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= Resumen: Sometemos a prueba la hipétesis del principio de paridad del poder ad-
quisitivo (PPP) que sostiene que el tipo de cambio real es estacionario alrededor de
una media cambiante, conocida como Quasi-Qualified-PPP. Con datos de 17 pai-
ses de América Latina, aplicamos pruebas de raices unitarias en panel con rupturas
estructurales en la media de las series. Adicionalmente, obtenemos estimaciones
insesgadas de la vida media (half-life) de la convergencia del PPP en el panel de
datos considerado, las cuales corrigen en forma simultdnea los sesgos inducidos por
i) la inapropiada agregacion de seccion cruzada de coeficientes heterogéneos; ii)
la estimacion en muestras pequefias de coeficientes de rezagos dindmicos y iii) la
agregacion temporal de los precios de los productos basicos. Los resultados verifi-
can el cumplimiento de la Quasi-Qualified-PPP y muestran que la vida media es de
aproximadamente 4 afios con un intervalo de confianza del 95% de 2.7-6.8 afios.

= Palabras clave: Paridad de poder de compra, pruebas de raices unitarias en panel
con rupturas, América Latina.

s Clasificacion JEL: F31, C23, N26.

= Abstract: The purchasing power parity (PPP) hypothesis sustaining that the real
exchange rate behaves like the so-called Quasi-Qualified-PPP is tested for a sample
of 17 Latin American countries. To such purpose, we apply unit root tests to a panel
data with structural breaks. Further, unbiased estimates of half-life convergence of

1 Agradecemos a Donggyu Sul el habernos proveido sus codigos de GAUSS para efectuar la pruebas de homo-
geneidad y la estimacion de la vida-media (half-life) empleados en este trabajo.

2 Escuela Superior de Economia, Instituto Politécnico Nacional. E-mail: domr@economia.unam.mx

3 Divisién de Estudios de Posgrado, Facultad de Economia, UNAM. E-mail: iph@unam.mx

4 Comision Econémica para América Latina y el Caribe. E-mail: jsantama99 @yahoo.com.mx

EconoQuantum / Vol. 13.N m. 1 m159



160 m Suplemento/Supplement Vol. 13. N m. 1

the PPP in the concerned panel data are obtained which, in turn, simultaneously
adjust the various biases resulting from i) ill-aggregation of cross-section heteroge-
neous coefficients; ii) small sample estimates of dynamic lagged coefficients and
iii) temporary aggregation of the prices of basic goods. Our results confirm the
Quasi-Qualified-PPP hypothesis for a set of Latin American economies. We also
found that the span of half-life is, approximately, 4 years, with a 95% confidence
interval of 2.7 to 6.8 years.

» Keywords: Purchasing power parity, panel unit roots tests with breaks, Latin
America.
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n Introduccion

La ley de un solo precio se cumple para un bien en un grupo de paises si su precio es
el mismo en todos esos paises cuando se expresan en una moneda comun. Si conside-
ramos una cesta de bienes, es posible establecer diferentes nociones del principio de
paridad de poder adquisitivo (PPP por sus siglas en inglés). Si E es el tipo de cambio
nominal de la moneda del pais i con relacién a la moneda del pais base, P; el precio de
la cesta de bienes en el pais i y P, el precio de la misma cesta de bienes en el pafs base,
entonces el tipo de cambio real para la cesta de bienes referida se define como:

E.P,
(D Ou= P,

Las cestas de bienes generalmente empleadas consisten en bienes del consumidor
o bienes transables. La version fuerte del PPP se mantiene si el tipo de cambio real es
igual a 1; el cumplimiento de esta version requiere que la cesta de bienes considerada
sea la misma en todos los paises. Debido a la dificultad para analizar una cesta de bie-
nes homogénea para todos los paises, en general se utiliza la version fuerte del PPP para
estudiar y comparar los precios de bienes individuales y de cestas de bienes.

Diversas razones se han argumentado para explicar por qué no se puede cumplir la
version fuerte del PPP, entre las que destacan: i) diferencias en la composicién de las
cestas de bienes consideradas; i7) la inclusion de bienes no-transables en las cestas; iii)
costos de distribucién; iv) mercados imperfectos y v) barreras comerciales (Burstein
et al., 2005).

Por estas razones, en los andlisis empiricos generalmente se utiliza una version débil
del PPP: el PPP se cumple para un grupo de paises si el tipo de cambio real es estacio-
nario. Si los precios y el tipo de cambio nominal poseen una raiz unitaria, entonces las
desviaciones del PPP deben ser de un orden estocéstico menor que aquellos.
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Si el tipo de cambio real es estacionario con media igual a 1, entonces las desviacio-
nes del nivel del PPP no son persistentes, razon por la que generalmente se estiman las
desviaciones de la vida media (half-life) del PPP para el tipo de cambio real estaciona-
rio (Cashin y McDermott, 2003; Imbs et al., 2005; Choi et al., 2006). De esta manera,
el procedimiento consiste en aplicar el logaritmo natural a la ecuacién (1), con lo cual
tenemos:

(2) C]izzen+17f—pn

Donde las letras en mintsculas indican el logaritmo natural de las variables corres-
pondientes. Como parte de este procedimiento se aplican pruebas de raiz unitaria o de
estacionariedad a ¢, en el entendido de que el no rechazo de la hipdtesis nula de raiz
unitaria es evidencia en contra del PPP, mientras que el rechazo de esta hipdtesis nula
o el no rechazo de la hipdtesis nula de estacionariedad es evidencia a favor del cumpli-
miento del PPP.

No obstante, con el advenimiento de nuevos y mds robustos procedimientos esta-
disticos, tanto a nivel univariado como multivariado, disponemos de mayor evidencia
de largo plazo del PPP. En este contexto existe un soporte adicional en favor de esta
hipétesis permitiendo cambios estructurales. Asi, se han propuesto versiones relajadas
del PPP en las que el tipo de cambio real se considera estacionario alrededor de una
media cambiante o bien en torno a una tendencia estacionaria con cambios en el nivel.
Ventosa y Gémez (2013) resumen las distintas versiones intermedias del PPP que se
han empleado y enfatizan la necesidad de interpretar correctamente los resultados en
funcion de la version econométrica empleada para probar el PPP.

Una de las desventajas de probar la hipétesis del PPP con pruebas univariadas de
series de tiempo es que, a pesar de que en algunos casos se cuenta con series de tiempo
largas, este tipo de pruebas sufre de distorsiones de tamafio (Engel, 2000). Por esta
razon, en las ultimas décadas, en la literatura empirica se observa que la atencion se
ha centrado en las pruebas de raices unitarias en panel en virtud de que estas dltimas
presentan distorsiones menos graves.

La velocidad de convergencia de la paridad del poder adquisitivo (PPP) es impor-
tante porque provee informacion sobre las rigideces nominales y sobre la importancia
relativa de los choques nominales y reales en los modelos macroeconémicos interna-
cionales.

En el presente trabajo mostramos que los resultados de las pruebas de raices unita-
rias en el modelo utilizado permiten probar una version especifica de la hipdtesis del
PPP, la Quasi-Qualified-PPP. Asi, el rechazo de la hipétesis nula de raiz unitaria con
esta prueba para el panel analizado confiere evidencia a favor de la Quasi-PPP para
el tipo de cambio real de los paises latinoamericanos de nuestra muestra. Asimismo,
encontramos que, con los datos a nivel de pais de América Latina, la heterogeneidad de
la seccion transversal de las tasas de convergencia a PPP es una fuente importante de
sesgo cuando el dolar de Estados Unidos funge como numerario, moneda cominmente
empleada para estimar la vida media. Con el objetivo de superar este problema, elegi-
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mos una moneda distinta a la convencionalmente utilizada en la literatura. De hecho,
es razonable considerar que cualquier moneda que supere la prueba de homogeneidad
empleada puede fungir como numerario.

Ademads de esta introduccion, el presente articulo se compone asi: el siguiente apar-
tado contiene una revision de la literatura sobre el concepto de vida media (half-life),
su estimacion y las fuentes potenciales de sesgo de la vida media y sobre diversos ané-
lisis empiricos de la forma débil del PPP; en el tercer apartado presentamos el anélisis
econométrico del trabajo, incluyendo pruebas de raices unitarias y de estacionariedad
en panel con rupturas, asi como el escrutinio de heterogeneidad de seccién cruzada
para indagar la bondad de la agregacion de datos en nuestro estudio; el dltimo apartado
contiene la conclusion del articulo.

m  Revision de la literatura

El concepto de vida media (Half-Life)
La estimacion de la vida media. Un concepto estrechamente relacionado con el estudio
del PPPes el de la vida media (half-life), H,,cominmente empleado como una medida
de la velocidad a la cual ocurre la convergencia al PPP, o bien como el tiempo requerido
en el que la divergencia del PPP se reduce a la mitad. Este concepto es de importancia
en virtud de que desempeiia un papel fundamental en la discusidn sobre el cumplimien-
to del principio de paridad del poder de compra, ya que, por un lado, diversas pruebas
econométricas sugieren el cumplimiento de este principio y, por otro, la mayoria de
las estimaciones de la vida media revela la presencia de tiempos relativamente prolon-
gados para eliminar las desviaciones del PPP, los cuales resultan dificiles de explicar
tedricamente a partir de rigideces nominales. Esta inconsistencia entre el cuamplimiento
del PPP y la persistencia de las desviaciones es tan importante que ha dado lugar a lo
que se conoce como la paradoja del PPP. Debido a que se reconoce que la estimacion
de la vida media de las desviaciones del PPP puede estar sujeta a diferentes sesgos, se
plantea la necesidad de emplear técnicas econométricas que den cuenta de ellos.

Una forma comun de calcular la vida de las desviaciones del PPP, H,, es estimar el
modelo autorregresivo de primer orden:

3) qi = O+ PG+ E

Donde & es una innovacion con media cero, no correlacionada serialmente, la cual
se distribuye normalmente; se sustituye el coeficiente estimado de primer orden, o, de
la ecuacién (3) en la siguiente férmula:
4) ' =H(p)=

Debido a la naturaleza no lineal de H,, pequefias variaciones de p cercanas al valor
de 1 resultan en variaciones desproporcionadas de la vida media, por lo que si el esti-
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mador de p es sesgado, la falta de ajuste puede producir estimaciones erréneas de la
vida media, (Choi et al., 2006).

Fuentes potenciales de sesgo de la vida media. En la literatura sobre el tema se han
identificado tres fuentes potenciales de sesgo. La primera de ellas es el sesgo de agre-
gacion de seccion cruzada. Imbs ef al. (2005) muestran cdmo la heterogeneidad sec-
torial puede incidir en la tasa de convergencia de la ley de un solo precio en todas las
categorias de productos bésicos a nivel de precios. No obstante, se considera que este
sesgo puede sobrestimar la vida media estimada de las desviaciones de PPP. Por otra
parte, Cheng y Engel (2005) concluyen que la heterogeneidad estructural no es una
fuente importante de sesgo. A pesar de que en la metodologia de Choi et al. (2006) no
se trata directamente con la heterogeneidad estructural, no obstante se considera como
una fuente potencial que puede inducir sesgo en la tasa de convergencia del PPP a nivel
de tipo de cambio de cada pais.

Choi et al. (2006) muestran como la heterogeneidad de seccion cruzada puede ses-
gar el estimador de panel de la siguiente forma, suponen que el tipo de cambio real para
el pais y viene dado por:

) Qi = PiGi-1 + Ex
Si la heterogeneidad en el coeficiente autorregresivo entre paises se especifica por:
(6) pi=p+vi
donde E(v;) = 0 y sustituyendo la ecuacién (6) en la ecuacién (5) tenemos:
(7) qi = Pqi1 + (& +viqi)
el sesgo potencial surge debido al segundo término de la expresion entre corchetes

viqi-1, €l cual estd correlacionado con el regresor g;-:. Descomponiendo el estimador
de minimos cuadrados (OLS) resulta:

S Y ae Tu(Ela)

8 Pos =P + 757 N7 TS ST
( ) OLS Ziﬁz[:lq%—l zi:lzl:lqi,l
| U —— | S ——

A(N,T) B(N.T)

Choi et al. (2006) sostienen que el sesgo introducido en la ecuacién (8) viene dado
por B(N,T), que es el resultado de la agregacion por seccién cruzada. Ademds, sos-
tienen que este sesgo no es muy importante si los tipos de cambio reales de todos
los paises son procesos débilmente estacionarios, o estacionarios en covarianzas, y la

. . ., . . . , . T
distribucién de v; es simétrica debido a que el promedio de los términos v; (Z,: ! q,»zH)
es cercano a cero.
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Este sesgo es potencialmente importante si las observaciones provienen de un panel
mixto donde una fraccién 77 de los tipos de cambio reales es estacionaria y la otra frac-
cién (1 —7r) es de raices unitarias. En este caso, el estimador de minimos cuadrados
ordinarios (OLS) puede expresarse por:

) 1p))*“‘m(m)

()L

©) Pows = Zp

el cual estd sesgado hacia arriba. Si esta heterogeneidad se encuentra presente en los
datos, la agregacion es inapropiada y debe emplearse alguna estrategia alternativa.

La segunda fuente de sesgo es la identificada por Nickell (1981), quien estudi
las propiedades del estimador agrupado de minimos cuadrados ordinarios con efectos
fijos (LSDV) para el modelo de regresion dindmico de panel para observaciones con
independencia de seccion cruzada. Su andlisis mostrd que la agregacidén genera esti-
maciones mas eficientes de p que los que se obtienen por OLS, pero no elimina el
sesgo hacia abajo encontrado en la estimacién univariada. El estimador LSDV no es
insesgado ni tampoco consistente. Para el estimador LSDV en el modelo panel AR(1)
con efectos fijos, Nickell mostr6 que:

plim ﬁLSDV = m(p)

o i)

-Gl i -I=E I

es sesgado hacia abajo.

La tercera y tltima fuente de sesgo es la de la agregacion temporal y fue analizada
por Working (1960) y, subsecuentemente, por muchos otros autores. En su andlisis,
Working mostré que si el proceso subyacente verdadero se comportaba como una ca-
minata aleatoria sin tendencia, el hecho de promediar este proceso puede dar lugar a un
error de promedio movil en las primeras diferencias del tiempo promedio asi reportado.
Al proceder de este modo, cuando se estima la correlacién de observaciones en prime-
ras diferencias, se inferird equivocadamente que estan correlacionadas en serie cuando
en realidad la correlacion es igual a cero (Choi et al., 2006).

En el contexto del PPP se induce un sesgo hacia arriba en la estimacién de p por-
que las instituciones que se encargan de procesar la informacién estadistica reportan
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los indices de precios que se forman como precios promedio de bienes y servicios de
un intervalo particular y no como muestras de precios en un punto en el tiempo. Taylor
(2001) sefiala que esta es una practica habitual en todo el mundo y sostiene que el con-
senso de la vida media de 3-5 afios sobrestima el verdadero valor, porque esos estudios
no corrigen el sesgo de agregacién temporal.

Con observaciones agregadas a través del tiempo, los datos se reportan indexados
por ¢, pero dentro de cada intervalo reportado existen M subintervalos, en los cuales el
proceso de precios subyacente es observable. Es decir, las observaciones anuales se re-
portan como promedios temporales de intervalos de tiempo iguales, los cuales pueden
ser semanales, quincenales o mensuales.

Un aspecto intuitivamente obvio de la prueba de la vida media del PPP es que su
duracion depende, al menos parcialmente, de la frecuencia de los datos usados en la
estimacidn. Taylor (2001) destaca que el problema de la agregacién temporal se cono-
ce desde el trabajo de Working (1960), aunque la mayoria de los andlisis del PPP no
reconocen este problema. El problema surge debido esencialmente a la diferencia entre
la frecuencia con la que los datos se observan en realidad y la frecuencia usada en la
estimacidn. Taylor (2001) muestra que, en el caso de la agregacion temporal de p -pe-
riodos, el coeficiente del modelo AR(1) tiene el siguiente valor esperado:

_ (1-p"y
P(1-p*)=2p(1—-p")

(11) P

En ausencia del sesgo de agregacion, el ajuste por el sesgo de Nickell se puede
llevar a cabo por medio de la estimacion insesgada de la media del panel. De acuerdo
con Choi et al. (2006), esta se puede llevar a cabo estimando p a través del estimador
LSDV y la funcién m( -) establecida en la ecuacién (10). Cuando los datos se prome-
dian a través del tiempo existe una interaccion entre el sesgo de Nickell y el sesgo de
agregacion, por lo cual la estimacion requiere de un ajuste adicional en la funcién de la
media para la estimacion insesgada de la media del panel. Choi et al. (2006) denotan
por B(p,M,T) la férmula que simultdneamente toma en cuenta ambos sesgos.

Choi et al. (2006) muestran que el sesgo de agregacion temporal y el de Nickell
operan en direcciones opuestas. En virtud de que el método agrupado OLS sobrestima
el valor de p por el sesgo de agregacién temporal y que el estimador LSDV subestima
el valor de este coeficiente autorregresivo por el sesgo de Nickell, Choi et al. (2006) se-
nalan que cuando el valor de p es cercano a 0.9 ambos sesgos tienden a contrarrestarse.
Sin embargo, cuando el verdadero valor de p se encuentra por debajo (por encima) de
0.9, hay un sesgo combinado hacia arriba (abajo). Una estrategia para corregir simulta-
neamente tanto el sesgo de Nickell como el de agregacién temporal consiste en estimar
p por LSDV y después usar la funcion inversa para obtener una estimacion insesgada
de Nickell y de agregacion temporal, es decir:

(12) ﬁNTAU = B71 (ﬁLSDV’M’T)
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Donde NTAU denota el estimador insesgado de Nickell y de Agregaciéon Tempo-
ral propuesto por Choi et al. (2006). Debido a que el estimador LSDV no utiliza la
estructura de covarianza de seccion cruzada de las observaciones en la estimacion,
ellos proponen emplear el estimador generalizado de minimos cuadrados ordinarios
(GLS) con efectos fijos con el fin de mejorar la eficiencia. Cuando la dependencia de
seccion cruzada tiene la estructura de un solo factor, el sesgo de Nickell del estimador
GLS de efectos fijos es independiente de las ponderaciones de los factores y del factor
no observado (Phillips y Sul, 2004). Esta independencia permite aplicar el ajuste de la
media en la ecuacién (12) con el estimador de panel GLS en lugar de P, , a través
del estimador:

(13) ﬁGNTAU = Bil (ﬁGLS’M’ T)

Choi et al. (2006) muestran que este estimador es robusto para diferentes valores
de M, especificamente cuando toma los valores M = 12, 130, 260 y 365 que son los
intervalos ante los cuales es posible promediar los indices de precios al consumidor.

Estudios empiricos

Diversos trabajos han intentado probar la validez de la forma débil del PPP empleando
tanto técnicas de series de tiempo (Engel, 2000; Papell, 1997), como métodos de panel.
Dentro de este tltimo enfoque, Coakley y Fuertes (1997), Frankel y Rose (1996), Imbs
et al. (2005), Lothian (1997), MacDonald (1996), Oh (1996) y Wu (1996) emplean
pruebas de raices unitarias en panel de primera generacién. Una de las principales ven-
tajas de emplear pruebas de raices unitarias en panel, en lugar de las de series tempo-
rales, es el hecho de que las primeras sufren de distorsiones menos severas. Uno de
los principales inconvenientes de las pruebas de raices unitarias en panel de primera
generacion es que se basan en el supuesto de independencia de las secciones cruzadas,
el cual dificilmente se cumple en la préctica.

Wagner (2008) emplea pruebas de raices unitarias en panel de primera y de segunda
generacion. Estas ultimas estdn disefiadas para tomar en cuenta la posible dependencia
existente entre las unidades de seccion cruzada y Wagner las aplica a distintos paneles
que cubren diferentes periodos y regiones. Los resultados de Wagner (2008) destacan la
presencia de componentes comunes no estacionarios en los distintos paneles de tipo de
cambio real, ademds de términos idiosincriticos no estacionarios potencialmente corre-
lacionados. Por lo tanto, Wagner no encuentra evidencia que apoye la hipétesis de PPP.

Hooi y Smyth (2007) emplean la prueba LM de raiz unitaria con una y dos rupturas,
individual y en panel, para probar el PPP en el tipo de cambio real de 15 paises asidti-
cos. Sus resultados de las pruebas de raiz unitaria univariadas LM encuentran evidencia
del PPP para dos tercios de la muestra. Mientras que los resultados de la prueba de raiz
unitaria LM de panel proveen fuerte evidencia en favor del cumplimiento del PPP en
esos paifses. Adicionalmente, Hooi y Smyth (2007) afirman que los resultados obteni-
dos con la prueba de raiz unitaria del panel LM difieren de los obtenidos con otras prue-
bas de raiz unitaria en panel sobre el PPP para los paises asidticos que no permiten la
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existencia de cambios estructurales. No obstante, Hooi y Smyth (2007) no hacen men-
cidén alguna de la correcta interpretacion de sus resultados, ya que al permitir cambios
estructurales en media en las pruebas empleadas por ellos mds bien estdn proveyendo
evidencia no acerca del PPP, sino de la version intermedia Quasi/PPP.

Rogoff (1996) describe la paradoja del principio de paridad del poder de compra
como la cuestion de cdmo reconciliar la alta volatilidad experimentada por el tipo de
cambio real a corto plazo con la convergencia extremadamente lenta al PPP. Revisando
la literatura empirica, hasta principios del siglo XXI existia un “notable consenso” de
3-5 afios de la vida media de las desviaciones de PPP en estudios que emplearon datos
con series de tiempo que cubren un horizonte temporal amplio; se consideraba que el
lapso de este consenso era aparentemente demasiado largo para ser explicado por las
rigideces nominales (Murray y Papell, 2002).

Murray y Papell (2002) utilizan el coeficiente autorregresivo de las pruebas
Dickey-Fuller (DF) y Dickey-Fuller Aumentada (ADF) tanto con series de tiempo lar-
gas anuales del tipo de cambio real como con datos trimestrales posteriores a 1973 de
seis paises: Canadd, Francia, Italia, Japon, Paises Bajos y el Reino Unido. Con los datos
anuales, el valor de la mediana de las estimaciones puntuales de las desviaciones de
PPP de las regresiones univariadas es de 3.98 afios, casi en el centro del rango de 3-5
aflos de Rogoff.

Con los datos posteriores a 1973, la vida media promedio resultd ser de 3.07 afios,
cerca del limite inferior del rango, pero aun dentro del consenso de Rogoff. Los limi-
tes de los intervalos de confianza de la mediana, sin embargo, especialmente con los
datos posteriores a 1973, son demasiado amplios para ser confiables. En una extension
de este trabajo, Murray y Papell (2005) utilizan la prueba Dickey-Fuller en panel; en
virtud de que en sus resultados no encuentran mucha diferencia con las estimaciones
individuales sostienen que los paneles no ayudan a resolver la paradoja del PPP.

Guloglu et al. (2011) proveen evidencia sobre la validez de la Quasi Purchasing
Power Parity para 18 series de tipo de cambio real de Turquia usando pruebas de raices
unitarias en panel con cambios tanto en la media como en la tendencia; sus resultados
basados en series de tiempo largas encuentran evidencia de la validez de la quasi/PPP
para la mayoria de los tipos de cambio reales bajo estudio y para la totalidad del panel
también.

La prueba de Im, Lee y Tieslau

La prueba de Im, Lee y Tieslau (2005) con cambios estructurales en el nivel tanto en la
hipétesis nula como en la hipétesis alternativa consiste en estimar el siguiente modelo:

~ k ~
(14) Ay, = Yot S8:AD; + ﬁiSi,r—l + zpijASi,z—l + Ui
=

Donde ¢ = 1,2,...,T denota el periodo, e i = 1,2,...,N es el subindice para las unidades,
mientras que Si,-1 = yi1 — Y2 (t—1)—&:D.,-, . Las estimaciones de Y. y &, se obtie-
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nen a través de la regresion Agi = Y+ 8;AD; + e, mediante el método de minimos
cuadrados ordinarios (MCO). La variable dummy D, =1 si t <Tp y D, = 0 en otros
casos. La prueba para la hipétesis nula de la raiz unitaria se basa en el pardmetro [3; en
la ecuacion (14) y se considera que el término del error u; tiene media cero, ademads
de que permite una estructura de varianza heterogénea entre las unidades de seccion
cruzada, pero asume que no estn correlacionadas serialmente.

La hipétesis nula y la hipétesis alternativa en el panel vienen dadas por H,: 3, = 0,
que implica raiz unitaria en todas las series del panel, y H,: 3 < 1, que implica la no
existencia de raiz unitaria en una o mds de las series. Para construir el estadistico de
prueba LM del panel de la hipdtesis de la raiz unitaria se promedian los estadisticos ¢
individuales de la siguiente forma:

_ 1 &
15 B =7 1oy
( ) LM.NT N; LM,iT

Y el estadistico de panel LM se construye a partir de E(T.ur) y V(Tuir) que deno-
tan el valor esperado y la varianza del estadistico LM, respectivamente, y, por lo tanto,
su valor estandarizado viene dado por:

m[ffM,NT - %z E(TLM.T)

/ %2 V(Tuir)

El estadistico se distribuye como una distribucién normal estdndar, aun en presen-
cia de cambios estructurales; en Im et al. (2005) se encuentran mayores detalles de su
derivacion. De esta manera, al incorporar rupturas estructurales en la prueba de raices
unitarias en panel, las cuales dan cuenta de uno o dos cambios en la media de las series
de tipo de cambio real que conforman el panel, es posible someter a prueba el caso 2
de las diferentes versiones del PPP expuestas por Ventosa y Gémez (2013), que corres-
ponde al concepto Quasi-Qualified-PPP (Q-PPP) acufiado por Dornbusch y Vogelsang
(1991), quienes a su vez consideraron solo un cambio de nivel.

Hegwood y Papell (1998) extendieron el concepto Q-PPP para permitir multiples
cambios en la media determinados endégenamente y nombraron a esta Quasi-PPP. De
acuerdo con Ventosa y Gémez (2013), las versiones Qualified-PPP y Quasi-PPP impli-
can el PPP, ya que este dltimo requiere reversion a la media. No obstante, Papell y Pro-
dan (2006) sostienen que la serie retorna a una media constante y el PPP se mantiene en
el largo plazo si hay compensacién de los cambios.

(16) I =

n  Andlisis econométrico

Pruebas de raices unitarias y de estacionariedad en panel con rupturas
El Cuadro 1 muestra los resultados de las pruebas LM de raiz unitaria con una y dos
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rupturas aplicadas al logaritmo natural del tipo de cambio real bilateral entre Estados
Unidos y los paises de América Latina considerados en el periodo 1960-2013.5 En las
columnas (2) y (5) de este cuadro se presenta el valor del estadistico de prueba, tanto de
manera individual como en panel; las columnas 3 y 6 reportan los rezagos empleados
en cada prueba determinados end6genamente y las columnas 4 y 7 indican las fechas
en las que se identificaron las respectivas rupturas. Como se desprende del Cuadro 1,
todos los estadisticos de prueba son menores que los valores criticos, lo que implica que
se rechaza la hipétesis nula de la raiz unitaria. De esta manera, encontramos evidencia
del cumplimiento de la versiéon Quasi-PPP para el tipo de cambio real de los paises

considerados en la muestra para América Latina.

Cuadro 1

Prueba LM de raiz unitaria con una y dos rupturas para g;

Con una ruptura

Con dos rupturas

Estad. P Break Estad. P Breaks
Argentina -4.164* 0) 1997 -6.328" 8) 1974,2000
Bolivia -3.704* 0) 1984 -4.719* (€))] 1980, 2008
Brasil -4.231* 4 1980 -5.230* (€))] 1986, 2000
Chile -4.501* 3) 1983 -5.830" “4) 1972, 1990
Colombia -4.928* 8) 2002 -5.744* 8) 1999, 2002
Costa Rica -4.959* 7 1979 -9.593* 7 1979, 1990
Rep. Dom. -4.677 0) 1986 -6.748" 0) 1982, 1987
Ecuador -4.325" (€))] 1985 -7.021* (8) 1984, 1999
El Salvador -3.320" 0) 1982 -4.922% (8) 1982, 1994
Guatemala -3.348* 0) 1986 -5.306 (8) 1984, 2000
Honduras -4.438 (6) 1992 -5.936* (6) 1980, 1991
México -4.858" (5) 1997 -7.045* (5) 1980, 2003
Nicaragua -5.495* 0) 1983 -8.705* (6) 1986, 1994
Paraguay -3.737 (5) 1982 -5.490* (6) 1980, 1998
Perd -3.572* (5) 1987 -6.175* (@) 1974, 1988
Uruguay -3461* (€))] 2000 -4.972% 3) 1986, 2000
Venezuela -3.097* 7 2001 -4.430™ 0) 1982, 1995
Panel -3.0965* (@) 2001 -4.4305* (@) 1982, 1995

Notas: Los niimeros entre paréntesis son los rezagos incorporados en cada prueba. Los valores criticos correspon-
dientes a los niveles de significancia del 1%, 5% y 10% para el estadistico panel LM sin rupturas, con una y dos

rupturas son -2.32, -1.64 y -1.28, respectivamente.
***Denotan significancia al nivel del 5 y del 1%.
Fuente: Elaboracién propia.

5 Elanexo 1 describe los datos empleados en las pruebas econométricas y en las estimaciones de la vida media

(half-life), asi como la metodologia empleada y las fuentes.
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Heterogeneidad de seccion cruzada

En esta seccion averiguamos si la agregacion del conjunto de unidades (paises) es apro-
piada en nuestro conjunto de datos. La prueba empleada controla el sesgo de Nickell,
la cual consiste en estimar las regresiones dindmicas asociadas a cada uno de los paises
como numerario y en efectuar pruebas de homogeneidad sobre la media ajustada re-
cursivamente de los valores estimados de p obtenidos a través de regresiones aparen-
temente no relacionadas.

Los resultados de la prueba de homogeneidad se presentan en el Cuadro 2. La ho-
mogeneidad se rechaza al nivel del 5% tnicamente cuando las monedas de Chile y
Estados Unidos fungen como el pais numerario y se rechaza al nivel de 10% cuando las
monedas de Costa Rica, Ecuador y El Salvador fungen como numerario. En virtud de
que encontramos evidencia en contra de la homogeneidad cuando se emplea el délar de
los Estados Unidos como numerario y, por ende, la posibilidad de que la heterogenei-
dad de seccion cruzada pueda sesgar el valor del coeficiente autorregresivo, optamos
por realizar la prueba tomando como numerario la moneda de Uruguay y excluimos la
posibilidad de que el délar de Estados Unidos pueda fungir como numerario; los resul-
tados se muestran en el Cuadro 3.

Elegimos a Uruguay porque es uno de los paises que obtuvo un mayor valor-p en
la prueba y tiene un nivel de desarrollo “aceptable” para fungir como pais numerario;
tomando como criterio de decision este valor, se encuentran por arriba de éste Colombia,
Repiblica Dominicana y Bolivia en orden descendente, como se puede ver en el Cuadro 2.
De hecho, cualquier moneda del pais cuyo valor-p sea mayor a 0.05 o al 0.10 en este
cuadro puede fungir como numerario, dependiendo del nivel de significancia elegido.

Cuadro 2
Prueba de Homogeneidad
(Tipo de cambio real de 17 paises de América Latina y Estados Unidos: 1990-2013)

Pais numerario Estadistico wald Valor-p Pais numerario Estadistico wald Valor-p
Argentina 17918 [0.329] Guatemala 18.485 [0.296]
Bolivia 13.369 [0.646] Honduras 17.206 [0.372]
Brasil 23.046 [0.113] México 18.259 [0.309]
Chile 33.763 [0.006] Nicaragua 14.950 [0.528]
Colombia 17.028 [0.384] Paraguay 22.334 [0.133]
Costa Rica 24987 [0.070] Pert 13.237 [0.655]
Republica Dominicana 7.864 [0.953] Uruguay 11.943 [0.748]
Ecuador 25.941 [0.055] Venezuela 8.050 [0.947]
El Salvador 24.673 [0.076] Estados Unidos 30.955 [0.014]

Fuente: Elaboracién propia.

Como se puede ver en el Cuadro 3, los resultados de la prueba de homogeneidad mues-
tran que la evidencia en contra de la homogeneidad en este conjunto de datos es bastante

6 Véase Choi, Mark y Sul (2004) para mayores detalles sobre la prueba de homogeneidad empleada.
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débil, por lo que en este caso la posibilidad de la heterogeneidad de seccion cruzada no
representa una fuente de sesgo importante. Por lo anterior, procedemos asumiendo que la
agregacion es apropiada cuando elegimos como numerario a la moneda de Uruguay.

Cuadro 3
Prueba de Homogeneidad
(Tipo de cambio real de 17 paises de América Latina)
Pais Numerario: Uruguay (1990-2013)

Pais numerario Estadistico wald Valor-p Pais numerario Estadistico wald ~ Valor-p
Argentina 16.490 [0.350] Guatemala 13.967 [0.528]
Bolivia 12.343 [0.653] Honduras 15.336 [0.427]
Brasil 16.157 [0.372] México 18.217 [0.251]
Chile 22318 [0.100] Nicaragua 14.956 [0.455]
Colombia 9.055 [0.875] Paraguay 22.608 [0.093]
Costa Rica 22.265 [0.101] Pert 13.282 [0.581]
Republica Dominicana 9310 [0.861] Venezuela 5.689 [0.985]
Ecuador 23.749 [0.069] Uruguay 12.667 [0.628]
El Salvador 20.460 [0.155]

Fuente: Elaboracién propia.

Las pruebas de homogeneidad aplicadas a los métodos de panel con tipos de cambio
real son importantes porque si esta prueba revela que los datos correspondientes a las
unidades del panel no son agregables y a pesar de ello se efectiian estimaciones con di-
cho panel, se pueden obtener conclusiones erréneas. Por ejemplo, la inapropiada agre-
gacion entre unidades de seccion cruzada en el caso donde diferentes series de tipo de
cambio real exhiben diferentes tasas de convergencia, lo cual probablemente propicie
que los estimadores de panel sobreestimen los resultados.

El Cuadro 4 muestra las estimaciones de panel de la vida media por el método de
GLS factibles y su mediana, obtenidas bajo correcciones para los diferentes sesgos. Las
estimaciones de la vida media (half-life) que corrigen los sesgos de Nickell y de agrega-
cién temporal en forma simultdnea para los paises de América Latina considerados en
la muestra sugieren que la mediana es de 4 afos con un intervalo del 95% de confianza
de 2.7 a 6.8 afios, estimacion que resultd ser mucho menor que si sélo se corrige el ses-
go de Nickell que, en este caso, resultd de 9 afios, y mayor a la estimacion que corrige
unicamente el sesgo de agregacion temporal, que es de 2.3 afios.

Al igual que los resultados reportados por Choi et al. (2006) efectuados para 21 paises
de la OCDE, las estimaciones sin correccidn del sesgo son mds proximas a las que se
obtienen de corregir simultdneamente ambos sesgos, en virtud de que la estimacion sin
correccion del sesgo es de 3.7 afios. Este dato es muy préximo al valor estimado corregido
de 4 afios. En la muestra considerada, Nicaragua result ser el pais con una mayor vida
media de las desviaciones de su tipo de cambio real igual a 5.1 afios, mientras que Brasil
mostré la menor vida media de la persistencia de esta variable, la cual fue de 2.8 afios.
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Adicionalmente, si se compara con las estimaciones obtenidas por otros estudios,
la vida media estimada para los paises de América Latina es ligeramente mayor que la
obtenida para otras regiones, lo cual puede atribuirse posiblemente a una mayor vola-
tilidad del tipo de cambio real o a algunas rigideces de precios, caracteristicas de los
paises que comprenden la region.

Cuadro 4
Estimaciones del Panel a través de GLS (1990-2013)
Pais Numerario: Uruguay

Tipo de Sesgo Corregido
Sin correccion De Agregacion De Nickell y de
del sesgo De Nickell Temporal Agregacion Temporal
Numerario | 0 Hos o H,s 14 Hys P Ho s Hs Hoo1s
Argentina 0.828 3.7 0.903 6.8 0.707 20 0.806 23 32 5.0
Bolivia 0.854 44 0.943 11.8 0.755 25 0.861 3.1 4.6 8.7
Brasil 0.825 3.6 0.880 54 0.679 1.8 0.777 20 2.8 43
Chile 0.833 3.8 0.926 9.0 0.736 23 0.839 2.7 4.0 7.0
Colombia 0.837 39 0.903 6.8 0.707 20 0.806 23 32 5.1
Costa Rica 0.820 35 0919 8.2 0.728 22 0.830 2.6 3.7 6.1
Rep. Dom. 0.838 39 0.947 12.7 0.758 25 0.864 32 4.7 8.6
Ecuador 0.838 39 0933 10.0 0.741 23 0.845 2.7 4.1 79

El Salvador 0.817 34 0.930 9.6 0.739 23 0.842 2.7 4.0 7.5
Guatemala 0.829 37 0.947 12.7 0.758 25 0.864 32 4.7 9.0

Honduras 0.830 37 0.923 8.7 0.730 22 0.833 2.7 38 6.3
México 0.819 35 0.900 6.6 0.704 20 0.803 22 32 52
Nicaragua 0.845 4.1 0.954 14.7 0.766 2.6 0.874 35 5.1 9.1
Paraguay 0.812 33 0.893 6.1 0.697 19 0.797 22 3.1 49
Perui 0.855 44 0.950 135 0.760 25 0.867 33 4.9 8.7
Venezuela 0.850 43 0.926 9.0 0.736 23 0.839 2.7 40 6.8
Uruguay 0.814 34 0.906 70 0.712 20 0.812 25 33 50
Mediana 0.830 3.7 0.926 9.0 0.736 23 0.839 2.7 4.0 6.8

Notas: Hoos, Hos Y Hoors son los percentiles del 2.5, 50 y 97.5 de la distribucién de la vida media.

Fuente: Elaboracién propia.

Con el fin de tener una aproximacioén al valor de la vida media de las persistencias
del tipo de cambio real de la region cuando no se elige adecuadamente el numerario,
como en este caso resultd ser el dolar de Estados Unidos, estimamos nuevamente la
vida media empleando como numerario el délar de Estados Unidos. Las estimaciones
de este ejercicio se presentan en el Cuadro 5.

Como se puede apreciar en el Cuadro 5, la eleccién de un numerario incorrecto ses-
ga las estimaciones en virtud de que, en todos los casos, la vida media resulté ser mayor
cuando se toma como numerario al délar de Estados Unidos. Estos resultados destacan
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Cuadro 5
Estimaciones del Panel a través de GLS (1990-2013)
Pais Numerario: Estados Unidos

Tipo de Sesgo Corregido
Sin correccion De Agregacion De Nickell y de
del sesgo De Nickell Temporal Agregacion Temporal
Numerario | o Hos 0 Hys P H,s 14 Hoos H,s Hos
Argentina 0.853 44 0936 105 0.744 23 0.848 3.0 42 6.9
Bolivia 0865 48 0954 147 0.766 2.6 0874 34 5.1 10.1
Brasil 0841 40 0906 7.0 0712 20 0.812 23 33 54
Chile 0852 43 0930 9.6 0736 23 0.842 2.7 40 72
Colombia 0.857 45 0926 90 0733 22 0836 2.7 3.9 6.5
Costa Rica 0.842 40 0947 127 0.758 25 0864 32 4.7 8.9
Rep. Dom. 0.850 43 0961 174 0772 2.7 0.880 3.6 54 10.4
Ecuador 0.851 43 0943 118 0755 25 0.861 3.0 4.6 94
El Salvador 0.837 39 0957 1538 0.769 2.6 0877 34 53 10.8
Guatemala 0.848 42 0954 147 0.763 2.6 0870 34 50 8.9
Honduras 0863 4.7 0943 118 0755 25 0.861 3.1 4.6 8.4
México 0.830 3.7 0923 8.7 0733 22 0836 2.6 3.9 6.8
Nicaragua 0.860 4.6 0971 236 0786 29 0900 42 6.5 134
Paraguay 0.852 43 0919 82 0725 22 0.830 2.6 3.7 62
Perd 0.860 4.6 0957 1538 0.769 2.6 0877 35 53 9.9
Uruguay 0857 45 0930 96 0739 23 0.842 29 4.0 6.4
Venezuela 0864 47 0930 9.6 0739 23 0.842 28 4.0 7.0
Estados Unidos 0.880 5.4 0975 274 0.789 29 0900 42 6.5 13.5
Mediana 0853 43 0943 118 0755 25 0.861 3.1 4.6 8.6

Notas: Hoos, Hos y Hows son los percentiles del 2.5, 50 y 97.5 de la distribucién de la vida media.
Fuente: Elaboracién propia.

la necesidad de efectuar pruebas de homogeneidad en el panel del presente estudio con
la finalidad de elegir el numerario apropiadamente y asf evitar posibles sesgos de una
agregacion incorrecta de las unidades en las estimaciones.

Por ultimo, con el fin de averiguar la posibilidad de que el deflactor implicito de
precios del PIB pudiera sesgar las estimaciones de la vida media obtenidas para los
paises de la region de América Latina considerados, efectuamos nuevamente la esti-
macién de la vida media incluyendo tnicamente a los paises con los que se cuenta con
indices de precios al consumidor para el cdlculo del tipo de cambio real. Los resultados
se presentan en el Cuadro 6.

Como se puede ver en el Cuadro 6, las estimaciones de la vida media resultaron
ligeramente menores en los casos en los que se corrige algin tipo de sesgo, a diferencia
de las estimaciones que se obtuvieron con la muestra total de paises de la regién con-
siderados en el Cuadro 4 donde se utilizé el deflactor de precios del PIB en el célculo
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del tipo de cambio real. Por esta razén es posible deducir que el uso del deflactor en el
célculo del tipo de cambio real no incide considerablemente en la magnitud de las es-
timaciones de la vida media. Este resultado es importante en virtud de que, como se ha
argumentado, el estimador que corrige el sesgo de agregacidn temporal supone que los
datos de precios anuales se obtienen como promedios de intervalo de tiempo inferiores
de cada uno de los afios considerados.

Cuadro 6
Estimaciones del Panel a través de GLS (1990-2013)
Pais Numerario: Uruguay (Paises con IPC)

Tipo de Sesgo Corregido
Sin correccion De Agregacion De Nickell y de
del sesgo De Nickell Temporal Agregacién Temporal
Numerario P Hos P Hos p Hos P Hooos | Hos  Hoos
Bolivia 0.835 38 0.896 63  0.699 19 0.797 20 3.1 55
Colombia 0.842 40 0.909 73 0717 2.1 0.818 22 35 7.0
Costa Rica 0.827 3.6 0.896 63  0.699 19 0.797 2.1 3.1 53
Rep. Dom. 0.851 43 0.950 135 0.760 25 0.867 3.1 49 10.1
Ecuador 0.846 4.1 0.930 96  0.739 23 0.842 24 40 99
El Salvador 0.814 34 0919 82 0.725 22 0.827 23 3.7 8.2
Guatemala 0.831 3.7 0.943 11.8  0.752 24 0.858 2.8 45 10.2
Honduras 0.848 42 0.936 105  0.747 24 0.852 2.7 43 9.0
México 0.836 39 0919 82 0.728 22 0.830 2.1 3.7 10.8
Paraguay 0.813 33 0.883 56 0.684 1.8 0.783 20 28 45
Perd 0.865 4.8 0.950 135 0.763 2.6 0.870 3.1 50 12.0
Uruguay 0.806 32 0.887 58  0.687 1.8 0.786 2.1 29 43
Mediana 0.836 39 0919 82 0727 22 0.829 22 3.7 8.6

Notas: Hoos, Hos Y Hos son los percentiles del 2.5, 50 y 97.5 de la distribucién de la vida media.
Fuente: Elaboracién propia.

a  Conclusiones

En afios recientes, la investigacién sobre el PPP, auspiciada por la disponibilidad de
muestras de mayor tamaiio, se ha enfocado en el andlisis de datos panel, lo cual tiende
a mejorar la precision y la confianza en las estimaciones empiricas.

En el presente trabajo, nuestra prueba para detectar raiz unitaria en panel LM con
uno y dos cambios en la media rechazo la hipdtesis nula de raiz unitaria en el panel
del tipo de cambio real, tanto a nivel individual como en el panel en su conjunto para
los paises de la region, incluso al nivel de significancia del 1%. Los resultados de estas
pruebas de raices unitarias bajo la especificacion utilizada permiten probar una version
especifica de la hipétesis del PPP, la de Quasi-Qualified-PPP (Q-PPP). Esto permite
incorporar cambios en la media sin incluir una tendencia ni cambios en la tendencia
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(cfr. Im et al., 2005; Ventosa y Gémez, 2013). De esta manera, al rechazar la hipétesis
nula de raiz unitaria bajo esta prueba para el panel en cuestion encontramos evidencia
a favor de la Quasi-PPP.

Por otra parte, en la literatura se han discutido tres fuentes potenciales de sesgo en la
estimacidn de la vida media de la convergencia PPP. Teniendo presentes esas posibles
fuentes de sesgo encontramos que, con los datos a nivel de pais de América Latina,
la heterogeneidad de la seccidn transversal de las tasas de convergencia a PPP es una
fuente cuantitativamente importante de sesgo si se elige como numerario el délar de los
Estados Unidos, moneda que es comtinmente empleada en los estudios para efectuar
estimaciones de la vida media en diferentes paises y distintas regiones.

Por esta razon, enfatizamos la necesidad de elegir un numerario que supere este
inconveniente. Para tal efecto se eligio como numerario un pais distinto al que conven-
cionalmente se emplea; el pais elegido es Uruguay, pero pudo haber sido algin otro
que superara la prueba de homogeneidad empleada. Las otras dos fuentes potenciales
de sesgo son el sesgo a la baja del estimador de efectos fijos de panel y el de agregacion
temporal. Si se controlan simultdneamente estas dos ultimas posibles fuentes de sesgo
se obtiene una estimacién puntual de 4 afios para la vida media con un intervalo de con-
fianza de 95% que va de 2.7 a 6.8 afios para los paises de América Latina, notablemente
mayor que las estimaciones obtenidas para otras regiones, principalmente las regiones
que tienen mayores niveles de desarrollo.

En la literatura sobre el tema se ha argumentado que es la volatilidad del tipo de
cambio real la que determina la magnitud de la vida media de las desviaciones respecto
del PPP. Sin embargo, la determinacidn de si este factor o algunos otros pudieran inci-
dir en la vida media, tanto en grupo como a nivel individual, escapa a los alcances de
este trabajo, por lo que se requiere una mayor investigacion para determinar por qué los
paises con menores niveles de desarrollo presentan una mayor vida media, asi como los
factores que pueden incidir en esta.

n  Anexo I
Descripcion de los Datos

El TCR de los 17 paises involucrados mide el nivel del tipo de cambio real bilateral de
la unidad monetaria nacional respecto al délar estadounidense. Es importante sefialar
que el afio base 2005 es la referencia internacional actual en el caso especifico de los
indices de precios al consumidor.

Para los tipos de cambio nominal se emplearon los datos oficiales de cada pais,
incluyendo el caso de Ecuador, que desde el 2000 asumié oficialmente el ddlar esta-
dounidense como medio de pago legal. Sin embargo, como alternativa, organismos
internacionales adjudican una tasa diferente, la que entre 2001-2006 tiene un mismo
valor de la unidad monetaria nacional por délar. Aqui elegimos esta dltima para realizar
las pruebas y las estimaciones. Los datos son oficiales, provienen de la base del Banco
Mundial y, en el caso de datos faltantes, se complementaron con datos oficiales de la
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CEPAL. Para los paises con datos atipicos se consultaron sus estadisticas nacionales
directamente para cotejarlos.

El Indice de precios al consumidor PROMEDIO NACIONAL se usé para todos
los paises, excepto para los casos de Argentina (2013, IPC), Brasil (1980, IPC), Chile
(2009, IPC), Nicaragua (1999, IPC) y Venezuela (2005, IPC). Estos paises no poseen
un promedio de indice NACIONAL para todo el periodo. Asi, existen series mas largas
pero se refieren al IPC de s6lo algunas ciudades importantes (p.ej. en Argentina, el
Gran Buenos Aires desde antes de los afos cincuenta) y a precios al mayoreo.

Por estas razones, para estos cinco paises se decidi6 utilizar el indice de precios del
PIB, que es mds representativo del promedio nacional de inflaciéon y es homogéneo
desde los afios cincuenta o sesenta o mucho antes. Esto en comparacion con los precios
al mayoreo o con una mezcla no homogénea que se podria elaborar encadenando las
series cortas de IPC con cualquier otro tipo de indice. Para complementar la fuente de
datos del Banco Mundial se recurri6 a la base de datos de la CEPAL. Algunas de estas
series fueron cotejadas con los sistemas de cuentas macroeconémicas de algunos de
estos paises.

Cuadro A1
Indice de Precios utilizado para cada pais
Pais Indice de precios
Argentina Deflactor
Bolivia 1IPC
Brasil Deflactor
Chile Deflactor
Colombia IPC
Costa Rica IPC
Repiblica Dominicana IPC
Ecuador IPC
Salvador IPC
Guatemala IPC
Honduras IPC
Meéxico 1IPC
Nicaragua Deflactor
Paraguay IPC
Pert 1IPC
Uruguay IPC
Venezuela Deflactor
Estados Unidos IPC

Notas: IPC abrevia Indice Nacional de Precios al Consumidor y Deflactor hace alusién al Deflactor Implicito de
Precios del PIB.

Fuente: Elaboracién propia.
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