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Resumen

En el entorno de la Unién Monetaria Europea, el calculo y analisis de los parametros de preferencias
de cada uno de los pafses que la conforman cobra un interés especial, puesto que las posibles diferencias
en tales parametros podrian ayudar a entender las razones por las que una politica monetaria comun
podria generar efectos distintos sobre las diferentes economias que la integran. En este trabajo hemos
centrado nuestra atencion en la elasticidad de sustitucion znfertemporal, sin duda uno de los parametros de
preferencias clave en los modelos macroeconémicos intertemporales.

Son diversos los estudios que han puesto de manifiesto una posible subestimacién de la citada
elasticidad para el caso de distintos paises. Es practica habitual estimar dicho parametro empleando
unicamente datos de consumo de bienes no duraderos y servicios, omitiendo los flujos de servicios que el
consumo duradero genera. Este modo de proceder sélo es admisible si la utilidad intratemporal es
separable entre los diferentes componentes del consumo. Por ello, en este trabajo nos planteamos como
objetivo prioritario previo contrastar el supuesto de separabilidad intratemporal para una selecciéon de
paises europeos (Alemania, Espafia y Francia). De este modo podremos analizar, a continuacién, la
incidencia que la consideracién del consumo duradero tiene sobre los valores estimados de la elasticidad
de sustitucion zutertemporal de estos paises, objetivo final de la investigacién. El conocimiento de la citada
elasticidad nos permitira caracterizar la reaccion del ahorro de estas economias ante variaciones en el tipo
de interés real.

Palabras clave: no separabilidad intratemporal de las preferencias; elasticidad de sustitucién
intratemporal; elasticidad de sustitucion intertemporal; consumo duradero y no duradero.
Clasificacion JEL: E44, G12.
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1. Introduccion

El objetivo fundamental de este trabajo es la estimacién y analisis de los parametros de
preferencias intertemporales, esto es, el factor de descuento subjetivo y la elasticidad de
sustitucion intertemporal, que los inversores-consumidores de Alemania, Espafa y Francia
revelan a largo plazo. Se puede considerar ésta una tarea esencial desde la perspectiva
macroeconémica y financiera pues el conocer como descuentan el futuro los agentes (su grado
de impaciencia) o cémo responde su consumo ante variaciones en los tipos de interés reales
puede ayudar a comprender mejor el funcionamiento de sus mercados financieros y valorar mas
apropiadamente los efectos que puede tener sobre el ahorro de las economias consideradas la
politica monetaria comun que lleva a cabo el Banco Central Europeo.

Para ello emplearemos como soporte teérico el modelo de valoracion de activos basado en
consumo (CCAPM) desarrollado por Lucas (1978), que consideramos especialmente apropiado
pues permite llevar a cabo tales estimaciones aunando Macroeconomia y Finanzas. La revision
de la literatura sobre el modelo mencionado pone de manifiesto las dificultades del mismo para
ajustarse a la evidencia empirica. En efecto, diversos trabajos aplicados a diferentes economias
han dado lugar a estimaciones de la elasticidad de sustitucion intertemporal anormalmente
reducidas’. Asi, Hall (1988) y Hansen y Singleton (1996) obtienen valores excesivamente
pequenos del citado parametro para el caso de la economia norteamericana, llegando incluso a
obtener valores negativos en algunos casos. Centrandonos en los casos de los paises que nos
ocupan, encontramos estimaciones anémalas del citado parametro en los trabajos de, entre
otros, Rubio (1995) y Rodriguez Lopez (1997) para el caso espafiol, Lund y Engsted (1996) y
Meyer (1999) para el caso aleman, Girardin, Sarno y Taylor (2000) para el caso francés y
Cuthberston y Hyde (2003) para los casos de Alemania y Francia.

Una caracteristica comun de los trabajos mencionados es la omision del gasto en bienes de
consumo duradero en el analisis. Ogaki y Reinhart (1998a, 1998b) han puesto de manifiesto que
la consideracién de preferencias intratemporalmente separables entre los diferentes
componentes del gasto en consumo puede ser una de las razones que lleve a la subestimacion de
la elasticidad de sustitucion intertemporal. Estos autores incorporan, en los trabajos referidos, el
consumo duradero en el analisis a través de una funciéon de utilidad corriente que comprende
como argumentos tanto el consumo no duradero como el flujo de servicios que el consumo
duradero genera, lo que les permite estimar la elasticidad de sustituciéon intratemporal entre
ambos tipos de bienes de consumo, y obtener estimaciones mas razonables de la elasticidad de
sustitucion intertemporal para el caso de la economia norteamericana. En otros trabajos, entre
los que destacan los de Dunn y Singleton (1986), Eichenbaum y Hansen (1990), Mamaysky
(2001), Okubo (2002), Pakos (2004), Wirjanto (2004) o Yogo (2005), también se rechaza
empiricamente la separabilidad intratemporal de las preferencias. Para el caso espafiol, Lopez
Salido (1993) analiza la separabilidad intratemporal de las preferencias empleando datos
microeconémicos procedentes de la Encuesta Continua de Presupuestos Familiares para el periodo
1985-89. Sus resultados apoyan la no separabilidad intratemporal de las preferencias. Por su
parte, Marquez de la Cruz (2005) emplea datos macroeconémicos para el periodo 1954-2002

: Empleando la terminologia propia de la literatura de valoracién de activos, podriamos decir que los resultados
reflejan en mayor o menor medida, en funcién de la especificacion de las preferencias empleadas, tanto la anomalia de
la prima de riego, Mehra y Prescott (1985), como la anomalia del tipo de interés, Weil (1989). Un analisis detallado de las
anomalias empiricas del modelo CCAPM, asi como de algunas de las soluciones propuestas, puede verse, entre
otros en Campbell (2003a, 2003b), Cochrane (2001), Siegel y Thaler (1997), Kocherlakota (1996) y Abel (1991).
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confirmando de nuevo la no separabilidad de las preferencias en el caso de Espafia’.

La linea de investigaciéon seguida en este trabajo parte, por tanto, de la hipotesis de la
influencia que el consumo duradero puede tener en la estimacidén de ciertos parametros de
preferencias en el contexto del modelo CCAPM. Asi, consideramos necesario analizar en qué
medida las preferencias son intratemporalmente separables, puesto que s6lo en el caso de que tal
separabilidad se verifique es posible omitir el consumo duradero del analisis. Por ello, en el
trabajo se estima la elasticidad de sustituciéon intratemporal entre consumo no duradero y
duradero para, a continuacion, estimar el factor de descuento subjetivo y la elasticidad de
sustitucion intertemporal con los datos de consumo que el analisis sobre la separabilidad
intratemporal arroja como mas adecuados.

Estas estimaciones se realizan para el caso de tres paises europeos, Alemania, Espafa y
Francia, con un doble objetivo: por una lado, se trata de comprobar si los resultados son
robustos; por otro, dado que estamos inmersos en una unién monetaria y, por tanto, la politica
monetaria es comun a los diversos paises que la constituyen, se pretende analizar las posibles
diferencias que pudieran existir en los valores de los parametros de preferencias de las distintas
economias implicadas, ya que tales diferencias, si existieran, podrian ayudarnos a entender los
efectos dispares que dicha politica comun pudiera tener sobre el ahorro de los distintos paises
implicados. Aparte de estudiar paralelamente los casos de las tres economias mencionadas, es
destacable, con respecto a otros trabajos empiricos examinados, la introduccion del analisis de
las preferencias corrientes entre consumo duradero y no duradero cuando éstas son no
homotéticas. Desde la perspectiva econométrica, el analisis se amplia y se hace mas robusto pues
la contrastacion del modelo se realiza empleando dos metodologias de cointegracion diferentes:
la de Park (1992) y la de Johansen (1995).

Este trabajo se organiza del siguiente modo: en primer lugar, en la secciéon 2, expondremos
brevemente el modelo teérico que recoge la no separabilidad entre consumo duradero y no
duradero de la funcién de utilidad corriente. Diferenciaremos entre preferencias homotéticas y
no homotéticas. La secciéon 3 recoge los resultados de la estimacién de la elasticidad de
sustitucion intratemporal entre consumo duradero y no duradero siguiendo el enfoque de Ogaki
y Reinhart (1998a) y Pakos (2004). Empleamos la metodologia de la cointegraciéon candnica
propuesta por Park (1992), asi como la de Johansen (1995). Por su parte, en la seccion 4 se
estima, mediante el Método Generalizado de los Momentos (GMM) en dos etapas, la Ecuacion
de Euler resultante del proceso de maximizacion intertemporal de los inversores, empleando
datos de consumo que consideran el flujo de servicios que el consumo duradero genera, lo que
nos permite obtener estimaciones de la elasticidad de sustitucion intertemporal para los paises
considerados. Por dltimo, en la seccién 5 se recoge las conclusiones del trabajo. El Apéndice
recoge la descripcion detallada de las series de datos empleadas en este trabajo.

> A diferencia del trabajo mencionado, en éste consideramos un periodo muestral diferente, mds ajustado a la
disponibilidad de datos para los otros dos paises considerados, para facilitar la comparacién de los resultados. Los
activos empleados en la estimacién de la elasticidad de sustitucién intertemporal en este trabajo son también
diferentes a los empleados en aquél.



E. Marquez, A. Martinez, I. Pérez-Soba

2. El modelo

2.1. Preferencias homotéticas

Siguiendo el modelo propuesto por Ogaki y Reinhart (1998a), las preferencias del agente
representativo se expresan segun la siguiente funcioén de utilidad intertemporal

3 () 1]

1] U = E

donde 0 > 0 es la elasticidad de sustitucion intertemporal y 3 > 0 es el factor de descuento

subjetivo. La utilidad intratemporal viene recogida a través de una funcién con elasticidad de
sustitucion constante (funcion CES):

1
2] W = aCtl% —I—Stl% . e>0, a>0.

C} es el consumo de bienes no duraderos y setrvicios, S; es el flujo de setvicios que el consumo
de bienes duraderos genera, € es la elasticidad de sustitucion intratemporal entre el consumo de
bienes no duraderos y duraderos y a es una constante positiva que muestra la importancia que
el consumo de bienes no duraderos tiene en la utilidad corriente de los agentes’. Respecto a Sy,
el consumo duradero genera servicios mas alla del periodo en el que se realiza el gasto, hecho
recogido en la expresion

[3] St — Dt ‘I— 6Dt71 —I— 62Dt72 —I— ceeey O < 6 < 17

donde (1 —0) es la tasa de depreciacién de los bienes de consumo duradero y D, es el gasto en
consumo duradero del periodo %

Las siguientes expresiones recogen la utilidad marginal de los bienes de consumo no
duradero, UMa, 4,y duradero, UMayp ; , para el perfodo #

(o—¢)
_1 _1 R —
[4] UMay, = aC; [ac} -4 8! ] D
00
5] UMap, = By| ) 576"UMay, ., |,
7=0
3 Obsérvese que si € = 1, la expresion [2] converge a la funcién Cobb-Douglas, mientras que si € = 0, la

utilidad corriente convergeria a la funcién de utilidad de Leontief. Un andlisis detallado puede verse en Pakos (2004).
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donde UMay; no es mas que la utilidad marginal del flujo de servicios que el consumo duradero

genera y viene recogida en la siguiente expresion:

(o—¢)

[6] UMG,Zt = St_% ac’tl_% + Stl—% o(e—1)

El proceso de maximizaciéon de la utilidad intertemporal de los agentes se plasmara en la
siguiente ecuacién de Euler,

UMal,t-H

— TR | =1 Vi
UMa,Lt }?¢+1 Y Z?

[7] E B

donde R/,; es la tasa de retorno bruta del activo 7 durante el periodo # Como puede

observarse, el factor de descuento estocastico del modelo viene dado por la relacién marginal de
sustitucion intertemporal como es caracteristico del modelo CCAPM.

Dado que estamos ante un modelo con dos bienes, es posible emplear ademas la condicién
de primer orden que nos muestra que para cada periodo 7 el precio relativo de los bienes, F,

debe igualarse a la relacién marginal de sustitucién entre ambos, es decir,

E; [Z?O:()@T(STUM%HT ]
UMa,Lt

[8] b=

Multiplicando ambos miembros de la expresion anterior por ( g ) y operando, se obtiene:

ol

1
Ct € TET St+’r ] e UMal’t+T
P Pt[Dt] = 5 (G)Zﬁ ° [ Ct+r UMay

Esta expresion es la base para la estimacion de la elasticidad de sustitucién intratemporal
entre los dos tipos de bienes de consumo.

En el caso en que € = o , convergerfamos al modelo separable, puesto que, en este caso, la
utilidad pasaria a ser

1)(@0,517% +St1*%) ,o>0 08>0,

10 U:Eoot
[10] 0;3(0

por lo que la relacién marginal de sustitucién intertemporal tomarfa la forma habitual, a saber,

1
Cri \~7 . .. .
RMSI, ;1 = 6( 51 ) " dependiendo tnicamente del consumo de bienes no duraderos’.

4 Por lo tanto, podemos contrastar el supuesto de separabilidad mediante el contraste de la hipétesis nula € = O.
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2.2 Preferencias no homotéticas

Pakos (2004) plantea la posibilidad de que en realidad los dos tipos de bienes considerados
presenten un escaso grado de sustituibilidad entre ellos y que sean mas bien bienes
complementarios, puesto que parecerfa sensato suponer que el consumo conjunto de bienes
duraderos y no duraderos elevaria la utilidad de los agentes. Pakos analiza ademas la posibilidad
de que el efecto renta desempefie un papel importante en la determinacién del consumo relativo.
La funcién de utilidad propuesta por Pakos es la siguiente:

[11] wC;,8) = {(@C)'F + 8,7 >0

donde 7 es el cociente de las elasticidades renta de los bienes de consumo no duraderos, M1, y

duraderos, 12 . En este caso, la condicion de primer orden equivalente a la ecuacion [9] serfa la
siguiente:

1
Ct e S TLT 1 S:—]l
R 1 e e e

— 1—=
7=0 a €

1 1
7g & _g UMG,L7-+1 8—7’]
D) UMa,, €—1

donde UMa, , es la utilidad marginal del consumo de bienes no duraderos del periodo 7. De
nuevo, bajo ciertos supuestos, podriamos estimar los parametros € y 17 empleando un enfoque
de cointegracion.

3. Estimacion de la elasticidad de sustitucion

intratemporal
3.1 Metodologia

La idea en Ogaki y Reinhart (1998a) es emplear la ecuacion [9] con el objetivo de estimar el
valor de la elasticidad de sustitucion entre el consumo de bienes no duraderos y el consumo de
bienes duraderos. Bajo ciertos supuestos, es posible demostrar que el lado derecho de tal
expresion es estacionario. Concretamente, Ogaki y Reinhart consideran una economia de

dotaciones en la que el logaritmo de éstas es estacionario. Por otro lado, Ogaki y Reinhart
UMay {4+
UMay ¢

(1998a) y Okubo (2002) muestran que, aunque la estacionariedad de no se deriva

necesariamente de los supuestos del modelo, éste es un supuesto valido, al menos desde el punto
de vista empirico. Si éste fuera el caso, y tomaramos logaritmos en el lado izquierdo de la

expresion [9], obtendriamos que las variables (Pr» €1 — d1) estan cointegradas, siendo (1,—1/¢€)

el vector de cointegracion. Para estimar este vector de cointegracion consideraremos la regresion

1
[13] b =4 +E(Ct - dt) + v,

donde v; es un proceso estacionario de media cero y p es una constante. En el caso de
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preferencias no homotéticas, la ecuaciéon [12] nos llevaria a la siguiente regresiéon de
cointegracion

[14] ¢ =b+ep +nd + vy,

donde, de nuevo, 4 es una constante y v; es un proceso estacionario de media cero. Es posible
demostrar que, aunque el estimador por minimos cuadrados ordinarios es superconsistente, no
es asintéticamente eficiente, por lo que estimaremos los parametros implicados empleando un
enfoque de cointegracion. Concretamente, siguiendo a Ogaki y Reinhart (1998a), hemos
estimado la elasticidad de sustitucion intratemporal empleando el método de la cointegracion
candnica propuesto por Park (1992)°. Emplearemos también el test H(p,q) propuesto por Park
(1990) para el andlisis de cointegracién. Dicho test nos permite contrastar la hipdtesis de
cointegracién tanto determinista, H(0,1), como estocastica, H(1,q)°.

Hemos procedido ademas a la estimacién de los parametros siguiendo la metodologia de
Johansen (1995). La idea esencial es analizar en qué medida cambian los resultados obtenidos en
funcién del método de estimacién empleado, ademas de, en su caso, confirmar los resultados
obtenidos y explotar las posibilidades que tal metodologfa ofrece’. L.a metodologfa de Johansen
parte de considerar un VAR de orden p que puede expresarse en forma de un modelo de
correccion del error como

[15] AY, =u+DTAY,  +..+T,AY,_ ., +11Y,_, +e,

donde Y, es un vector de  vatiables I(1).
Si el rango de la matriz IT es inferior a 7, dicha matriz puede descomponerse de la forma

[16] =af

donde g contiene los parametros de las relaciones de cointegracion y a recoge los parametros
de ajuste. El rango de IT indica el numero de relaciones de cointegracion y puede contrastarse
mediante la estimacion por maxima verosimilitud del test de la traza. Esta metodologia (cuyas
propiedades la convierten en especialmente util en un contexto multivariante) permite ademas
realizar tests de estacionariedad sobre las series implicadas en el analisis, lo que posibilita
completar el estudio del orden de integracion de las mismas proporcionado por los contrastes de
raices unitarias.

3.2 Tests de raices unitarias

El primer paso antes de proceder a la aplicacién del enfoque de cointegracion es analizar si

5 Un estudio detallado de esta técnica puede verse en Ogaki (1993), Cooley y Ogaki (1996) y Ogaki, Jang y Lim
(2003).

¢ La diferencia entre ambos conceptos se basa en el hecho de que el vector de cointegraciéon que elimina las
tendencias estocasticas entre las variables puede, ademas, eliminar o no las tendencias deterministas. En el primer
caso, hablamos de cointegracién determinista, mientras que si las tendencias deterministas no son eliminadas por el
vector de cointegracion, estamos ante el supuesto de cointegracién estocastica. Los conceptos de cointegracion
determinista y estocastica pueden verse de modo detallado en, entre otros, Ogaki (1993) y Han y Ogaki (1997).

7 Otros métodos llevan también a estimadores que cumplen todas las propiedades deseables. Tal es el caso de las
metodologfas de Phillips y Hansen (1990) y Stock and Watson (1993).

7
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las series implicadas son o no estacionarias. Ademas, la estimacion de la elasticidad de sustitucion
intertemporal mediante el método GMM exige que las series empleadas sean estacionarias. Por
ambas razones, a continuacion aplicaremos los tests habituales de raices unitarias con el objetivo
de analizar si las series empleadas verifican o no las condiciones requeridas. Concretamente,
aplicaremos el test ADF asi como el test Phillips-Perron de raices unitarias a las siguientes series:
consumo relativo, precio relativo, tipo de interés real y tasa de retorno real.

Comenzaremos con las dos variables implicadas en la estimacién de la elasticidad de
sustitucion intratemporal, esto es, consumo y precio relativos. Los datos son anuales y cubren el
petiodo 1970-2003 para el caso de Alemania, 1964-2001 para Espafia y 1960-2001 para Francia®.
Los Cuadros 1 y 2 recogen, respectivamente, los resultados de los tests de raices unitarias
Dickey-Fuller aumentado (ADF) y Phillips-Perron’ para el logaritmo del precio relativo, p;, v la

diferencia logatitmica de los dos tipos de consumo,(¢; — d;). Las columnas (1), (2) y (3)

recogen, respectivamente, los resultados de los citados tests para los modelos con constante y
. . . . . .1
tendencia, con constante y sin tendencia, y sin constante ni tendencia'’.

TEST ADF
ALEMANIA (1970-2003)
Vatiable a) ®) 3)
Dy -1.56 (0) -1.21 (0) 1.72 (0)
Ap, 4495 (0) 4,555 (0) 3,975 (0)
¢ — dt -2.59 (1) -2.65*% (1) -0.33 (0)
A(Ct — dt) -4.30%** (0) -4.35%%% (0) -4.43%*x (0)
ESPANA (1964-2001)
Vatiable a) ®) 3)
2 20.98 (0) 20.26 (0) 0.20 (0)
Ap, ~6.10%% (0) ~5.80%%* (0) 5. 77%%% (0)
¢, —d, -3.32% (1) 2.63* (1) 138 (1)
A(Ct — dt) -3.83*%* (0) -3.71%0F(0) -3.59%F% (0)
FRANCIA (1960-2001)
2 -2.32 (1) -0.21 (1) 1.97%* (1)
Ap, 3,96 (0) 4,007 (0) 2,715 (0)
¢, — dt -2.37 (0) -2.78* (0) -2.67%FF (0)
A(ct - dt) -5.55%FF (0) -5.36*+* (0) -4.88%* (0)

Cuadro 1: Test ADF de raices unitarias: consumo y precio relativos

Tanto el test ADF como el Phillips-Perron muestran que el consumo y precio relativos son

8 Todos los detalles sobre los datos empleados en este trabajo se recogen en el Apéndice.

? En los Cuadros, (***) indica rechazo de la hipétesis nula de existencia de rafces unitarias a un nivel de significacion
del 1 por ciento, (**) del 5 por ciento y (*) del 10 por ciento. Los valores criticos se han obtenido de MacKinnon
(1991). El nimero de retardos elegido (entre paréntesis) para el test ADF es aquél para el que el mayor retardo de la
variable en primeras diferencias es significativo, empezando por un retardo k = 4 |y para el test Phillips-Perron el
que se corresponde con el procedimiento de Newey y West (1987).

10 Los graficos de las series empleadas se recogen en el Apéndice.

8
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variables (1) tanto para el caso de Espafia como para el de Alemania si consideramos un nivel

de significaciéon del 5 por ciento puesto que, en todos los casos, no podemos rechazar la
existencia de rafces unitarias en niveles pero si en primeras diferencias. Puesto que en algunos
casos es posible rechazar la hipdtesis nula de existencia de raices unitarias en niveles para un
nivel de significacion del 10 por ciento, para disipar posibles dudas sobre la no estacionariedad
del consumo relativo, hemos procedido a aplicar el procedimiento propuesto por Holden y
Perman (1994) que nos ha permitido confirmar la no estacionariedad del consumo relativo para
los dos paises mencionados. Por su parte, en el caso de Francia, no podemos rechazar
estacionariedad del precio y consumo relativos en el caso del modelo sin constante y sin
tendencia ni tampoco en el caso del modelo con constante y sin tendencia para el consumo
relativo. De nuevo, el procedimiento de Holden y Perman mencionado nos permite disipar las
dudas sobre la estacionariedad de las series mencionadas. Resumiendo, podemos concluir que
tanto el consumo como el precio relativos son series I(1) para los paises analizados. Obsérvese
que ésta es una condicién necesaria para poder aplicar el enfoque de cointegracion.

TEST PHILLIPS-PERRON

ALEMANIA (1970-2003)
Variable 1 ) 3)
2 -1.84 (3) -1.29 (3) 117 (3)
Ap, -4.58%%% (3) -4.63%* (3) 4,045 (3)
¢, —d, -2.36 (3) -2.67* (3) -0.92 (3)
A(Ct — dt) -4.25%F (3) -4.30%%k (3) -4.30%50% (3)
ESPANA (1964-2001)
Variable 1 ) A3)
Py -1.09 (3) -0.41 (3) 0.01 (3)
Ap, -6.10% (3) -5.89%% (3) -5.79%5 (3)
¢ —dy -2.94 3) -2.87% (3) 0.73 (3)
Ale, — dy) -3.78% (3) -3.62%* (3) -3.42%5% (3)
FRANCIA (1960-2001)
Pt -1.77 (3) -0.07 (3) -2.73%%x (3)
Ap; -3.90% (3) -3.94%%% (3) 22,5445k (3)
¢, —d, -2.37 (3) -2.85% (3) 2.54% (3)
Ale, — dy) -5.50%* (3) -5.31% (3) -4.84%%% (3)

Cuadro 2: Test Phillips-Perron de rafces unitarias: consumo y precio relativos

Hemos analizado también la estacionariedad de las tasas de retorno que se emplearan en la
estimacion de la elasticidad de sustitucion intertemporal por el método GMM. De nuevo, los
datos son anuales y se explican de modo detallado en el Apéndice. Los resultados se recogen en

los Cuadros 3 y 4. Denotamos por Rtfjrf al tipo de interés real del pafs /, /=Alemania, Espana,

Francia, y por Ri.; la tasa de retorno real bruta del activo financiero 1§,
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i = DAX30,IGTBM,CAC40". Respecto a los tipos de interés reales, los tests empleados no

rechazan la existencia de raices unitarias en ninguno de los modelos considerados para el caso de
Francia, por lo que la variable es no estacionaria. Respecto a los casos de Alemania y Espafa, la
existencia de rafces unitarias no puede ser rechazada tnicamente en el modelo que no incluye ni
constante ni tendencia, modelo que podemos descartar como el verdadero proceso generador de
los datos si empleamos el procedimiento propuesto por Holden y Perman citado con
anterioridad.

En relacién con las tasas de retorno del activo con riesgo representativo de cada pais, de
nuevo nos encontramos con que no podemos rechazar la existencia de raices unitarias en el caso
del modelo (3) que de nuevo, siguiendo el procedimiento de Holden y Perman (1994), puede
rechazarse como verdadero generador de los datos.

Resumiendo, las tasas de retorno de los activos con riesgo son estacionarias para los tres
paises considerados, mientras que el tipo de interés real sélo lo es para los casos de Alemania y
Espana.

TEST ADF
Tipos de interés 1 2) 3)
[ ALEMANIA -3.56%* (1) -3.63*%* (0) -0.20 (0)
Ry
J.ESPANA 4,485+ (0) 424555 (0) -0.10 (0)
Ry
 FRANCIA -2.62 (0) -1.97 (0) 0.14 (0)
Rt-l—l
Tasas de retorno 1 2) 3)
D/iX3O -3.48* (0) -3.60%* (0) -0.41 (2)
_l’_
IflTBM -3.24%F (0) -3.26%* (0) -0.66 (0)
cAci -5.40%%% (0) ~4.68%%* (0) 012 (2)
Jr

Cuadro 3: Test ADF de raices unitarias: tipos de interés y tasas de retorno

11 Abreviaturas de los indices bursatiles empleados para el calculo de las tasas de retorno nominales para Alemania,
Espafia y Francia, respectivamente, detalladamente descritos en el Apéndice.



Elasticidad intertemporal con preferencias no separables intratemporalmente

TEST PHILLIPS-PERRON

Tipos de interés (@Y) 2) 3)
Rf,ALEMANfA -3.62%* (3) -3.59%* (3) -0.27 (3)
t+1
f.ESPANA 5. 445K (3) ~4.97%% (3) 0.00 (3)
By
Rf,FRANCIA -2.65 (3) -1.89 (3) 0.20 (3)
t+1
Tasas de retorno 1) 2) 3)
IEX30 -3.47% (3) -3.58*%* (3) -0.54 (3)
1T -3.75% (3) -3.78%% (3) -0.65 (3)
CAC40 -5.35%%% (3) -4.774%%% (3) -0.78 (3)
)

Cuadro 4: Test Phillips- Perron de raices unitarias: tipos de interés y tasas de retorno

3.3. La elasticidad de sustituciéon intratemporal para el

caso aleman
3.3.1 Cointegraciéon canonica

El Cuadro 5 recoge los resultados de estimar la ecuacion [13] aplicando el enfoque de la
cointegracién canénica'’.

ALEMANIA: PREFERENCIAS

HOMOTETICAS
PARAMETROS
% 5
1.4305 0.2650
(0.0179) (0.3384)

TEST DE PARK
Ho,) | H2) | H13) | HA4) | HLb)
0.5252 34293 | 3.5476 | 3.7700 | 4.5391
[0.4686] | [0.0641] | [0.1697] | [0.2874] | [0.3379]

Cuadro 5: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologia de Park (1992)

El valor estimado de g es significativamente distinto de cero; aunque la elasticidad de
sustitucion intratemporal presenta el sigho cotrrecto, no es significativamente distinta de cero.

12 P PRV p
En este Cuadro y los siguientes, recogemos entre paréntesis los errores estindar y entre corchetes los valores p
asintoticos.

11
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Por su parte, el test H(p,q) de Park no permite rechazar la existencia de cointegracién tanto
determinista como estocastica entre las variables. El hecho de que el valor estimado de la
elasticidad de sustitucién intratemporal sea no significativo, nos ha hecho replantearnos la
especificacion de la funcion de utilidad para el caso aleman. Concretamente, hemos considerado
la especificacion propuesta por Pakos (2004) que analiza ademas la posibilidad de que el efecto
renta desempefie un papel importante en la determinacién del consumo relativo™. Los resultados
de la estimacion de [14] se recogen en el Cuadro 6.

ALEMANIA: PREFERENCIAS NO

HOMOTETICAS
PARAMETROS
b € n
1.4779 0.7707 0.9881
(0.2139) (0.3369) (0.0419)
TEST DE PARK

HO,D) | H(1,2) | H13) | H(14) | H(1,5)
12.6513 | 0.0172 | 0.2214 | 03691 | 0.4095
[0.0004] | [0.8955] | [0.8952] | [0.9466] | [0.9817]

Cuadro 6: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologia de Park (1992)

Los resultados en este caso son algo diferentes a la especificacion anterior. Concretamente,
ahora ¢ sf es significativamente distinto de cero, al igual que el parametro 7). El hecho de que

éste sea menor que la unidad, muestra que 11 < 72 | esto es, que la elasticidad renta de los
bienes de consumo no duradero es menor que la de los bienes de consumo duradero. Por otro

lado, el test H(p,q) de Park rechaza la hipétesis nula de cointegraciéon determinista, pero no la
de cointegracion estocastica. Por lo tanto, existe cointegracion entre la variables implicadas si
bien el vector de cointegracion elimina las tendencias estocasticas, pero no las deterministas.

3.3.2 Metodologia de Johansen

Las distribuciones asintoticas del test de la traza cambian dependiendo de las hipodtesis
realizadas sobre los términos deterministicos en el modelo de correcciéon del error. A este
respecto, Nielsen y Rahbek (2000) demostraron que en el caso de que existan tendencias lineales
en los datos (lo que conducitia a que E[AY]#0), contrastar el rango de cointegracion
comenzando con una especificacion que incluya una tendencia restringida al vector de
cointegracion induce “similaridad” en el procedimiento de contrastacion, lo que significa que los
valores criticos del test de la traza no dependen de los valores de los parametros. Posteriormente
puede contrastarse si esa tendencia es o no significativa y, en éste ultimo caso, estimar el modelo
utilizando como especificacién una constante no restringida al vector de cointegraciéon. En
cambio, si E[AY,]=0 (no hay tendencia en los datos), de acuerdo con este argumento de

similaridad, el contraste del rango de cointegracion debiera hacerse considerando una constante

13 Los resultados de los tests ADF y Phillips-Perron de rafces unitarias para las variables ¢; y dt muestran que no

podemos rechazar que sean no estacionarias. Los resultados estan disponibles previa peticién a las autoras.

12
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restringida a la relacién de largo plazo'.
Para los datos de Alemania se obtiene que E[A(c, —d,)]=-0.002 y E[Ap,]=-0.005, por lo que
parece adecuado especificar el modelo con una constante restringida al vector de cointegracion.
En el Cuadro 7 se ofrece la informacion utilizada para determinar el rango de cointegracion
de la relacion [13]. La informacién proporcionada por el test de la traza se ha completado con el
analisis de las raices del polinomio caracteristico y con los estadisticos # de los coeficientes de
ajuste « . Estos factores indican la existencia de una relacién de cointegracion (o sea, r =1).

ALEMANIA: PREFERENCIAS HOMOTETICAS

Determinacion del rango de cointegracion

Test de la traza ~ VC(95%) Modulos de las raices caracteristicas Estadisticos # de los coeficientes de ajuste
(¢ —dy) Pt
r=0 23.66 19.99 r=1 1.00; 0.89 >
r=1 9.09 9.13 r=2 0.86;0.86 % -0.16 427
a2 -3.23 0.20
Coceficientes de la relacién de cointegracion Coeficientes de ajuste
M € (e, =dp) Py
1.46 112 -0.01 0.08

Tests de exclusion LR~ z%(1) Tests de estacionariedad LR~ 2(1) || Tests de exogeneidad débil LR~ Pal)

(c=d) p constante (¢, —dy) Ds (¢, —dy) Pt
271 2.15 2.74 2.15 2.70 0.01 5.46
[0.10] [0.14]  [0.10] 0.14] [0.09] [0.93] [0.02]

Cuadro 7: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologia de Johansen (1995)

En dicho Cuadro se muestran también los parametros de la relacion de largo plazo, los
coeficientes de ajuste y los contrastes de las hipétesis realizados sobre ambos"’. Puede observarse
que la constante es significativa (en el limite del 10%) pero no puede rechazarse que el precio p,

no forme parte de la relacién de largo plazo, es decir, que ¢ no sea significativamente distinta de
cero. La aplicacion de los tests de estacionariedad tampoco permite rechazar que (c, —d,)sea

estacionario, en linea con lo que indican los tests de raices unitarias ADF y PP cuando se
considera una constante en el proceso generador de los datos'®.

En el Cuadro 8 se muestran los resultados obtenidos considerando preferencias no
homotéticas. Mientras que, como sefialamos en el apartado previo, E [Ap,]=-0.005, las series de
consumo no duradero y de consumo duradero apuntan a una mayor posibilidad de tendencia en
los datos puesto que E[Ac, |=0.026 yE[Ad,]z 0.028, respectivamente. Por este motivo, ofrecemos
los resultados de la estimacién considerando una constante restringida al vector de cointegracion
(modelo 1) y tendencia restringida al mismo (modelo 2), lo que nos permite ademds valorar si
dichos resultados son muy sensibles a la especificacion de los términos deterministicos.

14 Véase Hendry y Juselius (2001).

15> Entre corchetes se ofrece la probabilidad de los tests. Los valores criticos del test de la traza al 95% se han
obtenido de Johansen (1995). De acuerdo con los criterios de informacién de Akaike y de Schwarz, el numero de
retardos de los VAR utilizados es 1 en las estimaciones de Espafia y Alemania, y 2 en las de Francia. En todos los
casos se han realizado tests sobre los residuos de los VAR para comprobar que no presentan autocorrelacion ni
heterocedasticidad y que pueden considerarse normales. El resultado de estos tests indica que los modelos estin
bien especificados, salvo en algunos casos que se explicitan en el texto en los que la probabilidad de rechazar la no
normalidad de los residuos no es demasiado elevada.

16 En aquellos casos en los que los tests de exclusiéon no permiten rechazar que la constante forme parte del vector
de cointegracion, hemos realizado los tests de estacionariedad considerando la constante distinta de cero.

13
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En el modelo (1) el rango de cointegraciéon es claramente » =1. La constante no resulta
significativamente distinta de cero, mientras que los parametros ¢ y 5 si lo son y ademas

presentan el signo positivo esperado. El primero de ellos es algo superior al que se obtiene con la

cointegracién candnica mientras que el segundo es muy similar.

ALEMANIA: PREFERENCIAS NO HOMOTETICAS

Modelo (1)
Determinacién del rango de cointegracion
Test de la traza  VC(95%) Moédulos de las raices caracteristicas Estadisticos # de los coeficientes de ajuste
d
=0 64.59 34.79 =1 1.00;1.00; 0.95 i il P ‘
r=1 14.56 19.99 r=2 1.00; 0.85; 0.85 a] -5.85 4.09 -3.00
=2 3.02 9.13 =3 0.99; 0.81; 0.81 a 1.64 _0.27 3.03
a3 -1.28 -1.64 -0.91
Coceficientes de la relacién de cointegracion Coeficientes de ajuste
b £ n (&7 Dy dt
1.29 1.22 1.04 -0.19 0.04 -0.18

Tests de exclusion LR~ z2(1) | Tests de estacionariedad LR~ Xz (3) | Tests de exogeneidad débil LR~ P

¢ Py d,  constante ¢ s d, ¢ Py d,
6.01 318  8.58 1.82 15.56 30.04 15.26 19.66 12.23 5.61
[0.01] [0.07] [0.00] [0.18] [0.00] [0.00] [0.00] [0.00] 0.00] 0.02]

Modelo (2)
Determinacion del rango de cointegracion
Test de la traza  VC(95%) Modulos de las raices caracteristicas t-ratios de los coeficientes de ajuste
Gt Py d
r=0 42.55 42.20 r=1 1.00; 1.00; 0.77 @
=1 23.59 2547 r=2 1.00;0.87; 0.87 % -2.09 277 047
=2 10.32 12.39 =3 0.89;0.89; 0.64 2 3.65 1,98 3.80
3 0.40 2.36 -1.13
Coeficientes de la relacion de cointegracion Cocficientes de ajuste
£ n ¢y Py d,
0.91 1.03 -0.08 0.09 0.04

Tests de exclusion LR~ 7°(1) || Tests de estacionariedad LR~ }(2 (2) || Tests de exogeneidad débil LR~ P

Ct Py d ¢ Py d ¢ Py d
4.59 3.60 5.68 16.00 9.93 14.90 0.74 5.79 0.02
[0.03]  [0.06] [0.02] [0.00]  [0.01] [0.00] [0.39] 0.02] (0.88]

Cuadro 8: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologia de Johansen (1995)

Por lo que respecta al modelo (2), hemos considerado » =1, pues si bien con » =2 en la
segunda relacion de cointegracion las variables reaccionan significativamente ante desviaciones
de la relacion de equilibrio, la mayor raiz caracteristica esta bastante mas proxima a la unidad. La
tendencia no ha resultado signiﬁcativa17 por lo que, de acuerdo con el argumento de similaridad
anteriormente expuesto, una vez determinado el rango, estimamos los parametros aceptando que
la tendencia en los datos se cancela en el vector de cointegracion y considerando, por tanto, una

17 En concreto, se obtiene ;{2 (1) =0.37 con un valor p =0.54. Con r =2 también puede rechazarse que la tendencia

sea significativa, en este caso con 22 (2) =237 y valor p =0.31.
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constante no restringida al mismo. Los parametros estimados son ambos positivos y
e .2 : . Iy L 18
significativos y mas proximos a los obtenidos con la cointegracion candnica .

3.4. La elasticidad de sustitucion intratemporal para el

caso espanol
3.4.1 Cointegracion canonica

Los resultados de la estimacion de la ecuacion [13] para el caso espafiol se recogen en el
Cuadro 9. Como puede observarse, los valores estimados tanto de g como de € son
significativamente distintos de cero. Por otro lado, obsérvese que los resultados no permiten
rechazar la hipétesis nula € = 1 , por lo que no podemos descartar la funcién de utilidad Cobb-
Douglas como valida para el caso espanol. Por dltimo, el test de Park (1990) muestra que la
hipotesis nula de cointegracion tanto estocastica como determinista no puede rechazarse para un
nivel de significacion del 1 por ciento en ninguno de los casos considerados, si bien la
cointegracién determinista se rechaza para un nivel de significacion del 5 por ciento.

ESPANA: PREFERENCIAS
HOMOTETICAS
PARAMETROS

% €
1.3898 1.4368
(0.0281) (0.3038)
TEST DE PARK
H(0,1) H(1,2) | H1,3) | H1,4) | HQ,5)
45778 3.5228 4.4419 5.1715 5.5292
[0.0324] [0.0605] [0.1085] [0.1597] [0.2372]

Cuadro 9: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologia de Park (1992)

Con el objetivo de comparar los resultados con el caso de Alemania, hemos estimado
también la funcién de utilidad propuesta por Pakos (2004). Los resultados se recogen en el
Cuadro 10".

18 Hemos realizado los tests con r =2 para analizar si son sensibles a la eleccién del rango de cointegracién y hemos
obtenido que no lo son: ninguna variable es no significativa, ni estacionaria, y la unica variable que reacciona ante las
desviaciones de la relacion de largo plazo es el precio. El analisis de los residuos de la estimacion de las preferencias
no homotéticas indica que existen ciertos problemas de normalidad. Si bien Gonzalo (1994) demostré que los
resultados en este caso también son robustos, la observacién de los residuos hace aconsejable incluir una variable
ficticia en 1991 que recoja los posibles efectos generados tras la reunificacion alemana. De este modo, los residuos
del VAR son claramente normales y los parametros estimados positivos y significativos, pero algo inferiores a los
ofrecidos en el Cuadro 8.

19 Los tests de rafces unitarias no rechazan la estacionariedad de las variables ¢ y 4; para algunas de las
especificaciones de los mismos. Los resultados de dichos tests estan disponibles previa peticion a las autoras y se
ven confirmados en cierta medida por los resultados obtenidos para esta especificacién de las preferencias con la
metodologfa de Johansen.
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ESPANA: PREFERENCIAS NO

HOMOTETICAS
PARAMETROS
b € n
5.0233 -0.0866 0.6369
(0.1584) (0.0911) (0.0158)
TEST DE PARK
H(,1) | H(1,2) | H(1,3) H(Q1,4) | H(1,5)
0.0456 | 18.3824 | 24.1480 | 24.4114 | 29.7579
[0.8309] | [0.0000] | [0.0000] | [0.0000] | [0.0000]

Cuadro 10: Elasticidad de sustitucién intratemporal. Metodologia de Park (1992)

Este modelo es rechazado para el caso espafiol por el test de Park en casi todos los casos
considerados. Por otro lado, obsérvese que el parametro € presenta el signo incorrecto, si bien
no es significativamente distinto de cero. Asi pues, con los datos de que disponemos, este
modelo no recoge de modo adecuado el comportamiento del consumo relativo en el caso
espafiol.

3.4.2 Metodologia de Johansen

En el Cuadro 11 se muestran los resultados basados en preferencias homotéticas. La
observacion de las series no apunta a la existencia de tendencia en los datos; ademas, en el caso
espafiol se obtiene E[A(c, —d,)]=-0.014 y E[Ap,]=-0.007. Por este motivo el modelo se ha

especificado incluyendo una constante restringida al vector de cointegracion.

ESPANA: PREFERENCIAS HOMOTETICAS

Determinacion del rango de cointegracion

Test de la traza  VC(95%) Médulos de las raices caracteristicas | Estadisticos # de los coeficientes de ajuste
-d,
k=0 2308 1999 r=11.00;0.83 . ) i
=1 1.09 913 r=2 0.98; 0.81 a1 -5.43 -0.87
a -0.14 -1.04
Coeficientes de la relacion de cointegracion Cocficientes de ajuste
H € (¢, —dy) Py
1.31 0.94 -0.20 -0.04

Tests de exclusién LR~ ;{2 0] Tests de estacionariedad LR~ ;{2 0]

Tests de exogeneidad débil LR~ ;(2 @

(¢, —dy) Py constante (¢,—d,) Py (¢,—d,) Dy
15.88 6.68 14.51 6.68 15.88 20.64 0.72
[0.00]  [0.01]  [0.00] [0.01] [0.00] [0.00] [0.39]

Cuadro 11: Elasticidad de sustitucién intratemporal. Metodologia de Johansen (1995)

El rango de cointegracion es claramente 1 y puede observarse que tanto la constante
como la elasticidad de sustitucion intratemporal son positivas y significativas; ésta tltima algo
inferior a la que se obtiene con la metodologia de Park y muy préxima a la unidad.
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Por lo que respecta a la utilizacion de preferencias no homotéticas, los resultados no son
demasiado favorables (al igual que sucedia con la cointegracion candnica) ya que, como puede
comprobarse en el Cuadro 12, el coeficiente estimado de los precios presenta signo negativo
tanto si se considera una constante restringida al vector de cointegracién como tendencia
restringida al mismo (el hecho de que E[Ac,]=0.031 yE[Ad, ]=0.045 parece indicar la posible
presencia de tendencia en las series). A partir de la informacién contenida en dicho cuadro, el
rango de cointegracion mas adecuado es » =1 en el modelo (1) y » =2 en el modelo (2). En el
primero de ellos el coeficiente de los precios es significativo™, mientras que en el segundo
modelo no lo es (ademads, no puede rechazatrse que ¢, y d, sean vatiables estacionarias).

ESPANA: PREFERENCIAS NO HOMOTETICAS

Modelo (1)
Determinacion del rango de cointegracion
Test de la traza  VC(95%) Moédulos de las raices caracteristicas | Estadisticos # de los coeficientes de ajuste
Cct pt dl‘
r=0 107.35 34.79 r=1 1.00; 1.00; 0.97 P
r=1 17.93 19.99 r=2 1.00;0.92;0.77 % 1847 064 918
=2 3.96 9.13 =3 1.01;0.83; 0.83 @2 -1.02 1.10 -3.62
a3 -0.38 1.97 -0.11
Coeficientes de la relacién de cointegracion Coeficientes de ajuste
b & n ct pl dl‘
6.41 -0.74 0.51 -0.19 0.02 -0.29

Tests de exclusién LR~ }(2 @ Tests de estacionariedad LR~ }(2 (2) || Tests de exogeneidad débil LR~ )(2 )

ct )2 dy constante ¢t Ps dy ct Ps dy
9.35 18.86  4.85 18.90 32.71 36.99 35.20 73.16 0.35 33.80
[0.00]  [0.00] [0.03] [0.00] [0.00]  [0.00] [0.00] [0.00]  [0.56]  [0.00]
Modelo (2)
Determinacion del rango de cointegracion
Test de la traza VC(95%) Moédulos de las raices caracteristicas Estadisticos # de los coeficientes de
o )2 dy
=0 74.14 42.20 r=1 1.00; 1.00; 0.90 -
r=1 2304 2547 =2 1.00;0.89; 0.89 4 104 033 574
=2 685 12.38 r=3 0.89;0.89; 0.71 a2 0.56 -2.93 3.36
&) 0.13 -2.08 -1.05
Coeficientes de la relacion de cointegracion Coceficientes de ajuste
£ n tendencia ¢ )2 dy
-0.18 0.44 0.01 -0.41 -0.04 -0.73

Tests de exclusiéon LR~ ;{2 2) Tests de estacionariedad LR~ ;{2 )] Tests de exogeneidad débil LR~ )(2 2)

o 2 dy tendencia ot Pr dy o )2 dy
12.75 420 1046 8.43 0.00 7.49 0.11 43.84 4.30 22.73
[0.00] [0.12] [0.01]  [0.00] [0.96] [0.01] [0.74] [0.00] [0.12] [0.00]

Cuadro 12: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologia de Johansen (1995)

20 Téngase en cuenta, sin embargo, que la mayor raiz caracteristica del VAR no restringido es ligeramente supetior a
la unidad (en concreto, 1.01) por lo que, en sentido estricto, la especificacion correspondiente al modelo (1) provoca
que dicho VAR no sea estable.
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3.5. La elasticidad de sustitucion intratemporal para el

caso francés
3.5.1 Cointegracion candnica

Los resultados de la estimacién de la elasticidad de sustitucion intratemporal para el caso
francés se recogen en el Cuadro 13. Obsérvese que, de nuevo, tanto g como € son
significativamente distintos de cero y que, ademas, la elasticidad de sustituciéon intratemporal
presenta el signo correcto. Por otro lado, al igual que en el caso espafiol, no es posible rechazar
la hipétesis nulae = 1, por lo que la funcién de utilidad Cobb-Douglas no puede descartarse
como valida para el caso de Francia. Ademas, el test de Park no permite rechazar la hipotesis
nula de cointegracion tanto determinista como estocastica.

FRANCIA: PREFERENCIAS
HOMOTETICAS
PARAMETROS

w 15
1.7093 0.9533
(0.0421) (0.2320)
TEST DE PARK
H(0,1) H(1,2) | HL3) | H1,4) | H(Q5)
0.5617 21722 22262 | 2.7404 3.0988
[0.4536] | [0.1405] | [0.3285] | [0.4334] | [0.5414]

Cuadro 13: Elasticidad de sustitucién intratemporal. Metodologia de Park (1992)

De nuevo, con el objetivo de poder comparar los resultados con los alemanes, hemos
estimado también en el caso francés el modelo no homotético, a pesar de que el propuesto por
Ogaki y Reinhart (1998) no puede rechazarse. Los resultados se recogen en el Cuadro 14. En el
caso francés, el valor estimado de € es significativamente distinto de cero, si bien presenta el
signo incorrecto; por su parte, 1) presenta el signo correcto y es también significativamente
distinto de cero. El modelo es rechazado cuando consideramos el test de Park para un valor de
g=3. Asi, en el caso francés, al igual que en el espafiol, parece que el modelo de Ogaki y Reinhart
(1998a) es mas adecuado.
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FRANCIA: PREFERENCIAS NO

HOMOTETICAS
PARAMETROS
b € n
5.7577 -0.3556 0.6503
(0.4037) (0.1305) (0.0350)
TEST DE PARK
H(,1) | H(1,2) | H(1,3) H(Q1,4) | H(1,5)
0.0459 | 0.3818 [ 16.9492 | 19.1085 | 22.4148
[0.8303] | [0.5367] | [0.0002] | [0.0003] | [0.0002]

Cuadro 14: Elasticidad de sustitucién intratemporal. Metodologia de Park (1992)

3.5.2 Metodologia de Johansen

La observacién de las series indica que puede descartarse la existencia de una tendencia
deterministica en las mismas, especialmente en el consumo relativo. Ademas, la media de las
series en diferencias estd proxima a cero (en concreto, E[A(e, —d,)]=-0.012 y E[ap,]=-0.012). Por

ello, estimamos el modelo de preferencias homotéticas considerando una constante restringida al
vector de cointegracion. En el Cuadro 15 puede observarse que tanto el test de la traza como las
raices caracterfsticas y los estadisticos # de los coeficientes de ajuste apuntan a la existencia de
una relaciéon de cointegracion. La constante y el parametro de los precios presentan signo
positivo y son significativos, éste ultimo al 10 por ciento. Con este nivel de significaciéon también
puede rechazarse que el consumo relativo sea estacionario®.

Por lo que respecta a la estimacion con preferencias no homotéticas la evolucion de las series
de consumo (tanto de bienes duraderos como de no duraderos) no permite excluir claramente la
presencia de tendencia en los datos (de hecho, E[ac,]=0.029 y E[ad,]=0.041), lo que nos ha

llevado a estimar en el Cuadro 16 el modelo tanto descartando la tendencia en las series (modelo
1) como considerando la posibilidad de que ésta exista (modelo 2).

2 Obsérvese sin embargo, al igual que indicamos anteriormente, que la mayor rafz caracteristica del VAR no
restringido es ligeramente superior a la unidad.
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FRANCIA: PREFERENCIAS HOMOTETICAS

Determinacién del rango de cointegracion

Test de la traza ~ VC(95%)
r=0 18.13 19.99
=1 277 9.13

Modulos de las raices caracteristicas

Estadisticos 7 de los coeficientes de ajuste

r=1 1.00; 0.94; 0.36; 0.36

r=2 1.01; 0.85; 0.34; 0.34

Coeficientes de la relacion de cointegracion

u £

1.64 0.63

(¢r —dy) 7
a -3.97 221
Z 0.67 -1.45
Coceficientes de ajuste
(¢t —dy) Pt
-0.17 -0.04

Tests de exclusion LR~ ;{2 0]

Tests de estacionariedad LR~ ;{2 0]

Tests de exogeneidad débil LR~ ;(2 @

(¢,—d,) Py
6.84 3.06
[001]  [0.08]

constante

6.23
[0.01]

(¢,—d,) Dy
3.06 6.84
[0.08] [0.01]

(¢, —dy) Dy
10.83 3.69
[0.00] [0.05]

Cuadro 15: Elasticidad de sustitucion intratemporal. Metodologifa de Johansen (1995)

De acuerdo con el modelo (1) el rango de cointegracion mas adecuado es r =2. Los
resultados no son demasiado satisfactorios ya que una de las relaciones de cointegracion podria
provenir de que el consumo duradero fuese estacionario y la otra no vincula adecuadamente las
variables del modelo, ya que tanto el parametro de los precios como el del consumo duradero
presentan signos negativos contrarios a los esperados™. En cuanto al modelo (2), se obtiene que
la tendencia restringida al vector de cointegracion no es significativa tanto con » =1 como con r
=2. Para cualquiera de los dos rangos la estimacién del modelo considerando tendencia no
restringida tampoco ofrece los resultados esperados, pues no puede rechazarse que & sea

significativo y presente signo negativo™.

22 Considerando 7 =1, no puede descartarse que la relacion de cointegracién provenga de que el consumo duradero
sea estacionario, algo a lo que aparecen apuntar también los tests de raices unitarias realizados, disponibles previa

peticion a las autoras.

23 En el Cuadro se ofrecen los resultados considerando » =1. Con r =2 la unica diferencia relevante es que puede

rechazarse que tanto el consumo no duradero como el duradero no sean significativos.
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FRANCIA: PREFERENCIAS NO HOMOTETICAS

Modelo (1)
Determinacion del rango de cointegracion
Test de la traza  VC(95%) Moédulos de las raices caracteristicas | Estadisticos # de los coeficientes de ajuste
Cct Pt dl‘
r=0 43.29 34.79 r=1 1.00; 1.00; 0.97; 0.39; 0.39; 0.04 B
r=1 17.73 19.99 r=2 1.00; 0.96; 0.71; 0.56; 0.56; 0.01 % 479 075 -1.04
r=2 545 9.13 r=3 " 0.97; 0.86; 0.86; 0.56; 0.56; 0.04 2 051 -2% 232
a3 -1.41 -1.47 -1.86
Coceficientes de la relacién de cointegracion Coeficientes de ajuste
b £ n ¢ Pt dy
14.10 -1.41 -0.05 -0.05 0.01 -0.05

Tests de exclusién LR~ }(2 2) Tests de estacionariedad LR~ }(2 @ Tests de exogeneidad débil LR~ )(2 2

Dt dy constante ¢t Dt dy ¢t Dt dy
6.62 6.71 9.24 6.05 6.61 3.84 14.07 4.69 343
[0.04] [0.03] [0.01] [0.01]  [0.01] [0.05] [0.00] 0.10] [0.18]

Modelo (2)
Determinacion del rango de cointegracion
Test de la traza VC(95%) Modulos de las raices caracteristicas | Estadisticos #de los coeficientes de ajuste
ct Dt dy
r=0 45.51 42.20 r=1 1.00; 1.00; 0.90; 0.39; 0.39; 0.08 ~
=1 21.09 25.47 =2 1.00; 0.88; 0.68; 0.58; 0.58; 0.02 “ -4.17 0.04 -0.27
=2 826 12.38 =3 0.83;0.77; 0.77; 0.60; 0.60; 0.04 a -2.15 1.62 -3.68
a3 -1.27 -2.75 -0.97
Coeficientes de la relacion de cointegracion Cocficientes de ajuste
3 n ¢t P dy
-1.25 0.09 -0.07 -0.01 -0.08

Tests de exclusiéon LR~ ;{2 )] Tests de estacionariedad LR~ ;{2 2) Tests de exogeneidad débil LR~ )(2 (1)

<t Py dg ct Py dg <t Pr dg
1.07 4.26 0.03 7.65 16.69 5.88 9.08 0.07 0.81
[030] [0.04]  [0.87] 002 [0.00] [0.05] [0.00] 0.79] 0.37]

Cuadro 16: Elasticidad de sustitucion intratemporal. metodologia de Johansen (1995)
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4. Estimacion de la elasticidad intertemporal
de sustitucion

Para estimar la elasticidad de sustitucion intertemporal emplearemos el Método Generalizado
de los Momentos propuesto por Hansen (1982) pero con alguna modificaciéon. Concretamente,
siguiendo a Ogaki y Reinhart (1998a) emplearemos el Método Generalizado de los Momentos en dos
etapas.

En nuestro modelo, y bajo el supuesto simplificador de quea = 1, la Ecuacién de Euler [7]
toma la siguiente forma en el caso de preferencias homotéticas

(0=)
1 1-1 1-1 1\ee)
Ct+1] : [Ct—H + S ]

[Ctl% N S}%] Ri.y|, Vi,

[17] 1=E ﬁ[

R¢Z+1 ) VZ,

IR I P B
Ct+1] Ciyl + 541

18 1= E [ 1 n
1] ik C, clt 48t

para el caso de preferencias no homotéticas. La idea en Ogaki y Reinhart (1998a) es introducir
los valores estimados de los parametros en la etapa anterior en las ecuaciones [17] y [18] para
proceder a la estimacion de o . Este modo de proceder no afecta a la distribucion asintotica de

los estimadores obtenidos por el Método Generalizado de los Momentos™. Sea Z; un conjunto
de variables instrumentales conocidas por los agentes en el periodo ? y, considerando el caso de

preferencias homotéticas, definamos &1 como

(0—¢)

C]—% Sl—% o(e-1)

Ct+1 —% |: t+1 + t+1 :| i

fm =1- ﬂ C ) 1-L 1-L Rt+1
t [C[ £ +S[ SJ

El método GMM estima 3 y o explotando la siguiente condicién de ortogonalidad:

[19] 0= E[ftﬂzt]

La estimacién por el Método Generalizado de los Momentos exige como tnico requisito para
la verificacion de todas las propiedades deseables de los estimadores, que las variables que entran
en la estimacién sean estacionarias™. Por otro lado, estimar mediante el Método Generalizado de
los Momentos nos lleva a la necesidad de plantearnos la eleccién de los instrumentos. Desde el
punto de vista tedrico, el unico requisito que ha de satisfacer una variable para poder ser
instrumento es que sea conocida por los agentes en el momento de tomar sus decisiones. Asi,

24 Véase Ogaki (1993), y Ogaki ez. al. (2003), para una explicacion sobre esta cuestion.
%5 Véase la seccién 3.
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hemos procedido a realizar la estimacién considerando dos grupos diferentes de instrumentos
con el fin de analizar si los resultados son sensibles a los mismos. Con el objetivo de paliar el
problema de la agregacion temporal de los datos sobre las estimaciones, siguiendo, entre otros, a
Hall (1988), Hansen y Singleton (1996) y Amano y Wirjanto (1997), hemos retardado dos
periodos las variables empleadas como instrumentos. Asi, hemos considerado los siguientes
instrumentos:

= Il : incluye una constante, la tasa de crecimiento del consumo total retardada
dos petiodos y el tipo de interés real retardado dos perfodos™.

= 12 :incluye una constante, la tasa de crecimiento del consumo total y la tasa de
retorno bruta real del indice bursatil considerado en cada caso, retardadas ambas dos
petiodos.

Las estimaciones se han realizado empleando de modo conjunto el tipo de interés real y la
tasa de retorno del indice bursatil respectiva de cada paisZ7, salvo para el caso de Francia, ya que,
como vimos en la secciéon 3, el tipo de interés no es estacionario, por lo que no verifica las
condicion necesaria para que el estimador por GMM muestre todas las propiedades deseables.
Por esta razén, en el caso francés hemos estimado el modelo considerando unicamente el
rendimiento real del indice CACA40.

Comenzamos con Alemania. En este caso, las estimaciones se han realizado tomando como

dados los valores de € y 7 estimados en la etapa anterior por el método de la cointegracion
canodnica (véase Cuadro 6). El Cuadro 17 recoge los resultados.

ALEMANIA
I1
€ Ui I} o Test de Hansen
0.7707 | 0.9881 0.9335 1.6353 5.2793
[0.0000] { [0.0000] [0.2598]
12
0.7707 | 0.9881 0.9706 1.2979 5.5883
[0.0000] { [0.0000] [0.2320]

Cuadro 17: Elasticidad de sustitucion intertemporal: GMM en dos etapas

Los valores estimados tanto del factor de descuento subjetivo como de la elasticidad de
sustitucion intertemporal presentan el signo correcto y son significativamente distintos de cero.
Obsérvese que el modelo no puede rechazarse para ninguno de los casos estimados usando el
test de Hansen y que las estimaciones parecen sensibles a los instrtumentos empleados, al diferir
éstas de modo significativo. Las estimaciones obtenidas de la elasticidad de sustitucion
intertemporal son superiores a las recogidas en otros trabajos anteriores para el caso de

26 En el caso francés, al ser el tipo de interés real no estacionatio, la variable en niveles se ha sustituido por su tasa
de crecimiento bruta.

27 Los resultados de las estimaciones individuales para cada uno de los activos estan disponibles previa peticion a las
autoras.
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Alemania. Considerando el modelo CCAPM basico™ y empleando la técnica de la cota de
Hansen y Jagannathan, Meyer (1999) obtiene que los valores del parametro de aversion relativa
al riesgo necesarios para que el modelo se ajuste a la evidencia empirica oscilan entre 145 y 168,
segun se empleen datos de consumo no duradero o de consumo total. Dado que la elasticidad de
sustitucion de sustitucion intertemporal en el modelo citado no es mas que el reciproco del
parametro de aversion al riesgo, los valores de ésta se situarfan entre 0.0006 y 0.0007, muy
inferiores a los obtenidos en este trabajo. Empleando la misma técnica, Cuthberston y Hyde
(2003) también obtienen valores de la elasticidad de sustitucién intertemporal inferiores a los
presentados en el Cuadro 17, si bien son superiores a los obtenidos por Meyer”. Por su parte,
Lund y Engstend (1996), empleando el método GMM, obtienen valores también muy reducidos,
y en muchos de los casos no significativamente distintos de cero, de la elasticidad de sustitucién
intertemporal.

El Cuadro 18 recoge los resultados obtenidos para el caso espafiol; en este caso, tomamos

como dado el valor de € estimado en la etapa anterior bajo preferencias homotéticas (véase
Cuadro 9) .

ESPANA
I
€ I} o Test de Hansen

1.4368 0.9478 3.2734 3.8161
[0.0000] [0.0000] [0.4314]

12
1.4368 0.9187 23714 3.8221
[0.0000] [0.0000] [0.4307]

Cuadro 18: Elasticidad de sustitucion intertemporal: GMM en dos etapas

Los dos parametros estimados son significativamente distintos de cero, tanto con el grupo de
instrumentos I1 como con el grupo I2. Por otro lado, el contraste de las restricciones de
sobreidentificacion del modelo no permite rechazatrlo en ninguno de los casos considerados. El

valor estimado de (3 es inferior a la unidad, mientras que el valor estimado de 0 estd por encima

de ésta. Podemos observar que, también en el caso espafiol, las estimaciones son sensibles a los
instrumentos empleados. Las estimaciones obtenidas son muy superiores a las de otros trabajos
que emplean datos macroeconémicos; asi, Rubio (1995) empleando el modelo basico, obtiene
valores del parametro de aversiéon al riesgo superiores a 60, lo que implica valores de la
elasticidad de sustitucion intertemporal inferiores a 0.016. Los resultados obtenidos por
Rodriguez Lopez (1997) recogen de nuevo valores estimados de la elasticidad de sustitucion
intertemporal no significativamente distintos de cero en algunos casos; los resultados son
especialmente anémalos cuando se considera el modelo basico.

Recogemos a continuacion las estimaciones para el caso francés tomando como dado el
valor estimado de la elasticidad de sustitucién intratemporal con preferencias homotéticas
(Cuadro 13):

28 En la literatura se conoce como modelo basico al modelo de Hansen y Singleton (1982, 1983).
% Los resultados son algo menos anémalos cuando se consideran especificaciones de la funcién de utilidad no
separables intertemporalmente.
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FRANCIA (CAC40)
I1
€ I6] o Test de Hansen
0.9533 0.8716 2.3018 0.2712
[0.0000] [0.0000] | [0.6025]
12
0.9533 0.8826 2.2196 1.7750
[0.0000] [0.0000] [0.1827]

Cuadro 19: Elasticidad de sustitucion intertemporal: GMM en dos etapas

Al igual que en el caso de Espafia, la elasticidad de sustituciéon estimada toma valores
superiores a dos. Por otro lado, llama la atencién que el factor de descuento subjetivo estimado
es muy inferior al de los otros dos paises considerados. De nuevo, los parametros estimados son
significativos y, ademas, el test de Hansen no rechaza el modelo en los casos estimados. Al igual
que sefialamos en los casos de Alemania y Espafia, las estimaciones de la elasticidad de
sustitucion intertemporal son superiores a las de otros trabajos que emplean datos de Francia.
Tal es el caso de Girardin ez @/ (2000), donde se recogen estimaciones del citado paraimetro
proximas a cero o de Cuthberston y Hyde (2003) que estiman que los valores del parametro de
aversiéon relativa al riesgo necesarios para que el modelo satisfaga la cota de Hansen y
Jagannathan han de situarse por encima de 14, lo que implica un valor de la elasticidad de
sustitucion intertemporal inferior a 0.07.

Si comparamos los resultados con los obtenidos empleando el mismo modelo para otros

paises, podemos sefalar que las estimaciones de 0 para el caso espafnol y francés son supetiores
a las obtenidas por Wirjanto (2004) para el caso de Canada, Ogaki y Reinhart (1998a, 1998b)
para el caso de Estados Unidos y Okubo (2002) para Japén. En el caso aleman, los resultados
con el grupo de instrumentos /2 se aproximan bastante a lo obtenido por Wirjanto (2004) para
el caso de Canada. Es importante destacar que en los trabajos anteriormente citados se impone
en la estimacion el valor del factor de descuento subjetivo.”. Dado que el factor de descuento
subjetivo y la elasticidad de sustitucion intertemporal se relacionan de forma negativa, y dado
que los valores estimados de 3 en nuestro caso son inferiores a los impuestos por Ogaki y

Reinhart, no es sorprendente que la elasticidad de sustitucién intertemporal estimada sea
superior. Por otro lado, es importante sefialar que los valores estimados del citado parametro
para el caso espafiol son consistentes con las estimaciones microeconométricas de dicho
parametro obtenidas por Lépez Salido (1993)".

Por otro lado, en el caso de Alemania, podemos observar que a pesar de que el factor de
descuento subjetivo estimado con el grupo de instrumentos I2 es proximo al fijado por Ogaki y

Reinhart, el valor estimado de O es considerablemente superior. Sin embargo, no debemos
olvidar que mientras que en nuestro caso consideramos preferencias no homotéticas para el caso
aleman, Ogaki y Reinhart emplean el caso de homoteticidad en sus estimaciones.

Si comparamos los resultados obtenidos para los tres paises, vemos que la elasticidad de

30 Por ejemplo, Ogaki y Reinhart imponen un valor de (3 igual a 0.99 y 0.995 para datos trimestrales, es decir, el

factor de descuento subjetivo anual toma los valores 0.9605 y 0.9801.
31 Desconocemos la existencia de estimaciones microeconométricas de este parametro para los otros dos pafses
considerados.
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sustitucion intertemporal estimada es considerablemente inferior en Alemania que en Espafia y
Francia; esto significarfa que el ahorro en Espafa y Francia es mas sensible a las variaciones del
tipo de interés real que en Alemania. No obstante lo dicho, este resultado ha de tomarse con
cautela, puesto que el modelo intratemporal que se esta considerando en el caso aleman es
distinto al considerado para los otros dos paises. Por otro lado, también hemos de considerar
que los periodos muestrales considerados son distintos, hecho que también podria estar
afectando a las estimaciones.

Puesto que ahora disponemos de la estimacién tanto de € como de o, podemos contrastar
la hipétesis de separabilidad intratemporal de las preferencias; para ello, basta con obtener la

ratio f; en el caso aleman, el supuesto de separabilidad de las preferencias se rechaza cuando
consideramos las estimaciones de o obtenidas con el grupo de instrumentos /1, pero no

podemos rechazar tal supuesto en el caso del grupo de instrumentos /2. En los casos de Espafia
y Francia, sin embargo, el supuesto de separabilidad intratemporal de las preferencias se rechaza
en todos los casos considerados. Asi pues, los resultados parecen apuntar a la no separabilidad
intratemporal de las preferencias entre los distintos componentes del consumo para los tres
paises considerados. El resultado anterior se ve confirmado por lo recogido en el Cuadro 20 en
el que hemos estimado el modelo separable para los casos de Alemania, Espafia y Francia con el

grupo de instrumentos I1; con el objetivo de analizar el efecto de la omisién de uno de los
componentes del gasto en consumo sobre el valor estimado de la elasticidad de sustitucion
intertemporal, hemos tomado como dado el valor estimado del factor de descuento subjetivo en
el modelo no separable. Los resultados obtenidos confirman la hipétesis de partida, puesto que
los valores estimados de la elasticidad de sustitucion intertemporal son significativamente
inferiores a los obtenidos en el modelo no separable, llegando a ser negativos en el caso francés;
ademas, en el caso espafiol, el modelo es rechazado por el test de Hansen.

ALEMANIA
1] o Test de Hansen
0.9335 0.0010 8.3934
[0.0000] | [0.0000] [0.1358]
ESPANA
I} o Test de Hansen
0.9478 0.0081 9.1375
[0.0032] [0.0103]
FRANCIA
I} o Test de Hansen
0.8716 | -0.2155 1.4122
[0.0000] [0.4935]

Cuadro 20: Elasticidad de sustitucién intertem-
poral: modelo intratemporalmente separable
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5. Conclusiones

La elasticidad de sustitucion intertemporal ha sido objeto de estimacion en modelos
intertemporales que consideran un unico bien de consumo, concretamente, el consumo de
bienes no duraderos, dando lugar a valores excesivamente reducidos de la misma. El caracter
separable de la funcién de utilidad intratemporal, que se traduce en términos practicos en la no
consideracion del gasto en consumo de bienes duraderos, puede sesgar las estimaciones de los
parametros de preferencias. En este trabajo, hemos procedido a estimar la elasticidad de
sustitucion zntratemporal entre el consumo duradero y el no duradero para los casos de Alemania,
Espafia y Francia empleando el enfoque propuesto por Ogaki y Reinhart (1998a, 1998b) con el
objetivo de analizar si la utilidad corriente es separable en los diferentes componentes del
consumo. La estimacién se ha realizado considerando datos anuales de consumo y calculando el
flujo de servicios que el consumo duradero genera bajo el supuesto de que tales bienes generan
servicios durante un periodo de tiempo finito y que la tasa de depreciacién del consumo
duradero es mayor cuanto mas nos alejamos del momento en que el bien fue adquirido. Hemos
considerado ademas la funcién de utilidad propuesta por Pakos (2004) que considera el caso de
preferencias intratemporales no homotéticas.

Bajo estos supuestos, y empleando un enfoque de cointegracién, hemos estimado la
elasticidad de sustitucion intratemporal entre consumo duradero y no duradero para Alemania,
Espafia y Francia, obteniendo en los tres casos que ésta es significativamente distinta de cero, si
bien en el caso aleman hemos considerado preferencias no homotéticas, mientras que en los
casos de Espafia y Francia hemos estimado la citada elasticidad con preferencias homotéticas.
Basindonos en este resultado, hemos considerado adecuado introducir el consumo de bienes
duraderos en la estimacion de la elasticidad de sustitucién intertemporal.

Respecto a este parametro, cabe destacar que los valores estimados para los tres paises
presentan en todos lo casos el signo correcto y son siempre significativamente distintos de cero
cuando se considera el modelo no separable; lo mismo ocurre con el factor de descuento
subjetivo que, ademas, es siempre inferior a la unidad. Si comparamos las estimaciones
obtenidas, se observa que los valores estimados de la elasticidad de sustitucién intertemporal
para los casos espafiol y francés son superiores a los del caso aleman, lo que pone de manifiesto
que la reaccién de los consumidores-inversores ante cambios en el tipo de interés real es
diferente en los paises considerados. Los resultados apuntan a que es el ahorro espafiol el que
reacciona de un modo mas intenso ante perturbaciones en el tipo de interés real y el aleman el
que se mostrarfa menos sensible, si bien en todos los casos la elasticidad de sustitucion es
positiva y superior a la unidad. No obstante, es importante sefialar que el resultado anterior ha de
ser tomado con cautela puesto que la funcién de utilidad corriente empleada en la estimacion de
la elasticidad de sustitucion intratemporal es diferente en el caso aleman que en los casos de
Espafia y Francia. No en vano, si consideramos las estimaciones de la elasticidad de sustitucion
intertemporal para Espafia y Francia con el grupo de instrumentos I2 podemos observar coémo
los valores estimados son bastantes préximos, cosa que no ocurre cuando lo comparamos con el
caso aleman. Por dltimo, podemos sefialar que el modelo separable se puede rechazar con
claridad para los casos espafiol y francés, si bien este resultado no esta tan claro para Alemania,
puesto que no puede rechazarse la hipotesis nula de igualdad entre las elasticidades de
sustitucion intratemporal e intertemporal cuando se emplea en la estimacion de esta ultima el

grupo de instrumentos /2 . No obstante lo dicho, la estimaciéon del modelo separable nos ha
permitido comprobar cémo la omisién de uno de los componentes del gasto en consumo sesga
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a la baja las estimaciones de la elasticidad de sustitucion intertemporal y, en este sentido, la no
consideracion del consumo duradero podria ayudar a explicar las estimaciones anomalas que de
este parametro se han obtenido en trabajos anteriores.

En definitiva, los resultados presentados apuntan a la necesidad de considerar
especificaciones de la funcion de utilidad corriente que incluyan el consumo de bienes duraderos
como argumento generador de utilidad. Consideramos que esto puede contribuir a mejorar los
resultados empiricos de los modelos macroeconémicos cuyo objetivo es la estimacion de los
parametros intertemporales de preferencias y, en este sentido, puede paliar las diversas anomalias
empiricas detectadas en la contrastacion de los mismos. Por otro lado, existen diferencias
significativas en los parametros estimados para los tres pafses considerados lo que debe tenerse
en cuenta a la hora de analizar los efectos que la politica monetaria comun de la UME puede
tener sobre el ahorro de los distintos paises que la conforman. La extension del analisis a mas
paises de dicha Unién junto con la inclusién explicita del dinero en el modelo asi como del
mecanismo de transmision de la politica monetaria son claras ampliaciones del trabajo
presentado.
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APENDICE: Los datos

Las Figuras 1, 2 y 3 recogen la evolucion de las variables empleadas en este trabajo para
Alamania, Espana y Francia, repectivamente.

Al. El consumo

A diferencia de lo que es habitual en los trabajos que estiman los parametros de preferencias
en el marco del modelo CCAPM, en nuestro trabajo es preciso diferenciar entre gastos en
consumo de bienes no duraderos y servicios (CNDYYS) y gasto en consumo de bienes duraderos
(CD). Para obtener la informacion relevante, ha sido preciso recurrir a la Contabilidad Nacional
de los distintos paises, concretamente a la clasificaciéon del gasto en consumo por funciones. El
periodo muestral cubierto depende de la disponibilidad de datos para cada uno de los paises
considerados en el andlisis. Las fuentes de informaciéon empleadas, asi como el periodo muestral,
se describen a continuacion para los tres pafses analizados:

=  Alemania: los datos cubren el periodo 1970-2003. Se trata de datos anuales que
provienen del Statistisches Bundesamt Deutschland. 1os datos a precios constantes toman
1995 como afio base.

= Espafa: los datos cubren el periodo 1964-2001. Para el periodo 1964-1994,
hemos tomado las series de Uriel ez a/ (2000), mientras que para el perfodo 1995-2001,
los datos provienen de la Contabilidad Nacional base 1995 publicada por el INE™,

®  Francia: los datos cubren el periodo 1960-2001 y provienen del Institut National
de la Statisque et des Etudes Emnowz'qﬂes, INSEE (2002). El afio base es, en este caso, 1995.

Una vez homogeneizadas las series de gastos de consumo para los distintos paises, hemos
procedido a diferenciar entre gastos de consumo en bienes no duraderos y servicios y gastos de
consumo en bienes duraderos. A estos efectos, consideramos bienes de consumo no duradero y servicios
los siguientes conceptos:

Productos alimenticios, bebidas y tabaco.

Vestido y calzado.

Alquileres, calefaccion y alumbrado.

Bienes y servicios de entretenimiento del hogar.

Servicios médicos y conservacién de la salud™.

Mantenimiento y conservacion de los medios de transporte personal.
Utilizacion de transportes publicos.

Comunicaciones.

Servicios de esparcimiento, espectaculos y cultura.

Otros bienes y servicios.

AR A S M

—_
e

Por su parte, consideramos como bienes de consumo duradero los siguientes conceptos:
1. Muebles, accesorios y enseres domésticos.

32 El método de enlace se detalla en Marquez de la Cruz (2004).
3 Véase en Estrada y Sebastian (1993) una discusioén sobre las razones para clasificar este gasto de consumo como
no duradero.
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2. Compra de vehiculos.

3. Articulos de esparcimiento, deporte y cultura.
4. Libros, periédicos y revistas.

5. Ensefianza™.

El Cuadro 21 recoge los principales estadisticos de las tasas de crecimiento del consumo total
(CT) y del consumo por tipo de bien para los distintos paises analizados a lo largo de los
petriodos muestrales empleados a precios constantes del afio base.

CONSUMO Media Mediana Desv. tip.

Alemania (1970-2003)
CT 0.0273 0.0207 0.0341
CNDYS 0.0269 0.0230 0.0293
CD 0.0297 0.0211 0.0595
Espafia (1964-2001)
CT 0.0343 0.0367 0.0251
CNDYS 0.0314 0.0312 0.0206
CD 0.0475 0.0351 0.0516
Francia (1960-2001)
CT 0.0307 0.0289 0.0180
CNDYS 0.0291 0.0253 0.0154
CD 0.0422 0.0517 0.0424

Cuadro 21: Tasas de crecimiento netas del consumo: principales estadisticos

Como podemos observar, el consumo de bienes no duraderos y servicios crecié en media
menos que el consumo de bienes duraderos para los tres paises analizados; ademas, el consumo
duradero se muestra mas volatil que el consumo no duradero.

Para calcular los flujos de servicios que el consumo duradero genera, hemos procedido a
calcular la siguiente expresion

10

St = Z5t—th—ks5t = 1,
k=0

donde los valores de 0, son tomados de las tablas de depreciaciéon que a continuacion citamos.

Hemos introducido dos diferencias respecto a los trabajos de Ogaki y Reinhart (1998a,
1998b):

1. En primer lugar, hemos considerado que el consumo duradero genera servicios
durante un ndmero finito de periodos. Concretamente, supondremos que el consumo
duradero generan servicios durante 11 afos. Para elegir este perfodo de 11 afios hemos
tenido en cuenta la duracién media del bien de consumo duradero por excelencia: /os vehiculos
de turismo. Concretamente, hemos recurrido a las zablas de depreciacion de los vebiculos de turismo,

todo terveno y motocicletas ya matriculados publicadas por el Ministerio de Hacienda para el caso
espafiol”.

3 Véase Estrada y Sebastian (1993).
% Nos referimos a la Orden del Ministerio de Economia y Hacienda de 15 de diciembre de 1998, anexo IV. En
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2. En segundo lugar, suponemos que la tasa de depreciacién de los bienes de
consumo duradero es mayor cuanto mas nos alejamos del periodo en que dichos bienes se
adquirieron; dicho de otro modo, supondremos que la tasa de depreciacion es variable™.

A2. El precio relativo

Para calcular el precio relativo de los bienes de consumo duradero y no duradero, hemos
procedido del siguiente modo: en primer lugar, hemos calculado el deflactor para cada tipo de
bienes como el cociente entre el gasto en consumo por tipo a precios corrientes y el gasto en
consumo por tipo a precios constantes, considerando para cada pais el afio base anteriormente
mencionado. Una vez obtenido el deflactor para cada tipo de bien, el precio relativo se calcula
como el cociente entre ambos. El Cuadro 22 recoge las tasas de crecimiento netas del precio y
consumo relativos de los bienes considerados; como podemos observar, en el caso de los tres
paises analizados, ambas variables disminuyeron en media durante el periodo analizado.

VARIABLE Media Mediana  Desv. tip.

Alemania (1970-2003)
C,/D, -0.0009 [ -0.0018 0.0348
P, -0.0045 [ -0.0046 0.0101
Espaiia (1964-2001)
C,/D, -0.0137 | -0.0156 0.0355
P, -0.0066 | -0.0084 0.0327
Francia (1960-2001)
C,/D, -0.0114 [ -0.0186 0.0309
P, -0.0119 | -0.0136 0.0132

Cuadro 22: Tasas de crecimiento netas del consumo y precio relativos:
principales estadisticos

A3. Tipos de interés

Explicamos a continuacion como hemos aproximado la tasa de retorno del activo sin riesgo.
=  Alemania: hemos tomado el tipo de interés anual del mercado interbancario a 3
meses. Los datos provienen del Fondo Monetario Internacional (FMI).
= Espafa: a partir de 1987, el tipo de interés nominal anual se ha calculado como
el tipo de interés medio de las diferentes emisiones de Letras del Tesoro a un afo
habidas a lo largo del afio en consideracion; para el periodo 1964-86, al no disponer de

estas tablas hemos tomado como referencia el numero de afios a partir del cual el valor del vehiculo en cuestién esta
por debajo del 15 por ciento de su valor inicial. Los pardmetros se han estimado considerando perfodos de tiempo
superiores ¢ inferiores al citado, sin que los resultados vatien de modo significativo. Todos los resultados estan
disponibles previa peticion a las autoras.

Puesto que desconocemos la existencia de tablas similares para Alemania y Francia, hemos generalizado el
procedimiento empleado para Espafia a estos dos paises.

3 JLas tasas de depreciacion se han tomada de las tablas anteriormente mencionadas.
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datos fiables sobre Letras del Tesoro, hemos optado por utilizar el rendimiento interno
en Bolsa de las obligaciones eléctricas’’; todas las series proceden del Boletin Estadistico del
Banco de Espana.

®  Francia: hemos tomado el tipo de interés de los bonos del gobierno a un afio o
mas. Los datos provienen del FMI.

En todos los casos, para calcular el tipo de interés real, hemos empleado la variaciéon del
deflactor del gasto en bienes de consumo no duradero.

Media Mediana Desv. Tip.
ALEMANIA (1970-2003)
1.0303 1.0322 0.0204
ESPANA (1964-2001)
1.0151 1.0100 0.0614
FRANCIA (1960-2001)
1.0250 1.0221 0.0299

Cuadro 23: Tipo de interés real bruto: principales estadisticos

El Cuadro 23 recoge los principales estadisticos de esta variable. Podemos observar que el
tipo de interés real medio fue inferior en Espafia que en Alemania y Francia. No obstante,
hemos de tener en cuenta que estamos considerando periodos muestrales diferentes, lo que
podria explicar estas diferencias. De hecho, cuando consideramos el periodo para el cual el tipo
de interés para Espafia se mide por la rentabilidad de las Letras del Tesoro a corto plazo, esto es,
a partir del afo 1987, el tipo de interés real medio anual se sitda por encima del 3 por ciento,
mucho mas proximo a los casos de Alemania y Francia.

A4. Tasas de retorno

Ademas de las tasas de retorno del activo sin riesgo, en el trabajo hemos empleado la tasa de
retorno de activos con riesgo. Concretamente, hemos considerado una variable proxy de la
rentabilidad del mercado para cada uno de los paises considerados. De nuevo, las tasas de
retorno reales se obtienen empleando la variaciéon del deflactor del precio de los bienes de
consumo no duraderos y servicios. Respecto al rendimiento nominal, se ha medido como sigue:

*  Alemania: hemos considerado la media anual del Indice Total DAX30. Los
datos provienen de la OCDE. Este indice es publicado por la Bolsa de Frankfurt y es el
principal indice aleman en tiempo real; el DAX30 se elabora a partir de las cotizaciones
de lo 30 titulos mas importantes que cotizan en las Bolsas alemanas.

=  Espana: consideramos el Indice General Total de la Bolsa de Madrid, IGTBM.
Los datos provienen de la Bolsa de Madrid.

=  Francia: hemos considerado el indice CAC40 de 1a Bolsa de Paris. Este indice es
el principal indicador en tiempo real de la Bolsa de Francia; se trata de un subindice del
SBF250 y es publicado por la Sociedad de Bolsas Francesas.

37 En este sentido, hemos seguido a Esteve y Tamarit (1994).
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El Cuadro 24 recoge los principales estadisticos de dichas variables para los tres pafses
considerados. Dado que los periodos de analisis son considerablemente diferentes, los datos del
citado Cuadro no nos permiten comparar las rentabilidades reales de los distintos mercados.

Media Mediana  Desv. tip.
ALEMANIA (1970-2003)
1.0424 1.0118 0.1893
ESPANA (1964-2001)
1.0803 1.0264 0.2650
FRANCIA (1960-2001)
1.0318 1.0195 0.1861

Cuadro 24: Tasas de retorno reales brutas:
principales estadisticos

Por esa razén, hemos elaborado el Cuadro 25 que recogen los datos de los tres paises para el
periodo 1970-2001.

Media Mediana Desv. tip.
DAX30
1.0509 1.0225 0.1858
IGTBM
1.0687 1.0333 0.2762
CACAO
1.0534 1.0553 0.2015

Cuadro 25: Tasas de retorno reales brutas 1970-2001:
principales estadisticos

Podemos observar como durante dicho periodo el mercado bursatil espafiol fue mas rentable
que el aleman y el francés, si bien también presentd una volatilidad considerablemente superior.
La rentabilidad real de los mercados aleman y francés se situé en ambos casos por encima del 5
por ciento anual.
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Figura 1: Alemania, 1970-2003.
Consumo y precio relativos, tipo de interés real bruto y tasa bruta de retorno del DAX30
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Figura 2: Espafia, 1964-2001.

Consumo y precio relativos, tipo de interés real bruto y tasa bruta de retorno del IGTBM.
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Figura 3: Francia, 1960-2001
Consumo y precio relativos, tipo de interés real bruto y tasa bruta de retorno del CAC40
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