
Un contraste directo de la hipótesis de 
renta permanente. Evidencia con datos 
de las Comunidades Autónomas Espa-
ñolas

A direct test of the Permanent Income Hypo-
thesis. Some evidence from Spanish regional 
data

J. Aníbal Núñez Carrasco
Universidad de Málaga

Recibido, Noviembre de 2007; Versión final aceptada, Marzo de 2009. 

palabRas claVe: consumo, Hipótesis de Renta permanente, Datos regionales españoles.

KeywoRDs: consumption, permanent Income Hypothesis, spanish regional data

clasificación Jel: e20, e21, R10

ResuMeN

el objetivo de este trabajo consiste en contrastar la Hipótesis de la Renta permanente con 
datos de las comunidades autónomas españolas para el período 1980-2003. utilizando el enfo-
que directo propuesto por Kormendi y laHaye (1987), pretendemos ver si los datos respaldan la 
idea de que una innovación en la renta provoca una revisión en el consumo de igual tamaño que 
la revisión en la renta permanente. los resultados obtenidos apoyan la predicción 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. INtRoDuccIóN

aunque la evolución reciente de la economía española ha estado condicionada 
por las elevadas tasas de crecimiento del sector de la construcción1, el consumo 
privado sigue representando la mayor proporción del pIb. comprender el compor-
tamiento de esta última rubrica del gasto agregado es importante no sólo desde 
una perspectiva puramente académica sino como punto de partida para conocer 
también las implicaciones que se derivan para la política económica.

De entre los distintos modelos de comportamiento del consumidor, tomamos 
la Hipótesis de la Renta permanente (HRp) como punto de referencia teórico. For-
mulada inicialmente por Friedman (1957) esta teoría 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:

 
                                                                (1),

donde Cit  es el consumo del hogar i-ésimo en el momento t e YP
it  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 evolución del consumo en el tiempo 
se puede describir mediante un paseo aleatorio, es decir, que la mejor predicción 
que podemos hacer del consumo futuro es el consumo presente, salvo por un error 
puramente aleatorio. la segunda implicación, planteada por Flavin (1981), indica 
que el tamaño de la revisión en el consumo motivada por una innovación en la renta 
ha de ser igual al tamaño en la revisión de la renta permanente provocada por esa 
misma innovación. Más en concreto, si aceptamos que (1) es una descripción satis-
factoria del comportamiento de los consumidores, entonces será cierto que DCit = 
DYP

it = xit, donde xit  es la revisión de la renta permanente asociada a un cambio en 
el conjunto de información disponible para los agentes o, si se quiere, a un cambio 
sobre las expectativas de renta presente y futuras.

siguiendo a galí (1991), dos enfoques se han adoptado en la literatura para 
contrastar la validez de la teoría 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 análisis de la ratio:

1 Véase Malo de Molina (2007), págs. 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 ψ inferiores a uno indican que la 
evolución del consumo es demasiado suave en relación con los cambios de la renta 
permanente, valores superiores a uno pondrían 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 estimación de la varianza de la revisión 
en la renta permanente. Dos líneas de investigación alternativas se han planteado 
para estimar consistentemente esa varianza. en la primera de ellas, basada en 
el análisis univariante del proceso de generación de datos de la renta, se asume 
como supuesto fundamental que para predecir la renta futura el hogar dispone de 
un conjunto de información limitado a valores presentes y pasados de la renta. la 
varianza de la revisión en la renta permanente sería proporcional a la varianza del 
residuo que resulta de estimar un proceso lineal para la renta, con un factor de 
proporcionalidad que dependerá del tipo de interés real de la economía (que en el 
análisis empírico habremos de suponer dado), y de los coeficientes estimados aR 
y/o Ma de dicho proceso univariante2.

como alternativa al análisis univariante, west (1988) y campbell y Deaton (1989) 
postulan que, en general, los hogares disponen de un conjunto de información más 
amplio que el que observa el económetra, no estando limitado únicamente a valores 
presentes y pasados de la renta. la verdadera revisión de la renta permanente es 
mucho más pequeña para el hogar que la aproximada por el analista a través del 
residuo de un proceso aRMa. en consecuencia, las familias actualizarán su renta 
permanente y su consumo en una cuantía mucho menor, conduciendo ello a valores 
de ψ inferiores a uno y rechazándose el modelo HRp-eR por detectarse fenómenos 
de exceso de suavidad en el consumo.

en general, tanto los trabajos basados en el análisis univariante (e.g. Flavin 
(1981), Deaton (1987), Diebold y Rudebush (1991)) como los basados en conjuntos 
de información no restringidos (e.g. west (1988), campbell y Deaton (1989), Flavin 
(1993)) rechazan la teoría de la Renta permanente por encontrar que la variabilidad 
del consumo es muy inferior a la que sería consistente con el modelo teórico.

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

2 la principal limitación que presenta este tipo de análisis reside en que la estimación de la varianza 
del cambio en la renta permanente está seriamente condicionada por el orden de integración que 
supongamos presenta la renta del hogar. así, si suponemos que esa renta tiene una tendencia 
determinista, ψ toma un valor superior a uno, es decir, el consumo sería excesivamente sensible, 
mientras que si asumimos para la renta del hogar una tendencia estocástica, entonces la ratio anterior 
toma un valor inferior a la unidad, registrándose lo que Deaton (1987) denomina como exceso de 
suavidad en el consumo.



94 J. aNíbal Núñez caRRasco

ReVIsta De estuDIos RegIoNales Nº 88, I.s.s.N.: 0213-7585 (2010), pp. 91-110

sión marginal a consumir a partir de una innovación en la renta del periodo (β) y la 
propensión marginal a revisar la renta permanente a partir de esa misma innovación 
(χ), para datos de distintos países. utilizando un procedimiento en dos etapas, 
bilson (1980) fue el primero en estimar β junto a un conjunto de valores de χ 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 hipótesis nula de que 
β era igual a χ, es decir, los datos parecían apoyar esta implicación derivada de la 
teoría de la Renta permanente. por su parte weissenberger (1986), con datos de 
alemania y el Reino unido, indica que esta predicción del modelo teórico sólo es 
respaldada empíricamente si suponemos que los hogares enfrentan unos tipos de 
interés arbitrariamente elevados. utilizando un conjunto amplio de países, Kormendi 
y laHaye (1987) encuentran apoyo suficiente para la teoría del consumo que es-
tamos considerando mientras que DeJuan y seater (1997) y Dawson et al. (2001) 
obtienen resultados contrapuestos, a saber, con datos de países industrializados no 
pueden rechazar el modelo de Renta permanente mientras que con datos de países 
subdesarrollados la HRp-eR es claramente refutada. aun cuando la existencia de 
restricciones de liquidez explicaría el rechazo que experimenta la teoría con países 
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 países así como cualquier otro problema de omisión de variables relevantes, han 
surgido recientemente estudios que utilizan datos regionales. en este sentido, DeJuan 
(2003) con datos regionales británicos, y DeJuan et al. (2004) con datos estatales de 
eeuu, encuentran apoyo empírico para la teoria de la Renta permanente mientras 
que DeJuan et al. (2006) con datos de los landers alemanes, y DeJuan et al. (2008), 
con datos de las provincias canadienses, rechazan el modelo. en estos dos últimos 
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 países 
están seriamente condicionadas por la existencia de restricciones de liquidez.

el presente trabajo se enmarca justamente en esta última línea de investigación. 
pretendemos contrastar la validez de la teoría de la Renta permanente utilizando 
datos regionales de españa para el periodo 1980-2003. para ello se adopta un 
enfoque directo en el que, para cada región, se estima conjuntamente un modelo 
aRIMa para la renta de los hogares y una ecuación que describe la relación entre 
la revisión del consumo y la innovación en la renta. el modelo univariante estimado 
se utiliza para cuantificar la magnitud de la revisión en la renta permanente asocia-
da a una innovación en la renta del periodo. bajo la HRp-eR, la innovación en la 
renta debería conducir a una revisión en el consumo que es igual o está al menos 
positivamente relacionada con la revisión en la renta permanente. los resultados 
obtenidos respaldan esta predicción.
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el apoyo que nuestros datos ofrecen a la HRp-eR está en línea con los re-
sultados de DeJuan (2003) para el Reino unido y DeJuan et al. (2004) para los 
estados unidos, y con los obtenidos por DeJuan y luengo-prado (2006). estos 
últimos autores, utilizando datos regionales de varios países desarrollados, entre 
ellos españa, contrastan la validez del modelo teórico que nos ocupa desde un 
punto de vista diferente al nuestro. apoyándose en Hall (1978) realizan un contraste 
estándar 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 
economía, la variación retardada de la renta regional tiene escasa o nula capacidad 
predictiva sobre la variación del consumo regional, tal como predice el modelo3. esto 
indicaría que las economías regionales dentro de cada país constituyen auténticas 
economías abiertas, con un elevado nivel de integración económica y financiera, en 
las que los hogares pueden suavizar intertemporal e interterritorialmente la evolución 
del consumo sin que éste muestre signos de dependencia respecto a cambios 
previamente conocidos en la renta4.

Del apoyo a la HRp-eR se siguen dos implicaciones inmediatas que son de interés 
en el contexto económico actual. por un lado, si los hogares se comportan tal como 
predice el modelo teórico que estamos considerando, cualquier rebaja impositiva que 
tenga un carácter transitorio y anticipado habrá de tener escasos efectos expansivos 
sobre el gasto agregado de la economía. por otro lado, si las familias gestionan ópti-
mamente su conjunto de información, las caídas futuras esperadas en la renta habrán 
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 sección que sigue 
se hace un rápido repaso de la teoría 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 empíricos. concluimos con un breve 
resumen de lo expuesto en las secciones anteriores.

3 aunque DeJuan y luengo-prado (2006) y nosotros estudiamos el mismo modelo teórico 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 cuantía prevista por la teoría, 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 economía española que contrastan la HRp-eR mediante análisis 
de exceso de sensibilidad con datos de panel microeconómicos. en general, el rechazo del modelo 
teórico depende de que se tenga o no en cuenta la separabilidad entre distintas categorías de bienes, 
de cuál sea la etapa del ciclo económico y de que en la segmentación muestral se excluyan los 
hogares con persona de referencia en situación de desempleo, (véase pou et al. (2006) y alegre y 
pou (2007)). No obstante su interés, dado el distinto enfoque teórico y la diferente naturaleza de los 
datos y de la metodología econométrica utilizada, creemos que los resultados no son estrictamente 
comparables con los que aquí ofrecemos.
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2. coNsuMo y ReNta peRMaNeNte. el MoDelo teóRIco

las implicaciones empíricamente contrastables de la teoría de la Renta per-
manente se pueden derivar a partir del siguiente modelo, (véanse Flavin (1981), 
Deaton (1992) y DeJuan et al. (2006)):

                                                                     (1)
                        

         
      (2)

                   
                   

     (3)

la ecuación (1) establece que el consumo Ct es igual a la renta permanente 
del hogar, YP

t . la ecuación (2) define esta última como la suma del valor anual des-
contado de la riqueza no humana Wt y del valor presente descontado de la renta 
laboral futura esperada, Et (Yt+j ). Et  es el operador de expectativas condicionadas 
a la información disponible para el hogar en el momento t. Finalmente, la ecuación 
(3) recoge la restricción periodo a periodo que rige la evolución en el tiempo de la 
riqueza. por simplicidad estamos suponiendo que los agentes toman sus decisiones 
de consumo maximizando una función de utilidad cuadrática, que el tipo de interés 
real es igual a la tasa de preferencia temporal del hogar (de ahí que el factor de 
proporcionalidad entre consumo y renta permanente sea la unidad), que la renta Yt  
es exógena en relación con la decisión de consumo de la familia y que el consumo 
no presenta ningún componente transitorio. Dados estos supuestos y siguiendo a 
Flavin (1981), la primera diferencia de la ecuación (1) será:

                            (4)

la ecuación (4) indica que la magnitud de la revisión en el consumo debería 
ser igual al tamaño de la revisión en la renta permanente en respuesta a la nueva 
información disponible sobre la senda futura esperada de la renta del hogar, repre-
sentada por (Eit - Ei,t-1) Yi,t+j . se pone de manifiesto asimismo que el consumo sólo 
varía ante cambios en la renta permanente, que esos cambios son provocados por 
nueva información sobre la evolución de la renta futura, y que son ortogonales a 
toda la información conocida con anterioridad.
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para poder contrastar la proposición (4) necesitamos expresar la revisión de 
la renta permanente como función de la innovación en alguna variable observable. 
siguiendo a bilson (1980), supondremos que la renta sigue un proceso estocástico 
lineal. es decir, más formalmente, asumiremos que DYit sigue un proceso aRMa 
univariante:

                                  
   (5)

donde DYit = Yt - Yi,t-1 , L es el operador de retardos, aij son los parámetros 
de la parte autorregresiva del modelo, bij  los parámetros de la media móvil, y eij la 
innovación en la renta del periodo. Dada la ecuación (5), la fórmula que relaciona la 
revisión de la renta permanente DYP

it  con la innovación en la renta del período es 
(véase Flavin, 1981):

                             

                 (6)

para un proceso estocástico supuesto para la renta y un tipo de interés real, 
χi es el factor de proporcionalidad que mide el tamaño de la revisión de la renta 
permanente asociado a una realización de la innovación en la renta del periodo eit.

el enfoque directo en la contrastación de la HRp-eR consiste en estimar para 
cada región el siguiente sistema de ecuaciones:

                                                        
 (7)

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

   (8),

siendo βi  la propensión marginal a consumir a partir de una innovación en la 
renta y ηit  un término de perturbación aleatoria de media cero. en el sistema de 
ecuaciones, la primera ecuación especifica el proceso estocástico seguido por la 
renta, la segunda ecuación describe la relación entre la revisión del consumo y una 
innovación en la renta, y la ecuación (8) recoge la restricción interecuaciones que se 
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ha de satisfacer si la HRp-eR es una descripción correcta del comportamiento del 
consumidor. para contrastar la hipótesis nula βi = χi  utilizaremos un estadístico lR de 
razón de verosimilitudes. si no conseguimos rechazar esta hipótesis, concluiremos 
que la respuesta del consumo ante una innovación en la renta es consistente con la 
predicción de nuestro modelo teórico, es decir, la propensión marginal a consumir 
a partir de una innovación en la renta (β) es igual a la propensión marginal a revisar 
la renta permanente (χ) en respuesta a la misma innovación.

antes de concluir esta sección hemos de indicar que las limitaciones impuestas 
por los datos disponibles y por los supuestos simplificadores adoptados hacen que 
el contraste de la hipótesis βi = χi  sea excesivamente restrictivo. como repetida-
mente recogen DeJuan y seater (1997), DeJuan (2003) y DeJuan et al. (2004, 2006, 
2008), la variable de renta que se considera en el modelo teórico 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 están muy correlacionadas, cualquier desviación de una relación uno a uno 
podría provocar que βit  no sea igual a χi . en segundo lugar, la variable consumo Cit  
debería circunscribirse al consumo real per capita de los hogares, con exclusión 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 economía española a nivel regional, de forma que aproximaremos 
Cit  mediante el gasto en bienes de consumo. ello puede sesgar la estimación de βi  
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 observación de 
que el consumo es menos sensible a la innovación en la renta que lo predicho por 
la teoría. en tercer lugar, hemos supuesto que las familias predicen su renta futura 
únicamente a partir de valores presentes y pasados de la misma, y que el conjunto 
de información disponible por aquéllas coincide con el que tiene el económetra. 
Kormendi y laHaye (1987), west (1988), Quah(1990) y Flavin(1993) han insistido 
en el hecho de que probablemente el conjunto de información de los hogares es 
mucho más amplio, de forma que la variable innovación en la renta eit está obtenida 
con un notable error de medida que podría sesgar de nuevo la estimación de βi . en 
cuarto lugar, la identificación del factor de proporcionalidad χi  se realiza suponiendo 
un valor dado para el tipo de interés real de la economía, que permanece cons-
tante en el tiempo. si este valor es excesivamente alto o bajo, se podría sesgar la 
estimación en sentido opuesto. por último, en la ecuación (1) hemos supuesto que 
el consumo transitorio es cero. si ese consumo transitorio existe (por shocks en 
las preferencias) y está positivamente correlacionado con la innovación en la renta, 
entonces el consumo aparecerá como excesivamente sensible a la innovación, es 
decir, la estimación de βi  podría 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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exigiría que entre βi  y χi  exista únicamente una relación positiva, y otra fuerte, que 
establece que la relación entre esos dos parámetros 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 españa (cRe), bases 1980, 1986, 1995, 
2000, facilitada por el INe5. 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 población. adicionalmente, han sido deflactadas con el índice de 
precios al consumo de cada comunidad autónoma y expresadas en logaritmos 
naturales para los cálculos posteriores. el tipo de interés real medio de la econo-
mía española se ha obtenido en términos ex –post, como diferencia entre el tipo 
de interés nominal a largo plazo y la tasa de inflación esperada. esta última, al ser 
una variable no observable, se ha aproximado mediante la tasa de inflación medida 
por el crecimiento anual del índice de precios al consumo, índice general, bases 
1983, 1992 y 2001. Respecto al tipo de interés nominal a largo plazo, dado que 
no existe una única 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 pública del estado con vencimiento a más de 
dos años, facilitado por el banco de españa (1986, 1987 y 1999). para el periodo 
1993-2003 se ha empleado el rendimiento de la deuda del estado a diez años, 
disponible en banco de españa (2008)6.

4. ResultaDos eMpíRIcos

como primer paso de nuestro análisis, hemos de estudiar el orden de inte-
gración de las variables renta y consumo. en nuestro trabajo este estudio previo 
responde a una doble motivación. por un lado, es conocido (stock y watson 
(1988); Nelson y plosser (1992)) que cuando las variables utilizadas en el análisis 

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

6 la solución adoptada para obtener la serie de tipos de interés nominales a largo plazo cuenta 
con antecedentes en otros trabajos empíricos de la economía española, por ejemplo, ballabriga y 
sebastián (1993), esteve y tamarit (1994), bajo y esteve (1998) y bajo et al. (2004).
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de regresión 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 o una tendencia estocástica. en el primer 
caso basta con extraer la tendencia determinista de la serie original. en el segundo 
caso, la diferenciación es el procedimiento correcto a aplicar para hacer las series 
estacionarias. la segunda razón que nos obliga a estudiar el orden de integración 
reside en el hecho de que la fórmula de la revisión de la renta permanente provocada 
por una innovación en la renta del periodo es ligeramente diferente, dependiendo 
de que la renta tenga una tendencia determinista o estocástica, véase DeJuan y 
seater (1997).

Inicialmente hemos utilizado el contraste de raíces unitarias Dickey-Fuller au-
mentado (aDF) propuesto por said y Dickey (1984), siguiendo una metodología de 
lo general a lo particular propuesta por Hall (1994) para elegir el número de retardos 
del polinomio autorregresivo presente en este tipo de contrastes. en la aplicación de 
este procedimiento, seleccionamos un número máximo de retardos p y analizamos 
la significación estadística del último de ellos. si este último resulta ser significativo, lo 
seleccionamos como número de retardos adecuado para implementar el contraste 
aDF; si no lo es, reducimos el número de retardos en una unidad hasta que el último 
incluido sea significativo. si ningún retardo muestra significación, entonces fijamos 
p=0, es decir aplicamos el contraste DF. para establecer el número máximo de retar-
dos p utilizamos la regla t1/3  (donde t es el número de observaciones disponibles) 
de said y Dickey (1984); en nuestro caso ese valor inicial se fijó en 37.

los resultados del estudio del orden de integración de las series aparecen 
recogidos en el cuadro 1. para los niveles de significación habituales, la hipóte-
sis nula de raíz 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 
tendrían un comportamiento estacionario en torno a una tendencia determinista. 
esto último contrasta abiertamente con los resultados de DeJuan (1993) y DeJuan 
et al. (2004, 2006, 2008) con datos de Reino unido, estados unidos, alemania y 
canadá, donde la evidencia se inclina abrumadoramente a favor de la hipótesis de 
no estacionariedad. ahora bien, este primer resultado para las regiones españolas 
ha de ser aceptado con las debidas precauciones. es conocido que el contraste 
aDF, cuando se aplica a series de pequeño tamaño, genera rechazos espurios de 
la hipótesis nula puesto que el tamaño real del contraste se sitúa notablemente por 
encima de tu tamaño nominal. Recordemos que los datos españoles abarcan un 

7 siguiendo la práctica habitual en la literatura sobre análisis de raíces 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 raíCes unitarias para las series de renta y 

Consumo
c1 y1

Región aDF2 DF-gls3 Kpss4 aDF2 DF-gls3 Kpss4

andalucía -4.45* -2.205 0.214* -3.43** -2.288 0.175*

aragón -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 0.197* -2.48 -2.901 0.167*

cantabria -3.24 -1.737 0.174* -5.20* -1.984 0.222*

castilla y león -4.92* -1.838 0.201* -2.60 -2.469 0.144**

castilla-la Mancha -2.44 -1.482 0.147** -1.74 -2.037 0.130**

cataluña -3.21 -1.779 0.165* -2.16 -1.582 0.126**

comunidad Valenciana -3.72* -2.256 0.191* -3.93* -2.021 0.168*

extremadura -3.36** -1.812 0.186* -3.04 -1.748 0.134**

galicia -8.73* -1.983 0.229* -3.27** -1.665 0.132**

Madrid (comunidad de) -3.62** -2.301 0.201* -3.41** -1.919 0.164*

Murcia (Región de) -3.11 -1.704 0.152* -1.77 -1.482 0.133**

Navarra (comunidad Foral de) -3.17 -1.319 0.139** -2.16 -1.096 0.132**

país 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 Melilla5 -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 raíces unitarias de Dickey y Fuller aumentado, en el que el número de retardos 
de la primera diferencia de la endógena se selecciona siguiendo el enfoque de lo general a lo 
especifico propuesto por Hall (1994). el número inicial de retardos del polinomio autorregresivo se 
fija en 3 y se utiliza el valor crítico del 5% de una distribución normal para valorar la significación 
estadística del último retardo. los valores críticos del contraste de raíces unitarias se obtienen de 
cheung y lai (1995a).
(3) Versión modificada del contraste aDF, propuesto por elliott et al. (1996), en el que las series 
son transformadas mediante regresiones gls. se selecciona el número de retardos que minimiza 
el MaIc, de Ng y perron (1991). los valores críticos del contraste se obtienen siguiendo el proce-
dimiento de cheung y lai (1995b).
(4) contraste de raíces unitarias de Kwiatkowski-phillips-schmidt-shin (1992). los valores críticos 
para muestras finitas se obtienen de sephton (1995).
(5) los datos de renta familiar disponible para ceuta y Melilla abarcan solamente el periodo 1986-2003.
los asteriscos * y ** denotan niveles de significación marginal del 5% y 10%, respectivamente. 

Fuente: elaboración propia.
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periodo muestral muy reducido, desde 1980 hasta 2003. si exceptuamos el caso 
británico, con el mismo número de observaciones temporales que nosotros (período 
muestral 1971-1994) y el caso alemán, 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 hipótesis de no estacionariedad8. adicionalmente, 
cuando se utiliza un enfoque de lo general a lo particular para elegir el número de 
retardos en el contraste aDF, es habitual incurrir en especificaciones que están 
sobreparametrizadas, haciendo que el test sea poco eficiente.

para salvar las limitaciones del contraste aDF y dilucidar con mayor claridad 
cuáles son las características de integración de las series que estamos considerando, 
se han realizado dos contrastes adicionales. el primero de ellos es el contraste de 
Dickey-Fuller-Mínimos cuadrados generalizados (DF-gls) propuesto por elliott et 
al. (1996) en el que, para elegir el número de retardos de la variable endógena, se 
ha seguido el enfoque de minimización de un criterio de información; en concreto 
se ha elegido el número de retardos que minimiza el criterio de Información de 
akaike Modificado (MaIc), propuesto por Ng y perron (2001)9. los resultados de 
este segundo contraste, también recogidos en el cuadro 1, muestran con claridad 
que no podemos rechazar la hipótesis nula de no estacionariedad para las series 
de renta disponible y consumo; probablemente algunos de los rechazos que se 
producían con el test aDF suponían un error tipo I. 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 hipótesis 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 españa 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 número de 
observaciones para poder distinguirlos: “si el plazo de tiempo fuera suficientemente largo, los dos 
procesos parecerían muy distintos, pero son tan parecidos que el largo plazo es realmente muy 
largo, mucho más que los periodos de tiempo de los que existen datos” (pág. 132 de la edición en 
español publicada por alianza editorial en 1995 bajo el título Consumo).

9 el criterio de Información de akaike Modificado se creó con el propósito de seleccionar modelos 
con un número elevado de retardos cuando los datos indicaban la presencia de una raíz de ele-
vado módulo en la parte Ma del modelo, evitándose de esta forma distorsiones en el tamaño del 
contraste. por el contrario, cuando la raíz está presente en la parte aR este criterio de información 
tiende a favorecer especificaciones parsimoniosas, evitando una innecesaria perdida de potencia 
en el contraste, Ng y perron (2001). Dada la reducida dimensión temporal de los datos disponibles, 
esta última característica lo hace especialmente recomendable para nuestro trabajo.
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siendo necesario emplear en el análisis 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 región se realizó un análisis previo de identificación del proceso gene-
rador de datos y se ajustó 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 sólo era significativo para la comunidad de ceuta y Melilla. en 
cambio, el primer retardo ofrecía una media de 0,187 y resultaba significativo en seis 
comunidades autónomas. Dado este resultado, así como el reducido número de 
observaciones disponibles y para facilitar la comparación con otros trabajos similares 
al nuestro, decidimos imponer a la primera diferencia de la renta la especificación 
más escueta, a saber, supusimos que seguía un proceso aR(1). No obstante, para 
comprobar la robustez de los resultados, también se estimó el sistema de ecuaciones 
suponiendo que la renta seguía un proceso aRIMa(2,1,0). como se verá mas abajo, 
los resultados no varían significativamente de una especificación a otra.

Finalmente, para derivar el valor de la restricción (8) fue necesario imponer 
un determinado tipo de interés real. en la literatura de referencia se utilizan valores 
del 1, 2, 3, 6 y 10%. Nosotros, siguiendo indicaciones de un evaluador, decidimos 
utilizar el tipo de interés real estimado para la economía española durante el periodo 
1980-2003, que fue de un 4,3%10.

para cada región se estimó el sistema de ecuaciones (7) utilizando mínimos 
cuadrados no lineales. en cada caso se estimaron cuatro especificaciones (aR(1)
c, 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 inclusión o no de una 
constante en la ecuación de consumo11. el cuadro 2 recoge las estimaciones de 
β y χ así como los t-ratios resultantes12. en relación con la propensión marginal a 
consumir a partir de una innovación en la renta, ésta fluctúa entre 0,407 y 1,201, con 
un valor medio de 0,804 (modelo aR(1)sc), siendo todos los parámetros distintos 
de cero a los niveles habituales de significación. es decir, los agentes revisan sus 
decisiones de consumo corriente ante una perturbación no anticipada en la renta del 

10 también se realizaron las estimaciones con tipos de interés del 2%, 3% y 6%. en ningún caso los 
resultados fueron significativamente distintos de los que aquí presentamos y están disponibles a 
petición del lector interesado.

11 agradecemos a un evaluador el habernos hecho notar la importancia de considerar o no una cons-
tante en la estimación de la ecuación 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 sólo se presenta el caso aR(1)sc. el resto de las estimaciones está 
disponible a petición del interesado.
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cuaDRo 2
estimaCiones de β y χ por regiones1

Región β χ lR2

coef. t-ratio coef. t-ratio estad. Nsm.

andalucía 1.201 (4.615) 1.217 (6.510) 0.022 [0.882]

aragón 0.836 (3.195) 0.905 (6.843) 0.076 [0.782]

asturias (principado de) 0.617 (3.200) 1.030 (7.443) 3.128 [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 [0.483]

castilla y león 0.898 (3.700) 0.841 (7.439) 0.039 [0.844]

castilla-la Mancha 0.656 (2.633) 0.985 (7.117) 1.333 [0.248]

cataluña 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) 0.974 (8.305) 0.415 [0.520]

Murcia (Región de) 0.407 (2.141) 0.725 (8.747) 1.188 [0.276]

Navarra (comunidad Foral de) 0.963 (5.138) 1.183 (8.322) 1.067 [0.302]

país Vasco 0.773 (3.665) 1.194 (7.142) 3.709 [0.054]

Rioja 0.534 (2.473) 0.669 (10.187) 0.175 [0.676]

ceuta y Melilla 0.839 (4.621) 0.873 (8.899) 0.014 [0.907]

españa 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 ecuación de consumo no tiene 
ordenada en el origen. el tipo de interés utilizado para identificar χ fue del 4,3%.

β es la estimación de la propensión marginal a consumir a partir de una innovación en 
la renta.

χ es la constante de proporcionalidad que relaciona la revisión de la renta permanente 
con una innovación en la renta del periodo.

(2) lR es el estadístico de razón de verosimilitudes bajo la hipótesis nula H0: β =  χ. entre 
paréntesis cuadrados se muestran los niveles de significación marginal.

Fuente: elaboración propia.
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periodo. cuando introducimos una constante en la ecuación de consumo (modelo 
aR(1)c), el valor medio de β 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 patrón de comporta-
miento es similar al que acabamos de comentar, es decir, con el modelo aR(2)sc el 
parámetro β registra una media de 0,853 y sólo para una región 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 significación estadística. en general, la 
inclusión de un término independiente en la ecuación de consumo reduce tanto el 
valor medio del coeficiente β como la precisión de la estimación.

en cuanto a χ, la revisión de la renta permanente motivada por una innovación 
en la renta corriente, para la especificación aR(1)sc vemos que adopta un valor 
positivo que varía entre un mínimo de 0,669 para Rioja y un máximo de 1,271 para 
galicia, siendo significativo en todos los casos. la inclusión de una constante en 
la ecuación de consumo sólo reduce ligeramente el tamaño 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 reseñables 
respecto a lo que acabamos de comentar.

como idea central de nuestro trabajo hemos de preguntarnos si β es igual a χ 
o si, al menos, entre ambos parámetros existe una relación positiva. para abordar 
esta cuestión nos centramos en primer lugar en el estadístico lR de razón de ve-
rosimilitudes y en los correspondientes p-valores asociados. el cuadro 2 muestra 
que, de las 18 regiones estudiadas, en sólo 3 casos el estadístico en cuestión es 
significativo, pudiéndose rechazar la hipótesis nula para asturias, extremadura y 
país Vasco a un nivel del 10%. si atendemos a los resultados del modelo aR(1)c el 
rechazo de la hipótesis de igualdad de β y χ es más amplio, produciéndose para 
siete comunidades autónomas. cuando analizamos los modelos aR(2)sc y aR(2)
c los resultados son similares a los que acabamos de ver; para la especificación 
aR(2)sc el rechazo sólo se produce en dos regiones (asturias y país Vasco) mientras 
que para el modelo aR(2)c el estadístico lR es significativo en cinco ocasiones. si 
consideramos los datos para el conjunto de la economía española los resultados 
son contundentes; sea cual fuere el modelo considerado, en ningún caso es posible 
rechazar la hipótesis de igualdad de los parámetros que nos interesan. por tanto, 
como primera aproximación hemos de indicar que la revisión del consumo provocada 
por una innovación en la renta es compatible con la predicción que hace la teoría 
de la Renta permanente en la mayoría de las comunidades autónomas estudiadas. 
No se observan cambios destacables cuando modificamos la especificación del 
proceso generador de datos de la renta disponible regional. la inclusión de una 
constante en la ecuación de consumo altera ligeramente los resultados en el sentido 
de aumentar el número de comunidades autónomas en las que no se acepta la 
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hipótesis de igualdad. en cualquier caso, el rechazo que se produce de la HRp-eR 
es siempre minoritario.

cuaDRo 3
Contrastes adiCionales de la HipÓtesis de renta 

permanente1

Modelo2 g0
3 g1

3 R2 test F4 spearman5

aR(1)c
-0.053
(-0.327)

0.618
(3.290)

0.251
64.14
{0.00}

0.416
[0.086]

aR(1)sc
-0.018
(-0.085)

0.833
(3.851

0.420
10.71
{0.00}

0.484
[0.042]

aR(2)c
-0.200
(-1.083)

0.789
(3.863)

0.475
74.12
{0.00}

0.711
[0.001]

aR(2)sc
-0.171
(-0.721)

1.008
(4.397)

0.637
11.02
{0.00}

0.726
[0.001]

Notas:

(1) la estimación del modelo aR(1)sc se realiza sobre los parámetros recogidos en el cuadro 2. 
los coeficientes necesarios para estimar el resto de los modelos están disponibles a petición del 
interesado.

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

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

(4) estadístico F para la hipótesis nula H0: g0 = 0 y g1: =  1. Debajo, {entre corchetes} se muestran 
los niveles de significación marginal.

(5) coeficiente de correlación por rangos de spearman (H0: r = 0; Ha: r > 0). Debajo, [entre pa-
réntesis cuadrados] se muestran los niveles de significación marginal.

Fuente: elaboración propia.

en el apartado 2 de este trabajo hemos hecho referencia a distintas razones 
por las cuales sería excesivamente restrictivo contrastar la validez de la Hipótesis de 
Renta permanente en términos de igualdad entre β y χ. los resultados del cuadro 
2, con ser contundentes, no pueden ocultar que para algunas regiones los pará-
metros anteriores son claramente diferentes. por esta razón, creemos interesante 
contrastar la validez de la HRp en un sentido débil, es decir, intentar ver si entre βi  

y χi  existe al menos una relación positiva. para ello, con los parámetros estimados 
en el cuadro 2, realizamos la siguiente regresión:

                                                                    (9),
  
! i = " 0 + " 1# i + $ i
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y contrastamos la hipótesis g1 > 0  (esto es, βi  y χi están positivamente relacionadas) 
y la hipótesis conjunta g0 = 0  y g1 = 1, que no es mas que una forma paramétrica de 
contrastar la igualdad de βi  y χi en cada región. el cuadro 3 presenta el resultado de 
esa estimación para las distintas especificaciones propuestas del sistema de ecua-
ciones (7). el valor estimado para gi oscila entre 0,62 y 1, siendo en todos los casos 
estadísticamente mayor que cero y, en el último modelo, no significativamente distinto 
de uno. Nuevamente, al igual que sucedía en el estudio del contraste lR, cuando 
en la estimación de la ecuación de consumo excluimos la constante, el resultado 
se aproxima más a la aceptación de la HRp-eR en sentido estricto (el coeficiente gi 
se aproxima más 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 teórico en 
sentido débil; en ningún caso la hipótesis conjunta g0 = 0  y g1 = 1 es aceptada, ni 
siquiera en el modelo aR(2)sc en el que gi no es estadísticamente distinto de uno.

Finalmente, como prueba adicional de la relación entre los parámetros que esta-
mos estudiando, presentamos en el cuadro 3 el cálculo del coeficiente de correlación 
por rangos de spearman. Dado su carácter no paramétrico, no depende de ningún 
supuesto sobre la distribución de los residuos y es robusto a la relación 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 significación marginal 
que permiten rechazar la hipótesis nula de no correlación, en favor de la alternativa 
de correlación 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, regresión auxiliar de βi sobre χi, y el coeficiente 
de correlación por rangos de spearman) muestran claramente la existencia de una 
relación positiva entre la revisión del consumo originada por una innovación en la 
renta y la revisión de la renta permanente debida a esa misma innovación. con datos 
regionales de la economía española no se puede rechazar la validez de la teoría 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 teoría de la Renta permanente 
con expectativas Racionales, utilizando un enfoque directo con datos regionales 
de la economía española. en concreto, pretendemos contrastar si la revisión del 
consumo motivada por una innovación en la renta corriente está positivamente re-
lacionada con la revisión de la renta permanente que hace el hogar ante esa misma 
innovación. para ello estimamos por mínimos cuadrado no lineales un sistema de 
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ecuaciones que relaciona la innovación en la renta del periodo con la respuesta del 
consumo ante esa innovación. el sistema de ecuaciones se estima de manera tanto 
no restringida como restringida por la relación teórica que une el proceso generador 
de datos de la renta con el tamaño en la  revisión de la renta permanente.

los resultados empíricos apoyan la predicción básica de la teoría de la Renta 
permanente e indican que entre la revisión del consumo y la revisión de la renta 
permanente, motivadas ambas por una innovación en la renta, existe una relación 
positiva, que no llega a ser de igualdad. estos resultados están en línea con los 
obtenidos por bilson (1980) y Dawson et al. (2001), con datos de distintos países, 
y por DeJuan (2003) y DeJuan et al.(2004), con datos regionales del Reino unido 
y estados unidos.

las implicaciones de política económica que se derivan de este resultado son 
inmediatas. si la HRp-eR constituye una buena explicación del comportamiento 
consumidor de las familias, entonces cualquier política fiscal que tenga un carácter 
transitorio y anticipado habrá de tener escasos efectos expansivos sobre el gasto 
agregado de la economía. por otro lado, si los agentes utilizan eficientemente su 
conjunto de información disponible y pronostican una caída en los niveles futuros 
de renta, dicha caída se verá 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 están 
detrás 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 economía española ha experimentado un intenso proceso de desregulación e 
integración en los mercados financieros internacionales, con el años 1992 como 
momento clave. pese al reducido recorrido de las series disponibles, sería interesante 
saber si ese proceso ha afectado a la capacidad de los hogares para suavizar la 
evolución de su consumo en el tiempo. en segundo lugar, el cumplimiento de la 
HRp-eR en ciertas regiones es más que cuestionable. a priori, no consideramos que 
la existencia de restricciones de liquidez sea una explicación plausible. Más bien, 
nos inclinamos a pensar que es la estructura económica de las distintas regiones 
la que determina una diferente exposición de las familias al riesgo y es el compor-
tamiento preventivo de los consumidores lo que explicaría el rechazo, aunque sea 
minoritario, del modelo que estamos considerando. De cualquier forma, todo ello 
queda para futuras investigaciones.
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