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Resumen 

n l PRESENTE TRABAJO EMPLEA LA METOOOLO· 

GfA ASOCIADA A LOS MODELOS DE SERIES DE 

TIEMPO PARA DETERMINAR LA CONVERGENCIA 

entre las seis regiones del país, a partir de las 
series de precios. Se establece el orden de in· 
legración de las series individuales, encontran­
do que todas ellas son lO>. Se prueba la 
cointegración de cada una con el nivel nacio­
nal, encontrando que en todos los casos son 
CI(1,-1), con lo cual se comprueba la existen­
cia de convergencia en el nivel de precios en­
tre las seis regiones. Este resultado es 
congruente con el obtenido en trabajos simila­
res para otros países. Al final se presenta un 
anexo con notas técnicas sobre las pruebas 
empleadas. 

El manejo de series de tiempo en la 
econometría aplicada impactó, sin duda, el 
modo en que se venía trabajando tradicional­
mente. En particular, el concepto de estacio­
nariedad de las series temporales y su efecto 
directo sobre la posibilidad de trabajar con 
regresiones espurias constituyeron el principal 
punto de atención de los econometristas desde 
la década de los ochenta, aunque se debe re­
conocer que los problemas de la correlación 
cuando el elemento tiempo está presente ya 
hablan sido indicados por Hooker en 1901 <Pe-
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saran, 1987) y Yule (1926) ya planteaba el 
problema de las regresiones espurias. Sin em­
bargo, el reconocimiento generalizado de es­
tos problemas se da con los trabajos de G ranger 
y Newbold en 1974, al demostrar, basados en 
simulaciones de Monte Cario, que el método 
de Mínimos Cuadrados Ordinarios puede dar 
por válidas relaciones fundamentalmente es­
purias. 

En la década de los setenta, los tra­
bajos de Fuller ( 197 6) y Davidson et al. Cl978l 
plantean, respectivamente, la necesidad de 
recurrir al operador di fe rene ia a partí r del 
concepto de la integrabUidad y los modelos 
del mecanismo de corrección de errores (MCE). 

El papel central en las bases de los modernos 
trabajos correspondería a G ranger, quien en 
1981 establece, a partl r de los conceptos de 
estacionariedad y orden de integrabilidad, el 
concepto de cointegración, abriendo, con ello, 
la puerta para los desarrollos posteriores so­
bre los contrastes de integrabilidad de las se­
ries temporales. Así, en las décadas de los 
ochenta y noventa, las principales revistas de 
economía se caracterizan por la proliferación 
de artículos en torno a estos temas, particular­
mente por la elaboración de trabajos de con­
traslación de estacionariedad de series 
temporales y por la elaboración de estadísti­
cas para su mejor contrastación.1 Esta meto-

1 Sin embargo, es pertinente señalar que para 
algunos autores la importancia de los trabajos sobre 
series de tiempo ha sido sobredimensionada y única· 
mente deberla pertenecer a la sección de pruebas a 
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dología se concretó exclusivamente a trabajos 
en series de tiempo y a la polémica en torno a 
la estacionariedad de las mismas. 

Es a partir de la segunda mitad de los 
noventa que surgen las investigaciones pione­
ras que identifican la utilidad de esta metodo­
logía para apl icaria también al ámbito 
espacial. El trabajo central en este campo se 
debe a Bernard y Durlauf (1995}, quienes de­
muestran que la integrabilidad y cointegrabi­
lidad de las series pueden ser interpretadas 
para determinar la convergencia entre varia­
bles en el largo plazo. 

Tradicionalmente, la convergencia en­
tre regiones se ha manejado a partir de mode­
los de corte transversa l, fundamentalmente 
basados en la metodologfa propuesta por 
Mankiw et al. (1992} y Barro y Sala-i-Mar­
tín(l991). Para una aplicación al caso de 
México, véase Cabrera (2002}. Sin embargo, 
recientemente y a partir de las cdticas a este 
método realizadas por Quah(1996), se han ini­
ciado trabajos que plantean el uso de las se­
ries temporales para establecer la tendencia 
de éstas a converger hacia un equilibrio de 
largo plazo. 

El presente trabajo emplea las series 
mensuales del Índice de Precios al consumi­
dor de enero de 1982 a julio de 2003 para las 
seis regiones del país: Frontera Norte (FN}, Nor­
este (NE), Noroeste (No), Centro Norte {eN), Cen­
tro Sur (es) y Sur (s), siendo el objetivo 
determinar si existe convergencia de cada una 
de ellas respecto el índice nacional de precios 
al consumidor (NAL). Las series son las estable­
cidas por el Banco de México. 

S igulendo a Bernard y Durlauf (1995 
y 1996) y a Hall, Roberton y Wlckens (1992), 
podemos definir la convergencia entre dos re­
giones A y B en términos de una variable X, si 

Esta definición establece la convergen­
cia a largo plazo entre dos series en el tiempo, 
esto es, deberán converger a ex con el trans­
curso del tiempo. 

En el caso de series estocásticas, se 
puede establecer: 

realizar sobre los modelos. Esta afirmación se basa fun­
damentalmente en el hallazgo de series de tiempo inte· 
gradas no estacionarias y de series de tiempo no 
estacionarias en regresiones no espurias (ver Guisán, 
2001). 

Es decir, la esperanza matemática de 
la diferencia entre las dos series, convergerá 
(aun en una cantidad muy pequeña> hacia a a 
partir de algún tiempo (l) específico (conver­
gencia en el sentido débil). 

Así, para que exista convergencia en­
tre ambas series, se debe cumplir que: 1) exis­
ta cointegración entre ambas; 2) el vector de 
cointegración sea (1, -1>; 3) la diferencia de 
ambas sea una variable estocástica con media 
cero. 

Si se cumplen las tres condiciones se­
ñaladas, tendríamos la denominada convergen­
cia fuerte, que supone una colntegración 
determinista y no só lo estocástica; si únicamen­
te se cumplen la primera y segunda condicio­
nes, implicaría una convergencia del tipo 
catchig up, esto es, sólo se tendría convergen­
cia estocástica. Si únicamente se cumple la 
primera condición, se tendrían únicamente ten­
dencias comunes y no precisamente convergen­
cia <Oxley y Greasley, 1995 y Bernard y 
Durlauf, 1996). 

A continuación, se realiza la contras­
tación de las siguientes hipótesis: 1) si el pro­
ceso Generador de Datos (PGO) de las series de 
índices de precios de las seis regiones son esta­
cionarios o presentan una tendencia estocástica; 
2) Si las series están cointegradas con el índi­
ce nacional con un vector de cointegraclón (1, 
-1), esto es, que el diferencial entre ellas sea 
una variable l(O) y; 3) si el diferencial de las 
series cointegradas es una variable estaciona­
ria en torno a la media (convergencia a largo 
plazo) o presenta una tendencia determlnlstica. 

En primer lugar, realizamos las prue­
bas de raíces unitarias sobre las series, a fin 
de determinar su integrabilidad. Los resulta­
dos se exponen en el cuadro 1.2 

Se intentó la prueba de Dickey-Fuller 
<1979), sin embargo, encontramos persistente­
mente autocorrrelación en el término de error, 
por lo que empleamos en todos los casos la Prue­
ba de Dickey-Fuller (1981} Ampliada (ADF), a 
fin de obtener errores de ruido blanco; esto se 
logró en todos los casos con sólo un rezago en 
la primera diferencia de la variable autore­
gresiva. Asimismo, se reporta la prueba del test 

2 Previamente se analizaron los correlogramas 
de las series; los resultados son coincidentes con los tests 
ADF y PP presentados. 
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ADF(l ) ADF(2) 

Cuadro 1 
T~st de raíces unitarias de Dickey Fuller 

Ampliado y de Phillips Perrón. 
ADF(ll incluye el intercepto en la regresión, el 

AOF(2) incluye además la tendencia. Para la 
prueba de Phillips Perrón se emplearon 

regresiones con intercepto y tendencia en todos 
los casos. 

Nota: Los valores críticos a 95% del ADF son 
2.8729 (con intercepto) y 3.4286 (con intercepto 

y tendencia). Para el PP, el valor crítico es 
3.4 285 con intercepto y tendencia y con cuatro 

rezagos. 

no paramétrico Phill ips-Perron (1988)1 que ha 
sido señalado como mejor alternativa a la AD F. 

Como puede verse, aceptamos en to­
das las series la existencia de una raíz unita­
ria tanto con la AD F como con la P P, 
adicionalmente podemos afirmar que todas las 
series son 1(1) o integradas de orden 1, ya que 
en cada caso pudimos rechazar la existencia 
de una segunda raíz unitaria. Estos resultados 
son coincidentes con los reportados para las 
series de precios de las provincias españolas 
por Olloqui et al. (1999) y por Suriñach et al. 
<1995). 

A continuación se realizaron las prue­
bas para determinar si cada una de las series 

Cuadro 2 
T~st de Cointegración de Johansen 

El LR es el valor del Likelihood Ratio a 5% de 
confianza. 

Los valores críticos son de 25.32 para la HO 
de r = O y de 12.25 para la HO de r = l. El 

valor de r en la hipótesis representa el 
número de vectores de cointegracíón, por lo 

que r=O representa la no cointegración. 

FN 2.3770 -2.0346 

regionales está cointegrada con la serie del 
índice nacional. Exi stiendo una gran varie­
dad de estadísticos de contraste para ello, he­
mos decidido emplear el procedimiento máximo 
verosímil con información completa de 
Johansen (1988) que presenta notables venta­
jas frente a métodos alternativos <Suriñach, 
1995). Para ello, planteamos las ecuaciones 
de cointegración uno a uno de cada serie re­
gional frente a la nacional. 

En todos los casos, se puede observar 
que no se rechaza la hipótesis de la existencia 
de una ecuación de cointegración, lo que de­
nota la existencia de cointegración en todas 
las series con respecto al índ ice nacional. Lo 

Variable lio Ha 

FN 
r = l r =2 

NO 
r = l r =2 

NE 
r =l r =2 

CN 
r = l r =2 

es 
r = t r = 2 

S 
1 r = l r =2 
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-2.093 

rn 

. 1 

3.9317 

' 
11.9192 

4.2639 

. . 
8.3123 

9.5170 

3.7998 

pp 

1 
1 

1 

1 
1 
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anterior1 nos lleva a la conclusión de que, efec­
tivamente, existe una tendencia a la conver­
gencia en el nivel de precios en las seis regiones 
de nuestro país. Más particularmente/ encon­
tramos una convergencia en el sentido "fuer­
te". Este resultado es coincidente1 en lo 
general, con los estudios que se han realizado 
sobre convergencia a nivel regional basados 
en modelos de series temporales/ sea emplean­
do series de empleo (Torres et al., 2002), de 
niveles de precios (Suriñach et al., 1995; 
Olloqui et al., 1999; Pons et al., 2000> o de 
ing reso per cápita (Estrin y Urga, 1997). 

Conclusión 

El resultado de este trabajo permite concluí r 
que los niveles de precios de las seis regiones 
del país tienden a converger en el largo plazo. 
Sin embargo1 creemos que la principal utili­
dad del trabajo es el avance en el empleo de 
las técnicas tradicionales de series temporales 
y, principalmente, de la teoría de la 
cointegración, para el análisis del desarrollo 
regional, particularmente para las investiga­
ciones en torno a la convergencia entre regio­
nes, restringidas hasta hace muy pocos años a 
trabajar únicamente con modelos de corte trans­
versal. Recientemente, han aparecido traba­
jos pioneros que indagan sobre convergencia 
a partir de datos de panel, con lo que se podrá 
subsanar una dificultad importante de los da­
tos temporales para t•egiones nacionales: la poca 
extensión de las series (Mahía, 2001). 

Anexo 

Nota l. Las pruebas de estacionariedad. 
Dickey- Fu ll er<DF>; Dickey-Fuller Amp l iado 
<ADF> y Phíllips-Perron CPP). 

Esta prueba es, sin duda, la de uso más exten­
dido para la detección de raíces unitarias (y 

por tanto estacionariedad) en las series de tiem­
po. Prueba la H

0 
de existencia de un paseo 

aleatorio contra la alternativa de un proceso 
AR(l) estacionario. Básicamente establece la 
siguiente regresión: 

Y
1 
= eY,

1 
+~, con~ - RB (Ruido Blanco> (2.1) 

Y probar la hipótesis de 8=1. 

Nótese que este caso es igual que pro­
bar la H

0 
de a = O en la siguiente regresión: 

t. Yt = aY 1_
1 
+~ (2.2) 

donde t. Y=< v •. V
1
_
1 
>ya= n-e> 

En la medida en que la distribución 
del estimador a no es independiente de la exis­
tencia de un termino constante y/o de la exis­
tencia de una tendencia determinística en la 
serie, se pueden identificar los siguientes ca­
sos: 

a) t.Yt = aY
1
_
1 

+a, 
bJ ~Yt = a+ áY1_1 +~ 
C) t. Yt = a + ~t + aY 1_1 +á, 

(2.3.a) 
(2.3.b) 
(2.3.c) 

Es pertinente señalar dos aspectos. En 
primer lugar, el estadístico de prueba para 
contrastar la H. respecto a a para determinar 
la existencia de raíz unitaria, no puede ser la 
tradicional t de student, ya que como pudieron 
demostrar los autores del DF, en presencia de 
series no estacionarias, los estimadores no pre­
sentan una distribución tradicional (normal o 
aproximada a ella). Por lo anterior, se han es­
tablecido los valores críticos de contraste rea­
lizados bajo simulaciones de Monte Cario, 
conocidos como estadístico O. Posteriormente, 
Macl<innon (1991) determinó una serie más 
amplia de simulaciones para ó que la estable­
cida por Dickey y Fuller; ésta fue la empleada 
en el presente trabajo. 

En segundo lugar, es Importante des­
tacar que en las tres ecuaciones de (2 .3) se 
supone un término de error de ruido blanco, 
situación que no es común dada la presencia 
frecuente de autocorrelación. La solución a este 
problema se dio por dos vías: una parámetrica 
planteada por los mismos Dickey y Fuller; la 
otra no paramétrica, elaborada por Phill ips y 
Perron. 

El TestADF 

La propuesta para el tratamiento de un ~ 
autocorrelacionado, lo presentan Dickey y 
Fuller 0981), permitiendo un esquema AR(p), 
esto es, una estructura de retardos que permita 
captar la estructura autoregresiva. Asi, la ecua­
ción para el ADF sería: 
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- - -------

d) t:.Y
1 
= a+ pt + aY

1
•
1 

+ 
.LMY1., + ~ (2.4) 

con un valor de p tal que garantice un ~de 
ruido blanco. 

El Test PP 

Phil lips y Perron <1988) sugieren transformar 
los estadísticos del DF, a fin de hacerlos com­
patibles con la presencia de autocorrelación y 
heteroscedastlcldad. A partir de que el esta­
dístico o a emplear para la contrastación de a 
depende de la relación w¡ Ó~), donde: 

cr111 = 1 im[T 1.LE(á1
1
)] 

y 
cr2 - 1 im[T·1 E<.L~) 1J 

(2.5.a) 

(2.5.b) 

En (2.5) cr2 considera las autocovarian­
zas entre los términos de error, por lo que, si 
éstos no son ruido blanco, cr2/ cr2 será diferen­
te de 11 con lo que los estadísticos empleados 
para el DF no son confiables, ya que se 
tabularon bajo tal supuesto. La alternativa es 
transformar los estadísticos óa partir de la es­
timación muestra! de cr2

81 
cr2• Las estimaciones 

propuestas por PP son, respectivamente: 

S2a = .L ;¡. (f (2.6.a) 

S2r 1 = L fi-{f + 2[.L(1-(p//+ l)).L ~ ~) (2.ó.b) 

Para la determinación del parámetro 
de truncamiento 1, se sug iere establecerlo a 
partir del tamaño de la muestra, Schwert 
(1989) sugiere 1 = 4-.ICT/100)1~'~ ó 1 = 12-.I<TJ 
100)l/Q. 

A manera de ejemplo, para el caso más 
sencil lo (la ecuación 2.3.a), la corrección no 
parámetrica de q estaría dada por: 

Para la determinación del orden de 
integración, la prueba más sencilla consiste 
en diferenciar por segunda <tercera, etcétera) 
vez, la ecuación (2.3), a fin de comprobar una 
segunda raíz unitaria. En el caso de (2.3.a), 
tendríamos: 

Mt:.Yt> = <X + Pt + at:.Y~l +~ (2.8) 
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Si con base en la H
0 

de a= O encontra­
mos que nuestra serie es estacionaria J (O), po­
demos afirmar que la serie original es 1(1). Si 
encontramos una nueva serie no estacionaria, 
podríamos tener el caso de la serie original 
sea 1 (2) o integrada de segundo orden. 

Nota 2. Pruebas de Cointegración. El Test de 
Johansen. 

El contar con un par de series no estaciona­
rias, no implica que la combinación lineal de 
éstas también lo sea. En caso de que esta com­
binación resu lte en una serie estacionaria, 
podemos afirmar que las series originales se 
encuentran cointegradas. El procedimiento 
propuesto por Johansen plantea un modelo 
VAR(p) del tipo: 

Donde Y es un vector columna de m 
variables no estacionarias J<l>; a y~ son, res­
pectivamente, vectores de constantes y de va­
riables aleatorias de ruido blanco. Podemos 
escribir (2. 9) como 

f:Y, =a+ A._(:;>Y,_1 + .... + 
}\_¡t:.Yt-o+l + 1 Y,.p + ~ 

donde 

(2.10) 

A. = -1 .. + 'j 1 + ... :+ 'j ' 1= !,~ .... ; p-1 
1 =-J + I

1
+ ... + 1

0 

La expresión (2.10> es un Modelo de 
Corrección de Error (M eE.>. Debe notarse que 
para que ésta se encuentre en equilibrio, es 
necesario que·¡ Y sea f(O). La matriz de co-.. t-p 
eficientes 1 representa las relaciones de 
cointegración existentes. Si tomamos el rango 
de 'i = r, se puede demostrar que: 

a) Si r = O, 'i es una matriz nula, de 
manera que (2.10) sólo tiene varia­
bles en primeras diferencias y las 
variables del vector Y. serían /(1). 

Esto significarfa que no existe nin­
guna combinación lineal de varia­
bles que sea /(0), o bien, que no 
existe ninguna relación de 
cointegración. 

b) Si r = m, existen exactamente r 
relaciones de cointegración y nin-
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guna de las series tiene una raíz 
unitaria. En un sentido práctico, en 

este caso carece de importancia la 
prueba de cointegración. 

cJ Si O < r < m. Este es sin duda el 
caso más interesante. El Teorema 
de Representación de G ranger es­
tablece que si r<m, entonces exis­

ten rxm matrices a y f3, de orden r 
tal que "i = o:f3 y WY tes estaciona-

ria. El número de ~elac iones de 
cointegración (o rango de integra­

ción> es ry cada columna de a. es el 
vector de cointegración. Los elemen­

tos f3 son conocidos como los 
parámetros de ajuste en el modelo 
de corrección de error. En este caso, 

a. estaria midiendo la velocidad del 
ajuste de cada vector de cointe­
graclón en cada ecuación de (2.10). 
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