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1. Introduccién

En muchos campos del andlisis econdomico tiene especial interés conocer el orden de
integracion de las magnitudes econdomicas analizadas, en la medida en que ello determina
algunas de sus caracteristicas mas importantes. Asi, entre otros aspectos, el grado de
integracion de una variable econdmica determina el grado de persistencia de dicha variable,
entendiendo por persistencia en que medida los valores futuros de esta variable dependen de

los shocks que puedan haber incidido en ella en el pasado.

La metodologia mas habitual para analizar el orden de integracion de variables econdmicas se
basa en la utilizacion de los contrastes de integrabilidad propuestos por Dickey y Fuller (1981)
o la generalizacion propuesta por Phillips y Perron (1988) y en los tradicionales modelos
autorregresivos, integrados y media movil (ARIMA). Pero, recientemente, se ha propuesto la
utilizacion de unos modelos mas flexibles, los modelos autorregresivos, fraccionalmente
integrados y media mévil (ARFIMA) porque permiten examinar el grado de integracion sin
imponer la restriccion de que dicho orden de integracion deba ser un niimero natural. En este
sentido, tal y como se argumenta en el siguiente apartado, el grado de persistencia de una serie

esta directamente asociado con el grado de integracion (fraccional).

Entre todos los métodos propuestos en la literatura para la estimacion del orden de integracion
(fraccional), uno de los mas populares y, sin duda, el mas utilizado en las aplicaciones en el
ambito econ(')micoh:! es el propuesto por Geweke y Porter-Hudak (1983) (GPH) que se basa en
una regresion en el dominio de las frecuencias. No obstante, en Agiakloglou ef al. (1992) se

muestra como, en ciertas circunstancias, dicho estimador puede estar seriamente sesgado vy,
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por tanto, los contrastes basados en dicho estimador pueden presentar importantes

distorsiones.

Para intentar solucionar este problema, se propone en este trabajo utilizar una extension
paramétrica de dicho estimador que permite reducir dicho sesgo y mejorar las propiedades de
los contrastes acerca del orden de integracion (fraccional). Ademas, dicho enfoque permite
obtener una estimacion de este orden de integracion sin necesidad de utilizar una
parametrizacion explicita del hipotético proceso generador de los datos y, por tanto, no es

sensible a posibles errores de especificacion.

Un buen ejemplo de variable econdmica sobre la que tiene especial interés conocer su grado
de persistencia, tanto para la teoria macroecondmica como para la toma de decisiones de
politica econdmica es la variable tasa de inflacion. Asi, podria suceder que un shock aleatorio
en la tasa de inflacion tenga unos efectos transitorios que van decreciendo con el paso del
tiempo, o bien podria suceder que dicho shock tenga un efecto permanente en los valores

futuros de la tasa de inflacion.

Ademas, el conocimiento acerca de dicho grado de persistencia estd adquiriendo una especial
importancia en los ultimos tiempos, tanto en Espafia como en otros paises, debido a la
existencia de shocks externos que pueden provocar un aumento permanente y no transitorio de
dichas tasas de inflacion. De hecho, es de esperar que la incidencia de dichos aumentos sea
mayor o menor en el tiempo, en funcion del grado de persistencia de la tasa de inflacion en

cada uno de estos paises.

No obstante, y a pesar de dicho interés, pueden encontrarse en la literatura especializada
abundantes resultados empiricos contradictorios acerca del grado de persistencia de la tasa de
inflacion tanto en este como en otros paises. Asi, a nivel internacional, MacDonald y Murphy
(1989), analizando las tasas de inflacion a partir de datos trimestrales para Bélgica, Canada, el
Reino Unido y los Estados Unidos entre 1955 y 1986 han encontrado clara evidencia a favor
de que dichas tasas de inflacion son integradas de orden 1, es decir, I(1). También usando
datos trimestrales, Barsky (1987) ha encontrado evidencia de que la tasa de inflacion ha sido

estacionaria en Estados Unidos antes de 1959 pero parece contener una raiz unitaria entre

"' Véase, por ejemplo, Diebold y Rudebusch (1989) o POEter—Hudak (1990).



1960 y 1979. Wickens y Tzavalis (1992), a partir de datos de inflacion mensuales para los
Estados Unidos obtienen también evidencia de no estacionariedad mientras que Kirchgéssner
y Wolters (1993) obtienen, para Estados Unidos, Reino Unido, Francia, Alemania y Suiza,
resultados variables dependiendo del periodo temporal seleccionado y de los contrastes

utilizados aunque con mayor evidencia de tasas de inflacion I(1).

Recientemente, Hassler y Wolters (1995) han propuesto la utilizacion de los modelos
ARFIMA para examinar el grado de integracion en las tasas de inflacion. A través de estos
modelos encuentran evidencia a favor de que las tasas de inflacion en Estados Unidos, el
Reino Unido, Francia, Alemania e Italia entre 1969 y 1992 presentan una fuerte persistencia
aunque se descarta la presencia de una raiz unitaria. En este sentido, el objetivo del trabajo
que aqui se presenta es el de contribuir a la investigacion acerca del grado persistencia de las
tasas de inflacion en Espafa. Ademads, y para obtener resultados mas robustos, se analiza
también el grado de persistencia de las tasas de inflacion de cada una de las 17 comunidades

autonomas.

Como complemento a la estimacion del orden de integracion fraccional de las tasas de
inflacién nacionales y regionales, se ha aplicado también un contraste de raices unitarias
robusto frente a hipotesis alternativas con procesos fraccionalmente integrados.
Concretamente, se ha utilizado el contraste propuesto por Tsay (1998) basado en una

correccion del estadistico Durbin-Watson (DW),

Por otra parte, uno de los focos actuales de mas atencion dentro de la economia regional es el
analisis de la posible convergencia a largo plazo entre las regiones que pertenecen a un mismo
estado o entre diferentes estados en relacion a ciertas variables econdmicas. Aunque pueden
encontrarse en la literatura multitud de definiciones del concepto de convergencia a largo
plazo, en este trabajo nos centramos en el concepto de convergencia estocastica propuesto por
Bernard y Durlauf (1991), basado en el grado de persistencia de los diferenciales entre
regiones, de manera que entendemos que existe convergencia regional en tasas de inflacion si

dichos diferenciales tienen una persistencia menor a la de las tasas de inflacion regionales.



En este sentido, y en relacion con la evolucion de los precios, se ha producido desde inicios de
los afios ochenta, una clara reduccion de la tasa de inflacion en todas las regiones espanolas.
Dicha evolucion comun parece sugerir la existencia de una cierta tendencia de dichas tasas de

inflacion a converger, aunque dicha impresion debe ser contrastada empiricamente.

Pero hasta donde conocemos, los modelos fraccionalmente integrados no han sido utilizados
hasta el momento para analizar la hipotesis de convergencia entre tasas de inflacién. En este
sentido, un objetivo adicional del trabajo que aqui se presenta es el de contribuir a la
investigacion acerca de la hipotesis de convergencia regional examinando dicha hipotesis

utilizando modelos mas flexibles y generales que los habituales modelos ARIMA.

El articulo se organiza de la siguiente manera: en primer lugar, se presenta el concepto de
integracion fraccional y su relacidon con el concepto de persistencia; a continuacion, en el
apartado 3 se presenta el método de estimacion del orden de integracion (fraccional)
propuesto y en el apartado 4 se presenta brevemente un contraste de raices unitarias robusto
frente a alternativas fraccionalmente integradas. En el apartado 5 se utilizan dichas técnicas
para analizar el orden de integracion de las tasas de inflacion en la regiones espafiolas y en el
apartado 6 se obtienen resultados acerca de la convergencia entre regiones analizando las
diferencias regionales en tasas de inflacion. Finalmente, en el apartado 7 se revisan las

principales conclusiones del trabajo.

2. Integracion fraccional y persistencia

La distincion tradicional entre procesos I(0) y procesos I(1) hace hincapié en que las
innovaciones o shocks tienen efectos muy diferentes sobre la evolucion futura de la variable
analizada. Pero dichos casos representan situaciones muy extremas en cuanto a sus propiedades
y, por ello, la literatura relacionada con el analisis de las series temporales ha mostrado
recientemente gran interés por los modelos fraccionalmente integrados ya que permiten la

modelizacion de situaciones intermedias.

Buena parte de este reciente interés se debe al desarrollo de los modelos autorregresivos,

media movil y fraccionalmente integrados (ARFIMA) que permiten, de manera relativamente



simple, la modelizacion de situaciones intermedias entre los modelos ARMA (estacionarios y
con poca persistencia) y los modelos ARIMA (con raices unitarias y, por tanto, con una

persistencia infinita de los posibles shocks).
Concretamente, se dice que un proceso estocastico X; sigue un proceso autorregresivo, media
movil y fraccionalmente integrado (ARFIMA) si:

o(L)(1-L)* X, =0(L)e, 1)

donde los polinomios de (1) estan definidos a partir de:

¢(L)=1-¢,L-..-¢ L" (2)
o(L)=1-6,L-..-0 L 3)
(1—L)d=1—dL—%(1—d)L2... (4)

y & es un proceso ruido blanco. Si los polinomios (2) y (3) que describen el comportamiento a
corto plazo tienen todas sus raices fuera del circulo unidad y el parametro d se encuentra en el
intervalo (-1/2, 1/2) el proceso es estacionario e invertible mientras que, cuando d=>1/2, el
proceso es no estacionario aunque siempre es posible convertirlo en estacionario utilizando el

operador (1-L).

El interés por estos modelos en el presente trabajo se debe a que incluyen, como casos
particulares, situaciones muy diversas. En este sentido, cuando d=0 se trata de un modelo
ARMA (con un grado de persistencia muy bajo) y cuando d=1 se trata de un modelo ARIMA en
el que, como es bien conocido, los shocks que puedan afectar a la variable tienen un efecto

permanente en la evolucion futura de la variable.

En cambio, cuando 0<d<I se dice que la serie temporal presenta memoria larga. En este caso,
aunque la serie no sea I(1), es decir, no contenga ninguna raiz unitaria, se comprueba a
continuacion que el grado de persistencia de dichos datos es mucho mayor que la de un proceso

ARMA.



Para formalizar el concepto de persistencia en relacion a una serie temporal X, , supongase que
se produce un shock de magnitud 6 que provoca una variacion de dicha variable en el momento ¢
de manera que X=X, +0J y ello se traduce en una variacion de dicha variable en el
=X

momento ¢+n: X, +m,6 . Bajo estos supuestos, la forma como se transmiten los

t+n t+n

shocks a los valores futuros de X, viene caracterizado por la sucesion de coeficientes m, de

manera que una buena medida del grado de persistencia a largo plazo es m_, = limm,, .
n—seo

Cuando se pretende analizar el grado de persistencia de una serie temporal es habitual en la
literatura suponer que dicha serie en diferencias admite una representacion de Wold de manera

que,
(1-L)X,=p+b(L)e, =+ (1 +b L+b,[* +b,L*...)e, (5)

donde las innovaciones & son ruido blanco. Notese como dicha formulacion permite que la
serie contenga tanto una tendencia determinista (en la notacion habitual serie TS, trend-
stationary) como una tendencia estocastica (en la notacion habitual series DS, difference-
stationary). Si (1- L)X, es un proceso ARMA con polinomios ¢(L) y 6(L), entonces X, es
TS cuando el polinomio 6(L) contiene una raiz unitaria ya que, en este caso,
X, =ut+a(Ll)e, con a(L)=b(L)(1-L). En cambio, si (L) no contiene una raiz unitaria,

entonces X; es DS.

Utilizando esta formulacion, los coeficientes del polinomio a(L) permiten medir la

persistencia de los shocks sobre la evolucion futura de X, . Concretamente, un shock en el

k
momento /-k se traduce en una variacion igual a a, en el momento ¢ donde a, = E b; . Por

J=0

tanto, el efecto a largo plazo de un shock cualquiera es igual a m_ = a., b, =b(1).

~
Il
o

v

Noétese como este resultado es coherente con la distincion habitual entre procesos I(0) e I(1) ya

que en procesos I(1) se cumple b(1)=1 mientras que en procesos 1(0) se cumple b(1)=0. A



partir de una modelizacion més general, concretamente utilizando un modelo ARFIMA para la

serie de interés en diferencias, se obtiene
O(L)(1- L) (AX, — ) =6(L)e, (6)

donde el valor del parametro d* determina el grado de persistencia de la serie. Asi, en este caso,
el polinomio H(L) es igual a (1— L)_d*Q(L)q)_I(L). Para evaluar el coeficiente b(1) puede
utilizarse que b(L) = F(d*,1,1;L)0(L)¢~"' (L) donde F(a,b,c;x) es la funcion hipergeométrica.
En Gradszteyn y Ryshnik (1980, pag. 1039-1042) se demuestra que F(d*,1,1;1) =0 si d*<0vy,
por tanto, m_ = b(1) = 0 si d*<0. Teniendo en cuenta que la serie de interés en diferencias es
fraccionalmente integrada de orden d* cuando la serie de interés sin diferenciar es de orden
d=d*+1, queda comprobado que 6rdenes de integracion inferiores a la unidad estan asociados

con un efecto de los shocks puramente transitorio (aunque mas duradero en el tiempo que con

d=0).

Por tanto, un método relativamente sencillo para conocer el grado de persistencia de una serie
consiste en obtener una estimacion del valor del parametro d. No obstante, bajo el supuesto de
que una serie temporal haya sido generada a través del modelo (1), Sowell (1990) demostré que

no pueden aplicarse los contrastes propuestos por Dickey y Fuller (1981) (DF).

Por otra parte, la estimacion completa de los parametros de un modelo ARFIMA como el
modelo (6) presenta problemas estadisticos importantes ya que cualquier error en la
especificacion de los ordenes p y g de los polinomios ¢(L) y 6(L), puede generar sesgos

importantes en la estimacion del orden de integracion fraccional (véase Smith ez al., 1997)

Para evitar dichos problemas, y como sélo estamos interesados en la estimacion del parametro
d, puede utilizarse un modelo semiparamétrico mas general que incluye los modelos ARFIMA

como un caso particular.

Asi, supongase que X, es una serie estacionaria con media cero y densidad espectral

f (@) ={asin® @/ 2} 1 * (@) ™



donde de(-0.5,0.5) y f *(®) es una funcion par, positiva y continua en el intervalo [-7,7] y

acotadaEI. El modelo (7) incluye como casos particulares:

e cuando X, puede representarse mediante un modelo ARMA, entonces d=0 y

i “1 ioy|?
f(@)= 1 *(@)=|0(e)¢ ™" ()
e cuando X, puede representarse mediante un modelo ARFIMA(p,d,q), entonces

f*(w)= |9(ei“’ Yo~ (e )|2 es la densidad espectral de (1—L)? X,

A continuacion, se desarrolla una extension del método propuesto por Geweke y Porter-
Hudak (1983) que permita obtener una estimacion del pardmetro d en el modelo (7) sin
necesidad de hipotesis adicionales, que permita conocer el grado de persistencia de las tasas

de inflacion regionales.
3. Estimacion semiparamétrica del grado de integracion fraccional

Entre todos los métodos propuestos en la literatura para la estimacion del pardmetro de
integracion fraccional, uno de los mas populares y sin duda, el mas utilizado en las
aplicaciones practicas en el &mbito econémico, es el propuesto por Geweke y Porter-Hudak

(1983) (GPH).

Al tomar logaritmos en la expresion (7) y reordenando de manera adecuada se obtiene:

: S/ *(w)
log () = log 1 *(0) — d log{4sin® (w / 2) } + log =—— (8)
Si se dispone de observaciones X;, t=1,..,n, puede utilizarse el periodograma para evaluar la

expresion (8) en las frecuencias armonicas @;=27j/n y se obtiene la siguiente igualdad:

logI(w ;) =log f *(0) - d log{4sin* (@ /2)} + log% + log ;((ZJJ ))

©)

2 . . . , . . . ., .
Puede suponerse que X, tiene media cero sin pérdida de generalidad, mientras que el resto de hipotesis son
hipétesis técnicas poco restrictivas

8



El aspecto fundamental de esta aproximacion es la hipotesis de que en frecuencias
suficientemente proximas a la frecuencia cero, el pentltimo sumando de la parte derecha de
(9) puede ser despreciado en comparacion con los otros. Asi, si se utiliza el periodograma
como aproximacion de la densidad espectral en las frecuencias armoénicas, se cumple la

siguiente aproximacion:

(o))

log (@)~ log f *(0) ~ d log{4sin® (@, /2) } + @,

(10)

De manera que, para obtener una estimacion del parametro d, los autores proponen especificar

el siguiente modelo de regresion:

logl(w;)=a+ PR, +¢, (11)

donde j=1,..., m, el regresando log/(®;) es el logaritmo del periodograma en la frecuencia
@;=271/T con T el nimero de observaciones, la constante ¢ es el logaritmo del espectro en

cero de (1- L)dXt, el regresor R; esta definido por R; = 10g{4sin2(wj /2)} y el error del

modelo es € :log{l(a)j)/f(a)j)}.

Es importante observar que las propiedades de este estimador del parametro d depende de las

caracteristicas estocasticas de este Gltimo término, ;. Asi, si el proceso ¥, = (1— L)X , €S

ruido blanco, entonces su espectro f *(w) es constante. Como las ordenadas del

periodograma son independientes, entonces las ordenadas del periodograma normalizado

l();) /f(@ ;) también son independientes. Por tanto, queda garantizado que si Y, es ruido

blanco, el método MQO proporciona buenas estimaciones del parametro d.

Pero, dependiendo de las caracteristicas del proceso Y, = (1-0L)x .» la no constancia del
término log{ f*@)/f *(O)} puede generar un sesgo importante. En particular, cuando Y,

incluye pardmetros autorregresivos o media moévil de valor absoluto elevado, el estimador
puede presentar un sesgo muy importante, como se puede comprobar en Agiaklogou et al.

(1993). De hecho, el sesgo del estimador GPH en muestras finitas es:



Egny ~d) ==~ Y (R, ~R)logf (@)~ D (R, ~BEE)  (12)
RR “ RR ST

donde E:m—IZRJ. y SRR:Z(Rj—E)Z. En Hurvich er al. (1998, pag. 24) se

J=1 J=1
demuestra que el segundo término de la ecuacion (12), es decir, el sesgo derivado de que la
esperanza asintotica de & no es independiente del numero de frecuencias, es despreciable

comparado con el primer término de la ecuacion (12), es decir, el sesgo derivado de que el

término log{ f*¥w)/ f* (0)} no es constante.

Pero utilizando una parametrizacion diferente de Y, es posible escribir log (@) como

funcion lineal del pardametro d y de los parametros asociados con la memoria corta de la serie.
Para ello, es suficiente utilizar una modelizacion propuesta por Bloomfield (1973), teniendo

en cuenta que Y, es estacionario:

% Tz \
fH@)= exp{2; B, cos(ka))} (13)

Por ejemplo, bajo el supuesto de que la serie Y, sigue un proceso ARMA, el siguiente Teorema

demuestra que puede aproximarse a través de un modelo con densidad espectral de la forma

(13):

Teorema: Sea f{®) la densidad espectral de un proceso ARMA. Entonces, para cualquier £>0,

existe una sucesion de coeficientes S, k=1,../, tales que:
o’ S
sup| f (@) — —exp 22/3k cos(kw) pl <€
D) 21 —

Demostracion. Para demostrar el Teorema es suficiente aplicar el siguiente Lema a la funcién

g(w)=Inf(w) en el intervalo (-L,L)=(-x, x) ya que se cumplen las condiciones necesarias.

Lema. Sea g(x) una funcidon que cumple las siguientes condiciones:

10



(1) g(x) esta definida y tiene un valor unico con excepcion de un nimero finito de puntos en
el intervalo (-L,L)

(11) g(x) es periodica con periodo 2L

(i) g(x) y g’(x) son continuas por intervalos en (-L,L)

y se definen los coeficientes de Fourier asociados a esta funcién como:

L L
1 nmx 1 nmx
a, =— x)cos—dx b :—J x)sin—dx
n LJ;g() 7 n LLg() 7

entonces, la siguiente serie converge a g(x) siempre que x sea un punto de continuidad de

dicha funcion:

oo

a, ( nmx . nmx
—+2 a, cos— + b, sin—
2 L L

n=1

Demostracion: Véase, por ejemplo, Korner (1988)

De todas formas, para la aplicacion utilizada en este trabajo no es necesario suponer que Y,
sigue ni un proceso ARMA ni otro tipo de proceso concreto. Es suficiente suponer que Y, es

estacionario y que, por tanto, la densidad espectral de X; (en logaritmos) es:

log f () = log{z? 27} - d log{4sin® (@ 1 2)} + 22 B, cos(kw)

k=1
de manera que si se usa el periodograma como aproximacion de la densidad espectral en las

frecuencias armonicas, se obtiene la siguiente aproximacion:

logI(w ;) ~ log{z? 27} - d log{4sin* (0, 1 2)} + 22 B, cos(ke ;)

k=1

hecho que motiva la utilizaciéon del siguiente modelo de regresion:
!
logI(@,) =0+ BR, +2/3k cos(kw) +e, (14)
k=1

Notese como este modelo es una extension del modelo de regresion (11) donde se han afiadido
regresores adicionales. La ventaja de utilizar este modelo ampliado consiste en que los
regresores incorporados permiten discriminar las componentes de memoria larga de las
componentes de memoria corta. Para distinguir este estimador del estimador GPH lo

notaremos como estimador GPH ampliado (GPHA). En Pons et al. (2000) se demuestra que,

11



ante la presencia de coeficientes autorregresivos o media movil superiores en valor absoluto a
0.5 en el modelo (1), el error cuadratico medio del estimador GPHA es asintdéticamente menor

al error cuadratico medio del estimador GPH.

En dicho trabajo se demuestra, ademds, que cuando el objetivo final de la estimacion del
parametro d es el contraste de hipotesis como, por ejemplo, la hipotesis Hy: d=0, el contraste
basado en el estimador GPHA presenta un tamafo efectivo muy préximo al tamafio nominal
del contraste, propiedad que no se cumple con el contraste basado en GPH. En este sentido, en
el mismo trabajo se presentan los resultados obtenidos en un amplio ejercicio de simulacién
que permiten comprobar como ello es asi, independientemente del valor de los parametros

autorregresivos y media movil.

4. Contraste sobre la presencia de raices unitarias a partir del estadistico DW

modificado

La obtencion de estimaciones del orden de integracion fraccional (d) permite, entre otras
aplicaciones, contrastar la hipdtesis de que d=1. Ademas, la utilizacion de dicho estimador
sera util mas adelante para analizar la hipdtesis de convergencia regional. No obstante, el
contraste sobre la presencia de raices unitarias, ain en el contexto de modelos fraccionalmente
integrados, no requiere necesariamente de la estimacion previa de dicho pardmetro. En este
sentido, puede utilizarse una correcion del estadistico Durbin-Watson para contrastar dicha

hipotesis de forma no paramétrica.

Mas concretamente, Sargan y Bhargava (1983) tabularon valores criticos para la distribucion
del estadistico Durbin-Watson (DW) para contrastar si el término de error en una regresion es
un camino aleatorio. Hisamatu y Maekawa (1994) también sugieren utilizar este estadistico
como contraste de raices unitarias alternativo a los mas habituales. En dicho trabajo, ademas
de derivar las funciones de distribucion y de densidad del estadistico DW, cuando el proceso
generador de datos es I(1), comprueban como la potencia del contraste es similar a la del

contraste basado en el DF.

12



Por otra parte, Tsay (1998) demuestra que una version modificada del estadistico DW permite
contrastar la hipdtesis de que el proceso generador de datos es I(1) de manera consistente
contra alternativas en que el proceso es I(d) con de(0,1)u (1,1.5). Concretamente, el

estadistico DW se define como:

DW =-1=2 (15)

donde e, son los residuos que se obtienen al estimar, por minimos cuadrados ordinarios, el
siguiente modelo de regresion:

X, =u+pt+u,
Siguiento la propuesta de Nabeya y Tanaka (1990) se define el estadistico Durbin-Watson

modificado como:

S
mpw=>21_ 1 (16)
donde:
IR s
Sl :_Z(Qt _et—l)
o
y:

! n
2 s
5, =5, +;;(1 ~D D e e e, )

t=s+2
Notese que S, es un estimador consistente de la varianza a largo plazo de u, —u,_, bajo la
hipétesis nula de que X, es I(1). De hecho, el estimador S, también se utiliza en el contraste

propuesto por Phillips y Perron (1988) para que el contraste sea robusto frente a la presencia

de autocorrelacion. Siguiendo la propuesta de Schwert (1989), los retardos (/) analizados en

Tsay (1998) y wutilizados en este trabajao son [,=0, 14:[4(11/100)1/4] y

I, =[12(1/100)*].
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Para utilizar el estadistico MDW para contrastar si X, es I(1) es necesario conocer su

distribucion bajo la hipétesis nula y Tsay (1998) analiza la distribucion de 7 =(1/ n)Zd’ MDW

bajo los siguientes supuestos:

D (A-L)X, =W,
2) (1-L)"' W, =v, con d’ € (-05,05)

< oo cuando

3) v, es un proceso i.i.d con media cero y momentos cumpliendo E|vt|p

p2max{4,-8d’/(1+2d")}

Notese que si X, es I(1) entonces d’ =0, de manera que 7= MDW . En Tsay (1998) se

presentan aproximaciones a los valores de la distribucion asintotica de 7 cuando d’ =0, que

se recogen en la Tabla 1.

Tabla 1. Distribucion empirica del estadistico 7 cuando d’ =0

0.5% 1% 2.5% 5% 10% 90% 95% 97.5% 99% 99.5%
0.0152 0.0170 0.0200 0.0231 0.0276 0.1194 0.1491 0.1776 0.2185 0.2505

Fuente: Tsay (1998), pag. 370.

5. El grado de persistencia de las tasas de inflacién en las regiones espaiolas

Una de las muchas aplicaciones del estimador propuesto en el apartado anterior consiste en la
estimacion del orden de integracion de las tasas de inflacion en Espafia. Se trata de una
aplicacion de especial interés, teniendo en cuenta que, como ya se ha comentado, es posible
encontrar en la literatura econométrica una importante controversia en relacion a la posibilidad

de que las tasas de inflacion contengan una raiz unitaria.

Notese que la aceptacion de dicha hipotesis tiene importantes implicaciones de politica
econdmica ya que la presencia de una raiz unitaria en el crecimiento de los precios implica que,
en tal caso, los shocks que afecten a la tasa de inflacion en el presente deberian tener un efecto

permanente en las tasas de inflacion futuras.
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Para analizar la verosimilitud de la presencia de una raiz unitaria en las tasas de inflacion en
Espana, se han utilizado los datos mensuales del IPC espanol y de cada una de las 17

Comunidades Autonomas mas Ceuta y Melilla. Asi, sean IPC,, los indices de precios al

consumo de cada una de las Comunidades Auténomas (k=1,..,1/7), Ceuta y Melilla (k=18) o

Espafia (k=19) desde Enero de 1978 hasta Diciembre de 1999.

A continuacion, el objetivo propuesto es comprobar si las tasas interanualeJEI de inflacion

regionales (que notaremos como X, ) presentan tendencias estocasticas, es decir, son
integradas. Dichas tasas interanuales de inflacién pueden aproximarse a través de la diferencia

estacional del logaritmo de los indices de precios: X, = (1— L'*)log(IPC,,).

En primer lugar, con el fin de examinar el grado de integracion de las series siguiendo la
metodologia habitual, se han utilizado los contrastes no paramétricos de raices unitarias
propuestos por Phillips y Perron (1988) (PP) que generalizan la especificacion del proceso
generador de datos, abandonando el supuesto simplificador de perturbaciones idéntica e
independientemente distribuidas, subyacente en los contrastes clasicos de Dickey y Fuller

(1981), e imponiendo condiciones mas generales sobre la secuencia de la perturbacion.

En la Tabla 2 se presenta el resultado de contrastar si las series’ X, presentan un raiz unitaria a
través de la estimacion de un modelo sin constante ni tendencia (estadistico Z(7)), de un
modelo con constante pero sin tendencia (estadistico Z(7,)) y de un modelo con constante y
tendencia (estadistico Z(7,)). En negrita aparece sefialado el estadistico que debe utilizarse

para cada una de las Comunidades Autonomas en funcion de que la constante y/o la tendencia

sean significativas.

En la mayoria de casos la tendencia es significativa, de manera que debe utilizarse el

estadistico Z(7,), y solo en Baleares y Cantabria se rechaza la hip6tesis de una raiz unitaria

en las tasas interanuales de inﬂaciénm. La presencia de dicha tendencia lineal parece razonable

atendiendo a la progresiva reduccion de las tasas de inflacion desde finales de la década de los

? Se analiza el orden de integracion de las tasas de inflacion interanual en lugar de las tasas de inflacion mensual
para evitar que la presencia de variaciones de caracter estacional puedan distorsionar los resultados obtenidos.
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anos 70 hasta la actualidad. Sorprendentemente, en el caso de Asturias y Canarias ni la
tendencia lineal ni la constante resultan significativas y en el caso de Asturias también puede
rechazarse la hipotesis de presencia de raiz unitaria (con una significacion del 5% pero no del
1%). Por otra parte se rechaza, para todas las series estudiadas y de manera clara, la existencia de

una segunda raiz unitaria.

Tabla 2. Contrastes de Phillips y Perron (1988) aplicados sobre X,

Region Z(7) Z(ty,) Z(1;)

AN Andalucia -1.94 -0.73 -2.80
AR Aragbn 2.47 -0.59 -3.38
AS  Asturias -2.25% 0.52 -1.95
BA Baleares -2.58 -1.26 -3.55%
CN Canarias -1.63 241 2.25
CB (Cantabria -3.41 -0.62 -3.48*
CL (astilla y Ledn -2.54 0.67 -2.20
CM (astilla la Mancha -2.05 1.68 -2.09
CT Catalufia -2.29 1.44 -3.01
CV  Comunidad Valenciana -2.03 -1.08 -2.68
EX Extremadura 2.14 -0.17 -2.30
GA QGalicia -2.02 -1.37 -2.57
MA Madrid -2.91 0.06 -2.92
MU Murcia -1.63 -0.88 -2.96
NA Navarra -2.75 0.63 -2.84
PV  Pais Vasco -2.37 1.76 -2.21
Rl La Rioja -2.09 -0.73 -3.25
CE Ceutay Melilla -2.13 1.74 -2.04
ES Espana -2.60 -0.08 -2.21

Valores criticos al nivel de sig.:

5% -1.95 -2.88 -3.43

1% -2.58 -3.46 -3.99

Notas:

a) En negrita aparecen destacados los estadisticos a utilizar en funcion de si la
constante y/o la tendencia son significativas.

b) * indica que se rechaza la hipétesis nula de que di*=I con un nivel de
significacion del 5%. En ninglin caso se rechaza dicha hipétesis con un nivel de
significacion del 1%.

¢) Los valores criticos provienen de Fuller (1976).

No obstante, Sowell (1990) demostrd que, cuando se permiten valores de d fraccionales, no
pueden utilizarse los contrastes propuestos por Dickey y Fuller (1981) ni extensiones posteriores

como la propuesta por Phillips y Perron (1998). Por este motivo se analiza, a continuacion, el

* Se rechaza la hipétesis de raiz unitaria con un nivel de significacion del 5% pero no si se contrasta fijando un
nivel de significacion del 1%.
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grado de persistencia de las tasas de inflacion interanual utilizando los estimadores GPH y

GPHA presentados en el apartado anterior.

Notese que, a pesar del peligro de que estas tasas sean no invertibles debido a una posible
sobrediferenciacion en alguna de las frecuencias estacionales, dicha sobrediferenciacion genera
menos problemas que la subdiferenciacion, al menos para la metodologia propuesta en este
trabajo. De hecho, dicha sobrediferenciacion puede generar problemas en los contrastes basados
en la estimacion de pardmetros autorregresivos como los contrastes DF o PP pero no en los

contrastes basados en las caracteristicas del periodograma.

Noétese como, en principio, los estimadores GPH y GPHA deberian utilizarse para la estimacion
del orden de integracion fraccional de la serie de diferencias de las tasas de inflacion
Y.=X,, —X,_ ya que puede suponerse que dichas diferencias son estacionarias. Ademas,
Deo y Hurvich (1998, pag. 390) afirman haber demostrado, en un trabajo separado, la
consistencia del estimador GPH del pardmetro de diferenciacion fraccional d, cuando 0<d<I.5

a partir de las primeras diferencias de la serie. Ademas, si el estimador GPH es consistente en

este caso, también lo sera el estimador GPHA.

Notese también que la presencia de una tendencia lineal en la serie X,,, deducida de los
resultados de la Tabla 2, no afecta a la estimacion del orden de integracion basado en Y, .

Asi, supongase que la densidad espectral de Y, es:

@) ={asin* @12} " 1, *() (17)

donde d;*e(-0.5,0.5) y f*(w) es una funcién par, positiva y continua en el intervalo [-m, 7] y
acotada. A partir de la propuesta del apartado anterior, puede estimarse el parametro d;*
aplicando el método de los Minimos Cuadrados Ordinarios (MCO) a m frecuencias mediante

(estimador GPH):

_Z(Rj _E)Ik(wj)

~ i=1
d *k,GPH = g (18)
RR

o mediante (estimador GPHA con /=1):
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~Sce (R, =R (@) + Spe D (C; = OV, (@)

7 % _
d k,GPHA =

donde R = m_IZRj ,
=1

m

j=1 j=1
2
SRRSCC _(SRC)
m
_ ~_ -1 _
Cj—coswj, C=m Cj, Ser =
j=1

m

Scc =Y (C;=C) ¥ Spe =D (R, =R)C, = O).

j=1

J=1

m

Tabla 3. Resultados de la estimacion de dj *=dj-1 utilizando Y,, = (1-L).X,,

GPH GPHA
Region di* e.S. di* e.S.
AN -0.01 0.11 -0.07 0.18
AR 0.00 0.11 -0.02 0.18
AS -0.09 0.09 -0.11 0.16
BA -0.03 0.09 -0.25 0.15
CN 0.04 0.10 0.13 0.16
CB -0.12 0.10 0.01 0.17
CL -0.08 0.09 -0.08 0.14
CM -0.09 0.09 0.03 0.16
CT -0.11 0.08 0.03 0.14
CL 0.03 0.10 0.04 0.16
EX -0.02 0.10 -0.13 0.16
GA 0.15 0.10 -0.14 0.16
MA -0.08 0.10 0.02 0.17
MU 0.02 0.10 0.16 0.17
NA -0.11 0.10 -0.12 0.17
PV -0.05 0.09 -0.01 0.15
RI -0.06 0.08 0.04 0.14
CE -0.14 0.10 0.03 0.16
ES -0.02 0.09 -0.01 0.14

Notas: a) Los codigos correspondientes a cada region son los presentados en la Tabla 2.

b) * y ** indica que se rechaza la hipdtesis nula de que d*=1 con un nivel de

significacion del 5% y del 1%, respectivamente.

En la Tabla 3 se presentan las estimaciones de d;* a partir de los estimadores (18) y (19) y los

errores estandar de ambas estimaciones utilizando® m= T*°. Destaca el hecho de que con

ninguna de estas estimaciones pueda rechazarse la hipotesis nula de que d;*=0, es decir d;=1.

Por tanto no puede rechazarse en ninglin caso que las tasas de inflacion en el periodo analizado

sean I(1). Para la mayoria de Comunidades Autonomas, estos resultados permiten confirmar los

> En Hurvich et al. (1998) se demuestra que, bajo el supuesto de que m=T%, lo dptimo es utilizar o=4/5.
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resultados obtenidos mediante el contraste PP de que las tasas de inflacion son I(1) con la
ventaja de haber utilizado unas hipotesis mas generales. En el caso de Asturias, Baleares y
Cantabria en que el contraste PP permite rechazar la hipotesis de una raiz unitaria, los contrastes

basados en los estimadores GPH y GPHA no permiten rechazar dicha hipotesis.

Finalmente, y a modo de confirmacion exploratoria, se han calculado estimaciones alternativas

de los parametros d; aplicando los estimadores GPH y GPHA a las series}:I X,, con los

resultados presentados en la Tabla 4.

Tabla 4. Resultados de la estimacion de dy a partir de X,

GPH GPHA
Region dy e.s. dy e.s.
AN 0.95 0.05 0.82%* 0.08
AR 0.87* 0.06 0.83 0.09
AS 0.98 0.05 0.94 0.09
BA 0.94 0.06 0.79* 0.10
CN 0.98 0.06 0.93 0.10
CB 0.95 0.05 0.84 0.09
CL 0.97 0.05 0.83 0.09
CM 1.01 0.07 0.96 0.11
CT 0.96 0.06 0.86 0.09
Cv 1.05 0.06 0.93 0.09
EX 0.99 0.06 0.98 0.10
GA 0.95 0.05 0.88 0.08
MA 0.95 0.05 0.91 0.09
MU 1.00 0.06 0.81 0.10
NA 0.94 0.07 0.80 0.11
PV 0.97 0.06 0.82 0.09
RI 0.91 0.09 0.75 0.14
CE 0.95 0.06 1.00 0.10
ES 0.97 0.05 0.86 0.08

Nota: * y ** indica que se rechaza la hipdtesis nula de que d*=1 con un nivel de
significacion del 5% y del 1%, respectivamente.

Notese como dichos resultados no hacen mas que confirmar los resultados obtenidos
previamente, aunque las propiedades estadisticas de los estimadores GPH y GPHA no son
conocidas en este caso. Como elemento adicional de confirmacion de los resultados obtenidos
tiene interés calcular, para cada una de las series de tasas de inflacion interanual, el estadistico

MDW 'y contrastar la hipotesis de que X, sea I(1). En la Tabla 5 se presenta dicho estadistico

% Naturalmente, en este caso se han aplicado dichos estimadores a las series analizadas una vez eliminada la
tendencia lineal presente en estas series.
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para cada una de las series y para diferentes valores del retard(l3 [. Si se comparan estos
valores con los valores criticos asintoticos presentados en la Tabla 1, puede comprobarse que

en ningin caso se rechaza la hipotesis nula de que X, sea I(1), confirmando los resultados

obtenidos mediante la estimacion directa del orden de integracion fraccional. Notese como

tampoco en el caso de Asturias, Baleares y Cantabria se rechaza que las tasas de inflacion sean

1(1).

Tabla 5. Célculo MDW a partir de X,

ly 1, P}

AN 0.0308 0.0347 0.0479
AR 0.0235 0.0309 0.0421
AS 0.0495 0.0659 0.0698
BA 0.0253 0.0309 0.0491
CN 0.0569 0.0496 0.0558
CB 0.0338 0.0478 0.0548
CL 0.0370 0.0537 0.0626
CM 0.0357 0.0574 0.0738
CT 0.0219 0.0362 0.0515
Cv 0.0333 0.0355 0.0544
EX 0.0433 0.0523 0.0658
GA 0.0356 0.0373 0.0454
MA 0.0304 0.0431 0.0538
MU 0.0280 0.0318 0.0443
NA 0.0307 0.0481 0.0616
PV 0.0333 0.0528 0.0605
RI 0.0244 0.0316 0.0377
CE 0.0410 0.0693 0.0838
ES 0.0406 0.0514 0.0643

Nota: En ninglin caso se rechaza la hipétesis nula de que dj*=1
con un nivel de significacion del 5%.

6. Convergencia de las tasas de inflacion en las regiones espaiolas

Una vez comprobado que las tasas de inflacion regionales son I(1), la metodologia propuesta
permite también contrastar si existe convergencia entre las tasas de inflacion regionales. En este
sentido, y siguiendo la propuesta de Bernard y Durlauf (1991) diremos que existe convergencia a

largo plazo entre dos regiones ky A, si

lim E(Xk,t+n - Xh,t+n‘€t) =0 (20)

n—>o0

7'Véase Schwert (1989).
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donde &, recoge la informacion disponible en el momento ¢. Ello implica que la diferencia
X 14n — X1 debe ser un proceso estacionario con media nula. Como se ha comprobado en

el apartado anterior que las tasas de inflacion son I(1), para que exista convergencia a largo
plazo entre las regiones k y A, es necesario que ambas series estén cointegradas con vector de

cointegracion [1,-1].

Recientemente, Bernard y Durlauf (1995, 1996), Oxley y Greasley (1995) y Greasley y Oxley
(1997) han propuesto diferentes definiciones del grado de convergencia. Asi, la definicion
anterior se reserva para el concepto de convergencia a largo plazo. En cambio, si ambas series

estan cointegradas pero con vector de cointegracion [l,oc] con a<(), se dice que dichas series

presentan una tendencia comun. Notese que, en este caso, aunque ambas series no son iguales
a largo plazo, si que son proporcionales. Finalmente, si ambas series estan cointegradas con

vector de cointegracion [1,—1] pero la diferencia entre las dos series contiene una tendencia

lineal, se dice que ambas series presentan catching-up y, en este caso, aunque las diferencias

se van reduciendo, no llegan a desaparecer.

Cuando se permiten ordenes de integracion fraccional, para que las tasas de inflacion de dos
regiones k y h converjan a largo plazo segin la condicion (20), debe cumplirse que

X *,, —X *,, seaun proceso estacionario, donde X *, y X *, son las tasas de inflacion de

las regiones k y h. Por tanto, si el diferencial de inflacién Z;, = X *,, —X *,, es I(b) con h<0.5,

puede decirse que se produce dicha convergencia.

Por tanto, en el caso de existir convergencia en el contexto de la integracion fraccional, el
valor del parametro b determina la velocidad de dicha convergencia entre tasas de inflacion.
Asi, si b=0 la convergencia es muy rapida, mientras que cuando 0<b<(.5, se produce una

convergencia mdas lenta porque los diferenciales estan integradas fraccionalmente™

Finalmente, si 5>0.5 no existe convergencia entre las tasas de inflacion.

¥ El hecho de aplicar el operador diferencia estacional puede implicar una sobrediferenciacién en algunas
frecuencias estacionales, pero el objetivo de esta investigacion son precisamente estas tasas interanuales.
Ademas, una de las ventajas de la metodologia propuesta en este trabajo como alternativa a los contrastes
habituales es precisamente que no es sensible a problemas de sobrediferenciacion.
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Como se dispone de informacion acerca de 18 regiones (17 Comunidades Autébnomas ademas
de Ceuta y Melilla) se pueden definir 153 diferenciales de inflacion, Z,ft (con h=1,.,18,

k=1,..,18 y k#h). Supongase que la densidad espectral de cada uno de estos diferenciales tiene

densidad espectral de la forma:

S (@) = [asin® (@12} £, % (@) @)

donde dy; €(-0.5,0.5) y f*u(®) es una funcion par, positiva y continua en el intervalo [-m, 7] y

acotada. Utilizando el método de estimacion GPHA se han obtenido estimaciones de los

, . ., * . . . .
ordenes de integracion d,, =d,, —1 a partir de la seric Z, en diferencias:

(1-L)Z¢ =(1- L)X*,—(1- L) X*,, .

En la Tabla 6 se presenta, para cada par de regiones, la estimacion puntual del orden de
integracion d ,fh entre ambas regiones en la parte superior de la tabla, y el resultado de
contrastar a partir de dicha estimacion la hipotesis de que el diferencial de inflacion es 1(0) en

la parte inferior de la tabla. A pesar de la diversidad que presentan las estimaciones recogidas

en la Tabla 6, de estos resultados pueden extraerse algunas conclusiones importantes.

En primer lugar, s6lo para algunas combinaciones de regiones puede rechazarse que d,;;, =1,
es decir, que el diferencial de inflacion sea I(1), mientras que para otras combinaciones no
puede rechazarse la presencia de una raiz unitaria. Ello significa que, en muchos casos, los
diferenciales de inflacion entre regiones presentan un nivel de persistencia comparable con la
persistencia de la tasa de inflacion. En estos casos, por tanto, puede descartarse totalmente que

exista una tendencia a converger entre las tasas de inflacion regionales.
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Tabla 6. Resultados de la estimacion de dy*=d-1 a partir de (1-L)Z], =(1-L)X*, —(1-L)X *, .

AN AR AS BA CN CB CL CM CT CvV EX GA MA MU NA PV RI CE ES

AN -0.06 -0.08 -0.22 -0.10 -0.19 -0.21 -0.14 -0.25 -0.08 -0.22 -0.26 0.07 -0.05 -0.13 -0.28 -0.14 -0.24 -0.09
AR -0.08 -037 -0.08 -0.14 -0.21 -0.02 -0.18 0.01 -0.13 -0.10 -0.21 -0.02 -0.24 -0.15 -0.20 -0.19 -0.11
AS -0.11 -0.14 0.00 -0.11 -0.30 -0.14 -0.07 -0.21 -0.10 -0.04 -0.24 -0.20 -0.03 -0.05 -0.22 -0.02
BA ok ok -0.01 -0.20 -0.28 -0.07 -0.21 -0.01 -0.19 -0.19 -0.22 -0.10 -0.24 -0.21 -0.13 -0.16 -0.14
CN 0.07 -0.01 -0.15 -0.10 0.01 -0.06 -0.06 -0.02 -0.11 -0.03 -0.05 0.04 -0.12 -0.05
CB * * -0.09 -0.02 -0.15 0.09 0.02 -0.11 -0.14 -0.09 -0.04 -0.05 -0.07 -0.12 -0.11
CL * * ok -0.14 -034 -0.18 -0.21 -0.25 -0.12 -0.18 -0.18 -0.38 -0.20 -0.16 -0.38
CM ok -0.27 -0.01 -0.16 -0.28 -0.05 -0.10 -0.14 -0.18 -0.01 -0.25 -0.18
CT ok * ok ok -0.19 -027 -037 -0.29 -0.25 -0.25 -0.29 -0.17 -0.34 -0.33
Cv * 0.03 -0.27 -0.06 -0.16 0.07 -0.09 -0.07 -0.16 -0.04
EX * * * * * -0.06 -0.01 -0.16 -0.13 -0.29 -0.22 -0.11 -0.15
GA * * ok ok ok * -0.07 -037 -0.05 -0.18 -0.18 -0.22 -0.24
MA ok * ok -0.04 -030 -0.11 -0.10 -0.11 -0.07
MU * ok ok -0.12 -0.25 -0.02 -0.18 -0.16
NA * * * * ok ok -0.13 -0.09 -0.18 -0.23
PV ok * ok ok ok * ok -0.13 -0.22 -0.19
RI * * * -0.14 -0.18
ES ksk % ksk kek ksk * * *

* Se rechaza la hipotesis de que Z ,Z =X *, —X*, es1(0)con un nivel de significacion del 5%

** Se rechaza la hipotesis de que Z,Z =X *, —X* es](0)con un nivel de significacion del 1%



Tabla 7. Resultados de la estimacion de d a partir de Z| = X *, —X *, .

AN AR AS BA CN CB CL CM CT CvV EX GA MA MU NA PV RI CE ES
AN 075 092 066 088 076 064 082 069 092 077 069 087 094 065 072 071 078 0.78
AR o 0.80 077 085 081 067 083 069 08 077 062 078 08 072 070 076 0.80 0.62
AS o o 0.82 081 070 094 061 083 092 079 09 079 077 059 09 091 077 1.01
BA * o o 091 076 058 075 073 084 065 071 080 073 075 071 081 084 0.73
CN  #% %k wx 0.84 092 087 083 095 090 089 085 088 084 094 097 080 0.88
CB  ** %k wk ko 074 059 070 070 082 077 077 069 085 076 084 079 0.75
CL  * % S 073 0.67 073 080 070 074 061 070 062 072 085 0.58
CM  # %% %k wk *k 0.62 097 069 073 074 089 062 079 095 070 0.68
(o M L T L L A L L 079 072 058 070 068 070 069 082 0.66 0.67
o\ A L L A L L LI 099 074 068 076 085 090 082 082 0.89
10> G A L L 090 091 083 075 081 079 087 0.85
GA ¥ xR mE xRk ek ' wx 078 059 070 080 0.65 0.77 0.6l
MA %% wE R sk R s wk Rk 071 0.66 079 085 085 0.69
ES ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk ksk

* Se rechaza la hipotesis de que Z ,Z =

X *, —X*, es1(0.5) con un nivel de significacion del 5%

** Se rechaza la hipotesis de que Z,, = X *,, —X *, es1(0.5) con un nivel de significacion del 1%



e Incluso en aquellos casos en que se rechaza que d,, =1, y siguiendo la argumentacion

. , . . . . . *
previa, solo existe convergencia si d,, < 0.5, es decir, si d;;, <—0.5. Pero en los resultados

presentados en la Tabla 6 no hay ninguna estimacion inferior a -0.5, hecho que parece

indicar que incluso en los casos en que se rechaza que d,;;, =1, tampoco hay convergencia.

Con la finalidad de confirmar dichas conclusiones se han calculado también estimaciones de
los ordenes de integracion d,, directamente a partir de las series Z,i’t. En la Tabla 7 se

presentan, para cada par de regiones, la estimacion puntual de dichos pardmetros y el

resultado de contrastar, a partir de cada estimacion, la hipdtesis nula de que d,;, = 0.5 contra
la hipotesis alternativa de que d,;, > 0.5. En este caso, como puede observarse en dicha tabla,

en la inmensa mayoria de emparejamientos se rechaza la hipotesis nula y, por tanto, se rechaza

que exista convergencia entre las tasas de inflacion regionales.

En definitiva, independientemente de si dichos diferenciales contienen o no una raiz unitaria,
y a pesar de la reduccion generalizada de las tasas de inflacion en Espafia desde inicios de los
afios ochenta, la evidencia empirica es claramente contraria a que durante el periodo analizado

se haya producido una convergencia entre las tasas de inflacion de las diferentes regiones.

7. Conclusiones

Como ya se ha comentado en la introduccion, y a pesar de su importancia tanto para la teoria
macroecondémica como para la toma de decisiones de politica econdmica, existen en literatura
especializada resultados contradictorios acerca de la estacionariedad o no estacionariedad de
las tasas de inflacién tanto en este como en otros paises, contradicciones que Hassler y
Wolters (1995) han achacado a la restriccion de considerar en estos trabajos que las tasas de

inflacion sélo pueden ser 1(0) o 1(1).

En este trabajo se ha analizado el grado de persistencia de las tasas de inflacion en Espafia a
partir de un modelo muy general que permite la existencia de oOrdenes de integracion
fraccional. Aunque el método mas utilizado para la estimacién del orden de integracion

fraccional es el propuesto por Geweke y Porter-Hudak (1983) dicho estimador, en ciertas
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circunstancias, puede estar seriamente sesgado. Por ello, se ha propuesto una extension

paramétrica de dicho estimador que permite reducir dicho sesgo y mejorar sus propiedades.

La utilizacion de dicha extension permite, ademas, contrastar la hipodtesis de la presencia de
una raiz unitaria en un entorno semiparamétrico muy general. La aplicacion de dicho contraste
ha permitido obtener clara evidencia empirica de que las tasas de inflacion en Espana
contienen una raiz unitaria en la frecuencia cero, tanto a nivel nacional como a nivel regional.
Dicha evidencia ha sido corroborada, ademas, mediante la utilizacion de un contraste basado
en una correccion del estadistico Durbin-Watson. En definitiva, se obtiene como conclusion
fundamental que los shocks que puedan afectar a dichas tasas de inflacion en el presente se

transmiten de forma permanente a los valores futuros de dicha inflacion.

Por otra parte, se ha analizado la hipotesis de convergencia regional en las tasas de inflacion a
partir de la estimacion del orden de integracion fraccional de los diferenciales de inflacion
entre cada par de regiones. Dicha estimacion ha conducido a la conclusion de que no existe
convergencia a largo plazo entre las tasas de inflacion regionales. Ello es debido a que, aunque
algunos de estos diferenciales no contengan ninguna raiz unitaria, en todos los casos presentan
ordenes de integracion fraccional superiores a 0.5 y, por tanto, dichos diferenciales de

inflacién son no estacionarios.
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Resumen

A pesar del interés que tiene el conocimiento del grado de persistencia de las tasas de
inflacion, pueden encontrarse en la literatura resultados empiricos contradictorios acerca de
dicha persistencia. Hassler y Wolters (1995) argumentan que dichas contradicciones pueden

ser debidas a considerar inicamente procesos I(0) o I(1) en dicho analisis.

Para obtener alguna medida acerca del grado de persistencia que sea robusta frente a dicho
problema, se desarrolla una extensién del estimador del orden de integracion (fraccional)
propuesto por Geweke y Porter-Hudak que permite reducir los problemas de sesgo que
presenta dicho estimador. Con la utilizacién de dicho estimador se concluye que las tasas de
inflacion en Espafia presentan una raiz unitaria, de manera que los shocks que afectan a dichas
tasas de inflacion en el presente podrian transmitirse de forma permanente a sus valores
futuros. Ademas, la utilizacion de dichas técnicas permite rechazar que durante el periodo
analizado se haya producido un proceso de convergencia entre las tasas de inflacion regionales

en Espafia.



