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En este trabajo se analiza la robustez de la hipótesis de raíz unitaria
cuando se permite la presencia de cambios estructurales para algunos de
los agregados macroeconómicos de la economía española en el periodo
1954-1998. El análisis muestra que las conclusiones que se extraen para
alguna de las variables mediante la aplicación de los contrastes de inte-
gración estándar se ven modificadas cuando se especifica una tendencia
determinista que permite considerar el efecto de cambios estructurales.
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E
l contraste de la hipótesis de raíz unitaria se ha convertido en una práctica
necesaria a la hora de modelizar relaciones macroeconómicas debido a que
los estadísticos de contraste tienen asociadas diferentes propiedades según
si el proceso generador de datos (PGD) que se supone para las variables
sigue un modelo integrado o un modelo estacionario. Dos son las principa-

les razones por las que es importante realizar una correcta discriminación. En pri-
mer lugar, y desde una vertiente económica, las repercusiones que tiene la distin-
ción entre procesos integrados y estacionarios para los modelos postulados por la
teoría económica son relevantes. En el caso de los procesos integrados, las pertur-
baciones tienen un efecto permanente que provoca que la trayectoria de la varia-
ble a lo largo del tiempo sea errática [ver Dickey y Fuller (1979)]. En segundo
lugar, desde un punto de vista econométrico, los instrumentos de inferencia esta-
dística clásica sólo son válidos cuando las variables pueden ser clasificadas como
estacionarias, pero no cuando el PGD de la variable es integrado. El uso de las
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distribuciones estándar de los estadísticos de contraste en la etapa de inferencia
puede conducir hacia la obtención de conclusiones erróneas al verse éstas afecta-
das por la presencia de raíces unitarias.

En el fondo, esta distinción entre procesos estocásticos puede ayudar a determi-
nar qué modelos teóricos pueden explicar el comportamiento de las economías. Así,
por ejemplo, el hecho de que el producto de una economía sea no estacionario con-
lleva el que un modelo como el de los ciclos reales sea adecuado para explicar su
evolución ya que, según dicho modelo, un incremento de carácter permanente en el
nivel de la variable únicamente puede venir ocasionado por un aumento permanente
en la productividad de la economía [véase, por ejemplo, Gil-Alaña y Robinson
(1997)]. Asimismo, la hipótesis de la paridad del poder adquisitivo (PPA) requiere
que las fluctuaciones de los tipos de cambio relativos entre países sean estacionarias,
de manera que las perturbaciones que puedan afectar la relación tengan un carácter
transitorio [ver, entre otros, Perron y Vogelsang (1992)]. Lo mismo cabe decir de la
hipótesis de convergencia –en renta per cápita, inflación y tipo de interés– que re-
quiere que los diferenciales fluctúen de forma estacionaria en torno a cero. Finalmen-
te, el que la tasa de paro sea integrada de primer orden estaría de acuerdo con la hi-
pótesis de histéresis en el desempleo, mientras que la estacionariedad apoyaría la
teoría basada en la tasa natural (NAIRU) [ver Phelps (1994)]. Por otro lado, el hecho
de que los agregados macroeconómicos presenten raíces unitarias afecta de manera
directa las actuaciones de la política monetaria y fiscal. Si las perturbaciones que in-
fluyen a una variable son permanentes, las autoridades con poder de actuación en
materia de política económica tendrán que poner en marcha mecanismos correctores
para paliar los posibles efectos negativos que puedan producirse en la economía. En
el caso de que las perturbaciones sean transitorias, las medidas de política económica
no serán tan necesarias ya que, en principio, lo que cabrá esperar es que al cabo de
unos periodos la economía vuelva a su senda de crecimiento habitual.

La importancia que tiene la correcta realización del análisis de integración en
la selección de los instrumentos estadísticos y econométricos a aplicar, por un lado,
y en la determinación de un modelo económico que sea capaz de ayudarnos a en-
tender la realidad, por otro lado, hace que sea útil establecer una distinción entre las
perturbaciones aleatorias. Esta distinción se lleva a cabo atendiendo a los criterios
de recurrencia y de magnitud del efecto. En este sentido, las perturbaciones que son
susceptibles de haber provocado una ruptura o cambio estructural se caracterizan
por ser poco frecuentes en el tiempo y por representar una gran magnitud en cuanto
a la desviación que suponen respecto de la trayectoria de crecimiento a largo plazo.
En cambio, el análisis de integración se centra en aquellas perturbaciones que son
recurrentes en el tiempo y de baja magnitud. Los avances más recientes en la litera-
tura sobre raíces unitarias han llevado a plantear técnicas para establecer esta sepa-
ración entre los efectos aleatorios, haciendo factible la aplicación de un conjunto de
instrumentos que nos ayuden a determinar si el PGD es estacionario o integrado.

La finalidad perseguida en este trabajo es estudiar hasta qué punto es robusta la
evidencia a favor de las raíces unitarias en los principales agregados de la economía
española cuando se permite la existencia de rupturas estructurales. La aplicación de
instrumentos estadísticos adecuados a las macrovariables españolas es un ejercicio
interesante per se ya que permitirá caracterizar las propiedades de las perturbaciones
que afectan a las variables teniendo en cuenta un mayor volumen de información.
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Este artículo se estructura de la siguiente forma. La primera sección presenta
el instrumental analítico que se utiliza y esboza la operativa que se ha seguido a la
hora de aplicar las diferentes metodologías. En la segunda sección se analiza el
orden de integración para las diversas macrovariables de la economía española
que han sido consideradas. A continuación, se resumen las principales conclusio-
nes que se extraen del trabajo. Finalmente, varios apéndices recogen notas técni-
cas. En el apéndice A se sintetizan las aportaciones de la literatura con relación a
los contrastes de integración con cambios estructurales. En el apéndice B se deri-
va un contraste de integración que considera dos cambios estructurales bajo la hi-
pótesis alternativa y la hipótesis nula de raíz unitaria con ausencia de cambios. En
el apéndice C se describen las fuentes estadísticas consultadas.

1. MODELOS Y ESTADÍSTICOS DE CONTRASTE

Aunque en la actualidad se dispone de un cierto conjunto de instrumentos
analíticos –en función del número de rupturas consideradas (n), del supuesto de
exogeneidad o endogeneidad en la selección de los puntos de ruptura, del orden
de integración y de la hipótesis nula que se desee contrastar–, la literatura no ha
establecido una estrategia que permita distinguir entre los diferentes modelos. A
nuestro entender, la situación ideal sería aquella basada en la aplicación de una
estrategia fundamentada en el principio general-a-específico, consistente en em-
pezar por contrastar la hipótesis nula de que la variable es I(2) –con o sin la inclu-
sión de cambios estructurales– frente a la hipótesis alternativa genérica de que la
variable es I(1) o I(0). En el caso en que se rechazase la hipótesis nula de I(2) se
pasaría a contrastar el orden de integración inmediatamente inferior, i.e. I(1), –de
nuevo con o sin la incorporación de cambios estructurales– frente a la hipótesis
alternativa de estacionariedad.

Sin embargo, esta estrategia presenta una serie de problemas. En primer lugar,
este procedimiento secuencial de contraste no se puede desarrollar en la práctica
dado que los estadísticos de contraste que existen para contrastar la hipótesis nula
de I(2) se basan en la determinación a priori de la posición de las rupturas estruc-
turales [ver Clemente, Montañés y Reyes (1996)] mientras que para los que especi-
fican la hipótesis nula de I(1) se pueden aplicar métodos endógenos en la selección
del punto de ruptura. En segundo lugar, esta estrategia daría lugar a la aparición de
problemas de precontraste que invalidarían los valores críticos usuales.

Nuestra propuesta consiste en realizar un análisis de las propiedades estocás-
ticas de un conjunto de agregados macroeconómicos de la economía española
analizando la robustez de las conclusiones frente a diferentes especificaciones de
los modelos planteados. Para ello se procederá a contrastar las hipótesis de raíz
unitaria permitiendo la presencia de cambios estructurales que afecten a la com-
ponente determinista del modelo. Como señala Perron (1994), la simple inclusión
de un punto de ruptura en el análisis de integración es suficiente para debilitar la
evidencia a favor de la presencia de raíces unitarias en muchas series temporales
[véanse los análisis de Perron (1989) y Zivot y Andrews (1992)] de los datos utili-
zados por Nelson y Plosser (1982). Por otro lado, Crafts y Mills (1996) han mani-
festado la necesidad de diseñar procedimientos de contraste que permitan más de
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un cambio estructural ya que a medida que se suceden los periodos de tiempo se
dan hechos que determinan de manera decisiva el comportamiento a largo plazo
de las variables económicas. A diferencia de otros trabajos empíricos realizados
en el entorno de la economía española, los contrastes que se aplican en este traba-
jo estiman el punto de ruptura a partir de la utilización de métodos endógenos, es
decir, se contrasta el orden de integración sin fijar los puntos de ruptura a priori,
evitando así el peligro de sesgar los resultados en contra de la hipótesis de I(1)1.

El cálculo de los contrastes de raíz unitaria se basa en la estimación de la si-
guiente ecuación general:
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(1) A lo largo del trabajo se van a presentar los resultados para los contrastes de integración con
cambios estructurales. También se ha calculado el test KPSS con un cambio estructural que propo-
nen Lee y Strazicich (2001). Los resultados que se derivan de este estadístico no difieren cualitati-
vamente de los ofrecidos por los contrastes de integración por lo que, teniendo en cuenta las limi-
taciones de espacio, han sido omitidos del presente trabajo. Dichos resultados pueden ser
solicitados a los autores.
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donde DUi,t = 1 y DTi,t = t para t > Tbi, 0 en otro caso; D(Tb)i,t = 1 para t = (Tbi + 1)
y 0 para el resto de momentos del tiempo, y donde Tbi se define como el momento
en el que se produce el i-esimo (i = 1,…, n) cambio estructural. La ecuación in-
cluye entre los regresores retardos de la primera diferencia de la variable endóge-
na que servirán para corregir el estadístico en el caso en que se dé la presencia de
autocorrelación en el término de la perturbación.

Como se puede observar, [1] es una extensión de la regresión auxiliar del test
ADF que tiene en cuenta la posible existencia de cambios en el valor de los pará-
metros de la componente determinista del modelo. Esta especificación incorpora n
posibles puntos de ruptura en la tendencia y, por tanto, anida las especificaciones
de Perron (1989) y Zivot y Andrews (1992) en la que únicamente aparece un punto
de ruptura (n = 1), y la de Lumsdaine y Papell (1997) para dos cambios estructura-
les (n = 2). El cuadro 1 sintetiza las especificaciones deterministas que se han con-
siderado en la literatura de raíces unitarias con cambios estructurales. Igual que en
el caso del test ADF estándar, el contraste de la hipótesis de raíz unitaria se lleva a
cabo a partir del estadístico pseudo t-ratio asociado a la hipótesis de α = 1. Cabe
decir que las diferentes vías disponibles para estimar la posición de las rupturas es-
tructurales dan lugar a diversos estadísticos de contraste. En el apéndice A se deta-
llan los métodos propuestos en la literatura para estimar los puntos de corte y reali-
zar el contraste de la hipótesis nula. El procedimiento seguido para determinar el
orden del polinomio autorregresivo (k) en [1] se ha basado en la significación indi-
vidual de los retardos según se describe en Ng y Perron (1995).



2. RESULTADOS PARA LOS AGREGADOS MACROECONÓMICOS DE LA ECONOMÍA ESPAÑOLA

Las series consideradas, y utilizadas en trabajos como el de Andrés, Escriba-
no, Molinas y Taguas (1990, 1991), Buisan y Gordo (1997), y Doménech y Taguas
(1997), entre otros, abarcan dos periodos. El primero cubre los años que van entre
1954-1998 para las series de PIB a precios de mercado (PIB), PIB per cápita
(PIBpc), consumo privado nacional (CPN), formación bruta de capital fijo (FBCF),
exportaciones totales (X) e importaciones totales (M). Vinculadas a este primer pe-
riodo también se encuentran las series de inflación calculadas a partir del deflactor
implícito del PIB (INFPIB) y al índice de precios de consumo (INFIPC). Estas úl-
timas toman como referente temporal el periodo 1955-1998. El segundo periodo va
desde 1964 hasta 1998 y considera las exportaciones de bienes no energéticos
(XBNE), las importaciones de bienes no energéticos (MBNE), la tasa de paro (U)
y el agregado monetario M1. En el apéndice C se exponen los pasos que se han se-
guido para la obtención de las series. Salvo para la tasa de paro y las series de in-
flación, las series se transforman tomando logaritmos neperianos. Así, en total, el
presente estudio ha considerado doce agregados macroeconómicos.

Esta sección se estructura en varios apartados. Seguidamente se presentarán,
a modo de exploración, los resultados de aplicar los contrastes de integración sin
permitir la posibilidad de rupturas estructurales. Posteriormente, se procede a ana-
lizar la sensibilidad de dichos resultados cuando se permite un cambio estructural
(apartado 2.2). A continuación, se considera el caso de dos rupturas estructurales
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Cuadro 1: MODELOS ANIDADOS EN LA ESPECIFICACIÓN DADA POR LA ECUACIÓN [1]

Restricciones H0 HA

di = 0 (∀i) I(1) sin cambio I(0) sobre tendencia
estructural segmentada

di ≠ 0 I(1) con cambio I(0) sobre tendencia
estructural segmentada

Denominación original Denominación en
del autor el artículo

n = 1, β = γ = 0 An (Perron) modelo 0
n = 1, γ = 0 A (Perron) modelo 1
n = 1 C (Perron) modelo 2
n = 1, q = 0 B (Perron) modelo 3
n = 2, β = γi = 0 (∀i) AnAn (derivado aquí: apéndice B) modelo 4
n = 2, γi = 0 (∀i) AA (Lumsdaine y Papell) modelo 5
n = 2, γ1 = 0 AC (Lumsdaine y Papell) modelo 6
n = 2 CC (Lumsdaine y Papell) modelo 7



(apartado 2.3). Finalmente, a partir de los resultados anteriores, se discutirá el
grado de persistencia de las variables consideradas (apartado 2.4).

2.1. Integración y estacionariedad sin cambios estructurales
Una exploración preliminar de las series se centra en el análisis de la integra-

ción/estacionariedad estándar y trata de determinar si las variables son I(2). Para
llevar a cabo dicho análisis se ha aplicado sobre la primera diferencia de las varia-
bles los contrastes de Elliot, Rothemberg y Stock (1996) –el test ADF-GLS y el
test punto-óptimo (PT)–; los contrastes de Ng y Perron (2001) –tests Phillips-Pe-
rron, Sargan-Bhargava y punto-óptimo modificados, denotados genéricamente
como tests M–; así como el test de Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992)
–test KPSS– y el de Leybourne y McCabe (1994) –test LMC–. El uso de todos
estos estadísticos permite realizar un análisis tanto desde el punto de vista para-
métrico –tests ADF-GLS y LMC– como no paramétrico –tests M y KPSS–2. Por
motivos de espacio, los resultados de este análisis preliminar no se muestran aquí,
aunque pueden ser solicitados a los autores.

De dichos resultados se concluye que la hipótesis de I(2) no resulta ser adecua-
da a un nivel de significación del 5% para las variables CPN, FBCF, X, PIB, M1,
INFPIB y INFIPC, y al 10% para U. No obstante, para M, XBNE y MBNE la hipó-
tesis nula de I(2) únicamente es rechazada cuando se aplica el test de punto-óptimo
y de punto-óptimo modificado, pero no en el resto de contrastes. Algo similar suce-
de con el PIB per cápita, que sólo la rechaza cuando se aplica el test ADF-GLS. En
cuanto a los contrastes KPSS y LMC, la hipótesis nula de I(1) frente a la alternativa
de I(2) no se rechaza al 5% de significación –el rechazo sólo se produce marginal-
mente para alguna de las series cuando se trabaja al 10% de significación–. La con-
clusión general sería, por tanto, que las series analizadas no son I(2).

Los resultados son más concluyentes cuando se aplican los contrastes de in-
tegración y estacionariedad sobre las series en niveles. Los contrastes de raíz uni-
taria apuntan en todos los casos hacia la no estacionariedad en varianza y los con-
trastes KPSS y LMC, salvo para MBNE y U, rechazan la hipótesis nula de
estacionariedad a un nivel de significación de al menos el 10%.

Por tanto, la evidencia empírica señala que diez de las doce variables consi-
deradas son I(1), mientras que el hecho de que se produzcan contradicciones en el
caso de las importaciones no energéticas y de la tasa de paro puede estar indican-
do que la información contenida en la variable no es suficiente para discriminar
entre los modelos recogidos bajo las hipótesis nula y alternativa de los diferentes
contrastes [ver Cheung y Chinn (1997)]. Esto nos lleva a pensar que los anteriores
contrastes podrían estar mal especificados si las series han sufrido rupturas estruc-
turales a lo largo del periodo analizado. En este sentido, es bien sabido que un
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(2) En el orden del polinomio autorregresivo del test ADF-GLS y en la estimación de la varianza
de largo plazo que utilizan los tests M, se usa el criterio de información AIC modificado (MAIC)
de Ng y Perron (2001) con kmáx = 5, mientras que para obtener los resultados del test KPSS se si-
guen las recomendaciones de Hobijn, Franses y Ooms (1998), por lo que se utiliza la ventana es-
pectral cuadrática con selección automática de la amplitud de la misma. Por otro lado, el cálculo
del test LMC se ofrece para dos órdenes del polinomio autorregresivo: p = {1, 2}.



error en la especificación de la componente determinista puede derivar en un
sesgo de los contrastes de integración estándares hacia la hipótesis nula [véanse
Perron (1989), Rappoport y Reichlin (1989), y Montañés y Reyes (1998)]. Esta
situación es la que consideran los dos apartados que siguen.

2.2. Integración con un cambio estructural

La escasa evidencia a favor de la presencia de dos raíces unitarias en las se-
ries nos obliga a centrarnos en aquellas especificaciones que permiten discriminar
entre procesos I(1) y I(0), permitiendo ahora la posibilidad de un cambio estructu-
ral sin fijar a priori su posición.

Como se comenta en el apéndice A, los instrumentos estadísticos existentes
en la literatura permiten contrastar dos tipos de hipótesis nulas: (i) la hipótesis nula
conjunta de raíz unitaria y ausencia de cambio estructural (estadísticos t*α (i), t*α,|γ|
(i), t*α,γ (i) y t*α,θ,γ (i); i = 0, 2) y (ii) la hipótesis nula de raíz unitaria con cambio es-
tructural (estadístico t*α (·)c). Con el fin de ahorrar espacio, de los estadísticos de
contraste de integración sin cambio estructural sólo se muestran los resultados
para t*

α (i) excepto cuando muestran resultados dispares con éste. La colección
completa de resultados puede ser solicitada a los autores. Hay que notar que el
único contraste que se puede utilizar cuando se considera la posible existencia de
un cambio estructural bajo la nula es t*

α (i)c, i = {0, 1, 2, 3}, dado que los otros
instrumentos planteados poseen una distribución divergente. Sin embargo, la con-
clusión que se extraiga de su aplicación para los modelos i = {2, 3} ha de ser con-
siderada con una cierta precaución, ya que cuando se estima [1] en una posición
del cambio estructural incorrecta, el estadístico t*α (i)c, i = {2, 3}, no es invariante
respecto al valor de γ, tendiendo hacia menos infinito a medida que la magnitud del
cambio aumenta y, por lo tanto, pudiendo conducir hacia una falsa inferencia [ver a
este respecto Vogelsang y Perron (1998)]. Tal y como señalan estos autores, debido
al hecho de que los procedimientos de contraste implican la estimación en posiciones
incorrectas cabe tener presente que existe el peligro de inferir conclusiones erróneas.

La especificación adoptada viene dada por el modelo C de Perron (1989)
para todas las variables excepto para la tasa de paro y las tasas de inflación, para
las cuales se ha creído más conveniente la especificación del modelo A sin ten-
dencia determinista considerada en Perron (1990)3. De los resultados contenidos
en el panel A del cuadro 2 cabe resaltar que de las doce series analizadas, el con-
sumo privado, el PIB y el PIB per cápita ven debilitada la hipótesis de raíz unita-
ria, dado que algunos de los contrastes de integración con cambio estructural con-
ducen hacia su rechazo. Para estas tres variables la estimación del punto de corte
se sitúa en 1971. Consecuentemente, estos resultados entran en contradicción con
algunas de las conclusiones halladas en la sección anterior. Por contra, para las
cuatro series referentes al sector exterior así como para formación bruta de capital
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(3) El rechazo de la hipótesis de raíz unitaria permitirá realizar inferencia sobre los parámetros
asociados a las variables ficticias encargados de cuantificar la magnitud de los efectos del cambio
estructural. Salvo que se indique lo contrario, a lo largo de la exposición se entenderá que dichos
parámetros resultan ser estadísticamente significativos.



fijo, la tasa de paro, el agregado monetario M1 y las de inflación la hipótesis de
raíz unitaria no es rechazada.

En cuanto al consumo privado nacional, el análisis indica que la hipótesis nula
de raíz unitaria y cambio estructural es rechazada, aunque en este caso el paráme-
tro d no resulta significativo. Cuando no se permite el cambio estructural bajo la
hipótesis nula, todos los procedimientos de contraste sitúan la ruptura en 1971. Nó-
tese que todos los estadísticos de contraste arrojan el mismo valor numérico para el
estadístico, dado que coinciden en localizar el punto de corte en el mismo periodo.
No obstante, los valores críticos varían en función del criterio de fijación de la
fecha de cambio estructural (ver cuadro A.2). Así, los estadísticos t*α (2) y t*α,θ,γ (2)
no rechazan la hipótesis nula mientras que t*α,γ (2) la rechaza al 5% y t*α,|γ| (2) al
10%. Para estos dos últimos, el cambio supuso un incremento en el nivel y un de-
cremento de la pendiente de la serie. Aunque el rechazo o no de la hipótesis de in-
tegración depende crucialmente del estadístico de contraste (y valor crítico) que
se aplique, lo más relevante es que la evidencia en favor de la no estacionariedad
en varianza se ve debilitada.

Una situación similar se da para las variables PIB y PIB per cápita donde los
contrastes efectuados apuntan hacia la estacionariedad situando el cambio estruc-
tural en el año 1971. En este año se produjo un ligero incremento en el nivel de la
serie así como una cierta ralentización en el ritmo de crecimiento de la misma.
Cabe señalar que esta variable también ha sido objeto de análisis en otros trabajos
que han considerado cambios estructurales en el análisis de integración. Así, por
ejemplo, Cheung y Chinn (1996) cuando analizan el PIBpc para la economía es-
pañola estiman un cambio en la pendiente de la serie situado en el año 1975 con-
cluyendo que la variable es I(0). Siguiendo a Nelson y Plosser (1982), en este
caso el rechazo de la hipótesis de raíz unitaria podría ser interpretado en favor de
los modelos keynesianos, donde las fluctuaciones en el producto vienen ocasiona-
das por perturbaciones de demanda. Como señala Stock (1994), dicha interpreta-
ción no está exenta de controversia, dado que Christiano y Eichenbaum (1990)
muestran cómo los modelos de equilibrio estocástico no requieren que el producto
sea I(1). Sin lugar a dudas, la conclusión que se extrae de este análisis es que la
crisis del petróleo causó un impacto importante en la actividad económica de la
economía española y supuso un lastre en los sucesivos periodos.

En cuanto a la formación bruta de capital fijo y al agregado monetario M1, la
inclusión de un cambio estructural no modifica el sentido de las conclusiones ex-
traídas del análisis de integración estándar. Así, ninguno de los estadísticos con-
lleva el rechazo de la hipótesis de raíz unitaria.

En lo que refiere a las variables del sector exterior, para las exportaciones to-
tales únicamente es posible rechazar la hipótesis de I(1) a partir de un solo esta-
dístico a un nivel de significación del 10% por lo que la hipótesis de raíz unitaria
es poco sensible a la introducción de un cambio estructural, conclusión también
obtenida para las importaciones totales. En el caso de las exportaciones e importa-
ciones no energéticas, los datos tampoco conducen al rechazo de la hipótesis de
raíz unitaria por lo que hay que concluir que no existe evidencia empírica en con-
tra del hecho de que las variables sean I(1). Este resultado validaría los análisis de
integración que se han realizado en el entorno del sector exterior de la economía
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española donde como punto de partida se ha establecido que ambas series de in-
tercambios de productos no energéticos contienen una raíz unitaria [véase, por
ejemplo, Buisan y Gordo (1997) y Escribano (1997)].

En el caso de la tasa de paro, únicamente se produce el rechazo de la hipóte-
sis nula con un estadístico de prueba al 5% de significación, indicando, por tanto,
que existe poca evidencia en contra de la hipótesis de raíz unitaria. Sin embargo,
fue necesario considerar hasta k = 10 retardos para poder recoger la autocorrela-
ción, hecho que indica la elevada persistencia que tiene asociada esta variable.

Finalmente, y por lo que respecta a las series de inflación, vemos que en nin-
gún caso es posible el rechazo de la hipótesis nula. Esta conclusión concuerda con
el estudio que realizan Bajo y Esteve (1998), quienes analizan la tasa de inflación
de la economía española a partir del IPC mensual en el periodo 1962-1996. Aun-
que el modelo determinista y la frecuencia de los datos difieren respecto del con-
siderado en el presente trabajo, los resultados obtenidos conducen, en términos
cualitativos, hacia la misma conclusión.

2.3. Integración con dos cambios estructurales
Los resultados del contraste de la hipótesis de integración a partir de los ins-

trumentos de Lumsdaine y Papell (1997), para variables que presentan tendencia,
y los de Clemente, Montañés y Reyes (1998) y los del apéndice B, para las que
no, quedan recogidos en el panel B del cuadro 2. Cabe señalar, en primer lugar,
que para este tipo de contrastes no está definida claramente una metodología para
la elección del modelo más adecuado y, en segundo lugar, que los contrastes pue-
den sufrir de falta de potencia debido al elevado número de regresores determinis-
tas incluidos en las regresiones auxiliares, además de que el número de observa-
ciones no es excesivamente elevado. Por ello y en la línea del resto del artículo,
los resultados deben de interpretarse en términos de sensibilidad de la hipótesis de
integración ante variaciones en las alternativas contempladas.

En cuanto a los resultados obtenidos para las diferentes variables analizadas,
señalar que para el PIB y PIBpc la hipótesis nula es rechazada a un nivel de signi-
ficación del 5% con la especificación del modelo AC, situando el primer punto de
corte para ambas variables en el año 1971, resultado también obtenido en el análi-
sis de integración que incorpora un cambio estructural. Por lo que respecta al se-
gundo punto de corte, las variables ficticias asociadas al mismo resultan ser no
significativas. De esta manera se concluye que las dos series podrían ser represen-
tadas a partir de un modelo estacionario que incorporase un cambio estructural en
el año 1971. No obstante, cabe tener presente que para las mismas variables los
modelos CC y AA no permitirían rechazar la hipótesis de integración.

Por contra, para las variables CPN, INFPIB y INFIPC se observa cómo la con-
sideración de dos cambios estructurales no debilita la evidencia a favor de la hipóte-
sis de raíz unitaria. Además, para el caso del CPN, el resultado obtenido concuerda
con la evidencia a favor de la hipótesis de raíz unitaria detectada en Andrés, Molinas
y Taguas (1991) donde se consideran dos cambios estructurales con puntos de corte
seleccionados de manera exógena según la aproximación de Rappoport y Reichlin
(1989). Un análisis similar llevado a cabo en Ramajo (1997) para el consumo priva-
do interior de la economía española también concluye en la misma dirección.
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Otro resultado de interés es el que se obtiene para la tasa de paro. En la estima-
ción de los tres modelos planteados por Lumsdaine y Papell (1997) siempre se tien-
de a debilitar la hipótesis de raíz unitaria. En cambio, cuando se estima el modelo
sin incluir una tendencia determinista, el modelo AnAn derivado en el presente artí-
culo, no se rechaza la hipótesis nula (ver el panel B del cuadro 2). La discusión se
centra, por tanto, en si es idónea la introducción de la tendencia determinista en el
modelo. Desde el punto de vista económico, la idea de que la tasa de paro presente
un crecimiento sostenido carece de sentido al estar ésta acotada entre 0 y 1. De esta
manera, el análisis de integración debería hacerse sin introducir la tendencia deter-
minista concluyendo, por tanto, en favor de la hipótesis de histéresis. No obstante,
el comportamiento de la variable en el caso de la economía española es, cuanto
menos, singular. Una inspección gráfica de la evolución permite distinguir clara-
mente tres periodos, el segundo mostrando un crecimiento tendencial. Dicha ten-
dencia recogería un comportamiento de lento incremento de la NAIRU [ver Papell,
Murray y Ghiblawi (2000)]. Desde este punto de vista podría justificarse la incor-
poración de tendencias segmentadas. En este caso, el rechazo de la hipótesis nula
estaría de acuerdo con la teoría de la tasa natural de desempleo. Dicha teoría postu-
la que en el estado estacionario la tasa de desempleo es independiente de las varia-
bles nominales. El análisis de Bianchi y Zoega (1998) para la tasa de paro mensual
de la economía española estaría en esta línea, si bien la metodología que adoptan
para determinar el grado de persistencia de la variable difiere de la aquí aplicada.
Estos autores detectan la existencia de tres regímenes económicos diferenciados
que explicarían el comportamiento de la variable.

En el caso de la FBCF, el único modelo que debilita la evidencia a favor de la
hipótesis nula es el modelo CC, indicando la presencia de dos cambios estructurales
situados en los años 1972 y 1982. El modelo estimado indica que la inversión de la
economía española crece a un ritmo elevado hasta 1972 momento a partir del cual
se produce una fuerte reducción en el ritmo de crecimiento. Esta etapa de desacele-
ración dura hasta el año 1982 dando paso al inicio de un periodo de lenta recupera-
ción del ritmo de inversión. Un resultado similar es el que se obtiene para MBNE,
ya que la estimación de los modelos CC (10%) y AC conducen al rechazo de la hi-
pótesis de raíz unitaria con puntos de corte estimados en los años 1973 y 1982. El
primer cambio se corresponde con la primera crisis del petróleo mientras que el se-
gundo coincide con la entrada del partido socialista en el gobierno de España.

Las exportaciones de bienes no energéticos es otra de las variables en las que
la introducción de dos cambios estructurales en la componente determinista de la
serie conduce al rechazo de la hipótesis de raíz unitaria. En concreto, esto sucede
para los modelos AC y AA. No obstante, la estimación de las ecuaciones resultan-
tes presenta problemas. En primer lugar, la estimación del modelo AC indica que,
salvo el cambio en la pendiente asociado al segundo cambio estructural, el resto
de regresores no son significativos. En segundo lugar, el modelo AA precisa la es-
pecificación de 10 retardos para la corrección autorregresiva, número de retardos
que iguala el máximo permitido. Cabe mencionar que no se ha decidido ampliar
el número máximo de retardos para la corrección paramétrica debido a la pérdida
de observaciones iniciales que comporta. No obstante, las estimaciones de los
puntos de corte se corresponden con dos hechos de especial relevancia para el
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sector exterior de la economía española. Así, el primer cambio se sitúa en 1985
–anticipación de la incorporación de España a la CEE– y el segundo cambio co-
rresponde al año 1993 –efectos de las sucesivas devaluaciones de la peseta como
consecuencia de las tormentas monetarias que vivieron los países integrantes del
Sistema Monetario Europeo–.

Finalmente, y por lo que se refiere a las importaciones totales, la estimación
del modelo AA permite rechazar la hipótesis nula con puntos de corte en los años
1974 y 1980, momentos en los cuales se produciría un descenso en el nivel de la
serie. De nuevo, el significado económico de los cambios estructurales estimados
es evidente al corresponderse éstos con las dos crisis del petróleo que afectaron a
las economías desarrolladas a lo largo de la década de los setenta.

2.4. Persistencia de las perturbaciones
El conjunto de estadísticos que han sido aplicados a lo largo de esta sección

permiten debilitar la hipótesis de la presencia de una tendencia estocástica para
alguno de los agregados económicos de la economía española. Este hecho implica
que el efecto de las perturbaciones sobre dichas variables tiene un carácter tempo-
ral. No obstante, y aunque en el largo plazo el efecto tiende a disiparse, se puede
plantear la necesidad de conocer el grado de persistencia que presentan dichas
perturbaciones. Entre otras utilidades, disponer de esta información permitirá es-
tablecer una ordenación entre las variables analizadas.

La literatura econométrica proporciona diferentes aproximaciones para medir
la persistencia. Por un lado, Cochrane (1988) propone calcular la persistencia a
partir de una suma ponderada de los coeficientes de autocorrelación. Aunque en el
trabajo se aborda el tratamiento de variables con tendencia determinista, Cochra-
ne obvia la posibilidad de que las variables presenten cambios estructurales.
Dicha omisión puede llevar a la obtención de una medida de persistencia errónea.
En este sentido, Perron (1993) propone una modificación del procedimiento de
Cochrane que contempla la existencia de cambios estructurales. El inconveniente
que presenta esta aproximación proviene del hecho de tener que seleccionar el nú-
mero de autocorrelaciones a incluir. Perron (1993) recomienda realizar el cálculo
de la medida de persistencia para varios órdenes de autocorrelación y analizar la
sensibilidad de los resultados.

Por otro lado, el concepto de persistencia también se ha aproximado mediante
el cálculo de la vida mediana de una perturbación, concepto que mide cuántos pe-
riodos tienen que pasar hasta que se produce el 50% del efecto. En el caso de un
modelo AR(1), la vida mediana de una perturbación viene dada por el cociente
ln0,5/lnα, siendo α el coeficiente autorregresivo. Para modelos autorregresivos de
mayor orden el cálculo de la vida mediana tiene que ser aproximado mediante la
función de respuesta al impulso. En este trabajo se ha optado por seguir esta segun-
da vía, de manera que se utiliza la vida mediana como una medida de persistencia.

El cuadro 3 ofrece un resumen de las conclusiones que se han ido obteniendo
a lo largo del análisis y la estimación de la vida mediana de las perturbaciones. Nó-
tese que para las variables no estacionarias en varianza la vida mediana es infinita,
por lo que únicamente tendrá sentido calcular la función de respuesta al impulso
para las variables estacionarias en varianza. Para estas últimas, el modelo autorre-
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gresivo que se utiliza es aquel que ha permitido rechazar la hipótesis nula, de ma-
nera que en el proceso de cálculo se ha tenido en cuenta la presencia de cambios
estructurales. Las variables estacionarias que presentan una mayor persistencia son
XBNE, FBCF y PIB, hecho que denota una lenta reversión hacia la tendencia.

La persistencia en la tasa de paro está de acuerdo con la evidencia empírica
disponible hasta el momento, ya que el caso español constituye un claro ejemplo de
persistencia elevada, habiendo experimentado un gran incremento hasta mediados
de la década de los ochenta, partiendo de niveles bajos en los sesenta y setenta [ver
Blanchard y Jimeno (1995), Dolado y Jimeno (1997), Bianchi y Zoega (1998) y Ji-
meno y Bentolila (1998)]. Por último, las variables CPN, PIBpc, MBNE y M pre-
sentan una persistencia comprendida entre 1 y 2 años, indicando que el efecto de las
perturbaciones estaría de acuerdo con las fluctuaciones cíclicas de la economía.
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Cuadro 3: RESUMEN DE LA EVIDENCIA

Variable I(1)-I(0) I(1) c.e I(1) 2 c.e Conclusión Vida mediana
(rech. H0) (en favor de I(1)) (Modelo)

CPN I(1) I(1)-I(0) Evidencia débil 1,52 (C)
FBCF I(1) I(1) CC Evidencia débil 20,05 (CC)
X I(1) I(1) Escasa evidencia

en contra •
M I(1) I(1) AA Evidencia débil 1,04 (CC)
XBNE I(1) I(1) AA, AC Evidencia débil 26,76 (AC)
MBNE I(1) I(1) AC Evidencia débil 1,32 (AC)
PIB I(1) I(0) AC Evidencia débil 12,23 (C)
PIBpc I(1) I(0) AC Evidencia débil 1,05 (C)
U I(1) I(1) AA, AC, CC* Evidencia débil 2,46 (AC)
M1 I(1) I(1) Escasa evidencia

en contra •
INFPIB I(1) I(1) Escasa evidencia

en contra •
INFIPC I(1) I(1) Escasa evidencia

en contra •

Nota: Resultados a un nivel de significación del 5%. c.e indica cambio estructural. Las columnas 2 a
3 recogen la conclusión sobre el orden de integración de la variable, mientras que la cuarta recoge los
modelos que permitirán rechazar la hipótesis nula de integración con dos cambios estructurales.
* Para la tasa de paro se muestran las especificaciones que permitirán rechazar la nula de integración.
Nótese que para ello debe de asumirse que ésta presenta tendencias deterministas (segmentadas).



3. CONCLUSIONES

El objetivo del trabajo ha sido el de comprobar la sensibilidad de la hipótesis
de raíz unitaria para un amplio abanico de macrovariables españolas cuando el
modelo permite cambios en la función determinista. Para ello se han aplicado
contrastes de integración consistentes con la posibilidad de que las variables se
hayan podido ver afectadas por rupturas estructurales. La metodología seguida ha
permitido llegar a resultados que entran en contradicción con algunos de los estu-
dios realizados para la economía española.

De las doce series analizadas, sólo para cuatro de ellas la evidencia en contra
de la hipótesis de integración de primer orden se puede considerar débil: las expor-
taciones (X), la M1 y las tasas de inflación. Para el resto de variables –consumo
privado (CPN), formación bruta de capital fijo (FBCF), importaciones (M), expor-
taciones e importaciones no energéticas (XBNE y MBNE), PIB y PIB per cápita–,
se ha comprobado que hay cierta evidencia en contra de dicha hipótesis si se per-
mite la presencia de rupturas estructurales. Por otro lado, la tasa de paro española
muestra un comportamiento claramente no estacionario y la hipótesis de integra-
ción sólo se ve debilitada si se permite la presencia de tendencias deterministas
(segmentadas). Si se prescinde de la introducción de dichos términos determinis-
tas, los resultados obtenidos estarían de acuerdo con la hipótesis de histéresis.

El análisis de la persistencia ha revelado que las exportaciones de bienes no
energéticos, la formación bruta de capital fijo y el PIB son las variables sobre las
cuales las perturbaciones dejan notar su efecto durante un mayor número de pe-
riodos. Las estimaciones indican que dicho efecto perdura por encima de lo que
puede llegar a ser considerado un ciclo económico largo.

Una conclusión global que se puede extraer de todo este ejercicio es que en
muchos casos el no rechazo de la hipótesis de raíz unitaria puede deberse a que
los modelos planteados bajo la hipótesis alternativa no son lo suficientemente fle-
xibles como para explicar el comportamiento de la variable. Así, cuando se produ-
ce un error de especificación el modelo que tiende a ser seleccionado por defecto
es el que incluye una raíz unitaria. Los tests de integración estándar están conce-
bidos para distinguir entre dos tipos de modelos muy contrapuestos –un modelo
en el que la tendencia varía periodo a periodo y un modelo en el que la tendencia
permanece estable en todo el periodo analizado–. Cuando se ajusta un modelo es-
tacionario en diferencias a una variable que se comporta siguiendo un modelo de
tendencias segmentadas, parte del cambio que se produce en el valor de los pará-
metros termina siendo atribuido al término de la perturbación de manera que éste,
aunque en un principio pueda ser estacionario, presentará una elevada persistencia
provocando que no se pueda rechazar la hipótesis nula de raíz unitaria.

En este trabajo hemos puesto el énfasis en la sensibilidad de la hipótesis de
raíz unitaria frente a un amplio conjunto de modelos alternativos. A partir de los
tests de integración que consideran rupturas estructurales se ha comprobado que
en algunas ocasiones las variables pueden ser clasificadas como estacionarias.
Este hecho pone de manifiesto la posible no linealidad del modelo que genera las
variables y hace que futuros esfuerzos hayan de dirigirse hacia la estimación de
este tipo de modelos.
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Finalmente, otra aportación del trabajo ha sido la de generalizar la propuesta
de Lumsdaine y Papell (1997) para el caso de variables que no presentan tenden-
cia determinista. En este sentido, se ha derivado el contraste y se han calculado
los percentiles de interés para diferentes tamaños muestrales.

APÉNDICE A. ESTADÍSTICOS DE CONTRASTE

En este apéndice se describen los diferentes estadísticos de contraste que
consideran rupturas estructurales tanto bajo la hipótesis nula como bajo la alterna-
tiva y que han sido utilizados a lo largo del artículo4. Para facilitar la lectura del
artículo, el presente apéndice finaliza con el cuadro A.2 donde figuran los valores
críticos utilizados a lo largo del trabajo. Estos valores han sido extraídos de los ar-
tículos que hacen la propuesta de los respectivos estadísticos de prueba y están re-
ferenciados en la nota a pie de cuadro. Los tests de raíces unitarias considerados
en el artículo son de tipo secuencial y han sido propuestos por Zivot y Andrews
(1992), Montañés y Reyes (1997) y Perron (1997) para el caso de una ruptura, y
por Clemente, Montañés y Reyes (1998), y Lumsdaine y Papell (1997) para el
caso de dos rupturas estructurales5.

El contraste de la hipótesis nula de integración se lleva a cabo a partir de la
estimación de [1] para todos los posibles puntos de ruptura. Cuando se introduce
la restricción de que di = 0 (i = 1,…, n) en [1], la hipótesis nula que se contrasta
es la conjunta de raíz unitaria con ausencia de cambios estructurales frente a la hi-
pótesis alternativa de proceso estacionario sobre una tendencia segmentada [véan-
se, Zivot y Andrews (1992), Perron (1997) y Lumsdaine y Papell (1997)]. Por otro
lado, el permitir que di ≠ 0 (i = 1,…, n) en [1] contemplaría la posible existencia
de rupturas estructurales tanto bajo la hipótesis nula como bajo la alternativa [ver
Vogelsang y Perron (1998) y Clemente, Montañés y Reyes (1998)]. La inclusión
de restricciones sobre los restantes parámetros asociados a la componente deter-
minista de [1] permite obtener las diferentes especificaciones propuestas por Pe-
rron (1989), Zivot y Andrews (1992), Lumsdaine y Papell (1997), Clemente,
Montañés y Reyes (1998) y la realizada en el Apéndice B del presente artículo. El
cuadro 1 sintetiza los diversos modelos considerados.

El contraste de la hipótesis nula se suele realizar a partir del cálculo del esta-
dístico pseudo t-ratio asociado a α = 1 en [1]. La característica principal que dis-
tingue a los diferentes estadísticos de contraste planteados en la literatura es el
procedimiento utilizado en la estimación del momento en que se produce el cam-
bio estructural. Consideremos, en primer lugar, el modelo con un posible cambio
estructural, n = 1 y d = 0. Un primer estadístico de contraste, notado como t*α (i) , i
= {0, 1, 2, 3}, estima el punto de corte a partir de la minimización de la secuencia
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(4) Para el cálculo de los mismos han sido programados en GAUSS un conjunto de procedimien-
tos, los cuales serán facilitados por los autores bajo previa solicitud.
(5) Para el caso de una ruptura estructural Banerjee, Lumsdaine y Stock (1992) definen, además
de los contrastes secuenciales, tests recursivos y rodantes. No obstante, en el artículo se ha optado
por aplicar los primeros ya que estos muestran mejores propiedades en términos de tamaño empíri-
co y potencia [ver Montañés (1996) y Montañés y Reyes (1998)].



de estadísticos tα (i) que se obtiene al estimar [1] en todos los posibles puntos de
corte. En términos formales, el estadístico de contraste viene dado por t*α (i, T*

b, k),
donde T*

b = arg minTb∈(k+1,T) tα̂ (i,Tb ,k), i = {0, 1, 2, 3}.
Un segundo tipo de estadísticos son los basados en seleccionar el punto de

corte a partir de la maximización o minimización (según cual sea el signo del
efecto del cambio estructural) de la secuencia de estadísticos de significación in-
dividual de los parámetros de las variables asociadas a los cambios estructurales.
En todos los casos, se estima el punto de ruptura a partir de T *

b = arg minTb∈(k+1,T)
τ (Tb ,k) donde τ (Tb ,k) es un estadístico de significación individual (t-ratio) o
conjunta (F) de las variables deterministas asociadas al cambio estructural. Una
vez seleccionado el punto de corte, se calcula tα para contrastar α = 1 en [1]. El
cuadro A.1 recoge los diferentes estadísticos propuestos para determinar el punto
de ruptura así como los modelos a los que hacen referencia.
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Cuadro A.1: ESTADÍSTICOS DE CONTRASTE

Estadístico T*
b Modelos

t*α (i) arg minTb∈(k+1,T) tα̂ (i,Tb, k) i = {0, 1, 2, 3}
t*α,θ (i) arg minTb∈(k+1,T) tθ̂ (Tb, k) i = {0, 1}
t*α,γ (i) arg minTb∈(k+1,T) tγ̂ (Tb, k) i = {2, 3}
t*α,|θ | (i) arg maxTb∈(k+1,T)|tθ̂ (Tb, k)| i = {0, 1}
t*α,|γ | (i) arg maxTb∈(k+1,T)|tγ̂ (Tb, k)| i = {2, 3}
t*α,θ,γ (i) arg maxTb∈(k+1,T)Fθ̂,γ̂ (Tb, k) i = 2
F*
α,θ (i)c arg maxTb∈(k+1,T)Fα̂ ,θ̂  (Tb, k) i = 0

Los estadísticos de contraste para el caso en que di ≠ 0 (i = 1,…, n) en [1] y n =
1 propuestos en la literatura se obtienen siguiendo los mismos pasos descritos ante-
riormente, por lo que no cabe realizar ningún otro comentario. Para distinguir estos
estadísticos de los anteriores se ha incorporado una c como superíndice en la nota-
ción. No obstante, cabe señalar que Montañés y Reyes (1997) derivan un estadístico
de prueba secuencial de tipo pseudo-F para el modelo 0 que permite contrastar la
hipótesis de raíz unitaria a partir de la especificación de restricciones lineales sobre
los parámetros del modelo. Las restricciones que se imponen bajo la hipótesis nula
son que α = 1 y θ = 0 en [1]. Este estadístico es notado como F*

α,θ (0)c y ha sido
calculado a partir del código GAUSS suministrado por los propios autores.

Para el caso en que se permiten dos rupturas estructurales en la componente
determinista (n = 2) pero di = 0 (i = 1, 2), Lumsdaine y Papell (1997) derivan la
distribución asintótica del estadístico t*α (·) para tres modelos: {AA-AA, AC-CA,
CC-CC}. Para mantener la coherencia notacional, hemos designado el modelo
AA-AA mediante i = 5, el modelo AC-CA como i = 6 y el modelo CC-CC por i =
7. El procedimiento a seguir para calcular el valor de este estadístico mimetiza el



descrito anteriormente. Clemente, Montañés y Reyes (1998) consideran variables
sin tendencia determinista, modelo AnAn, permitiendo que di ≠ 0, estadístico que
se nota como t*α (4)c. Por otro lado, en el apéndice B de este artículo se considera
el modelo que impone di = 0 y cuyo estadístico es denotado como t*α (4).
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Cuadro A.2: VALORES CRÍTICOS PARA LOS CONTRASTES CON CAMBIOS ESTRUCTURALES

Tamaño muestral (T) 1% 2,5% 5% 10%

t*α (0)c 506 -5,51 -5,07 -4,76 -4,42
t*α (2)c Asintótico (l = 0,6)(3) -4,88 -4,49 -4,24 -3,95

42 (l = 0,6)(4) -5,07 -4,66 -4,33 -3,97
t*α (2) Asintótico(1) -5,57 -5,30 -5,08 -4,82

50(2) -6,16 -5,85 -5,49 -5,18
t*α,γ (2) Asintótico(2) -5,28 -4,95 -4,62 -4,28
t*α,|γ | (2) Asintótico(2) -5,57 -5,20 -4,91 -4,59
t*α,θ,γ (2) 50(2) -6,31 -5,92 -5,62 -5,18
t*α (4)c 50(7) -6,55 -6,17 -5,88 -5,52
t*α (4) 40(9) -6,34 -5,95 -5,63 -5,29

50(9) -6,20 -5,86 -5,53 -5,23
100(9) -6,03 -5,69 -5,46 -5,19
Asintótico(9) -5,86 -5,59 -5,39 -5,15

t*α (5) Asintótico(5) -6,94 -6,53 -6,24 -5,96
t*α (6) Asintótico(5) -7,24 -7,02 -6,65 -6,33
t*α (7) Asintótico(5) -7,34 -7,02 -6,82 -6,94

Tamaño muestral (T) 90% 95% 97,5% 99%

F*
α,θ (0)c 50(8) 10,34 11,87 13,21 15,30

Fuente: (1) Zivot y Andrews (1992); (2) Vogelsang y Perron (1998); (3) Perron (1989); (4) Carrion,
Sansó y Artís (1999); (5) Lumsdaine y Papell (1997); (6) Perron y Vogelsang (1992); (7) Clemente,
Montañés y Reyes (1998); (8) Montañés y Reyes (1997); (9) Tabulados en este artículo. El supe-
ríndice “c” indica Hipótesis nula con cambio estructural.

APÉNDICE B. CONTRASTE DE INTEGRACIÓN PARA EL MODELO ANAN

Los desarrollos que se presentan tienen como finalidad la derivación del esta-
dístico pseudo t-ratio para contrastar la hipótesis nula conjunta de raíz unitaria sin
cambios estructurales frente a la alternativa de estacionariedad con n cambios en



donde DUi,t = 1 para t > Tbi y 0 en otro caso, y donde Tbi ≠ Tbj, ∀i,j; {i, j} = {1,…, n}.
De ahora en adelante, la posición relativa en el periodo temporal de cada uno de
los n puntos de corte viene recogida por el vector de fracciones de ruptura λ =
(λ1,…, λn)’, donde λi = Tbi /T, i = 1,…, n. El modelo denominado como modelo
AnAn o modelo 4, puede ser expresado en términos matriciales como:
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y DU y ut

i

n

i i t t t= + + +
=

−∑µ θ α
1

1, ,

Y Z Y u= ( ) + +−λ β α 1 ,

donde Y = (y2, …, yT)’, Y-1 = (y1, …, yT-1)’, Z(λ) = (1’, DU1’, …, DUn’)’, β = (µ,
θ1, …, θn)’ y u = (u2, …, uT)’. Definiendo Pz(λ) = Z(λ)(Z(λ)´Z(λ))¯ Z(λ)´ matriz de
proyecciones ortogonales en el espacio generado por los regresores contenidos en
Z(λ), donde (·)¯ indica la inversa generalizada, el modelo puede ser expresado como:

Mz(λ) Y α (λ) Mz(λ) Y1 Mz(λ) u, [B.1]

donde Mz(λ) = IT – Pz(λ) es la matriz, simétrica e idempotente, de destendencializa-
ción. El uso que se hace de (λ) a la hora de denotar la matriz de regresores no es-
tocásticos del modelo, Z(λ), pretende reflejar la dependencia de dicha matriz res-
pecto de la posición de los puntos de corte. La estimación de (B.1) por MCO
permite definir el estadístico de prueba:

t
T Y M u

T Y M Y
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u z

α
λ

λ

λ
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1

1

2
1 1
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ˆ

,( ) =
( )

−
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−
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′

( ) −

con σ̂ 2
u (λ) = T–1(Y – α̂ (λ) Y–1)´ Mz(Y – α̂ (λ) Y–1), siendo α̂ (λ) la estimación

MCO de α(λ) en (B.1). Llevando a cabo desarrollos similares a los de Perron
(1997), se puede comprobar que:

( ) ( )

( ) ,, 21

0

2

11
2

1

drrW

YMYTH z

λσ

λ λ

∗

−−
−

∫⇒

′=
[B.2]

donde W*(r) = W(r) – Z(λ, r) [ ∫ 1
0 Z(λ, s)´ Z(λ, s) ds]¯ ∫ 1

0 Z(λ, s)´ W(s) ds denota un
movimiento Browniano al que se le ha extraído la componente determinista (pro-
ceso de Wiener destendencializado). Por otro lado,

la media. La demostración sigue los desarrollos y resultados recogidos en Perron
(1997). La ecuación de regresión que se utiliza para llevar a cabo el contraste es:



La obtención de la distribución asintótica del estadístico t*α (4) requiere esta-
blecer la continuidad de t*α (4, λ) en [0, 1] ya que así será posible aplicar el teore-
ma central del límite funcional. La demostración de la continuidad de t*α (4, λ) en
[0, 1] va hacer uso del resultado que indica que la composición de funcionales
continuos es un funcional continuo. Nótese que el estadístico pseudo t-ratio t*α (4)
se puede escribir como:
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donde H1(λ) y H2(λ) vienen dadas por (B.2) y (B.3), respectivamente. Dicho esta-
dístico puede ser reexpresado en términos de composición de funcionales como:

t h h H H uα λ λ σ λ∗ ∗= [ ][ ]( ) ( ), ( ), ˆ ( ) ,4 1 2

donde h*(m) = infλ∈[0,1]n m(λ) para cualquier función real m(λ) en [0, 1], y
h[m1(λ), m2(λ), m3(λ)] = m1(λ)-1/2m2(λ)/m3(λ), para cualesquiera funciones reales
m1(λ), m2(λ) y m3(λ) en [0, 1]. Los funcionales H1(l) y H2(l) son continuos en [0,
1] dado que los elementos de que se componen están acotados en [0, 1] con W-pro-
babilidad uno [ver Lema A.2 de Perron (1997)]. Teniendo en cuenta que la conti-
nuidad de los funcionales h* y h es probada en Zivot y Andrews (1992), es posible
aplicar el teorema central del límite funcional y obtener el siguiente resultado:
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1 1 2

distribución similar a la recogida en el Teorema 1 de Perron (1997).
El cálculo de los valores críticos para diferentes tamaños muestrales se obtie-

nen por simulación directa. Debido al elevado coste en términos de tiempo com-
putacional, los valores críticos asintóticos han sido calculados a partir de la esti-
mación de una superficie de respuesta con los percentiles obtenidos para T = {40,
50, 100, 150, 200, 250, 300}, especificando como forma funcional q(i) = β0 + β1
T-1 + ut, donde {i = 0,1, 0,25, 0,5, 0,1} indica el percentil de interés. Los valores
críticos asintóticos y para valores de T = {40, 50, 100} del contraste t*α (4) se en-
cuentran recogidos en el cuadro A.2.



APÉNDICE C. OBTENCIÓN DE LAS SERIES TEMPORALES

La elaboración de estas series toma como referencia las series de Contabili-
dad Nacional del INE, las series utilizadas en el modelo econométrico MOISEES
de la economía española y las elaboradas por el Servicio de Estudios del Banco
de España. El INE proporciona series anuales de contabilidad nacional enlazada
en base 1986 para el periodo 1964-1998. Por otro lado, la estimación del modelo
MOISEES contempla un periodo temporal mucho más amplio –en algunos casos
el año inicial se remonta hasta 1954– pero escoge como año base para obtener las
series en términos reales el año 1980.

El proceso de construcción de las series de producto interior bruto, producto
interior bruto per cápita, consumo privado nacional, formación bruta de capital
fijo y exportaciones e importaciones totales se ha llevado a cabo de la siguiente
forma. En primer lugar, se han calculado las tasas de crecimiento anual en el pe-
riodo 1954-1964 de las series económicas con base 1980 (MOISEES). En segun-
do lugar, la aplicación retrospectiva de las tasas de crecimiento sobre las series del
periodo 1964-1998 (INE) con base 1986 ha permitido desplazar el año inicial
hasta 1954, y obtener las series para el periodo 1954-1998 con base 1986.

Por lo que respecta a las series de exportaciones e importaciones no energéti-
cas las series utilizadas son las de Buisan y Gordo (1997), series en términos rea-
les –base 1986– que cubren el periodo 1964-1995. La actualización de estas series
hasta el año 1998 se ha realizado a partir de las variables de exportaciones e im-
portaciones no energéticas en términos reales base 1995 que ofrece la Dirección
General de Planificación y Coyuntura (DGPCXER) extrapolando las tasas de cre-
cimiento del periodo 1996-1998 a las series de Buisan y Gordo (1997).
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ABSTRACT
This paper investigates the robustness of the unit root hypothesis for
some of the most representative macroeconomic time series of the Spa-
nish economy covering the period 1954-1998 when structural breaks are
allowed to be present. Our analysis shows that, for some variables classi-
fied by standard unit root tests as non-stationary time series, the conclu-
sion is reversed when the deterministic trend is specified in such a way
that considers the effect of structural breaks.
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