando mayor
heterogeneidad en las perturbaciones aeatorias y dando cabida a términos independientes y
tendencial es heterogéneos para los distintos individuos. Im et al. (1997)" presentaron una critica
a los trabgjos de Levin y Lin desarrollando nuevos test de raices unitarias en datos de panel
basados en medias de test LM? sobre los distintos individuos asumiendo errores Gausianos.
Choi (1997) y Maddalay Wu (1997) sugirieron de forma independiente test de raices unitarias
en datos de panel basados en varias combinaciones de los “p” valores de los tests aplicados a
cada individuo separadamente.

Por otro lado, paraelamente a los desarrollos sugeridos en € campo de las series
temporales por Kwiatowski et a. (1992), Hadri (1998) y Hadri (1999) propuso una versiéon del
test de raices unitarias para datos de panel basada en € test LM sobre la hip6tesis nula de
estacionariedad frente a la aternativa de no estacionariedad. Son también muy recientes las
concepciones de Jonas Andersson y Johan Lyhagen (1999) sobre la base de los llamados
modelos de memorialarga.

Las anteriores aportaciones tedricas, han servido de base para el desarrollo de recientes
aplicaciones practicas, facilitdndose el uso de modelos de panel con elevada dimension temporal
y transversal simultdneamente. Por gemplo, Bernard y Jones (1986) analizaron teorias de
crecimiento y convergencia y MacDonald (1996), Oh (1996), Pedroni (1995 y 1996) y Wu
(1996 y 1997) se centraron en su aplicacion para el contraste de diversas formas de paridad del
poder adquisitivo combinando test de raices unitarias con test residuales de cointegracion.
Coakley et al.(1997) desarrollaron un modelo econdémico donde paneles de ahorros e
inversiones estaban cointegrados testando la teoria con test residuales de cointegracion para
datos de panel.

2. ANALISIS DE_NO ESTACIONARIEDAD EN DATOS DE PANEL,
PRINCIPALESDIFERENCIASCON EL CASO TEMPORAL

Andizando las aportaciones de diversos autores puede concluirse que € uso de
secciones temporales y transversales combinadas, permitira generar una familia de test de raices

! La primera versién manuscrita corresponde en realidad a Junio de 1995 mientras que la Gltima revision, todavia
sin publicar oficialmente, data de diciembre de 1997.

2 Abreviatura inglesa de los estimadores de Multiplicadores de Lagrange (Lagrange Multipliers)
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unitarias con més potencia que la reconocida usualmente en el caso de la aplicacion de los tests
tradicionales de series temporales a muestras finitas de datos temporales. Estos procedimientos
estén disefiados para evaluar la hip6tesis nula de que cada individuo del panel exhibe
perturbaciones integradas frente a la aternativa de que estacionariedad conjunta. Dado que, en
este contexto, la hipétesis nula de no estacionariedad impone una restriccién a lo largo de toda
la dimension transversal en los coeficientes de correlacion parcia de primer orden, estos test
para datos de panel pueden ofrecer, seglin los autores, una potencia mayor que los aplicados
sobre cada individuo separadamente. De hecho, experimentos de Monte Carlo realizados sobre
la base de las distribuciones asintéticas derivadas por los autores de este tipo de test permiten
observar que, ain cuando se disponga tan solo de un nimero muy limitado de individuos,
considerar de forma simulténea series temporales y transversales, conduce a una mejora muy
importante de |a potencia frente a la aplicacion individual .

Otra de las principales virtudes del andlisis de la estacionariedad en € contexto de un
modelo dindmico con datos de panel es que, ta y como ocurre en € caso del modelo
estacionario de datos de panel pero en claro contraste con las propiedades asintéticas para €l
caso de una Unica serie temporal, los estimadores y test estadisticos de tipo ADF muestran una
distribucién normal en el limite, si las perturbaciones son independientes e idénticamente
distribuidas y no se consideran presentes efectos individuales fijos. Como inconveniente, y a
diferencia de los resultados propios del un panel estacionario, la mediay varianza asintética del
test de raices unitarias dependen de la especificacion de la ecuacion de regresion.

En determinadas condiciones, y en contraste con e caso tradicional de series
temporales, la inclusién de un término independiente o una tendencia tempora no afecta a la
distribucion asintética de los estadisticos de los tests de raices unitarias. No obstante, € sesgo
aparecido en lamediay lavarianza asint6tica del test se manifiesta de forma més patente que en
caso del modelo sin términos deterministas. Ese sesgo se desvanece a medida que la dimension
temporal crece pero no responde a los incrementos en la dimension transversal.

Con todo lo anterior, los autores de los contrastes que se utilizaran a continuacion,
recomiendan especiamente su uso ali donde los procedimientos ya existentes son menos
potentes o de complejo desarrollo y, en todo caso, en paneles de datos de dimensiones temporal
y transversal moderadas en las que ninguna alternativa clasica serviria propiamente. Asi, si nos
enfrentamos a un panel con una gran dimension temporal (varios cientos de observaciones) y
escasa transversal (unos 10 individuos) , la aplicacion de los tests tradicionales de series parece
suficientemente adecuada, asumiendo patrones muy generales de correlacién entre individuos.
Del mismo modo, en € caso contrario, procedimientos de andlisis de estacionariedad transversal
de los datos de panel ya existentes (MaCurdy 1982, Hsiao 1986; Holtz-Eaking et al. 1988,
Breitung y Meyer 1991), son apropiados asumiendo, en este caso, patrones muy generales de
correlacion temporal individual.

3.EL ANALISISDE LA PPA CON DATOS DE PANEL

El contraste de la hipétesis de la PPA ha sido siempre un buen campo de pruebas para
muchas innovacion técnicas en economia aplicada, y en especial, en materia de estacionariedad
cointegracion. En este sentido, € uso de los datos de pandl puede aportar un valor afiadido
interesante: siempre, pero mas aln desde la desaparicion del sistema de Bretton - Woods en
1973, el periodo muestral de andlisis se ha considerado insuficiente, por lo que la incorporacién
de la dimension transversal afiade potencia a las herramientas de andlisis unidimensionales
utilizadas en este contexto.

Efectivamente, casi desde €l primer momento en que comenzaron a aplicarse los test
tradicionales de andlisis de estacionariedad a contraste de la PPA, se ha venido sefialando como
inconveniente para la obtencién de resultados concluyentes |a escasa potencia de |os mismos en



el campo de los datos reales. Incluso siendo cierta la hipétesis de estacionariedad en el tipo de
cambio rea (mantenimiento de la PPA), bastaria que la velocidad de tendencia hacia la media
(mean reversion) fuera relativamente lenta, para que hiciera falta casi un siglo de observaciones
gue permitieran observar el fendmeno con los instrumentos tradicionales de series temporales
(ver Frankd (1986 y 1990)). De este modo, € problema es, evidentemente, que resulta
imposible determinar cuando €l fallo en e rechazo de la hipétesis nula de no cointegracién esta
causado por la baja potencia de lo test o por ser la hip6tesis realmente cierta.

En 1996, momento en que esta variante técnica estaba todavia en su infancia, Frankel y
Rose (1996) intentaron una primera aproximacion formalmente elaborada® utilizando un
contraste de la PPA estricta para un panel de més de 100 paises, en donde por primera vez se
imponia simultaneamente una hipétesis nula de no estacionariedad para los tipos de cambio
reales de todos los individuos del panel frente a la aternativa de estacionariedad comun,
apoyéandose, para los valores criticos, en desarrollos de Leviny Lin (1992)*.

Aunque Frankel y Rose, analogamente a otros autores como Lothian (1994),
consiguieron encontrar alguna evidencia a favor del mantenimiento de la PPA, o cierto es €
rechazo de la hipétesis nula de no estacionariedad en € tipo de cambio rea seguia resistiéndose
significativamente. Sélo en € caso en que impusieran un término independiente homogéneo
para todos los paises fueron capaces de rechazar |a hipétesis nula.

Wu (1996), por su parte, reunioé un conjunto de 18 paises de la OCDE para contrastar la
hip6tesis nula de que cada una de | as series anuales, trimestrales 0 mensuales ddl tipo de cambio
real frente al dolar USA tenia una raiz unitaria. A diferencia del caso individual, y de
experiencias més matizadas de otros autores, Wu encontré que esta hipétesis nula podia
rechazarse claramente proveyendo soporte a la teoria de la PPA en € periodo post Bretton
Woods.

Papell (1997) someti6 a una revision critica los estudios previos en este contexto y, a su
vez, insistié en la contrastacion construyendo paneles mensualesy trimestrales de 20 y 17 paises
utilizando tipos de cambio reales 1973-1994 con respecto a los Estados Unidos. En general, sus
resultados sefialaron una fuerte evidencia de rechazo de la hipétesis nula (aceptando por tanto el
mantenimiento de la PPA) con datos mensuales pero no trimestrales. Papell incorporaria para €l
contraste modificaciones sustanciales a los valores de referencia de Levin y Lin (1992)
utilizados por otros autores, intentando corregir esos valores criticos de la presencia de
autocorrelacion seria en las regresiones de tipo DF. Estas correcciones explican que sus
resultados sean menos favorables a mantenimiento de la PPA en datos trimestrales que los
presentados por Wu (1996) 6 Jorion y Sweeney (1996) ya que, los valores criticos para €
rechazo corregidos de autocorrelacion resultaron casi un 11% superiores en promedio a los
originalesde Leviny Lin (1992).

A partir de estos trabgjos iniciales, otros autores han ido poniendo a prueba agunas de
las modificaciones de los diversos test propuestos para € andlisis de estacionariedad, si bien se
hecha de menos la consideracion de a&reas monetarias relativas a las economias emergentes, ya
que cas la totalidad de los andlisis se circunscribe, posiblemente por razones de indole
estadistica, alas areas desarrolladas.

3 Algunas experiencias previas como Hakkio (1984) o Abuaf y Jorion (1990) se acercaron al andlisis transversal
para € contraste de la PPA, s bien sus desarrollos formales estaban alin lgjos de incorporar los desarrollos
asintoticos de los contrastes de raices unitarias necesarios para dotar de una validez general a sus experimentos.

* Resultados que se resumian en que el estimador MCO del parémetro autorregresivo convergia a un ratio T\/ﬁ y

la distribucién limite de los test estadisticos eran normales no centradas. Ademas, en contraste con € caso no
estandar de series temporales, esos test seguian distribuciones asintéticas normales.
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En este sentido, la conveniencia del andlisis de estacionariedad y cointegracion aplicado
a los datos de panel es tanto mas evidente cuanto menor es la muestra de datos disponibles para
el andlisis. En & caso que se presenta, este es un hecho trascendental: |as transformaciones en €l
régimen de gestion cambiaria en los paises latinoamericanos ha sido frecuente en las Ultimas dos
décadas por lo que, en muchos casos, resulta simplemente imposible contar con una serie
suficientemente larga como para afrontar con garantias un andlisis cuantitativo. Es importante
recordar en este sentido los trabajos de Perron (1989), Rappoport y Reichlin (1989), Christiano
(1992), Banerjee, Lumsdaine y Stock (1992) y Zivot y Andrews (1992) sobre los efectos en los
resultados de los test tradicionales de estacionariedad y cointegracion de la presencia de cambio
estructural.

4. PRESENTACION DE LOSDATOS

L os datos recogidos de precios y tipos de cambio nominales bilateral es abarcan los afios
91 — 99. El periodo ha sido elegido para poder contar con € maximo nimero de paises en €
panel ya que, S tomamos datos anteriores a 1990, la existencia de tipos de cambio fijo en
muchos paises o la falta de estadisticas homogéneas en precios iria reduciendo progresivamente
el tamafio transversal del panel.

Asi pues, utilizaremos cuantas cotizaciones cruzadas entre las distintas monedas
latinoamericanas aprovechando la dimension transversal para €l andlisis de la estacionariedad de
las series involucradas en el andlisis asi como de las relaciones de cointegracion existentes entre
ellas. Utilizaremos datos trimestrales, respecto alo cual, y recordando e hecho antes comentado
de cdmo lafrecuencia afecta a resultado del test, creo conveniente tener en cuenta las siguientes
consideraciones bésicas:

- En primer lugar, debemos ser conscientes de que en un andlisis orientado a largo plazo
lo interesante es disponer de una muestra que cubra un amplio espacio temporal. En ese
sentido, ampliar la muestra por elevacion de la frecuencia, sin afiadir nuevo contenido
informativo no parece una solucion razonable a un caso de muestra limitada.

- En segundo lugar, s el objetivo Ultimo es contrastar relaciones tendenciales de
equilibrio a largo plazo, e andlisis debera seguir centrandose en la frecuencia cero. Sin
embargo, la presencia de raices unitarias en frecuencias estacionales puede provocar la
estimacion inconsistente de la relacion de cointegracion en esa frecuencia cero. Asi
pues, pareceria en este caso necesario eliminar e componente estacional de las
variables analizadas mediante un procedimiento de desestacionalizacion con filtros
lineales clésicos. El problema, sin embargo es que esa desestacionalizacion mediante
los procedimientos lineales més habituales puede provocar algunos problemas como,
por gjemplo, un sesgo hacia la aceptacion de raices unitarias en la frecuencia cero en
series estacionarias (Ghysels y Perron, 1993)° o dificultades en la especificacion de
modelos dindmicos asociados a estas variables desestacionalizadas® Otros
procedimientos como la diferenciacion estacional mediante € polinomio S(L) implican
también ciertos peligros, como la sobrediferenciacion.

Dado lo anterior, la Unica alternativa interesante, aunque técnicamente mas compleja,
consistiria en la aplicacion de contrastes de cointegracion en todas las frecuencias, frecuencia
cero y estacionales simultaneamente. En el presente documento, se expone sdlo una primera

5 En concreto, en este trabajo se analiza e caso del procedimiento X11y mostr6 que el sesgo hacia la aceptacion de
una raiz inexistente no se elimina asintéticamente por 1o que la estimacidn base de los contrastes seria inconsistente.

% Surifiach et al. (1995) indican que estos problemas se manifiestan en la aparicién de esquemas autorregresivos
complegjos y de elevado orden en las series desestacionoalizadas



aproximacion al uso de los contrastes de estacionariedad y cointegracion en datos de panel mas
simples por |o que no se atendera a la presencia de raices estacionales.

Los paises cubiertos en una selecciéon preliminar fueron: Argentina, Bolivia, Brasil,
Chile, Colombia, Costa Rica, Republica Dominicana, Ecuador, El Salvador, Guatemala,
Honduras, México, Panamd, Paraguay, Pert, Uruguay y Venezuela. Sin embargo, en una etapa
posterior de andlisis de los datos se descartaron Argentina, Brasil, El Salvador y Panama bien
por e mantenimiento del tipo de cambio fijo (caso de Argentina o Panama), bien por ausencia
de un periodo significativo de informacion (Salvador y Brasil).

- Losdatos de tipo de cambio se refieren a cambios nominales y han sido computados
como medias de los datos mensual es disponibles para cada afio.

- Los datos de precios se refieren en todos los casos a precios a consumo y se
expresan también como medias anuales de los indices en base 95.

Todos ellos, han sido obtenidos de una fuente homogénea, la publicacién Financial
Satistics del FMI.

Considerar precios al consumo es una de las opciones més utilizadas en este tipo de
andlisis, dada la disponibilidad de los datos de este tipo, sin embargo, no debe considerarse la
maés idénea desde € punto de vista tedrico. Otras alternativas consisten en utilizar medidas de
precios con un mayor peso de los bienes “comerciables’ (como los indices WPI “ wholesale
pricesindex” )’ o incluso diferenciar los indices distinguiendo los bienes comercidizables de los
no comercializables’. La sensibilidad de los resultados finales a la eleccion del contraste ha sido
analizada con cierto detalle por McNown y Wallace (1989.)

Si se observa el pand fina utilizado para el andlisis, se comprobara que el nimero final
de paises considerados es de 13. Evidentemente, eso supone contar con una amplia matriz de

cruces que, aparentemente se compondria de 78 elementos diferentes ?13’ 13)- 1%g,sin

embargo y por razones obvias, los 78 elementos no aportan informacion independiente ya que
debemos tener en cuenta que todos los tipos de cambio bilaterales de esa matriz puede obtenerse
a partir de 13 cambios bilaterales adecuadamente seleccionados. En este momento caben dos
aternativas de andlisis empirico, la seleccion de un Unico pand de 13 observaciones o €
andlisis simultaneo de diversos paneles de ese mismo tamafio.

Por tanto, de entre todos los tipos de cambio cruzados, hemos considerado
exclusivamente los cruces (se indica entre paréntesis € Identificador de elemento de panel
asignado en cada caso): Bolivia — Chile (Id: _bd), Chile — Colombia (Id: _de), Colombia -
CostaRica (ld: _ef), Costa Rica— Rep. Dominicana (Id: _fg), Rep. Dominicana — Ecuador (Id:
_gh), Ecuador — Guatemala (Id: _hj), Guatemala— Honduras (Id: _jk), Honduras — México (ld:
_kl), México — Paraguay (Id: _ In), Paraguay — Perd (Id: _no), Pert — Uruguay (Id: _op),
Uruguay — Venezuela (Id: _pq) y Venezuela— Bolivia (1d: _gb).

7 Seglin Officer (1976), Keynes (1930) sefialaba que utilizar fndices del tipo WP facilita el contraste positivo de la
PPA.

8 Esta alternativa permite aplicar € enfoque de Variables Fundamentales de MacDonald (1997) distinguiendo en la
variacién del tipo de cambio real de una economia a largo plazo dos efectos. por un lado |os efectos de variaciones
en precios de bienes comercializables perfectamente sustitutivos en |os paises considerados, y por otro los efectos de
variaciones “ domésticas’ en precios de bienes no comercializables por diferencias de productividad en €l sector de
bienes comercializables



Para cada uno de los tipos de cambio sefialados, se ha considerado € precio interior
(moneda especificada en € numerador) y exterior (moneda especificada en e denominador)
que, evidentemente, en términos de panel, suponen exactamente la misma informacion.

5. ANALISISDE ESTACIONARIEDAD DEL PANEL DE TIPOSDE CAMBIO Y
PRECIOSAL CONSUMO

5.1. CONTRASTE DE LEVIN Y LIN (1992,1993)

Sus trabajos pueden considerarse pioneros en proponen la utilizacion de conjuntos de
datos de panel con € fin de mejorar la potencia de los tests tradicionales de raices unitarias
aplicados a las series temporales, considerando la hipétesis nula de que cada individuo del panel
exhibe perturbaciones integradas frente a la alternativa de estacionariedad conjunta.

Los procedimientos propuestos por estos autores son sensiblemente flexibles,
permitiendo la méxima heterogeneidad entre individuos en muchos aspectos; pueden incorporar
términos independientes y tendencias especificas y permiten que lavarianzaresidual y € patron
de la correlaciones seriales de orden superior ala unidad varien libremente entre individuos.

Se presentan de forma resumida en la siguiente tabla los modelos de contraste
propuestos seguin la diferente presencia de términos deterministas en los PGD:

Tabla 1. Contraste de estacionariedad Levin y Lin (1992,93)

MODELO HO H1
(1) Dyi =0; W1 +€y
(La seriey, tienemediaceropara| @=0 paratodoi=1,...N g<0 paratodo i=1,....N

cada individuo del panel)

(2) Dy =ag +9; i1 + €

(La seriey;; tiene media especifica
para cada individuo, pero no
contiene tendencia temporal).

g=0, a;=0 paratodo g<0, agl A paratodoi=1,...N
i=1,...N @)

(3) Dyit =ag +ayt+g; XYir.1 +&
(La serie vy tiene media 'y
tendencia especifica para cada
individuo)

g=0, a,;=0 para todo g<0, ayl A paratodoi=1,...N
i=1,...N (b)

(a) Bajo la hipétesis nula g=0, un valor no nulo para ay generaria una tendencia temporal en la
serie en niveles y;, ausente en el modelo tedrico considerado para €lla.

(b) Bajo la hipétesis nula g=0, un valor no nulo para ay;; generaria una tendencia temporal
cuadrética en la serie en niveles y;;, ausente en el modelo tedrico considerado para €lla.

Asumamos ademés que la perturbacion e; se distribuye de forma independientemente
entre individuos y sigue un proceso ARMA estacionario e invertible para cada uno de €llos,
respetando |os requisitos de convergencia del test ADF® y que ademés cumple las condiciones
necesarias parala convergencia del procedimiento de Phillips (1987) y Phillips-Perron (1988).

® Said y Dickey (1984).



Dado este punto de partida, € procedimiento de andlisis de estacionariedad propuesto
por los autores puede esquematizarse en las siguientes etapas.

Etapa 1: Filtro de dependencia transver sal

Los tests propuestos por los autores requieren que los datos hayan sido generados
independientemente para el corte transversal considerado. Sin embargo, en un modelo de datos
de panel estacionario, se permite la presencia de una limitada dependencia en virtud de la
presencia de efectos especificos de naturaleza temporal comunes a todos los individuos. La
posible existencia de estos efectos en los datos observados, obliga a filtrar os mismos mediante
alguna transformacion que no interfiera en la aplicacién posterior de los estadisticos de
contraste™®. Esta transformacion consistira en sustraer a las series yit las medias transversales
cal culadas conforme a la expresion™:

Yit

Y =

Qo=

Il
Uy

A fin de simplificar la notacion que se utilizara en e resto de etapas del procedimiento,
se considerara que y; es ya la serie filtrada de estos efectos temporales comunes entre
individuos.

Etapa 2.- Estimacion para cada individuo las regresiones auxiliares necesarias
para construir posteriormente el test inico de datos de panel

La expresion de partida para el contraste de la raiz unitaria en cada serie individua esla
correspondiente alaforma convencional del test ADF:

8i
Dyit =0i ®i.1+aA biL Dyit- L +amidy +€

L=1

como se observara, las novedades introducidas en la expresién para su adaptacion al contexto en
gue nos movemos son las siguientes:

- El nimero de retardos de la variable en diferencias incluidos en la especificacion
(pi) puede ser diferente para cada individuo considerado

- Los términos a, Yy dix NO son mas que representaciones abreviadas de los
parametros y variables deterministas que podemos incluir en € modelo de
regresion. Asi, dy indica el vector de variables deterministas incluidas 'y a;; e vector
de coeficientes para cada uno de los posibles modelos de partida propuestos en la
tablainicial m=1,2 ¢ 3. Por tanto, dy=f , dx={ 1}y ds={ 1,t}.

En lugar de estimar en un solo paso la regresion anterior, pueden realizarse dos
regresiones auxiliares:

19 | amentablemente, esta ser& una limitacién de todos los procedimientos propuestos por muchos autores hasta e
momento, dada la dificultad de interpretacion de lo que la dependencia significa entre observaciones no ordenadas
de modo natural.

1 Esta transformacion seria equivalente a la aparicién de términos independientes temporales en los modelos de
regresion para el contraste expuestos en la tabla anterior.



&p
Dy' - fga bllLDylt L!a1m|dmt!e|t

L=1

ylt 1~ fga b2|LDy|t L!aZm|dmt! it

L=1

s o &0

computando:

. 5 - .
€ =Dyit - A Pu Die- o - Ay Ay

L=1

. & - ~
Vier = Vi1 - @ Pai DYie-L - Qamiime
L=1
para estimar después la ecuacion:

€t =0iVir.1 T€;

El test de raices unitarias aplicado sobre el conjunto del panel considerara una ecuacion
andloga a la anterior pero teniendo en cuenta las estimaciones auxiliares reaizadas para €
conjunto de elementos de la muestra. No obstante, antes de ser calculado ese estadistico global,
procederemos a estandarizar 10s componentes innovacionales estimados e; asi como € retardo

ortogonalizado vi.; a fin de controlar la homogeneidad para todos los individuos considerados
en la muestra™:

~ _ 6
€t =<
Se
— Vg
Vit.1 ==
Se|

Laregresion final, que puede expresarse asi:
6t =Qi-1 +€y

se estimara por MCO considerando ya todas | as observaciones disponibles, por 1o que €
coeficiente de interés g serd, obviamente, Unico. Una vez estimada, debera cacularse €
estadistico “t” de significacion estadistica, todo ello atendiendo a las siguientes expresiones:

T
o

a it- 1e|t
=2

t=2+p;

3

52
a Vlt-l
1 t=2+p

Qo=

.u‘

Q:

Qo=

(& - G.0)?
. Pi _

NT

1
AL
~

Qo2
¥ Qo

v,
1]

12 Debe recordarse a este respecto, que el procedimiento propuesto permite la heterogeneidad entre individuos en
todos los aspectos excepto en el de presencia o ausencia de raiz unitaria.
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ES(9) =

Qo=

.u‘

S e
T
o]
a Vlt 1
i=1 t=2+p,

t :L
° ES(@)

donde ES, representa e error estdndar del pardmetro estimado y e simbolo T €
numero de observaciones temporal es disponibles para cada individuo.
qu la hipétesis nulade g=0 paratodo “i”, lateoria asintéticaindica que el test “t” de
laregresién tiene una distribucién normal estandar lo que haria muy sencillo € contraste. Sin
embargo, eso es solo cierto para e primero de los modelos, ya que en presencia de tendencia
deterministay término independiente, los model os segundo y tercero divergen a menos infinito.

Etapa 3.- Correccién de ratio “t” para muestras pequefias y modelos con
componentes deter ministas

Como queda dicho en € apartado anterior, la convergencia asintética del ratio “t” a una
normal estandar requiere un gjuste del coeficiente calculado tanto en términos de media como
de desviacion tipica. En todo caso, ademés, en e espacio finito la correccién es deseable incluso
para €l caso del modelo més sencillo. La correccion del parametro “t” se apoya en € célculo
previo del ratio entre las desviaciones estandar a corto y largo plazo para cadaindividuo s:

§ =2
S e

y e medio para € total de la muestra Sy

Sy

Z| -
Qo=
w»

.u‘

El calculo de la varianza a largo plazo se realiza conforme a la expresion sugerida por
Phillips (1986)":

K

2 _ 1 g 2 [e) % O
yi_ﬁa Dyn+2aWKL8T 1aDy|t it-L

t=2 t=2+L 7]

donde e término wy, representa la ponderacion elegida para cada una de las
autocovarianzas muestrales, para cuya seleccion debe observarse la precaucion de no generar un
valor negativo para el tota del caculo. Phillips (1986) y Phillips y Perron (1988) sugerian
utilizar los pesos de Bartlett en linea con Newey y West (1987):
L

Wy = ——
KL K +1

siendo “K” el truncamiento (truncation lag) considerado™

13 Podré observarse que e autor opta por el calculo de la varianza a partir de la variable en primeras diferencias,
en lugar de utilizar los niveles. Esto se apoya en los resultados obtenidos por Schwert (1989), que indicaban que, de
esta forma, el sesgo cometido en muestras pequefias es menor que el cometido si se utiliza € residuo de la regresion:

Uit = Yit - MiYit-1

11



Llegados a este punto, solo cabe escribir la expresion final propuesta por los autores
parael clculo del ratio “t” corregido:

ool NTSys ¢*ES@)m =
g *

S it

donde |os parametros de gjuste paralamediay lavarianza m:nf ys :nf correspondientes
acadamodelo m=1,2 6 3y dimensién temporal T pueden encontrarse en Leviny Lin (1993).

Resultados obtenidos

En la tabla siguiente se muestran los resultados obtenidos para las series de tipo de
cambio y precios de los paises |atinoamericanos incluidos en €l andlisis. El dato de interés es el
valor del ratio t* corregido en mediay varianza de | os efectos de muestras peguefias.

Se muestra en primer lugar el resultado para €l caso del modelo sin componentes
deterministas considerando alternativamente uno o dos retardos en € correspondiente esquema
ADF expuesto més arriba.

Tabla2 Test LL Simplepara e Tipo de Cambio

Retar dos ADF
VARIABLE: TIPODE CAMBIO | 1Retardo |2 Retardos

Gamma -0.0112 -0.0112

DT Epsilon 1.0024 1.0018

ES Gamma 0.0031 0.0031

t - Gamma -0.2009 -0.1999

t* - Gamma -0.1779 -0.1749

(sig.) (0.393) (0.393)

(Varianza a LP generada automaticamente con Kernel de Bartlett — Newey/West)
BandWith para € calculo dela Varianzaa L.P.= 3

Tabla3. Test LL Simple paralos Precios

Retardos ADF:
VARIABLE: PRECIOS | 1Retardo |2 Retardos

Gamma -0.0054 -0.0049

DT Epsilon 1.0014 1.0013

ES Gamma 0.0009 0.0009

t — Gamma -0.1785 -0.1599

t* - Gamma -0.1703 -0.1481

(sig.) (0.393) (0.395)

14 s sugiere la recomendacion de Schwert (1987 y 1989) tomando “K” (entonces “1”) en funcién del nimero de
datos seguin las expresiones:

_ 4‘{/?_K 14T
100’ 100
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(Varianza a LP generada automaticamente con Kernel de Bartlett — Newey/West)
BandWith para € calculo dela Varianzaa L.P.= 3

El resultado del test no permite rechazar la hip6tesis nula de no estacionariedad
suponiendo un proceso generador de datos restringido al méximo y tanto para uno como para
dos retardos de correccion de la autocorrelacion. En las tablas siguientes se consideran |os casos
de un modelo con término independiente y, adicionalmente, con tendencia.

Tabla 3. Test LL con Término Independiente para el Tipo de Cambio

Retardos ADF
VARIA&%\",\/IIEEEPO 2= 1 Retardo 2 Retardos

Gamma -0.0019 -0.0085

DT Epsilon 1.0000 1.0000

ES Gamma 0.0102 0.0105

t — Gamma -0.0192 -0.0830

t* - Gamma 0.1564 0.0542

(sig.) (0.394) (0.398)

Tabla4. Test LL Con Término Independiente para los Precios

Retardos ADF
VARIABLE: PRECIOS | 1 Retardo | 2 Retardos

Gamma -0.0142 -0.0143

DT Epsilon 1.0000 1.0000

ES Gamma 0.0035 0.0036

t — Gamma -0.2407 -0.2373

t* - Gamma -0.1659 -0.1535

(sig.) (0.393) (0.394)

Tablab. Test LL Norestringido para €l Tipo de Cambio

Retardos ADF
VARIA&%\",\/IIEEEPO 2= 1 Retardo 2 Retardos

Gamma -0.0688 -0.0793

DT Epsilon 1.0000 1.0000

ES Gamma 0.0169 0.0182

t — Gamma -0.5292 -0.5876

t* - Gamma -0.3223 -0.3607

(sig.) (0.378) (0.373)

Tabla6. Test LL Norestringido para los Precios

Retardos ADF
VARIABLE: PRECIOS | 1 Retardo | 2 Retardos

Gamma -0.0495 -0.0488

DT Epsilon 1.0000 1.0000

ES Gamma 0.0094 0.0105

t — Gamma -0.5111 -0.4765

t* - Gamma -0.2817 -0.2018

(sig.) (0.383) (0.390)
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Las anteriores tablas parecen apuntar que la consideracién de elementos deterministas
en la especificacion no atera significativamente el resultado global del contraste.

52. TEST LM DE NO ESTACIONARIEDAD IM, PESARAN Y SHIN (1997)
PARA PANELES SIN AUTOCORRELACION

Los trabgjos de Im, Pesaran y Shin (1997) representan quizas la aternativa mas flexible
de andlisis permitiendo la formulacion de una hipétesis aternativa significativamente mas
flexible. Asi, a tiempo que permite controlar en grado suficiente la heterogeneidad de los
individuos del panel resuelve en buena medida los problemas del sesgo asint6tico de algunos de
los test iniciales propuestos, como es € caso del test de Quah (1994) y es menos vulnerable ala
existencia de correlacién transversal entre individuos del panel.

Entre las distintas especificaciones estudiadas por Im, Pesaran y Shin (en adelante |PM)
las més sencillas, como € test LR-bar (llamado aqui LMyr) 6 € test t-bar (Ilamado aqui tyr)
consisten en promedios de |os resultados obtenidos en el andlisis individual de las series.

El test LMy responde a la expresion promedio:

14
LM ¢ :ﬁa LMz

i=1
apoyada en los calculo previos de los ratios LM;rsegiin la forma:
LM - - T[)Iylit Pi[Nit
Dy'ic M¢ Dy

P =M, yit-l(ylit-l M, yit-l)ylit-l M,
My =1y 'tT(tTItT)-ltTI

sobre € modelo:
Dy =& *+0;Vir-1 + €

a =(1-a;)m
g =-@1-a;)

y sobre € que estaremos interesados en contrastar la hiptesis

Ho: g=0 " i
Hi: g<0 " i=1,2,....N1,
g=0 " i=Nj+1, N;+2,....,N

esta formulacion de la hipétesis nula permite que € coeficiente g difiera entre grupos
admitiendo que algunos individuos contengan una raiz unitaria bajo la hipétesis alternativa,

resultando por tanto méas general que g<0" i, implicita en las aproximaciones de Quah y Levin
y Lin. Mas alin, Im et al. encontraran en esta flexibilidad de |a hip6tesis alternativa una garantia
paralaconsistencia de su test.

Bajo la hipétesis nula de raiz unitaria g=0, € test LM;r=h;; donde:

14



T(e'it M, Sit-1)2
(Slit-l M, Sit-l)(elit M, eit)

hir =

Sit-1 = (SiO!si1! ........ ’SiT-l)

9
St = A €ij
j=1

El test promedio LM a utilizar finalmente, puede calcularse segln la expresion:

_VN[LM ¢ - E()]
Yvar(hy)

gue converge para T® ¥ a una normal esténdar, paratodo T3 3 y parala que IM. et al.
(1997) derivaron los valores muestrales de E(hi) y V(hiy).

G

El mismo contraste puede redlizarse ahora afiadiendo una tendencia determinista en la
expresion del modelo de partida a contrastar. En € caso en que € modelo autorregresivo inicial
supuesto contenga una tendencia lineal, los valores de la esperanza y la varianza de hir seran
diferentes pero € procedimiento expuesto puede desarrollarse de formasimilar a caso anterior.

Si consideramos ahora un modelo més general en e que los errores estuvieran
autocorrel acionados, todos los desarroll os anteriores deben revisarse sobre la base de un modelo
de partida ampliado tipo ADF, con retardos de la variable enddgena desplazada:

pb+1
Yie =ma; D+ aj Yie. j +€it
=1

con:
i=1........ N
t=1....... T
o p+l
al(l) =1- a i=1 ij
o bien:
8i
Dyit =& +0; i1 @ Db DYir- j +eit
i=2
con:
g =ma; ()
g =-2;(®
o p+l
bij = a h=j+1 ih

En este caso, Im et al. proponen una correccion del test LMyt anterior considerando
ahora los retardos de la variable analizada en diferencias, con lo que e contraste adopta la
forma

15



TOYi Mg Yit-1)' (Yi-1 Mg Yie-1) Y M ai DYit)

tMir (i) = (DY« Mo:Dy,)

Mg =lr-Q(Q'Q)"'Q"
Qi :(tT:Dyit-liDyit-Z’ ...... !Dyit- pi)

y en términos promedio:
19
LM :Na LMt (pi, by)
i=1

Los valores criticos para € rechazo conjunto de la hipétesis nula de No estacionariedad
pueden calcularse sobre una N(0,1), previo calculo de la siguiente version modificada del test
LMnt :

] B N .
\/WiLM wr - N 1éi:lE[LMiT(pi 0 lg; :o]g
Yiv =

\/N-lé. :ilvar[LMiT (p.0)Ig; =0]

Larazon de esta transformacion condicional radica en que, en muestras finitas, el uso de
medias y varianzas de LMit(p;,0) evaluadas bajo g=0 permite obtener mejores aproximaciones
al considerar en E[LM;t(p;,0)|]g=0] informacion contenida en p; que la expresion aternativa
E[LM;+(0,0)]g=0] no recogeria.

La expresion Yy se distribuye como una N(0,1) bajo las condiciones asintéticas
sefidladas anteriormente. Los autores proveen los vaores de E[LMi(p;,0)|g=0] vy
V[LMi(p,0)|g=0] generados mediante simulaciones estocéasticas para el caso de un modelo
simple y con tendencia por lo que la extensidon de su aplicacion a estos casos resulta casi
inmediata. Debe observarse la equivalencia asintética de los tests Y v y Gwv aungue, como
comprobaron los propios autores, en muestras pequefias resultard més adecuado emplear €
calculo de medias y varianzas de LM(p;,0) evaluadas bajo g=0 en Y | . Esto sucede porque, por
gemplo, E[LM+(p,0)|g=0] hace uso de la informacion contenida en p mientras que
E[LMir(0,0)|]g=0] no.

En las siguientes tablas se ilustran los resultados obtenidos para los precios y tipos de
cambio incluidos en la muestra de andlisis. Como puede observarse, sdlo se han considerado en
esta ocasion procesos generadores de datos de tipo ADF, es decir, corregidos de autocorrelacion
enfrentandose para cada variable |os modelos con y sin tendencia determinista.

Tabla7.- Test IPS paralos Tipos de Cambio

Mod€lo sin tendencia M odelo con tendencia
Retardos =1 Retardos =2 Retardos =1 Retardos =2
LMyt 3.905 2.561 6.580 5.694
Y. N(O,1) 1.551 -0.476 2.220 1.178
(Sig.) (0.120) (0.356) (0.034) (0.199)
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Tabla8.- Test IPS paralos Precios

Modelo sin tendencia
Retardos =1 Retardos =2 Retardos =2
LM 4,151 3.639 4,259
Y N(0,1) 1.935 0.391 -0.658
(0.061) (0.200) (0.321)

Como cabr
casos considerados, toda vez que la hip6tesis nula obliga en este tipo de contraste a que todos
los elementos, sin excepcion, compartan un valor nulo del coeficiente
tengan una raiz unitaria). Asi, por eemplo, para € caso de los precios, la consideracion de un
modelo sin tendencia determinista permitiria rechazar la hipétesis nula de no
comun con un nivel de significacion del 6%. En e caso de los tipos de cambio, € rechazo ala
presencia comin de una raiz unitaria seria estadisticamente posible suponiendo un modelo con

5.3. TEST HADRI DE ESTACIONARIEDAD PARA DATOS DE PANEL

Los estudios de
interesantes de cuantos pueden usarse. La caracteristica diferencia de este autor es el contraste
de la hipétesis nula de
ser la extension del test KPSS de Kwiatowski (1992) de series temporales, a caso de los
modelos de datos de panel. Generalmente, este tipo de test es especialmente (til cuando se
estacionariedad, resultando de este “matrimonio”*

alternativas metodol 6gicas consideradas por separado.

Por Ultimo, podemos resdtar una ventga adicional para € caso de los tests de
Hadri, y es que no necesitan, para ser operativos, la derivacion
con experimentos de Monte
Leviny Lin (1993), etal. (1995) o losvaores—"“P’ sugeridos por
contrario, los momentos de las distribuciones asintéticas para los tests sugeridos por Hadri

En lineas generales, e modelo propuesto por Hadri partira de la descomposicion de
aleatorio y una perturbacién aleatoria. La hipotesis nula de estacionariedad sobre una tendencia

Bajo la hipbtesis adicional de que el paseo aleatorio es normal y e error estacionario es también
un ruido blanco normal, € estadistico LM para € nivel y la tendencia estacionaria sera € test
insesgado optimo local (LBUI)™* Nabeyay Tanaka (1988).

King y Hillier (1985) parala
covarianzas de la perturbacion aeatoria de un modelo de regresion lineal.

Esta clase de test ha resultado muy Util en e contexto de las series temporales.
Luukonen (1993), Tanaka (1990) y et al. (1992) lo han utilizado para el contraste

%5 El término inglés para referirse al uso combinado de ambos tipos de contraste es precisamente “ wedding
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de estacionariedad dentro de este contexto mientras que Harris e Inder (1994) y Shin (1994) lo
han aplicado para testar relaciones de cointegracion. Recientemente, Larsson, Lyhagen y
Loéthgren (1998) han propuesto un test de cointegracion de maxima verosimilitud en datos de
panel, cuya ventgja sobre los tests de cointegracion radica en que permite la consideracion
conjunta de més de un vector de cointegracion.

El modelo considerado inicialmente recuerda, |6gicamente, al correspondiente a los
contrastes de series temporales KPSS y LMC dado que, una vez més, se trata de la aplicacion
del procedimiento propuesto por Nabeya 'y Tanaka (1989) para contrastar si 1os coeficientes de
un modelo de regresion son estocasticos y siguen un paseo aeatorio, a término constante del
esquema utilizado por Hadri.

Inicidmente se considerardn los dos modelos siguientes, con y sin tendencia
determinista para la secuencia yi:
Yie =Tie T8
Yo =1 tbit+e,

en e quer;; seconsidera un paseo aeatorio sin deriva:

T

donde u;; y ¢ son normales mutuamente independientes y se distribuyen iid a través de
“i” y“t” con medianulay varianza constante eigual as?®,y s% . El vaor rise considerara fijo
y actuard como término independiente heterogéneo. En el caso del segundo modelo, ademas de
los efectos fijos, se consiente ademas la aparicion de una tendencia temporal determinista para

cadaindividuo.

La hipétesis nula de estacionariedad de la secuencia y;; puede formularse como
Ho:s%:=0, ya que eso significaigualdad para todos los valores derj; 0 lo que esigual ri=ri; para
todo “t”, de modo que & componente (1) habria desaparecido. Asi, bajo la hip6tesis nula, Vi
seria estacionaria alrededor de un nivel (modelo 1) 6 sobre unatendencia (modelo 2).

Sustituyendo recursivamente r;; en y;; tenemos, para el segundo modelo:

t
[]
Vi =T thit+Q uyte, =
t=1
=r,+bt+e,

. ., o t . -
donde resulta sencillo comprobar que la expresion €; = @ ,_ U;; €, tiene medianulay

=1 it
la siguiente forma de autocovarianza temporal:

E[e“ejs]:min(t,s)sj+se2 i=jt=s
=min(t,s)s 2 i=jtls
=0 itjt=s
=0 i1t1s
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La representacion del modelo se gjusta claramente a contexto general desarrollado por
Nabeya y Tanaka (1988) que puede ser usado para obtener € test invariante insesgado éptimo
local (LBUI)Y que, en este caso, toma la forma:

Si consideramos €;, como |os residuos de |a estimacion de los modelos iniciales para yi ,
el estadistico LM (y LBUI) es entonces':

donde S;; es, como ya vimos en € caso de series temporales, la suma parcia de
residuos:
t
[o]
Si=ae

j=1

ij

ys ez €s una estimacién consistente de S ez ; laforma propuesta por € autor es:

aunque @ mismo sugerira més tarde, tras la realizacion de una serie de experimentos de
Monte Carlo, considerar los grados de libertad en la anterior expresion.

Analizadas sus propiedades asintéticas por Hadri, éste derivé la expresion exacta de los
contrastes propuestos. Considerando en primer lugar e modelo mas simple, sin tendencia
determinista y normalizando apropiadamente e numerador de la expresion a que Ilamaremos®

hm
N T U h
hmziéiz° S$pP LMn=—12
N I:].T t=1 S\e
tenemosque:

mgﬁ“m o x,2
Z = Y e N(02)

m

m

1 Conservaremos en e desarrollo la abreviatura en ingles, méas conocida, (LBUI) (“locally best unbiased
invariant” ).

18 |_a demostracién se encuentra precisamente en Nabeya y Tanaka (1988).
19 S conserva por tanto la notacién empleada en e contraste KPSS de series temporales.
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Siendo X, =1/6 y z,’=1/45 y reemplazando estos valores en la expresién anterior,
podemos ahora contrastar la hipétesis nula de estacionariedad frente a la alternativa de no raiz
unitaria utilizando una normal estandar.

Para € modelo con tendencia determinista, a fin de contrastar la hip6tesis nula de
estacionariedad alrededor de una tendencia frente ala de no estacionariedad, y de forma andloga
a caso anterior, podemos definir estadisticos idénticos a caso anterior pero derivados de un
proceso generador de datos con tendencia determinista. Asi, tenemosh;:

18 138 u h
h =—8--84Sb LM, =—t
NG e sl
Y.
U m
\/N?_Mt-xtg
Z, = Z® N(01)

t
donde en este caso ahora, Xy =1/15 y 7,°=11/6300.

En e eemplo préctico que se desarrolla en este documento se han utilizado las dos
especificaciones simples, con y sin tendencia determinista, propuestas por e autor y sefiaadas
a principio del epigrafe.

Como parece natural, la potencia y tamafio del test aumentan a medida que las
dimensiones Ny T crecen, siendo estadisticamente aceptables valores de T>10 para el test LMm
y T>25 € test LMt. El ggemplo utilizado no constituye precisamente una muestra elevada pero,
no obstante, se ofrecen a continuacion los resultados obtenidos para cada uno de los modelos y
series analizadas.

U U
El clculo de los test LMm 6 Z, y LMt & Z, puede perfeccionarse permitiendo
heterogeneidad en la perturbacion aleatoria entre los distintos N individuos. Para ello, debe

sustituirse & céculo de s? por  de s? considerando exclusivamente en cada caso la serie
temporal de residuos correspondiente a cada individuo:

g1 ] 20 21 T o0

N Ngié z Ng—é g
Li =1é§&1ib 1é§ﬁgli
AREE: s“g : N ¢ s“iz +

g 5 § :

El tratamiento heterogéneo de |a perturbacion aeatoria en € panel permite considerar la
presencia de autocorrelacion residual. En ese caso debemos elaborar un estimador consistente

dela varianzaalargo plazo s? paralo que recurriremos a una expresion del tipo:

T-1 %S O
S (Xr) =4, +2é K&~ 0,
s=1 TO

de modo que, ademés habremos de seleccionar € “kernel” k(-) adecuado.
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Para esta ilustracion préactica se ha programado dentro del contraste LM de Hadri €
calculo sugerido por Hadri (1999) con “kernel” no paramétrico AM92 (Andrews y Monahan
(1992)) ligeramente modificado. Se ha respetado €l preblanqueo de las series con un modelo
AR(1) pero, dado e escaso tamaiio muestral temporal, se ha prescindido del gjuste de una
estructura ARMA con € que evaluar la amplitud de la ventana del procedimiento “kernel”
seleccionado. Como alternativa para la determinacién de la ventana se ha utilizado la propuesta
simple de Andrews (1992) x;= 1+1 con I=0(T¥?). El “ kernel” utilizado ha sido, a sugerencia de
los propios autores, €l espectral cuadrético:

ER, ol

_ 5 H e6p(x)a

k(X)_12pz(x)2 6 (0 cos8 5 f
€5 o

Puede observarse en la siguiente tabla como los resultados del test LM corregido de
heterocedasticidad y autocorrelacion para las series conjuntas de tipos de cambio y precios son
sensiblemente diferentes de los val ores sin correccion mostrados anteriormente:

Tabla9. Test LM y Z- Hadri (1999) paralos Tipos de Cambio

SIN Correccion CON Correccion
Autocorrelacion Autocorrelacion
Modelo sin tendencia
Test LM 0.16 0.05
Test Z N(0,2) -0.14 271
Sig. (0.395) (0.010)
M odelo con tendencia
Test LM 0.04 0.01
Test Z N(0,2) -2.09 -4.76
Sig. (0.045) (0.000)

(Varianza a LP generada automaticamente con Kernel de Bartlett - Newey/\West)
BandWith para calculo de Varianzaa L.P.= 2

Tabla9. Test LM y Z- Hadri (1999) para los precios

SIN Correccion CON Correccion
Autocorrelacion Autocorrelacion
Modelo sin tendencia
Test LM 0.26 0.08
Test Z N(0,1) 2.21 -2.21
Sig. (0.035) (0.035)
M odelo con tendencia
Test LM 0.06 0.01
Test Z N(0,2) -0.26 -4.46
Sig. (0.386) (0.000)

(Varianza a LP generada automaticamente con Kernel de Bartlett — Newey/West)
BandWith para calculo de Varianzaa L.P.= 2

A laluz de los resultados, la conclusion en este caso deberia ser la aceptacion de la no
estacionariedad para los tipos de cambio en todos los casos excepto en e supuesto de un PGD
sin tendencia ni correccion de autocorrelacion. En el caso de los precios, 10 no estacionariedad
se admitiria en todos los casos salvo en e caso de un PGD con tendencia y sin correccion de
autocorrelacion.

21



6. ANALISIS DE COINTEGRACION CON DATOS DE PANEL MEDIANTE EL
TEST DE ESTACIONARIEDAD RESIDUAL DE KAO (199)

Como en el caso de las series temporales, este tipo de test se apoyan en €l andisis de los
resduos del modelo basico de efectos fijos con términos independientes variables en la

dimensién transversal (a) y tendencias comunes (a;):

Vit =ag Ta X T64

i=1,...... N
t=1,....... T
donde tanto y;; como x;; serian 1(1):
Yit = Yit-1 + Uit
%t = X1+ Vit

Dado que ambas series siguen caminos aleatorios sin deriva, bajo la hipétesis nula de no
cointegracion, la serie de residuos €; debe ser no estacionaria. Con este modelo, € test DF

puede calcularse paralos residuos estimados con:
€ =617 6
donde €, representalos residuos estimados de la regresion de y;; sobre Xi.

La hip6tesis nula de no estacionariedad puede formularse entonces como He:r =1y para
Su contraste comenzaremos por su estimacion minimo cuadrética:
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A partir de los resultados obtenidos para la distribucién asintética de los estimadores de
MCVF, se derivan las siguientes conclusiones: la distribucién del paréametro autorregresivo r
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y el test “t” utilizado parael contraster =1 es:

® 2
INmy |, (& S,

t, - :
Se\/m4T 8 %g 105§e5

r

Estos resultados presentan a menos dos propiedades deseables. ambos tienen una
distribucién asintética normal con media nula. Sin embargo, por € lado negativo, dependen de
una serie de pardmetros “nuisance’ alargo plazo (mr, M, S%e, S2) consecuencia de la posible
existencia de exogeneidad débil y autocorrelacion serial en los errores, que requeririan buenas
estimaciones para el buen funcionamiento de los test.

Asi, y con d fin de solventar este problema, los anteriores resultados pueden
transformarse logrando nuevos estadisticos no dependientes de esos parametros, como:

donde s'2 ys &, son estimaciones consistentesde s 2 ys & .

Ladistribucién limite de DF*, y DF*; no depende, por construccién, de los parametros
s 2 ys & pudiéndose demostrar f&cilmente que, asumiendo una convergencia secuencial para
113 NH y T:

DF, b N(0,1)
DF, b N(02)

Sobre la base de los desarrollos anteriores puede plantearse ahora la version ampliada
del test DF afiadiendo a laregresiéon €, =r €, +¢, tantos retardos del residuo e en diferencias
como sean necesarios para eliminar la autocorrelacion en e residuo transformado

R R J
e =reg.+tal

j=1

D teip
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En este caso, de nuevo teniendo en cuenta las propiedades asintéticas el estimador de
MCVF , d test estadistico para contrastar la hipétesis nula de no cointegracion debe basarse
nuevamente en e estadistico “t” parar =1. Este se definira como:

(F- DA eQe

Se

tapE =

donde r eslaestimacion minimo cuadratica ordinariade r . La expresion no es complicada si se

observa que:
N

[e] '
R a Qe
(F-)=—F—
a ._&Qe
donde g esigual a vector de observaciones de €, ,y donde se define previamente “ Qi”
como lamatriz de momentos:

(i) i
Q =1- Xip\XipXip) Xip
sendo X;, eslamatriz de observacionesdelos*” p” regresores (Dé;_;, De;_,....D€;_ ;) .
Kao (1997) ofrece sobre la base de este estimador €l siguiente resultado:
\/WWBT & Sge 355 9
tAoF - P NGO,— % +—° 7
Se\/mST 8 ke 1OSOeI.Z'

gue permite definir una transformacion similar a las presentadas mas arriba para € caso
del test DF que no dependa de los pardmetros “nuisance” y se distribuya conforme a una normal
(0,2):

tapr VBN S /25,
VS&/S 2+ /1085,

ADF = b N(0)

Donde tapr Se corresponde al ratio “t” del pardmetro autorregresivo “r .

Tanto en este caso ADF como en el anterior més simple DF ser& necesario aproximarse
a los valores de los pardmetros que definen las varianzas a largo plazo. Las matrices S, G
implicadas pueden obtenerse a partir de la estimacién previa del proceso wi; Asi, unavez que se
dispone de w;, podemos calcular:
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donde e término W, ponderard los distinto Ordenes de las correlaciones no
contemporaneas a incluir en el caculo.

Utilizando los datos disponibles sobre tipos de cambio y precios se plantea €l andlisis de
cointegracion clasico y simple de la PPA absoluta, es decir, la existencia de cointegracion entre
la relacion de precios interiores / precios exteriores y € tipo de cambio nomina. No se
considerara por tanto la presencia de componentes deterministas en la relacion.

En redlidad, los matices que deben relativos alatécnicay a propio concepto de la PPA que
deben tenerse en cuenta en un andlisis mas detenido son muy numerosos pero dado el carécter
ilustrativo de este documento, se expondran aqui de forma breve los resultados obtenidos en
este primera aproximacion.

Tabla 10. Test Cointegracion KAO (1999) Tipo de Cambio y Relacion de Precios

Regresién Residual Cosficiente—“r” 0.950
Varianzaresidual - Se  2295.741
Ratio t-r (*) -2.627

((*) Bajo lanula Rho=1 de No cointegracion)
Contrastes DF y DF*
Cointegracién
DF- rho 1.348 (Sig.) 0.161
DF-t 2.000 (Sig.) 0.054
DF*-rho 0.021 (Sig.) 0.399
DF*-t 0.809 (Sig.) 0.288

ADF 1 Retardo 1.526 (Sig.) 0.125
ADF 2 Retardos 1.725 (Sig.) 0.090

Matrices Varianzasy Covarianzas

Matriz SIGMA u \Y
u 1684.07 0.77
Y 0.77 0.00
Matriz OMEGA u \Y
u 257242 1.96
Y 1.96 0.00

Varianza a Corto Plazo Residuo (€) 1321.105
Varianza a Largo Plazo Residuo (e) 2178.274
Ratio CP/ LP Residuo (e) 0.606

Los anteriores resultados, parecen cuestionar en cierta medida la existencia de relacion
de cointegracion entre la relacion de precios y € tipo de cambio nomina en los términos
sencillos propuestos. Los test DFr y DFt simples, esto es suponiendo exogeneidad fuerte y
ausencia de autocorrelacion en e modelo autorregresivo, y DF*r y DFt (esto es, sdvando la
restriccion de exogeneidad estricta) no permiten e rechazo de la hipbtesis nula de no
cointegracion. Lo mismo sucede s se considera la correccion de la autocorrelacion: puede
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observarse como, una vez corregida, el valor dd test ADF para 1, 2 y 3 retardos no permiten
rechazar la nula de no cointegracion.

7.-

CONCLUSIONES PRACTICAS ACERCA DEL ANALISIS DE
ESTACIONARIEDAD / COINTEGRACION EN MODELOS DE DATOS
DE PANEL

A modo de resumen, exponemos aqui las conclusiones de orden préctico mas relevantes

de cara a la aplicacién matizada de las técnicas presentadas. Algunas de ellas son comunes al
caso meramente temporal pero otras se nos aparecen como mas hovedosas en este contexto:

Respecto a andlisis de estacionariedad, debe tenerse en cuenta la naturaeza del test
utilizado en cada caso y, en especia, la distincion entre dos familias sensiblemente
diferentes de contrastes.

La primera, rechazara la homogeneidad de los parametros implicita en € uso de un panel de
datos, afavor del uso de regresiones heterogéneas; tal es €l caso de los trabgjos de Pesaran y
Smith (1995), Im, Pesaran y Shin (1997), Lee, Pesaran y Smith (1997) y més recientemente
Pesaran, Shin y Smith (1999) vy Pesaran y Zao (1999). Los resultados que pueden
encontrarse en literatura como la citada, se apoyan decisivamente en un T suficientemente
largo como para poder estimar cada regresién separadamente.

La segunda aproximacion, en la que caben los desarrollos de Levin y Lin utilizados también
en este documento, aplicara los procedimientos de series temporales a los paneles
considerando atendiendo conjuntamente a las dos dimensiones, aprovechando, como se
menciond en la introduccion, las ventgjas derivadas de completar la dimensién transversal
con latemporal para un andlisis mas exitoso de estos problemas.

La distincion de uno y otro caso es fundamental, en especial en cuanto a que cada una de
ellas se apoya en una teoria asintética diferente y, por tanto, esté inicialmente disefiada para
paneles de caracteristica diversas.

En los test del primer tipo, como e caso del test IPS, resulta prioritaria la adecuada
seleccion de los componentes deterministas a considerar en cada caso, pudiéndose registrar
diferencias notabilisimas entre los distintos procesos generadores de datos considerados
para cada individuo. En este sentido, y aungue resulte en cierto modo un contrasentido,
debe procurarse € andlisis pormenorizado e individualizado de cada elemento del
panel antes de agregar los resultados individuales.

En ambos tipos de test, pero muy especialmente en los de segundo tipo, se ha observado
repetidamente que € resultado del test parece extremadamente sensible al conjunto de
datos seleccionado. Asi, ha podido comprobarse en distintos trabajos, incluido este, como
la exclusion de uno o dos elementos sobre la muestra de 13 puede ocasionar sensibles
modificaciones en los valores de los test “t” y “t*” anteriormente ilustrados para €l caso del
test LL.

En este tipo de test, sucede también que la sensibilidad de los test ante la seleccion de
retardos considerados para cada elemento en la correccion de la autocorrelacion. La
aplicacion del test LL permite especificar distintos érdenes de retardo en |as regresiones de
tipo ADF para cada uno de los elementos que forman la muestra. Esta decision se muestra
crucial a la hora de cacular € estadistico global para todo € conjunto apreciandose
diferencias muy significativas en el valor del coeficiente “g’ y del ratio “t” final.
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Ademas, en términos generales, la interpretacion de los test de estacionariedad en datos de
panel debe luchar con dificultades de orden general como:

- ¢ disponer de datos homogéneos para todos los paises incluidos en e panel
estudiado.

- lainfluencia en los resultados del tamafio del panel de paises integrados analizado,
- lainfluencia de los cambios estructurales en los test de estacionariedad

En cualquier caso, y en especial en e andlisis de cointegracién residual, € correcto
funcionamiento de los tests pasa por disponer de un nimero no excesivamente
reducido de observaciones temporales. Todos los tests exhiben una distorsion de tamafio
importante cuando e nimero de observaciones temporales es pequefia (T=10, por gemplo),
incluso aunque & numero de elementos se eleve significativamente (hasta N=300, por
gjemplo).

La potencia de los tests de cointegracion de la familia del presentado (KAO) solo esta
plenamente garantizada en muestras elevadas. La potencia del test residudes de
cointegracion para parametros cercanos a valor correspondiente a la hipétesis nula
(r=0.95) es muy reducida en € caso de muestras pequefias tanto con relacion a la
dimensién tempora como alatransversal.

L os tests de cointegracién residuales como €l propuesto en este documento no pueden
ser usados directamente en presencia de procesos de medias moéviles. Efectivamente, si
en € proceso subyacente anadlizado se considera la presencia de medias moviles, la
distribucion de los tests DF*, , DF*;y ADF dista mucho de una N(0,1)

En € caso concreto del test de KAO, si se comparan los resultados obtenidos para cada
uno de los tests propuestos, puede concluirse que los estadisticos DF, y DF; son més
robustos ante errores en la especificacion del modelo supuesto. Sin embargo, las formas
DF*, , DF*; presentan mejores propiedades en cuanto a tamafio y la potencia que los tests
DF, DFy ADF.
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