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RESUMEN

El objetivo de este trabajo consiste en contrastar la Hipdtesis de la Renta Permanente con
datos de las Comunidades Auténomas espanolas para el periodo 1980-20083. Utilizando el enfo-
que directo propuesto por Kormendi y LaHaye (1987), pretendemos ver si los datos respaldan la
idea de que una innovacién en la renta provoca una revision en el consumo de igual tamano que
la revision en la renta permanente. Los resultados obtenidos apoyan la prediccion anterior en un
sentido débil.

ABSTRACT

The aim of this paper is to provide some evidence on the Permanent Income Hypothesis,
using Spanish regional data over the period 1980-2003. Following a direct approach first proposed
by Kormendi and LaHaye (1987), we want to test whether the data support the idea that an income
innovation triggers a revision in consumption equal to the revision in permanent income. The empirical
results confirm the latter prediction in a weak sense.
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1. INTRODUCCION

Aunque la evolucion reciente de la economia espanola ha estado condicionada
por las elevadas tasas de crecimiento del sector de la construccion', el consumo
privado sigue representando la mayor proporcion del PIB. Comprender el compor-
tamiento de esta Ultima rubrica del gasto agregado es importante no solo desde
una perspectiva puramente académica sino como punto de partida para conocer
también las implicaciones que se derivan para la politica econémica.

De entre los distintos modelos de comportamiento del consumidor, tomamos
la Hipotesis de la Renta Permanente (HRP) como punto de referencia tedrico. For-
mulada inicialmente por Friedman (1957) esta teoria postula que los hogares basan
sus decisiones de consumo presente no en la renta recibida en el periodo sino en el
valor descontado de los flujos de renta que esperan derivar de su capital humano
y no humano. Bajo ciertos supuestos, se puede demostrar que:

C, =Y (1),

donde C; es el consumo del hogar i-ésimo en el momento ¢ e Y7, es su renta per-
manente. Si adicionalmente suponemos que los agentes forman sus expectativas
de manera racional, podemos obtener dos implicaciones inmediatas. La primera de
ellas, derivada por Hall (1978), establece que la evolucion del consumo en el tiempo
se puede describir mediante un paseo aleatorio, es decir, que la mejor prediccion
que podemos hacer del consumo futuro es el consumo presente, salvo por un error
puramente aleatorio. La segunda implicacion, planteada por Flavin (1981), indica
que el tamano de la revision en el consumo motivada por una innovacion en la renta
ha de ser igual al tamano en la revision de la renta permanente provocada por esa
misma innovacion. Méas en concreto, si aceptamos que (1) es una descripcion satis-
factoria del comportamiento de los consumidores, entonces sera cierto que AC, =
AYP, = &, donde &, es la revision de la renta permanente asociada a un cambio en
el conjunto de informacion disponible para los agentes o, si se quiere, a un cambio
sobre las expectativas de renta presente y futuras.

Siguiendo a Gali (1991), dos enfoques se han adoptado en la literatura para
contrastar la validez de la Teoria de la Renta Permanente del consumo con expec-
tativas racionales (HRP-ER, en lo que sigue). El primero de ellos, que podemos
catalogar como indirecto, se basa en el analisis de la ratio:

[ Var(Ac) Tz

Var (&)

1 Véase Malo de Molina (2007), pags. 23 a 25.
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que relaciona la volatilidad de las variaciones en el consumo con la variabilidad de
las revisiones en la renta permanente. Si valores de v inferiores a uno indican que la
evolucion del consumo es demasiado suave en relacion con los cambios de la renta
permanente, valores superiores a uno pondrian de manifiesto la existencia de un
problema de exceso de variabilidad del consumo. Resulta por tanto evidente que,
en este enfoque, es necesario obtener una estimacion de la varianza de la revision
en la renta permanente. Dos lineas de investigacion alternativas se han planteado
para estimar consistentemente esa varianza. En la primera de ellas, basada en
el analisis univariante del proceso de generacion de datos de la renta, se asume
como supuesto fundamental que para predecir la renta futura el hogar dispone de
un conjunto de informacion limitado a valores presentes y pasados de la renta. La
varianza de la revision en la renta permanente seria proporcional a la varianza del
residuo que resulta de estimar un proceso lineal para la renta, con un factor de
proporcionalidad que dependera del tipo de interés real de la economia (que en el
analisis empirico habremos de suponer dado), y de los coeficientes estimados AR
y/0 MA de dicho proceso univariante?.

Como alternativa al analisis univariante, West (1988) y Campbell y Deaton (1989)
postulan que, en general, los hogares disponen de un conjunto de informacion méas
amplio que el que observa el econdémetra, no estando limitado Unicamente a valores
presentes y pasados de la renta. La verdadera revision de la renta permanente es
mucho mas pequena para el hogar que la aproximada por el analista a través del
residuo de un proceso ARMA. En consecuencia, las familias actualizaran su renta
permanente y su consumo en una cuantia mucho menor, conduciendo ello a valores
de y inferiores a uno y rechazandose el modelo HRP-ER por detectarse fendbmenos
de exceso de suavidad en el consumo.

En general, tanto los trabajos basados en el andlisis univariante (e.g. Flavin
(1981), Deaton (1987), Diebold y Rudebush (1991)) como los basados en conjuntos
de informacion no restringidos (e.g. West (1988), Campbell y Deaton (1989), Flavin
(1993)) rechazan la Teoria de la Renta Permanente por encontrar que la variabilidad
del consumo es muy inferior a la que seria consistente con el modelo tedrico.

Como alternativa al andlisis indirecto, tanto en su versién univariante como
multivariante, el enfoque directo pretende contrastar la igualdad entre la propen-

2 Laprincipal limitacién que presenta este tipo de andlisis reside en que la estimacion de la varianza
del cambio en la renta permanente esta seriamente condicionada por el orden de integracién que
supongamos presenta la renta del hogar. Asi, si suponemos que esa renta tiene una tendencia
determinista, y toma un valor superior a uno, es decir, el consumo seria excesivamente sensible,
mientras que si asumimos para la renta del hogar una tendencia estocastica, entonces la ratio anterior
toma un valor inferior a la unidad, registrandose lo que Deaton (1987) denomina como exceso de
suavidad en el consumo.
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sion marginal a consumir a partir de una innovacion en la renta del periodo () y la
propension marginal a revisar la renta permanente a partir de esa misma innovacion
(x), para datos de distintos paises. Utilizando un procedimiento en dos etapas,
Bilson (1980) fue el primero en estimar f junto a un conjunto de valores de  para
diferentes tipos de interés, que se han de suponer dados. Con datos de EEUU,
Alemania y el Reino Unido, este autor no pudo rechazar la hipdtesis nula de que
[ eraigual a y, es decir, los datos parecian apoyar esta implicacion derivada de la
Teoria de la Renta Permanente. Por su parte Weissenberger (1986), con datos de
Alemania y el Reino Unido, indica que esta prediccion del modelo tedrico sélo es
respaldada empiricamente si suponemos que los hogares enfrentan unos tipos de
interés arbitrariamente elevados. Utilizando un conjunto amplio de paises, Kormendi
y LaHaye (1987) encuentran apoyo suficiente para la teoria del consumo que es-
tamos considerando mientras que Deduan y Seater (1997) y Dawson et al. (2001)
obtienen resultados contrapuestos, a saber, con datos de paises industrializados no
pueden rechazar el modelo de Renta Permanente mientras que con datos de paises
subdesarrollados la HRP-ER es claramente refutada. Aun cuando la existencia de
restricciones de liquidez explicaria el rechazo que experimenta la teoria con paises
subdesarrollados, los autores indican que son las notables diferencias en la calidad
de los datos utilizados lo que explica esa aparente paradoja.

Para evitar justamente el efecto de la diferente calidad de los datos entre distin-
tos paises asi como cualquier otro problema de omision de variables relevantes, han
surgido recientemente estudios que utilizan datos regionales. En este sentido, DeJuan
(2003) con datos regionales britanicos, y Deduan et al. (2004) con datos estatales de
EEUU, encuentran apoyo empirico para la Teoria de la Renta Permanente mientras
que Deduan et al. (2006) con datos de los landers alemanes, y Deduan et al. (2008),
con datos de las provincias canadienses, rechazan el modelo. En estos dos Ultimos
casos, la respuesta asimétrica del consumo ante innovaciones positivas y negativas de
la renta les lleva a considerar que las decisiones de gasto de las familias en estos paises
estan seriamente condicionadas por la existencia de restricciones de liquidez.

El presente trabajo se enmarca justamente en esta Ultima linea de investigacion.
Pretendemos contrastar la validez de la Teoria de la Renta Permanente utilizando
datos regionales de Espana para el periodo 1980-2003. Para ello se adopta un
enfoque directo en el que, para cada region, se estima conjuntamente un modelo
ARIMA para la renta de los hogares y una ecuacion que describe la relacion entre
la revision del consumo y la innovacion en la renta. El modelo univariante estimado
se utiliza para cuantificar la magnitud de la revision en la renta permanente asocia-
da a una innovacion en la renta del periodo. Bajo la HRP-ER, la innovacion en la
renta deberia conducir a una revision en el consumo que es igual o esta al menos
positivamente relacionada con la revision en la renta permanente. Los resultados
obtenidos respaldan esta prediccion.
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El apoyo que nuestros datos ofrecen a la HRP-ER esta en linea con los re-
sultados de Deduan (2003) para el Reino Unido y Deduan et al. (2004) para los
Estados Unidos, y con los obtenidos por Deduan y Luengo-Prado (2006). Estos
ultimos autores, utilizando datos regionales de varios paises desarrollados, entre
ellos Espana, contrastan la validez del modelo tedrico que nos ocupa desde un
punto de vista diferente al nuestro. Apoyandose en Hall (1978) realizan un contraste
estandar de exceso de sensibilidad del consumo ante cambios retardados en la
renta'y encuentran que, tras descontar el efecto de las fluctuaciones agregadas de la
economia, la variacion retardada de la renta regional tiene escasa o nula capacidad
predictiva sobre la variacion del consumo regional, tal como predice el modelo®. Esto
indicaria que las economias regionales dentro de cada pais constituyen auténticas
economias abiertas, con un elevado nivel de integracién econémica y financiera, en
las que los hogares pueden suavizar intertemporal e interterritorialmente la evolucion
del consumo sin que éste muestre signos de dependencia respecto a cambios
previamente conocidos en la renta“.

Del apoyo a la HRP-ER se siguen dos implicaciones inmediatas que son de interés
en el contexto econdmico actual. Por un lado, silos hogares se comportan tal como
predice el modelo tedrico que estamos considerando, cualquier rebaja impositiva que
tenga un caracter transitorio y anticipado habra de tener escasos efectos expansivos
sobre el gasto agregado de la economia. Por otro lado, si las familias gestionan épti-
mamente su conjunto de informacion, las caidas futuras esperadas en la renta habran
de ser anticipadas por incrementos en las tasas de ahorro de los hogares.

El resto del trabajo se organiza de la siguiente manera. En la seccion que sigue
se hace un répido repaso de la Teorfa de la Renta Permanente y de las implicaciones
contrastables que se derivan de la misma. En el apartado tercero se presentan los
datos y en el cuarto se muestran los resultados empiricos. Concluimos con un breve
resumen de o expuesto en las secciones anteriores.

3 Aunque Deduan y Luengo-Prado (2006) y nosotros estudiamos el mismo modelo teérico con datos
regionales, lo hacemos desde dos enfoques distintos. Ellos realizan un contraste de exceso de
sensibilidad del consumo ante variaciones anticipadas en la renta, siguiendo a Hall (1978). Nosotros
en cambio contrastamos si se producen variaciones del consumo ante variaciones no anticipadas
en la renta y si lo hace en la cuantia prevista por la teorfa, y lo hacemos siguiendo a Flavin (1981).
Sobre la diferencia entre ambos planteamientos puede consultarse Deaton (1992, cap. 3).

4 Existen trabajos recientes para la economia espafola que contrastan la HRP-ER mediante analisis
de exceso de sensibilidad con datos de panel microeconémicos. En general, el rechazo del modelo
tedrico depende de que se tenga 0 no en cuenta la separabilidad entre distintas categorias de bienes,
de cudl sea la etapa del ciclo econémico y de que en la segmentacion muestral se excluyan los
hogares con persona de referencia en situacion de desempleo, (véase Pou et al. (2006) y Alegre y
Pou (2007)). No obstante su interés, dado el distinto enfoque tedrico y la diferente naturaleza de los
datos y de la metodologia econométrica utilizada, creemos que los resultados no son estrictamente
comparables con los que aqui ofrecemos.

REVISTA DE ESTUDIOS REGIONALES N° 88, 1.S.S.N.: 0213-7585 (2010), PP. 91-110



96 J. ANIBAL NUNEZ CARRASCO

2. CONSUMO Y RENTA PERMANENTE. EL MODELO TEORICO

Las implicaciones empiricamente contrastables de la Teoria de la Renta Per-
manente se pueden derivar a partir del siguiente modelo, (véanse Flavin (1981),
Deaton (1992) y Deduan et al. (2006)):

C‘rr = YnP M

v+ 3 1 v o
it it (-1 + r) pr (1 + r)/ Il Lt+]

VVit =(1+ r)VVi,t—1 + Yi,t—1 - Ci,t—1 3)

La ecuacion (1) establece que el consumo C, es igual a la renta permanente
del hogar, Y7, . La ecuacion (2) define esta Ultima como la suma del valor anual des-
contado de la riqueza no humana W, y del valor presente descontado de la renta
laboral futura esperada, E,(Y,,;). E, es el operador de expectativas condicionadas
a la informacion disponible para el hogar en el momento t. Finalmente, la ecuacion
() recoge la restriccion periodo a periodo que rige la evolucion en el tiempo de la
riqueza. Por simplicidad estamos suponiendo que los agentes toman sus decisiones
de consumo maximizando una funcion de utilidad cuadratica, que el tipo de interés
real es igual a la tasa de preferencia temporal del hogar (de ahi que el factor de
proporcionalidad entre consumo y renta permanente sea la unidad), que la renta Y,
es exdgena en relacion con la decision de consumo de la familia y que el consumo
no presenta ninglin componente transitorio. Dados estos supuestos y siguiendo a
Flavin (1981), la primera diferencia de la ecuacion (1) sera:

AV O < _
AC, =AY, = (1+ r)lgot(H_ r)/ (E/t E/'t—1)Yi,t+/' 4)

La ecuacion (4) indica que la magnitud de la revision en el consumo deberia
ser igual al tamafno de la revision en la renta permanente en respuesta a la nueva
informacion disponible sobre la senda futura esperada de la renta del hogar, repre-
sentada por (E; - E;4) Vs, - Se pone de manifiesto asimismo que el consumo solo
varia ante cambios en la renta permanente, que esos cambios son provocados por
nueva informacion sobre la evolucion de la renta futura, y que son ortogonales a
toda la informacion conocida con anterioridad.
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Para poder contrastar la proposicion (4) necesitamos expresar la revision de
la renta permanente como funcién de la innovacion en alguna variable observable.
Siguiendo a Bilson (1980), supondremos que la renta sigue un proceso estocastico
lineal. Es decir, mas formalmente, asumiremos que AY, sigue un proceso ARMA
univariante:

(—a,L-a,l?—.)AY, =(1+b,L+b,l*+.)e, 6)

donde AY; = Y;- Y., , L es el operador de retardos, a;son los parametros
de la parte autorregresiva del modelo, b; los parametros de la media mévil, y ¢; la
innovacion en la renta del periodo. Dada la ecuacion (5), la férmula que relaciona la
revision de la renta permanente AY", con la innovacion en la renta del periodo es
(véase Flavin, 1981):

= b
2y
=~ (+r
AY] = C—a.g"’ =y,(r.b,a)e, ©)
L Y-
= (+ry

Para un proceso estocastico supuesto para la renta y un tipo de interés real,
% €s el factor de proporcionalidad que mide el tamano de la revision de la renta
permanente asociado a una realizacion de la innovacion en la renta del periodo e;.

El enfoque directo en la contrastacion de la HRP-ER consiste en estimar para
cada region el siguiente sistema de ecuaciones:

AI(L)AYIT =B (L)eit
ACit = ﬁieit + 1,

")

tanto sin restringir como restringido por la siguiente ecuacion no lineal:

p=—t) o irba)
1_2 aU’ (8),
=+ ry

siendo B; la propension marginal a consumir a partir de una innovacion en la
renta y n; un término de perturbacion aleatoria de media cero. En el sistema de
ecuaciones, la primera ecuacion especifica el proceso estocastico seguido por la
renta, la segunda ecuacion describe la relacion entre la revision del consumo y una
innovacion en la renta, y la ecuacion (8) recoge la restriccion interecuaciones que se
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ha de satisfacer si la HRP-ER es una descripcion correcta del comportamiento del
consumidor. Para contrastar la hipotesis nula ;=7 utilizaremos un estadistico LR de
razén de verosimilitudes. Si no conseguimos rechazar esta hipotesis, concluiremos
que la respuesta del consumo ante una innovacion en la renta es consistente con la
prediccion de nuestro modelo tedrico, es decir, la propension marginal a consumir
a partir de una innovacion en la renta () es igual a la propension marginal a revisar
la renta permanente () en respuesta a la misma innovacion.

Antes de concluir esta seccion hemos de indicar que las limitaciones impuestas
por los datos disponibles y por los supuestos simplificadores adoptados hacen que
el contraste de la hipdtesis pi=7y, sea excesivamente restrictivo. Como repetida-
mente recogen Deduan y Seater (1997), DeJuan (2003) y DeJuan et al. (2004, 2006,
2008), la variable de renta que se considera en el modelo tedrico es la renta laboral.
Ahora bien, no existen datos regionales disponibles para la misma, de forma que
se ha de aproximar mediante la renta disponible de la familia. Aun cuando ambas
medidas estan muy correlacionadas, cualquier desviacion de una relacion uno a uno
podria provocar que f; no seaigual ay; . En segundo lugar, la variable consumo C,
deberia circunscribirse al consumo real per capita de los hogares, con exclusion de
las adquisiciones de nuevos bienes de consumo duraderos y teniendo en cuenta el
flujo de servicios imputable al stock de bienes duraderos ya existentes. Estos datos
no existen para la economia espanola a nivel regional, de forma que aproximaremos
C, mediante el gasto en bienes de consumo. Ello puede sesgar la estimacion de f,
a la baja ya que, tal como indican Bernanke (1985) y Abel (1990), la existencia de
costes de ajuste convexos en los bienes duraderos puede llevar a la observacion de
que el consumo es menos sensible a la innovacion en la renta que lo predicho por
la teorfa. En tercer lugar, hemos supuesto que las familias predicen su renta futura
Unicamente a partir de valores presentes y pasados de la misma, y que el conjunto
de informacion disponible por aquéllas coincide con el que tiene el econdmetra.
Kormendi y LaHaye (1987), West (1988), Quah(1990) y Flavin(1993) han insistido
en el hecho de que probablemente el conjunto de informacion de los hogares es
mucho mas amplio, de forma que la variable innovacion en la renta ¢, esta obtenida
con un notable error de medida que podria sesgar de nuevo la estimacion de f; . En
cuarto lugar, la identificacion del factor de proporcionalidad y; se realiza suponiendo
un valor dado para el tipo de interés real de la economia, que permanece cons-
tante en el tiempo. Si este valor es excesivamente alto o bajo, se podria sesgar la
estimacion en sentido opuesto. Por Ultimo, en la ecuacion (1) hemos supuesto que
el consumo transitorio es cero. Si ese consumo transitorio existe (por shocks en
las preferencias) y esta positivamente correlacionado con la innovacion en la renta,
entonces el consumo aparecera como excesivamente sensible a la innovacion, es
decir, la estimacion de B, podria estar sesgada al alza. Todas estas son razones que
nos llevan a plantear el contraste de la HRP-ER en dos versiones, una débil, que
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exigiria que entre B, y ; exista Unicamente una relacion positiva, y otra fuerte, que
establece que la relacion entre esos dos parametros ha de ser de identidad.

3. DATOS

Los datos utilizados en este trabajo abarcan el periodo muestral 1980-2003 y
proceden de la Contabilidad Regional de Espafia (CRE), bases 1980, 1986, 1995,
2000, facilitada por el INES. Como medida de consumo se ha utilizado el gasto en
consumo final privado mientras que como variable representativa de la renta se ha
empleado la renta bruta disponible de los hogares. Estas magnitudes se han expre-
sado en términos per capita, dividiéndolas por las correspondientes estimaciones
intercensales de poblacion. Adicionalmente, han sido deflactadas con el indice de
precios al consumo de cada comunidad autdnoma y expresadas en logaritmos
naturales para los célculos posteriores. El tipo de interés real medio de la econo-
mia espanola se ha obtenido en términos ex —post, como diferencia entre el tipo
de interés nominal a largo plazo y la tasa de inflacion esperada. Esta Ultima, al ser
una variable no observable, se ha aproximado mediante la tasa de inflacion medida
por el crecimiento anual del indice de Precios al Consumo, indice general, bases
1983, 1992 y 2001. Respecto al tipo de interés nominal a largo plazo, dado que
no existe una Unica serie homogénea para el periodo de estudio, se ha procedido
a utilizar dos series enlazadas. Para el periodo 1980-1992 se han utilizado datos
del rendimiento interno de la deuda publica del Estado con vencimiento a mas de
dos anos, facilitado por el Banco de Espafia (1986, 1987 y 1999). Para el periodo
1993-2003 se ha empleado el rendimiento de la deuda del Estado a diez afos,
disponible en Banco de Espana (2008)°.

4. RESULTADOS EMPIRICOS

Como primer paso de nuestro analisis, hemos de estudiar el orden de inte-
gracion de las variables renta y consumo. En nuestro trabajo este estudio previo
responde a una doble motivacion. Por un lado, es conocido (Stock y Watson
(1988); Nelson y Plosser (1992)) que cuando las variables utilizadas en el analisis

5  Enel proceso de enlace de las series de renta y consumo se ha seguido lo expuesto en Marchante
y Ortega (2006).

6  La solucion adoptada para obtener la serie de tipos de interés nominales a largo plazo cuenta
con antecedentes en otros trabajos empiricos de la economia espafola, por ejemplo, Ballabriga y
Sebastian (1993), Esteve y Tamarit (1994), Bajo y Esteve (1998) y Bajo et al. (2004).
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de regresion muestran un comportamiento tendencial, es necesario convertirlas en
estacionarias para evitar cualquier problema de regresiones espurias. Ahora bien, la
forma de conseguir esa estacionariedad es distinta, dependiendo de que las series
presenten una tendencia determinista 0 una tendencia estocastica. En el primer
caso basta con extraer la tendencia determinista de la serie original. En el segundo
caso, la diferenciacion es el procedimiento correcto a aplicar para hacer las series
estacionarias. La segunda razdon que nos obliga a estudiar el orden de integracion
reside en el hecho de que la férmula de la revision de la renta permanente provocada
por una innovacion en la renta del periodo es ligeramente diferente, dependiendo
de que la renta tenga una tendencia determinista o estocéstica, véase Deduan y
Seater (1997).

Inicialmente hemos utilizado el contraste de raices unitarias Dickey-Fuller Au-
mentado (ADF) propuesto por Said y Dickey (1984), siguiendo una metodologia de
lo general a lo particular propuesta por Hall (1994) para elegir el nUmero de retardos
del polinomio autorregresivo presente en este tipo de contrastes. En la aplicacion de
este procedimiento, seleccionamos un nimero maximo de retardos p y analizamos
la significacion estadistica del Gltimo de ellos. Si este Ultimo resulta ser significativo, lo
seleccionamos como numero de retardos adecuado para implementar el contraste
ADF; sinolo es, reducimos el nimero de retardos en una unidad hasta que el Gltimo
incluido sea significativo. Si ninguin retardo muestra significacion, entonces fijamos
p=0, es decir aplicamos el contraste DF. Para establecer el nimero maximo de retar-
dos p utilizamos la regla T® (donde T es el niUmero de observaciones disponibles)
de Said y Dickey (1984); en nuestro caso ese valor inicial se fijo en 37.

Los resultados del estudio del orden de integracion de las series aparecen
recogidos en el Cuadro 1. Para los niveles de significacion habituales, la hipote-
sis nula de raiz unitaria en las series de renta disponible y consumo no se puede
rechazar en 10 de los 18 casos, mientras que en los 8 casos restantes las series
tendrfan un comportamiento estacionario en torno a una tendencia determinista.
Esto ultimo contrasta abiertamente con los resultados de DeJuan (1993) y DedJuan
et al. (2004, 2006, 2008) con datos de Reino Unido, Estados Unidos, Alemania y
Canad4, donde la evidencia se inclina abrumadoramente a favor de la hipotesis de
no estacionariedad. Ahora bien, este primer resultado para las regiones esparnolas
ha de ser aceptado con las debidas precauciones. Es conocido que el contraste
ADF, cuando se aplica a series de pequeno tamafio, genera rechazos espurios de
la hipdtesis nula puesto que el tamano real del contraste se sitta notablemente por
encima de tu tamafio nominal. Recordemos que los datos espafnoles abarcan un

7 Siguiendo la préactica habitual en la literatura sobre andlisis de raices unitarias en series de output
per capita, hemos introducido como estructura determinista una constante y una tendencia lineal.
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CUADRO 1
CONTRASTES DE RAICES UNITARIAS PARA LAS SERIES DE RENTA Y
CONSUMO
C' Y
Region ADF? DF-GLS®  KPSS*  ADF? DF-GLS®  KPSS*
Andalucia -4.45* -2.205 0214+ -343*  -2.288 0.175*
Aragon -4.64* -1.754 0.180*  -2.03 -1.888 0.125™
Asturias (Principado de) -4.24* -1.824 0.163*  -3.66* -1.845 0.176*
Baleares (Islas) -3.22 -2.025 0.146*  -0.08 -0.764 0.142™
Canarias -3.12 -2.265 0197 -2.48 -2.901 0.167
Cantabria -3.24 -1.737 0174+ 520 -1.984 0.222
Castillay Ledn -4.92* -1.838 0201*  -2.60 -2.469 0.144*
Castilla-La Mancha -2.44 -1.482 0147 174 -2.037 0.130™
Catalufia -3.21 -1.779 0165 -2.16 -1.582 0.126™
Comunidad Valenciana -3.72* -2.256 0.191* -3.93 -2.021 0.168"
Extremadura 336" -1.812 0.186*  -3.04 -1.748 0.134™
Galicia -8.73" -1.983 0.229*  -327*  -1.665 0.132™
Madrid (Comunidad de) 362 -2.301 0.201*  -341*  -1.919 0.164*
Murcia (Region de) -3.11 -1.704 0.182* 177 -1.482 0.133™
Navarra (Comunidad Foral de) -3.17 -1.319 0.139*  -2.16 -1.096 0.132*
Pais Vasco -3.10 -1.813 0.145™  -6.79" -1.682 0.185*
Rioja -2.52 -1.766 0.140"  -2.30 -1.784 0.132™
Ceuta y Melila® -2.85 -1.943 0.154*  -6.64* -2.216 0.208"

Notas:

(1) C: Logaritmo del consumo privado real per capita. Y: Logaritmo de la renta familiar bruta dis-
ponible real per capita.

(2) Contraste de raices unitarias de Dickey y Fuller aumentado, en el que el nimero de retardos
de la primera diferencia de la enddgena se selecciona siguiendo el enfoque de lo general a lo
especifico propuesto por Hall (1994). El nimero inicial de retardos del polinomio autorregresivo se
fijla en 3y se utiliza el valor critico del 5% de una distribucion normal para valorar la significacion
estadistica del ultimo retardo. Los valores criticos del contraste de raices unitarias se obtienen de
Cheung y Lai (1995a).

(8) Version modificada del contraste ADF, propuesto por Elliott et al. (1996), en el que las series
son transformadas mediante regresiones GLS. Se selecciona el nimero de retardos que minimiza
el MAIC, de Ng 'y Perron (1991). Los valores criticos del contraste se obtienen siguiendo el proce-
dimiento de Cheung y Lai (1995b).

(4) Contraste de raices unitarias de Kwiatkowski-Phillips-Schmidt-Shin (1992). Los valores criticos
para muestras finitas se obtienen de Sephton (1995).

(5) Los datos de renta familiar disponible para Ceuta y Melilla abarcan solamente el periodo 1986-2008.
Los asteriscos * y ** denotan niveles de significacion marginal del 5% y 10%, respectivamente.

Fuente: Elaboracion propia.
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periodo muestral muy reducido, desde 1980 hasta 20083. Si exceptuamos el caso
britanico, con el mismo nimero de observaciones temporales que nosotros (periodo
muestral 1971-1994) y el caso aleman, con 27 datos que se extienden desde 1970
hasta 1997, en los otros dos trabajos el recorrido temporal es notablemente superior
(el estudio norteamericano utiliza 45 observaciones que van desde 1953 hasta 1998
y el canadiense 35, que cubren el periodo 1961-1996), lo que puede explicar que
en esos casos No se rechace la hipotesis de no estacionariedad®. Adicionalmente,
cuando se utiliza un enfoque de lo general a lo particular para elegir el nimero de
retardos en el contraste ADF, es habitual incurrir en especificaciones que estan
sobreparametrizadas, haciendo que el test sea poco eficiente.

Para salvar las limitaciones del contraste ADF vy dilucidar con mayor claridad
cudles son las caracteristicas de integracion de las series que estamos considerando,
se han realizado dos contrastes adicionales. El primero de ellos es el contraste de
Dickey-Fuller-Minimos Cuadrados Generalizados (DF-GLS) propuesto por Elliott et
al. (1996) en el que, para elegir el nUmero de retardos de la variable enddgena, se
ha seguido el enfoque de minimizacion de un criterio de informacién; en concreto
se ha elegido el nimero de retardos que minimiza el Criterio de Informacion de
Akaike Modificado (MAIC), propuesto por Ng y Perron (2001)°. Los resultados de
este segundo contraste, también recogidos en el Cuadro 1, muestran con claridad
que no podemos rechazar la hipotesis nula de no estacionariedad para las series
de renta disponible y consumo; probablemente algunos de los rechazos que se
producian con el test ADF suponian un error Tipo |. Finalmente, para complementar
los resultados de los dos contrastes anteriores, hemos aplicado el test de estacio-
nariedad de Kwiatwoski et al. (1992), KPSS. En todos los casos es posible rechazar
la hipdtesis nula de estacionariedad para las series que nos interesan.

Por tanto, considerados en conjunto, los tests empleados indican que la ren-
ta disponible y el consumo regionales en Espana son variables no estacionarias,

8  Deaton (1992, cap.4) insiste en la similitud entre los procesos tendencialmente estacionarios y
los procesos estacionarios en diferencias, y en la necesidad de contar con un gran ndmero de
observaciones para poder distinguirlos: “Si el plazo de tiempo fuera suficientemente largo, los dos
procesos parecerian muy distintos, pero son tan parecidos que el largo plazo es realmente muy
largo, mucho mas que los periodos de tiempo de los que existen datos” (pag. 132 de la edicion en
espafol publicada por Alianza Editorial en 1995 bajo el titulo Consumo).

9 El Criterio de Informacion de Akaike Modificado se cred con el propésito de seleccionar modelos
con un numero elevado de retardos cuando los datos indicaban la presencia de una raiz de ele-
vado modulo en la parte MA del modelo, evitandose de esta forma distorsiones en el tamafio del
contraste. Por el contrario, cuando la raiz esta presente en la parte AR este criterio de informacion
tiende a favorecer especificaciones parsimoniosas, evitando una innecesaria perdida de potencia
en el contraste, Ng y Perron (2001). Dada la reducida dimensién temporal de los datos disponibles,
esta Ultima caracteristica lo hace especialmente recomendable para nuestro trabajo.
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siendo necesario emplear en el andlisis que sigue especificaciones en primeras
diferencias.

Para estimar el sistema de ecuaciones (7) es necesario suponer que la primera
diferencia de la renta evolucionaba de acuerdo con un determinado proceso ARMA.
Para cada region se realizé un andlisis previo de identificacion del proceso gene-
rador de datos y se ajustd un modelo AR(2) para la primera diferencia de la renta
disponible regional. El coeficiente obtenido para el segundo retardo presentaba una
media de 0,079 y solo era significativo para la Comunidad de Ceuta y Melilla. En
cambio, el primer retardo ofrecia una media de 0,187 y resultaba significativo en seis
comunidades auténomas. Dado este resultado, asi como el reducido numero de
observaciones disponibles y para facilitar la comparacion con otros trabajos similares
al nuestro, decidimos imponer a la primera diferencia de la renta la especificacion
mas escueta, a saber, supusimos que seguia un proceso AR(1). No obstante, para
comprobar la robustez de los resultados, también se estimo el sistema de ecuaciones
suponiendo que la renta seguia un proceso ARIMA(2,1,0). Como se vera mas abajo,
los resultados no varian significativamente de una especificacion a otra.

Finalmente, para derivar el valor de la restriccion (8) fue necesario imponer
un determinado tipo de interés real. En la literatura de referencia se utilizan valores
del1, 2, 3, 6y 10%. Nosotros, siguiendo indicaciones de un evaluador, decidimos
utilizar el tipo de interés real estimado para la economia espafola durante el periodo
1980-2003, que fue de un 4,3%"°.

Para cada region se estimo el sistema de ecuaciones (7) utilizando minimos
cuadrados no lineales. En cada caso se estimaron cuatro especificaciones (AR(1)
¢, AR(1)sc , AR(2)c y AR(2)sc), dependiendo del proceso generador de datos que
se supusiese para la primera diferencia de la renta, y de la inclusién o no de una
constante en la ecuacion de consumo''. El Cuadro 2 recoge las estimaciones de
By x asi como los t-ratios resultantes™. En relacion con la propension marginal a
consumir a partir de una innovacion en la renta, ésta fluctua entre 0,407 y 1,201, con
un valor medio de 0,804 (modelo AR(1)sc), siendo todos los parametros distintos
de cero a los niveles habituales de significacion. Es decir, los agentes revisan sus
decisiones de consumo corriente ante una perturbacion no anticipada en la renta del

10 También se realizaron las estimaciones con tipos de interés del 2%, 3% y 6%. En ningin caso los
resultados fueron significativamente distintos de los que aqui presentamos y estan disponibles a
peticion del lector interesado.

11 Agradecemos a un evaluador el habernos hecho notar la importancia de considerar 0 no una cons-
tante en la estimacion de la ecuacién de consumo.

12 Aun cuando en el texto principal se comenta el resultado de las cuatro especificaciones, por razo-
nes de espacio en el cuadro 2 sélo se presenta el caso AR(1)sc. El resto de las estimaciones esta
disponible a peticion del interesado.
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CUADRO 2
ESTIMACIONES DE (3 Y x POR REGIONES1
Region § X LR
Coef. t-ratio Coef. t-ratio Estad. Nsm.
Andalucia 1.201 4615 1217 (65100 0022  [0.887]
Aragén 0.836 (3.195) 0.905 (6.843) 0.076 [0.782]
Asturias (Principado de) 0617 (3.200) 1.030 (7.443) 3128 [0.077]
Baleares (Islas) 0.876 (3.260) 1.086 (6.041) 0.727 [0.394]
Canarias 0.805 (3.862) 0.860 (8.127) 0.038 [0.844]
Cantabria 0.769 (3.716) 0.946 (7.887) 0.492 [0.488]
Castilay Ledn 0.898 (3.700) 0.841 (7.439) 0.039 [0.844]
Castila-La Mancha 0.656 (2.633) 0.985 (7.117) 1.333 [0.248]
Cataluia 0.621 (3.045) 0.915 (7.458) 1.256 [0.262]
Comunidad Valenciana 1.112 (5.150) 1.019 (7.246) 0.152 [0.697]
Extremadura 0.597 (2.544) 1,059 (6.704) 3.142 [0.076]
Galicia 1.139 (4.456) 1.271 6.770) 0.345 [0.557]
Madrid (Comunidad de) 0.823 (4.610) 0974 (8.305) 0.415 [0.520]
Murcia (Region de) 0.407 141) 0.725 (8.747) 1.188 [0.276]
Navarra (Comunidad Foral de) 0.963 (5.138) 1.183 (8.322) 1.067 [0.302]
Pais Vasco 0.773 (3.665) 1.194 (7.142) 3.709 [0.054]
Rioja 0.534 (2473 0.669 (10.187) 0.175 [0.676]
Ceuta y Melilla 0.839 (4.621) 0.873 (8.899) 0.014 [0.907]
Espana 1.129 (4.731) 1.149 (6.826) 0.009 [0.926]
Notas:

(1) Modelo AR(1)sc en el que el sistema de ecuaciones (7) se estima suponiendo que la
primera diferencia de la renta sigue un proceso AR(1) y la ecuacion de consumo no tiene
ordenada en el origen. El tipo de interés utilizado para identificar y, fue del 4,3%.

[ es la estimacion de la propension marginal a consumir a partir de una innovacion en
la renta.

¥ €es la constante de proporcionalidad que relaciona la revision de la renta permanente
con una innovacién en la renta del periodo.

(2) LR es el estadistico de razon de verosimilitudes bajo la hipdtesis nula Hy: = . Entre
paréntesis cuadrados se muestran los niveles de significacion marginal.

Fuente: Elaboracion propia.
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periodo. Cuando introducimos una constante en la ecuaciéon de consumo (modelo
AR(1)c), el valor medio de p desciende hasta 0,515 y se registran cinco casos en
los que el coeficiente estimado no es significativo a un nivel del 5%. Si suponemos
que la primera diferencia de la renta sigue un proceso AR(2) el patron de comporta-
miento es similar al que acabamos de comentar, es decir, con el modelo AR(2)sc el
parametro f registra una media de 0,853 y solo para una region no es significativo
(Murcia), mientras que con el modelo AR(2)c esa media desciende hasta 0,526 y
en cinco regiones muestra bajos niveles de significacion estadistica. En general, la
inclusion de un término independiente en la ecuacion de consumo reduce tanto el
valor medio del coeficiente p como la precision de la estimacion.

En cuanto a y, la revision de la renta permanente motivada por una innovacion
en la renta corriente, para la especificacion AR(1)sc vemos que adopta un valor
positivo que varia entre un minimo de 0,669 para Rioja y un méaximo de 1,271 para
Galicia, siendo significativo en todos los casos. La inclusion de una constante en
la ecuacion de consumo soélo reduce ligeramente el tamafno del coeficiente pero
no afecta a la significatividad de las estimaciones. En cuanto a los modelos en los
que la renta sigue un proceso ARIMA(2,1,0), no se producen cambios resefiables
respecto a lo que acabamos de comentar.

Como idea central de nuestro trabajo hemos de preguntarnos si  es igual a
o si, al menos, entre ambos parametros existe una relacion positiva. Para abordar
esta cuestion nos centramos en primer lugar en el estadistico LR de razén de ve-
rosimilitudes y en los correspondientes p-valores asociados. El Cuadro 2 muestra
que, de las 18 regiones estudiadas, en sélo 3 casos el estadistico en cuestion es
significativo, pudiéndose rechazar la hipotesis nula para Asturias, Extremadura y
Pais Vasco a un nivel del 10%. Si atendemos a los resultados del modelo AR(1)c el
rechazo de la hipdtesis de igualdad de f y x es mas amplio, produciéndose para
siete comunidades auténomas. Cuando analizamos los modelos AR(2)sc y AR(2)
¢ los resultados son similares a los que acabamos de ver; para la especificacion
AR(2)sc el rechazo solo se produce en dos regiones (Asturias y Pais Vasco) mientras
que para el modelo AR(2)c el estadistico LR es significativo en cinco ocasiones. Si
consideramos los datos para el conjunto de la economia espanola los resultados
son contundentes; sea cual fuere el modelo considerado, en ninguin caso es posible
rechazar la hipotesis de igualdad de los parametros que nos interesan. Por tanto,
como primera aproximacion hemos de indicar que la revision del consumo provocada
por una innovacion en la renta es compatible con la prediccion que hace la Teoria
de la Renta Permanente en la mayoria de las comunidades autonomas estudiadas.
No se observan cambios destacables cuando modificamos la especificacion del
proceso generador de datos de la renta disponible regional. La inclusion de una
constante en la ecuacion de consumo altera ligeramente los resultados en el sentido
de aumentar el numero de comunidades autbnomas en las que no se acepta la

REVISTA DE ESTUDIOS REGIONALES N° 88, 1.S.S.N.: 0213-7585 (2010), PP. 91-110



106 J. ANIBAL NUNEZ CARRASCO

hipotesis de igualdad. En cualquier caso, el rechazo que se produce de la HRP-ER
es siempre minoritario.

CUADRO3
CONTRASTES ADICIONALES DE LA HIPOTESIS DE RENTA
PERMANENTE!

Modelo? i N R Test F* Spearman®
0053 0618 64.14 0416

AR(llc (0.327) (3.290) 0251 0.00} [0.08]
0018 0833 10.71 0484

AR(tlsc (-0.085) (3.851 0420 0.00) [0.042]
0200 0.789 7412 0711

ARIc (-1.089) (3.869) 0475 0.0} [0.001]
0471 1008 11.02 0.726

ARRjsc (0.721) (4.397) 0837 0.00) [0.001]

Notas:

(1) La estimacion del modelo AR(1)sc se realiza sobre los parametros recogidos en el cuadro 2.
Los coeficientes necesarios para estimar el resto de los modelos estan disponibles a peticion del
interesado.

(2) AR() indica que en la estimacion del sistema de ecuaciones (7) se ha supuesto que la primera
diferencia de la renta disponible sigue un proceso autorregresivos de orden j-ésimo. ¢ [sc] indica que
la ecuacion de consumo del sistema (7) se ha estimado incluyendo [excluyendo] una constante.

() Bajo los coeficientes estimados se muestra (entre paréntesis) los t-ratios calculados con errores
estandar robustos a heteroscedasticidad.

(4) Estadistico F para la hipdtesis nula Hy: v, = 0y y;: = 1. Debajo, {entre corchetes} se muestran
los niveles de significacion marginal.

(5) Coeficiente de correlacion por rangos de Spearman (Hy: p = 0; H,: p > 0). Debajo, [entre pa-
réntesis cuadrados] se muestran los niveles de significacion marginal.

Fuente: Elaboracién propia.

En el apartado 2 de este trabajo hemos hecho referencia a distintas razones
por las cuales seria excesivamente restrictivo contrastar la validez de la Hipétesis de
Renta Permanente en términos de igualdad entre B y . Los resultados del cuadro
2, con ser contundentes, no pueden ocultar que para algunas regiones los para-
metros anteriores son claramente diferentes. Por esta razdn, creemos interesante
contrastar la validez de la HRP en un sentido débil, es decir, intentar ver si entre p,
y x; existe al menos una relacion positiva. Para ello, con los parametros estimados
en el cuadro 2, realizamos la siguiente regresion:

ﬁi =YootV tY, )

REVISTA DE ESTUDIOS REGIONALES N° 88, 1.S.S.N.: 0213-75685 (2010), PP. 91-110



UN CONSTRASTE DIRECTO DE LA HIPOTESIS DE RENTA PERMANENTE 107

y contrastamos la hipdtesis y, > 0 (esto es, f; yy; estan positivamente relacionadas)
y la hipdtesis conjuntay, =0 y ¥y, =1, que no es mas que una forma paramétrica de
contrastar la igualdad de B; y ; en cada region. El cuadro 3 presenta el resultado de
esa estimacion para las distintas especificaciones propuestas del sistema de ecua-
ciones (7). El valor estimado para y; oscila entre 0,62 y 1, siendo en todos los casos
estadisticamente mayor que cero 'y, en el Ultimo modelo, no significativamente distinto
de uno. Nuevamente, al igual que sucedia en el estudio del contraste LR, cuando
en la estimacion de la ecuacion de consumo excluimos la constante, el resultado
se aproxima més a la aceptacion de la HRP-ER en sentido estricto (el coeficiente y;
se aproxima mas a uno en los modelos AR(1)sc y AR(2)sc). De cualquier forma, de
las regresiones estimadas en el Cuadro 3 se deriva un apoyo al modelo tedrico en
sentido débil; en ninguin caso la hipotesis conjuntay, =0 y vy, = 1 es aceptada, ni
siquiera en el modelo AR(2)sc en el que y, no es estadisticamente distinto de uno.

Finalmente, como prueba adicional de la relacion entre los parametros que esta-
mos estudiando, presentamos en el cuadro 3 el calculo del coeficiente de correlacion
por rangos de Spearman. Dado su caracter no paramétrico, no depende de ningun
supuesto sobre la distribucion de los residuos y es robusto a la relacién funcional
que exista entre las variables de interés. En nuestro caso este coeficiente se mueve
en un rango que va desde 0,416 hasta 0,726, con niveles de significacion marginal
que permiten rechazar la hipétesis nula de no correlacion, en favor de la alternativa
de correlacion positiva, siendo este rechazo especialmente claro en los casos en
los que para la primera diferencia de la renta se supone un proceso AR(2).

Por tanto, considerados en conjunto los resultados obtenidos a partir de tres
tests distintos (a saber, contraste LR, regresion auxiliar de p; sobre y;, y el coeficiente
de correlacion por rangos de Spearman) muestran claramente la existencia de una
relacion positiva entre la revision del consumo originada por una innovacion en la
rentay la revision de la renta permanente debida a esa misma innovacion. Con datos
regionales de la economia espanola no se puede rechazar la validez de la Teoria de
la Renta Permanente en un sentido débil, aunque no hemos encontrado evidencia
contundente a favor de la misma en un sentido estricto.

5. CONCLUSIONES

Este trabajo pretende contrastar la validez de la Teoria de la Renta Permanente
con Expectativas Racionales, utilizando un enfoque directo con datos regionales
de la economia espafola. En concreto, pretendemos contrastar si la revision del
consumo motivada por una innovacion en la renta corriente esta positivamente re-
lacionada con la revision de la renta permanente que hace el hogar ante esa misma
innovacion. Para ello estimamos por minimos cuadrado no lineales un sistema de
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ecuaciones que relaciona la innovacion en la renta del periodo con la respuesta del
consumo ante esa innovacion. El sistema de ecuaciones se estima de manera tanto
no restringida como restringida por la relacion tedrica que une el proceso generador
de datos de la renta con el tamafio en la revision de la renta permanente.

Los resultados empiricos apoyan la prediccion basica de la Teoria de la Renta
Permanente e indican que entre la revision del consumo vy la revision de la renta
permanente, motivadas ambas por una innovacion en la renta, existe una relacion
positiva, que no llega a ser de igualdad. Estos resultados estan en linea con los
obtenidos por Bilson (1980) y Dawson et al. (2001), con datos de distintos paises,
y por Deduan (2003) y Deduan et al.(2004), con datos regionales del Reino Unido
y Estados Unidos.

Las implicaciones de politica econdmica que se derivan de este resultado son
inmediatas. Si la HRP-ER constituye una buena explicacién del comportamiento
consumidor de las familias, entonces cualquier politica fiscal que tenga un caracter
transitorio y anticipado habra de tener escasos efectos expansivos sobre el gasto
agregado de la economia. Por otro lado, si los agentes utilizan eficientemente su
conjunto de informacion disponible y pronostican una caida en los niveles futuros
de renta, dicha caida se vera anticipada por un aumento en las tasas de ahorro de
los hogares.

Finalmente, aunque la evidencia aportada en este trabajo apoya la HRP-ER en
un sentido débil, creemos necesario seguir indagando sobre las razones que estan
detras del no cumplimiento estricto del modelo. Dos cuestiones se presentan como
relevantes. En primer lugar, a lo largo del periodo de tiempo considerado (1980-2003)
la economia espanola ha experimentado un intenso proceso de desregulacion e
integracion en los mercados financieros internacionales, con el afios 1992 como
momento clave. Pese al reducido recorrido de las series disponibles, seria interesante
saber si ese proceso ha afectado a la capacidad de los hogares para suavizar la
evolucion de su consumo en el tiempo. En segundo lugar, el cumplimiento de la
HRP-ER en ciertas regiones es mas que cuestionable. A priori, no consideramos que
la existencia de restricciones de liquidez sea una explicacion plausible. Mas bien,
nos inclinamos a pensar que es la estructura econdmica de las distintas regiones
la que determina una diferente exposicion de las familias al riesgo y es el compor-
tamiento preventivo de los consumidores lo que explicaria el rechazo, aunque sea
minoritario, del modelo que estamos considerando. De cualquier forma, todo ello
queda para futuras investigaciones.

REVISTA DE ESTUDIOS REGIONALES N° 88, 1.S.S.N.: 0213-75685 (2010), PP. 91-110



UN CONSTRASTE DIRECTO DE LA HIPOTESIS DE RENTA PERMANENTE 109

BIBLIOGRAFIA

ABEL, A. (1990): “Consumption and Investment”, en B.M. Friedman y F. Hahn (eds.), Handbook of Monetary
Economics, Vol. 2, North-Holland, Amsterdam, pp. 726-778.

ALEGRE, J.; POU, LI. (2007): “Further evidence of excess sensitivity of consumption? Nonseparability among
goods and heterogeneity across households”, Applied Economics, iFirst, pp. 1-18.

BAJO, O.; DIAZ, C.; ESTEVE, V. (2004): “Is the Fisher effect nonlinear? Some evidence for Spain, 1963-2002”",
Fundacion centrA, documento de trabajo E2004/05.

BAJO, O.; ESTEVE, V. (1998): “; Existe un efecto Fisher en el largo plazo? Evidencia para la economia espafiola,
1962-1996", Revista Espariola de Economia, 15, pp. 149-166.

BALLAGRIGA, F.C.; SEBASTIAN, M. (1993): “Déficit publico y tipos de interés en la economia espafiola: ¢ Existe
evidencia de causalidad?”, Revista Espariola de Economia, 10, pp. 283-306.

BANCO DE ESPANA (1986). Boletin Estadistico, diciembre.

-(1987). Boletin Estadistico, diciembre.

-(1999). Boletin Estadistico, mayo, series histéricas en CD.

-(2008).Boletin Estadistico, series histéricas en Internet, (disponible en http://www.bde.es/infoes/boleste.htm).

BERNANKE, B. S. (1985): “Adjustment Cost, Durables, and Aggregate Consumption”, Journal of Monetary
Economics, 15, pp. 41-68.

BILSON, J. (1980): “The Rational Expectations Approach to the Consumption Function: a Multi-Country Study”,
European Economic Review, 13, pp. 273-299.

CAMPBELL, J.; DEATON, A. (1989): “Why is Consumption so smooth?”, Review of Economic Studies, 56, pp.
357-374.

CHEUNG, Y.W.; LA, K. (1995a): “Lag Order and Critical Values of the Augmented Dickey-Fuller Test”, Journal of
Business and Economic Statistics, 13(3), pp. 277-280.

CHEUNG, Y.W.; LA, K. (1995b): “Lag Order and Critical Values of a Modified Dickey-Fuller Test”, Oxford Bulletin
of Economics and Statistics, 57(3), pp. 411-419.

DAWSON, J.; DEJUAN, J.; SEATER, J.; STEPHENSON, E.F. (2001): “Economic Information Versus Quality Variation
in Cross-Country Data”, Canadian Journal of Economics, 34, pp. 988-1009.

DEATON, A. (1987): “Life-Cycle Models of Consumption: Is the Evidence Consistent with the Theory?”, en T.
Bewley (Ed), Advances in Econometrics, Fifth World Congress, Vol. 2, Cambridge University Press,
Cambridge, pp. 121-148.

DEATON, A. (1992): Understanding Consumption, Oxford University Press, Oxford.

DEJUAN, J. (2003): “The Response of Consumption to Income Innovations: Evidence from UK Regions”, Regional
Studies, 5, pp. 445-451.

DEJUAN, J.; LUENGO-PRADO, M.J. (2006): “Consumption and Aggregate Constraints: International Evidence”,
Oxford Bulletin of Economics and Statistics, 68 (1), pp. 81-99.

DEJUAN, J.; SEATER, J. (1997): “A Cross-Country Test of the Permanent Income Hypothesis”, International
Review of Applied Economics, 11 (3), pp. 451-468.

DEJUAN, J.; SEATER, J.; WIRJANTO, T. (2004): “A Direct Test of the Permanent Income Hypothesis with an
Application to the U.S. States”, Journal of Money, Credit, and Banking, 36 (6), pp. 1091-1103.

DEJUAN, J.; SEATER, J.; WIRJANTO, T. (2006): “Testing the Permanent-Income Hypothesis: New Evidence from
West-German States (Lander)”, Empirical Economics, 31, pp. 613-629.

DEJUAN, J.; SEATER, J.; WIRJANTO, T. (2008): Testing the Stochastic Implications of Permanent Income
Hypothesis using Canadian Provincial Data, Department of Economics, University of Waterloo, Canada,
(mimeo).

DIEBOLD, F.; RUDEBUSCH, G.D.(1991): “Is Consumption Too Smooth?. Long memory and the Deaton Paradox”,
Review of Economics and Statistics, 73, pp. 1-17.

ELLIOT, Gr.; ROTHENBERG, J.; STOCK, J. (1996): “Efficient Tests for an Autoregressvie Unit Root”, Econometrica,
64, pp. 813-836.

REVISTA DE ESTUDIOS REGIONALES N° 88, 1.S.S.N.: 0213-7585 (2010), PP. 91-110



110 J. ANIBAL NUNEZ CARRASCO

ESTEVE, V.; TAMARIT, C. (1994): “Determinantes de los tipos de interés reales a largo plazo en Espafa”, Revista
de Economia Aplicada, 5, pp.27-50.

FLAVIN, M. (1981): “Adjustment of Consumption to Changing Expectations about Future Income”, Journal of
Political Economy, 89, pp. 974-1009.

FLAVIN, M. (1993): “The Excess Smoothness of Consumption: Identification and Interpretation”, Review of
Economic Studies, 60, pp. 651-666.

FRIEDMAN, M. (1957): A theory of consumption function, Princeton University Press, Princeton.

GALI, J. (1991): “Budget Constraints and Time-Series Evidence on Consumption”, American Economic Review,
81(5), pp. 1238-1253.

HALL, A. (1994): “Testing for a unit root in time series with pretest data-based model selection”, Journal of Business
and Economic Statistics, 12, pp. 461-470.

HALL, R. (1978): “Stochastic Implications of the Life Cycle-Permanent Income Hypothesis: Theory and Evidence”,
Journal of Political Economy, 96, pp. 971-987.

KORMENDI, R.; LAHAYE, L. (1987): Cross-Country Evidence on the Permanent Income Hypothesis, University of
Michigan, Scholl of Business Administration, documento de trabajo nim. 561, Ann Arbor, Michigan.

KWIATKOWSKI, D.; PHILLIPS, P.; SCHMIDT, P.; SHIN, Y. (1992): “Testing the Null Hypothesis of Stationarity
Against the Alternative of a Unit Root”, Journal of Econometrics, 54, pp. 1569-178.

MALO DE MOLINA, J.L. (2007): Los Principales Rasgos y Experiencias de la Integracion de la Economia Espafiola
en la UEM, Banco de Espaia, Documentos Ocasionales nim. 0701, Madrid.

MARCHANTE, A.; ORTEGA, B. (2006): “Quality of Life and Economic Convergence across Spanish Regions,
1980-2001", Regional Studies, 40 (5), pp. 471-483.

NELSON, C.; PLOSSER, C. (1982): “Trends and Random Walks in Macroeconomic Time Series”, Journal of
Monetary Economics, 10, pp. 139-162.

NG, S.; PERRON, P. (2001): “Lag Length Selection and the construction of Unit Root Tests with Good Size and
Power”, Econometrica, 69, pp. 1519-1554.

POU, LI.; ALEGRE, J.; OLIVER, J. (2006): “El exceso de sensibilidad del consumo al ciclo econdémico. Un andlisis
microeconémico”, Revista de Economia Aplicada, 41, pp. 85-113.

QUAH, D. (1990): “Permanent and Transitory Movements in Labor Income: an Explanation for Excess Smoothness
in Consumption”, Journal of Political Economy, 98, pp. 449-475.

SAID, S.; DICKEY, D. (1984): “Testing for Unit Roots in Autoregressive-moving Average Models of Unknown
Order”, Biometrika, 71, pp. 599-607.

SEPHTON, P. (1995): “Response surface estimates of the KPSS stationarity test”, Economics Letters, 47, pp.
255-261.

STOCK, J.H.; WATSON, W. (1988): “Testing for Common Trends”, Journal of the American Statistical Association,
83, pp. 1097-2007.

WEISSENBERGER, E. (1986): “Consumption innovations and income innovations: evidence from UK and Germany”,
The Review of Economics and Statistics, 78, pp. 1-8.

WEST, K.D. (1988): “The Insensitivity of Consumption to News about Income”, Journal of Monetary Economics,
21, pp. 17-34.

REVISTA DE ESTUDIOS REGIONALES N° 88, 1.S.S.N.: 0213-75685 (2010), PP. 91-110



