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NON STAZIONARIETA’, INTEGRAZIONE E COINTEGRAZIONE: ANALISI DI ALCUNI
ASPETTI OPERATIVI DALLA LETTERATURA RECENTE! .

Carlo Giannini, Dipartimento di Economia, Universitd di Ancona

Rocco Mosconi, Dipartimento di Elettronica, Politecnico dl Milano

Dope il lavoro di MNelson & Plosser [1982] l'analisi di integrazione sta assorbendo
melto  spazio nella letteratura econometrico-applicatsa americana, FParallelamente, la
modellazione congiunta di serie integrate ha portato al concetto di cointegrazions (Engle-
Granger [1987]). P.C.B. Phillips ha recentemente proposto un Approccio detto "non parametrico”
per l'apalisi di integrazione, ed una aestensione di tale approccio all'snalisi di
cointegrazione {nella logica cosiddetta “"two step”). MNel paragrafo 1 viene introdotto il
concetto di integrazione e discussa la logica dei test di integrazione propesti da Fhillips e
Perron [1988). Nal paragrafoc 2 viene discusso il concetto di cointegrazicne e la logica dei
test proposti da Phillips e Oullaris [1987] per i residui di regrassioni di cointegrazione. Nel
paragrafo 3 vengono discussi alcuni problemi applicativi basandosi su serie di struttura
parametrica nota. Il paragrafs & contiene due programmi RATS rispettivamente per l'analisi di

integrazione e per l'analisi dl cointegrazionae.
PREMESSA

Molti sviluppi della cosiddetta "nuova econometria dinamica”
sono basati sull’implicita ipotesi di stazionarietd dei processi
stocastici presi in considerazione. L’evidente implausibilitad di
questo assunto veniva spesso corretta con l'ipotesi, indolore dal
punto di vista inferenziale, di stazionarieta intorno ad un trend

deterministico,

! Questo studio sl avvale dei finanziamenti del fondo M.P.I. 40X per
la ricerca "Modelli macroeconomici e analisl econometrica
dinamica® (Universita di Ancona) e del fondo C.N.R. n. 86.02815.54
(Politecnico di Milano).




I1 suggerimento di Granger-Newbold f1974] di lavorare in
econometria con serie rese stazionmarie per differenziazione & sempre
risultato un procedimento imbarazzante per 1'econometrico in quanto
la stazionarizzazione per diffefenziazione ha 1’effetto di togliere

la componente di lungo periodo della serie, eliminande un contenuto

informativo che generalmente gli economisti giudicano ineliminabile.

Recentemente la nozione di cointegrazione (Engle-Granger
[1987]) ha permesso di vedere un punto di nesso fondamentale tra
analisi delle serie e teorizzazione economica di lungo periodo,
ridande impulso ad una letteratura sull’analisi dei processi
integrati che soprattutto per merito di P.C.B. Phillips e dei suoi
collaboratori sta occupando. una buona parte della ricerca economico-

statistica americana ed anglosassone.

La nozione di cointegrazione infatti presuppone l'esistenza di
processi integrati; cio rende evidente la necessita, sul piaﬁo
operativo, di disporre di strumenti in gradb di‘ identificare la
natura dei processi{ stocastici univariati atti a rappresentare nel
medo migliore possibile le serle economiche di interesse. A tall
strumentl si richiede cioé di identificare l'esistenza e 1l'ordine di
integrazione di tutti i processi implicati nell’analisi di

‘cointegrazione.

E' bene sottolineare, poiché spesso cid viene dimenticato
nell’analisi applicata, che l‘analisi di cointegrazione & successiva

all'analisi di iIntegrazione non sole dal punto di vista logico ma

anche dal punto di vista inferenziale: questo comporta che |




risultati ‘dell’analisi di cointegrazione sono condizionati da una

corretta inferenza nella fase di studio della integrazione.

I1 livello di confidenza della procedura complessiva, analisi
di integrazione g analisi di cointegrazione, non & stato ancora
oggetto di indagine, ma & sicuramente inferjore allo 0.95 asintotico
che usualmente si adotta come livello.nominale nell’analisi della

sola cointegrazione®.

Allo stato attuale dell’arte non rimane che cercare di
applicare nelle due fasi (integrazione prima e cointegrazione poi)

quei test che sembrano godere di proprieta statistiche migliori.

In questo lavoro ci occuperemo solo dei test nati da una nuova

impostazione di Phillips, che sembrano godere di tali proprieta.

E’ bene chiarire che in questo lavoro non ¢‘é nulla di
metodologicamente nuovo (salvoe i possibili errori) rispetto alla
letteratura esistente; la sola pretesa & quella di rendere queste
tecniche accessibili in mode ragionato a chi lavora in campo

applicato.

L'implementazione di programmi RATS riportati nel testo ha
posto non pochi problemi per la difformitid (spesso dovuta a errori
tipografici) delle formule contenute nei working paper e megli
articoli pubblicati. Il controllo della correttezza delle formule &

stato ottenuto con una lunga procedura iterativa che pensiamo

2 Per una critica di questo aspetto dal punto di vista Bayesiano si
veda Sims [1988] p.466,




arrivata a convergenéa. In pratica abbiamo provate un insieme di
formule possibili asintoticamente indistinguibili®, confrontando fino
alla seconda cifra decimale i valori numerici d& noi ottenuti con
quelli riportati in wvari lavori in cui.si trovano applicazioni dei

test, ovviamente usando le stesse serie storiche.

1) PROCESSI INTEGRATI E RADICI UNITARIE

Moltissime serie economiche hanno evidenti profili di crescita
di lungo periodo. C'& una sostanziale differenza tra una serie che
pud essere rappresentata da oscillazioni stazionarie intorno ad un

trend, del tipo

(1) y,=a+bt+u

t, ut - ARMA(P-CI)

e una serle

(11) y,=a+bt +u u, ~ ARIMA(p,d,q)

t

che ha oscillazioni non stazionarie intorno ad un trend.

Entrambe 1le serie possono essere rese stazlonarie per

differenziazione, essendo

(1) by, = b + Ay, Au, - ARMA(p,q+1)

(1D) 8y, = b + Au, Au, ~ ARMA(p,q)

3 Errori tipografici a parte, spesso gli articoli teorici di
riferimento differiscono per la presenza in certi casi di formule
OLS ed in altri di formule di massima verosimiglianza.

e




ma nel caso (I) la stazionarizzazione (in media) & ottenuta

introducendo una radice unitaria nella parte a media mobile.

Al contrario, se tentassimo di rendere le serie stazionarie
mediante detrendizzazione, avremmo residui stazionmari solo nel primo
caso. Nel secondo caso, se la detrendizzazione potesse essere
effettuaté con una stima consistenfe dei parametri di trend, i

residui non sarebbero stazionari®.

I1 secondo processo é un processo integrato di ordine 1, diremo
di tipo I(l), cio2d & un processo che per essere reso stazionario con
rappresentazione stazionaria e invertibile deve essere differenziato
una volta; chiameremo I{d) un processo che per essere reso
stazionario con rappresentazione ARMA stazionaria e invertibile ha

bisogno di essere differenziato d volte.

Utilizzando una procedura d'indagine suggerita da Dickey-Fuller

{1979}, Nelson e Plosser [1982] hanno trovato una non stazionarieta

del tipo (II) per la maggior parte delle serie economiche studiate.

La procedura di Dickey e Fuller, che trae origine dal lavoro di
Fuller [1976] ed & perfezionata in Dickey-Fuller [198l] ( si veda
anche Fuller [1984] e Dickey-Bell-Miller [1986]), & stata
recentemente rivisitata da Phillips [1987], e in riferimento

specifico a strutture del tipo (I) e (II) da Phillips-Perron {1988].
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Si wveda comunque Sims-Stock-Watson [1987] per la dimostrazione
dell’inconsistenza dei trend stimati in questo caso.




In questi ‘ultimi lavori vengono proposti nuovi test che,
sebbene siano di laboriosa derivazione e costruzione, sembranc avere
proprietad statistiche migliori (per piccoli campioni) del test di
Fuller e Dickey-Fuller. Nel seguito faremo riferimento soprattutto al

lavoro di Phillips e Perron del 1988.

Supponiamo che {y£}§ sia una serie temporale generata dal

modello

1) Jo = @Yy t Y

o alternativamente dal modello

(1) Yo = 4 +ay,_, +u

dove, in entrambi i casi sia

(2) a=1

Supponiamo poi di disporre di un campione di lunghezza T+l
estratto da tale serie temporale, e che

(3) ¥, = variabile casuale con una distribuzione
indipendente da T

Perron e Phillips richiedono inoltre che 1la sequenza di
innovazioni (u }7 soddisfi, in entrambe i casi, le seguentt

condizioni:

(a) E(u)) = 0 per ogni t




(b) Sup, E |u, | < = per qualche g8 > 2 e ¢ > 0

{(c) esista o? > 0 tale che

2 : 2
o ]-E}E: E(ST/T)

dove

(d) u, sia un a-mixing (strong mixing) con coefficienti a_ che

soddisfano la condizione

Riportiamo queste condizioni che, (a) a parte, sono mediamente
giudicate incomprensibilis, perché permettono di chiarire qualcosa
sulla natura piuttosto generale del processo u_ e di conseguenza del

processo y, della (1) e (1').

S, non & altro che la somma delle innovazioni del processo y,.
Indipendentemente dalla natura stazionaria o meno delle u_, S, & una
grandezza tipicamente non stazionaria che deve essere normalizzata in
qualche modo affinché asintoticamente abbia una distribuzione limite
non degenere. La condizione (c) assicura che esiste ed & finito il
momento secondo asintotico di ST/TMQ; poiché per le proprietd di u,

il wvalore atteso di ST/TUZ & zero, ha sensc dire che la condizione

> Si veda comunque Phillips [1985] pp.3 e ss. per un confronto con
altre condizioni usate e Perron [1988] per una discussione da cul
abbiamo ricavato con qualche aggiunta le considerazioni del testo.




(c) controlla la normalizzazione ad un saggio che garantisce una

distribuzione al limite (di S.l./'I'l"’2 ovviamente) non degenere.

51 noti che la condizione (c) non impone la stazionarieta in
covarianza det singoli u,, nel senso che non necessariamente E(ut)-azl1
indipendente dal tempo, né E(u, U, )=E(u, u,_,) per tes, In sostanza,
in base alla condizione (c¢) si evince che c¢i si sta occupando di
processi pilt generali dei T"soliti® processi stazionari con

rappresentazione ARMA stazionaria e invertibile.

Le condizioni (b) e (d) sono connesse dalla presenza di un
comune g>2. La (b) riguarda la limitazione dell’eterogeneitia del
processo; pil alto & A meno eterogeneo & il processo (viceversa piu

vicino a 2 & g piu etefogeneo & il processo).

Per comprendere la condizione (d) occorre tener presente che in
Un processo strong-mixing (si veda White (1984) p.45) 1 coefficienti

@, Che misurano il grade di dipendenza tra gli u, separati da m

'
istanti di tempo, devono tendere a zero al crescere di m. Qualora (il
pild grande) § (che verifica la (b)) fosse maggiore di 2 ma vicino a 2
saremmo davanti ad un processo fortemente eterogeneo; in tal caso gli
a, Vverrebbero elevati a numeri vicini a zero pid che a uno (come
avverrebbe al contrario in caso di processi poco eterogenel). La (d)
richiede pertanto agli a_, affinché la condizione di finitezza della
sommatoria sia rispettata, di. convergere a zero tanto piu rapidamente

quanto piu 11 processo & eterogeneo. In sostanza, la (d) limita 11

grado di dipendenza del processo in funzione della eterogeneita dello

Stesso: tanto piu il processo & eterogenec tanto pid in fretta devono




diventare ° indipendenti gli elementi del processo in istanti
"lontani®.

Le condizioni (a) (b} (c) e (d) possono essere considerate
piuttosto generali, in quanto comprendono anche processi "debolmente”
non stazionari in covarianza, e come caso particolare comprendono un

processo u_ generato da un qualsiasi modello ARMA e addirittura un

t

modello ARMAX con processi esogeni stazionari.

Tali condizioni non includono invece per gli u, un processo di
generazione ARIMA (sia la condizione (b) che 1la condizione {(c)
sarebbero violate), e pertanto il test di Perron e Phillips (come
peraltro quelle di Dickey e Fuller) & wutilizzabile solo per

verificare la d-esima radice unitaria di un processo I(d).

Per lo stesso motivo sono esclusi u  generati da processi con
radici unitarie in module benché diverse da uno, per cui la presenza
5

di stagionalitid stocastica® pudo creare problemi ai test che

presenteremo.

Sempre in relazione al problema della stagionalita, osserviamo
che le condizioni dei test di Perron e Phillips, a differenza di
quelle del cosiddetto test Augmented Dickey-Fuller, non richiedono
che u, abbia una rappresentazione autoregressiva di ordine finito,
pertanto non c'é motivo teorice di escludere la possibilita di avere

in u  una parte a media mobile non invertibile.

® Si veda Hylleberg et. al. [1988].
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Tenendo presente le cautele che piti avantl esporremo sulla
parte MA di u, , questo ragionamento almeno teoricamente sembra aprire
la possibilita di usare i test che presenteremo su serle stagionali
filtrate con 11 filtro’ (1l+L+....+L%!) senza preoccuparci se, nel
caso di stagionalita staziomaria, nella serie filtrata venga indotta

una parte MA non invertibile®.

Considereremo due equazioni di regressione stimate con gli

usuall minimi quadrati

(4) y, = A +ay,_, + 4,
(5) y, = B+ B(t-T/2) + @y, + G;

dove (i, a) e (§, B, &) somo gli usuali coefficienti stimati con la

tecnica del minimi quadrati.
Definiamo X = [ u, t, y_, ], dove

w =1, ..., 1]
1xT

t' = [ (1-T/2), ..., (T-T/2) ]
1xT

13&1' = [ Yor vvvs Yy

1§é =iy voes ¥y

7 Per dati trimestrali (1+L+L2+L?).
® Rinviamo comunque al par. 3 per una discussione sulle applicazioni.
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In ‘corrispondenza di (4) e (5) definiamo Ile seguenti

statistiche:
-~ Y
£, = T(a-1)
~ I = \2,1/2
(ax-a) {El (Fpop = Y-070)
ta =
a Fal
5
~ Py = 2,172
(B-p) {t§1 Yooy = Y07}
ta =
i
A 1 2,1/2
SiE v
P, = T(a-1)
(a-cx)
t; =
Y csz/z
(-3
tr =
od 4 cl1/2
(B-8)
Ty =
B ¥ c,'21/2
dove?

N

Fuller [1981] e Perron-Phillips [1987]) §% e §% (e talora anche G
e ;%m’ definiti nel seguito) sono definiti come somma dei residui
al quadrato fratto i gradi di liberta (anziché la dimensione
campionaria). I programmi presentati al par.4 consentono, mediante
1’opzione SSCORR, di utilizzare stime dei minimi quadrati delle
varianze anziché stime di massima verosimiglianza.

%‘ In alcuni dei lavori citati (ad esempio Fuller [1976], Dickez-
: Th
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T A A
SRS AL ay,.)*

2 -
T
T N ~ ~
S (y, - # - B(t-T/2) - ay,_)?
t=1
52 -
T
T:'El
t=0 e
Y., -
T

e ¢, & 1l'elemento di posto (i,i) della matrice (X'X),

Oltre ai test disgiunti fin qui introdotti, & utile anche
utilizzare i test "tipo F" (definiti ®, & e &) proposti da Dickey
e Fuller, che éonsentono di sot.toporre a test ipotesi congiunte.
Specificamente, ®, & usato per verificare l'ipotesi o=l ;.x-O in (4),
©, per verificare l’'ipotesi a=l u=0 =0 in (5) e &, per verificare

1'ipotesi o=l B=0 in (5). Tali statistiche assumono la forma®®:

¢ -
! 2 52
N
T (soz - 2)
¢, -
3 §2

10 Dickey-Fuller (1981] e Perron (1988} adottano le correzioni per
plccoli campioni (T-2)/T per il test ¢, e (T-3)/T per i test ®, e
®,. L'opzione SSCORR del programmi presentati al par. 4 utilizza
tali correzioni; tuttavia in queste formule, per non duplicare la
correzione per piccoli camgioni.i l’opzione utilizza stime di

. A
massima verosimiglianza per s e s°.

e




A -~ - . .
con s%, 5% e y., definici precedentemente e

E
=1 Yy

Le distribuzioni empiriche dei test elencati sopra sono state
calcolate da Fuller [1976] e Dickey-Fuller [198l] per diverse

ampiezze campionarie!!

sotto le ipotesi =1, p=0, y,=0 per i ctest
relativi al modello (4) e a=1, u=0, =0, y,=0 per i test relativi al

modello (5)12.

A tali ipotesi' va infine aggiunta quella relativa alla
"bianchezza"™ di u . Phillips-Perron [1988] mostrano infatti che tutte

le statistiche in questione si distribuiscono asintoticamente (come

1 Le distribuzioni di P e p sono in Fuller {1976], tab.8.5.1,
pag.371, rlspettlvamenéé sotto 7 e 3f. Quelle di ta e tu sono
nello stasso volume, tab.8.5.2, pag.373, rispettivamente sotto 7
e ?T. Quelle di ta, t~ e ty sono invece in Dickey-Fuller [1981
alle tabelle I, II e III Le distribuzioni di Ql ¢2 e @ 50N0
invece in Dickey-Fuller [1981] alle tabelle IV, V e VI,

In realta vari lavori successivi (Dickey {198h] Dickey-Bell-
Miller [1986]) mostrano che le distribuzioni di pn, ta, &, ty e Qz
sono in generale indipendenti da y,, quelle di p , tw, e ?, sono in
generale indipendenti da Yo © H. thorneremo su questo argomento e
sulle sue implicazioni al paragrafo 3.

12

13
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pure in campioni’ finitl) come funzioni complesée di integrali di
' processi di Wienmer con in piu la presenza di parametri di disturbo
(nuisance parameters) che scompaiono solo sotto le pesantissime
fpotesi <che la sequenza di  innovazioni sia  distribuita
indipendentemente e identicamente nel tempe (i.i1.d.): solo in questo
caso per l’'inferenza possono essere usati i valori critici tabulati

in Fuller [1976] e in Dickey-Fuller [1981].

Phillips e Perron propongono quindi di trasformare le
statistiche viste sopra in modo tale da eliminare i parametri di
disturbo nelle distribuzioni asintotiche dei test. Queste statistiche
trasformate permettono di utilizzare per 1l’inferenza le tavole di
Fuller [1976] e Dickey-Fuller {198l1] sottc ipotesi abbastanza

generali sulla distribuziome di u, ( solo (a), (b), (¢) e (d)).

Le seguenti statistiche Z {.)} sono state proposte da Phillips e

Perron [1988] (si veda anche Perron [1986}, Perron [1988] e Perron-

Phillips [1987]) come modificazioni delle statistiche originarie, e

non contengono (al limite) parametri di disturbo®:

A
A
Z{a) = T(a-1) -
mYY
s 5% G
Z{tal = t{.\ -
o - 172
Th By

13" Abbiamo preferito riportare le formule nella notazione di Perron-
Phillips [1988], piuttosto diversa dalle altre, in quanto questa
formulazione ci sembra pih agile soprattutte dal punto di vista
dell’implementazione. :




Z{ta}

Z[t;}

Z{ t:}

Z{t;}

Z(®,}

Z{®,}

dove:

s ')‘\’ am m,
- g /2 1/2
.S -]
o m m
A2 . ‘:\"
-— 2 - T(&-1) -
Orn 2 m,
)
A
= T(&-1) -
M
~ “, ~
S . A T
¥ x Mi/2
Th
~ ~ ~
s s A' O B,
~ L ML/2 (M +m 2)1/2
a'.'l'.'h .
- ~ A
s A o {(l/2)m:,r - mw]
- -2 tﬂ - (M/lz)lfz ‘ﬁ 1/2
Oy -
~ -}
2 . } bt
= — ¢, - (2/3)A' 4 T(—1l) - -
g2 2 M
2 ) 3
= e, - AM{T(a-1) -
g2 2 M

2

2

(6,2 -39
- -

(5,7 - 5%
) 2

15




16

~ o2l - 2
my =T ,_?1 Ver = 320)

=-3/2
m =T 31 Ye-r

- T2 2
mﬂ T f-?l yt'l

T
- me5/2
ty T t‘:‘"l Yot

- (1.2 . 1 . 1 -2y 2
M (1T)mmir 12:!.1y + 12(1-T Jm, +Oy (& + 6T* + 2T )my
12 D
x
6
D, = det (X'X)

Nelle formule precedenti, 2.2 ¢ 3.2 sono stime consistenti di

Th Th

o in presenza di innovazienl non ortogonali (come sono, in generale,

quelle dei modelli (4) e (5)), e sono date dalle espressioni“:

. T A A
2 T w, Z uu
r=l 7D pmpart tT
A2 A
0, = s +
T
T w o
2 I w,_ 2 u u
ol rh t.-rﬂt' t-r
;mz_;z +
T

14 L'opzione SSCORR dei programmi presentati al par. & utilizza,
nelle formule seguenti, le espressioni dei minimi qu.adrati per 3°
e sz e divide il secondo addendo per (T-2) nel caso di a e (T-
3) nel caso di 3 2 (anziche T).




dove i pesi

proposti da Newey-West [1987], garantiscome la non negativita di talil

stime.

2) PROCESSI INTEGRATI E COINTEGRAZIONE

Come ricordato nell’introduzione, 1'analisi multipla delle
serie storiche poggia in larga misura sull’ipotesi di stazionarieta
congiunta delle serie in esame, il che implica per le serie
economiche la necessita di trasformazioni quali la detrendizzazione e
la differenziazione che rischiano di alterare il .significato

attribuibile ai parametri che coniuganoc le serie tra di loro.

Nell’analisi mqltipla delle serie storiche lo sforze
interpretativo.dei parametri stimati & certamente pit impellente che
nel caso univariato pefché, ovviamente, & nel tentativo di attribuire
ai nessi correlativi tra serie diverse un significato causale che si
sostanzia il punto di piu forte contatto tra analisi delle serie e
teorizzazione modellistica che implichi 1'esistenza di nessi di causa

e effetto.

Nell'analisi di regressione le proprietd asintotiche degli
stimatori dei paramecri presuppongono che la matrice X del regressori

sa tale per cui

17
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X'X

converga in probabilita, per T che tende a infinito, a una matrice

costante e definita positiva.

Questa ipotesi & violata qualora nella matrice dei regressori

- compaiano grandezze non stazionarie.

I problemi inferenziali che sorgono nell’analisi wunivariata
permangono, in un certo senso moltiplicati per effetto della
possibile eterogenea mnon stazionarietad, mnell’ambito dell’analisi

multivariata,

Un tentativo sistematico di sviluppo di una generale teoria
asintotica per 1'analisi congiunta di processli non stazionari &
probabilmente cominciato con lfarticolo di Phillips-Durlauf {1986] e
continuato soprattutto con una serie di contributi di Phillips15 da

solo e con suoi collaboratori.

I -paper che sembrano raccogliere contributi di magglor
generalitd sembrano essere in campo multivariato Park-Phillips [1986]
e [1987], Sims-Stock-Watson [1987] e Gourieroux-Maurel-Monfort

[1987].

I risultati sono complessi e di difficile traduzione per
diversita di impostazione del problema e per l'eterogeneita dei casi

presi in esame.

1* Per una rassegna deil prineipali contributi di Phillips si veda
Phillips [1987]




In generale comunque, in questi lavori si dimostra che nella
regressione con processi integrati le stime dei parametri possono
talora esserg consistenti, ma solo in casi molto particolari godono
della normalitia asintotica, in quanto le espressioni dei momenti
cémpionari convergono verso matriei di variabili casuali invece che

di costanti.

Da questo problema discende il fatto che in questi modelli, di
norma, l’inferenza non pud essere fatta usando statistiche standard,
cioé su distribuzioni basate sulla normale, bensi con distribuzioni

che devono essere tabulate numericamente.

Particolare attenzione sta ricevendo dopo l’articolo di Granger
[{1983] e quello di Eﬁgle-Granger [1987] 1l'analisi congiunta di
processi integrati che nmanifestano 1la proprieta cosiddetta di

cointegrazione,.

Il concetto di cointegrazione & stato.strettamente connesso con
l’esistenza di relazioni di lungo periodo tra grandezze integrate.
Normalmente una combinazione lineare tra grandezze intégrate genera
una grandezza integrata dell’ordine pit alto . tra quello delle
grandezze di partenza; la cointegrazione si sostanzia nella
possibilita che la parte non stazionaria di due o pili serie si possa
elidere algebricamente generando combinazioni lineari con ordini di

integrazione pit bassi dell'usuale.

Pil precisamente consideriamo un vettore di N grandezze X,

tutte integrate di ordine d, cioe grandezze che prese individualmente
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devono essere differenziate d volte per avere una rappresentazione
ARMA stazionaria e invertibile. Tale vettore viene detto ccintegrato
di ordine d-b (1 =b=<d, bed interi) se esiste glmeno un vettore

a, tale che

ai' x = z
IxN Nxl lxi

con z,, processo integrato di ordine d-b. Indicheremo sinteticamente

questa circostanza scrivendo

x, -~ CI(d,b)

Qualora esista una molteplicita di vettori Ilinearmente
indipendenti a, che godono di queste proprieta (supponiamo di avere r
vettori linearmente indipendenti), il ~wvettore x, Vviene detto

multicointegrato di ordine d,b, con rango di cointegrazione pari ar

(r intero e 0 < r < N), Sinteticamente, x, — MCI(d,b,r).

Chiameremo a la matrice Nxr che raccoglie gli r (indipendenti)

vettori di cointegrazione!®; definendo

’ -
a' x, z,
rxN rxl

sara x ~ MCI(d,b,r) se z, ~ I(d-b), cloé il vettore x,  sara

multicointegrato di ordine d,b con rango di cointegrazione r se

¢ Poiché una trasformazione non singolare di z -~ I(d-b) genera un
vettore di grandezze I(d-b), la matrice a’' & identificata a meno
di una premoltiplicazione per una matrice non singolare di ordine
rxr. S1 veda Granger [1986].

1
i
3
i




esiste una matrice a di rango r tale da generare un vettore z, le cul

componenti z _ sono tutte integrate dello stesso ordine d-b.

it

La letteratura econometrica sulla cointegrazione &
letteralmente esplosa perché la cointegrazione & sembrata a tutti il
pit solido concetto finora trovato che sposi teorizzazione economica
di lungo periodo e analisi moderna delle serie storiche; per una

rassegna aggiornata all'agosto 1987 si veda Engle [1987].

Buona parte della letteratura esistente & rappresentata da
estensioni del concetto di cointegrazione anche se, sicuramente, la
parte pid problematica dell’analisi di cointegrazione & legata

all’inferenza, tipicamente effettuata con tecniche "non standard”.

Semplificando i problemi e presupponendo di partire da un
vettore =z _ di ordine N composto interamente di grandezze I(L),
esistono una molteplicité di approcci per verificare 1'esistenza di
cointegrazione, 1’individuazione del suo rango e la stima dei vettori

di cointegrazionel”.

Per quanto concerne i test di esistenza di cointegrazione, di
nuovo le proposte pill interessanti sembrano venire da Phillips in
Phillips-Ouliaris [1986] e da Stock-Watson [1986] e Johansen [1987],
che sembrano pur nella 1or6 diversita di approccio gli unici articoli

che affrontano contemporaneamente i problemi di esistenza e di rango.

I1 problema del rango di cointeégraziome & cruciale in quanto

per un vettore di grandezze I(l) il rango di cointegrazione &

17 g1 veda Hallman [1987] per una rassegna fino al marzo 1987.
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assoclabile con la molteplicitid delle relazioni di equilibrio (di

lungo periodo) tra le grandezze in esame.

Se, per il momento supponiamo che N sia uguale a due e che
quindi il rango di cointegrazione sia. al massimo uguale a uno®, 11
problema del test di esistenza della cointegrazione e della stima del
vettore di coinf:egrazione pud essere enormemente semplificato, come
suggerito in Engle-Granger [1987]), seguendo una logica (chiamata a
due stadi) che poggia sui risultati di cosiddetta superconsistenza di

Stock [1987].

Supponendo di avere un vettore x  composto di due grandezze

t
I(l) a media zero, le due grandezze sono cointegrate se esiste un
vettore a’ = | a, a, ] con elementi entrambe non nulli, definito a

meno di un fattore scalare, per il quale

a X ta, X =2y

Supponendo che 1la teoria economica c¢i fornisca lumi sulla
direzione del nesso causale di lungo periodo tra x,, e X, e

l’effetto, la regressione

supponendo che x, sia la causa e x,,

statica

181 rango deve essere strettamente minore di N poiché se fosse pari
a K la matrice a, di ordine NxN, sarebbe una matrice invertibile.
Cid & tuttavia assurdo, in quanto implicherebbe che combinazioni
lineari di N grandezze I(0) generino grandezze I(l). Si noti che
qualora il rango di cointegrazione fosse uguale a zero, ovviamente
non avremmo cointegrazione.




pa-t

o

~

genera uno stimatore di minimi quadrati A che gode della proprieta di
convergere verso il valore "vero" S ad un saggio di convergenza pari
a T, anziché TY? come nel caso degli usuali stimatori OLS in

presenza di grandezze stazionarie.

Questa proprieta & sostanzialmente assicurata dalla logica
degli OLS in caso di cointegrazione. Poiché gli OLS hanno la
caratteristica di minimizzare la ~varianza dei residui della

regressione, qualsiasi parametro diverso dal 8 che garantisce
x, - A x, =z~ I(0)
1t 2t t

genererd residul I(l) a wvarianza infinita; la logica di
) 3 A
minimizzazione della varianza garantisce una convergenza rapida di 8

OLS a B di cointegrazione.

Ovviamente qualora le grandezze non siano cointegrate la
regressione genera residui non stazionari (I(l)), per cui un test di
esistenza di cointegraziome pud essere fatto testando la

stazionarieta dei residui della regressione statica.

Per N>2 il rango di cointegrazione pud essere maggiore di uno,
per cui potremmo avere piu wvettori linearmente indipendenti 4i
cointegrazione; questo tuttavia pud succedere solo se sottoinsiemi

delle grandezze che compaiono nel vettore di cointegraziome sono tra

loro cointegrate.
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Supponiamo di avere N=3 e di avere

Xy = By Xy - By Xy mouy, - 1(0)
Xpp = Yo Xy - V3 Xy =V ~ 1(0)

By ¥, » Byroy,

Se cosi fosse non riusciremmo con una stima statica ad avere,
separatamente, stime di g, , 4, e di 7, » 73, ma questo pud succedere

solo se le variabili X, € X, sono a loro volta cointegrate: infattil

3t

avremo
(B, = 1%y, = (B3 = 0%y, = (u, - v) ~ I(0)

In questo caso x, e xa';. sarebbero cointegrate: i1 lore
Inserimento congiunto nella regressione con x, genera problemi di
collinearita non eliminabili nemmeno asintoticamente per cui &
evidente che 1'analisi di cointegrazione effettuata con regressioni
statiche che generino congiuntamente "buone"™ stime dei vettorl di
cointegrazione deve essere effettuata prima tra copple di grandezze
poi, eventualmente, tra terne e via di seguito. Per un vettore di
lunghezza N il rango di cointegrazione sara uno con un vettore di

parametri o tutti diversi da zero se e solo se nessun sottoinsieme

proprio delle N grandezze & cointegrato.

Engle-Granger [1987], nella loro logica a due stadi, hanno
proposto diversi test per 1l'analisi dei residui della regressione

statica, suggerendo 1'utilizzazione di wun test chiamato ADF

(Augmented Dickey e Fuller) con valori critici da loro tabulati per




N=2. Engle-Yoo [1987] riportano i valori critici del test per N fino

a5,

Seguendo una logica parallela a quella seguita per 1l’'analisi di
integrazione a livello univariato, Phillips-Ouliaris [1987] hanno
proposto insieme ad altri test statistiche del tipo Z{.} per 1

residui della regressione statica. Tali test assumono la forma:

-

* - A
2{a'} = T{a -1) -
Mas
2z
s A e *
Th
Z{ta*} = *ta* —
a'rh m; 172

in cui tutti i parametri indicati hanno definizione analoga a quella

del paragrafo 2, facendo perd riferimento alla regressione:

. . . . * * .
e indicando con a" la stima OLS di @, e con s'Z e O 2 le stime delle

" varianze auz e o° ricavate con ovvia estensione delle formule del

‘paragrafo 2.

Questi test sembrano avere proprietd statistiche per piccoli
campioni superiori ai test proposti da Engle e Granger. I valori
critici sono tabulati in Phillips';Ouliaris [1987]) per N da 1 a 3 e
T=300, e sono contenuti in quattro tabelle sotto il nome di Za

standard e Zo demeaned (relative al test Z{a'}) e Er_ standard e Z,
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demeaned (relative al test Z{e 1) 19 Tali tabelle servono
rispettivamente nel caso in cui i residui della regressione statica
Provengono da un modello senza intercetta (tabglle standard) o con
intercetta (tabelle demeaned}: nel primo caso i residui. non hatmo

media zero mentre nel secondo hanno media zero per costruzione.

Hallmann ([1987] avverte che gsolo 1in presenza di forti
motivazioni in tal senso dettate dalla teoria economica la
Tegressione statica non deve avere intercetta: la sua arbitraria

abolizione aumenta i rischi (sempre presenti) di regressione spuria.

3) TEST DI INTEGRAZIONE: ALCUNI PROBLEMI APPLICATIVI

Discuteremo in questo paragrafo i principali problemi cul si
trova davanti 1’econometrico applicato che voglia  utilizzare
1’approccio di Phillips e Perron al fine di verificare la natura

della non stazionarieta di una serie storica?®, Nel far questo

1% Nella procedura COINPHIL, presentata al paragrafo 4, & ammessa
anche la possibilita N=0 (nel gual caso praticamente si esegue un
test di integrazionme); i corrispondenti wvalorl critici sono stati
tratti da Fuller [1976], pag.371 tab. 8.5.1 e pag.373 tab 8.5.2.
Precisamente, con riferimento all’ampiezza campionaria 500, 7 e ?“
gabella 8.5.1) ,sono stati aggiunti rispg\ttivamente alle tabelle
standard e Za demeaned, mentre Tt e T, (tabella 8.5.2) sono
stati aggiunti rispettivamente alle tabelle Z, standard e Z
demeaned. Riguardo ai test di cointegrazione senza precedente
stima del vettore di cointegrazione, Hallman [1987}, afferma che
"it is quite legitimate to impose a particular cointegrating
vector implied by theory, and correct restrictions will of course
Increase the efficiency of our estimates. The (...) test can be
used to test the restriction.” '
Vale la pena notare che nell’ottica del lavoro di Perron e
Phillips il problema non & quello di trovare il miglior modello
per modellare la non stazionarietid di una serie bensi, in caso di
non stazionarieti, la scelta tra un modello delle serie che
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saranno messi in luce anche alcuni problemi teorici a nostro avviso

di un certo interesse.

Occorre precisare che in questo paragrafo abbiamo concentrate
la discussione sui problemi applicativi dell'analisi di integrazione,
trascurando quelli legati all’analisi di cointegrazione; questi
ultimi sono d'altra parte facilmente ricqndu;ibili ai primi. Inoltre
non ci siamo occupati di analizzare le caratteristiche di non
stazionarieta di serie economiche italiane, poiché il risultato dei
test avrebbe portato ad una acritica dimensione classificatoria, di
nessuna utiiité per comprendere i problemi e la logica di

funzionamento dei test.

Il pin immediato problema, superato quello della
implementazione s; calcolatore, & causato dal fatto di trovarsi di
fronte a 10 test wvolti in sostanza a verificare un’unica ipotesi,
cioé la presenza o meno di una radice unitaria. Occorre precisare che
questo problema non & in alcun modo specifico di questo tipo di test:
1'approccio "Augmented Dickey-Fuller"21, ad esempio, ha una logica

estensione inclusiva di trend lineare®?, e tutti i test su s e B,

implica stazionarietid intorno a un trend oppure un modello con
radice unitaria nella parte AR. La scelta del miglior modello per
serie mnon stazionarie implicherebbe quasi necessariamente,
nell’ambito di rappresentazioni ARIMA(p,d,q), 1l passaggio a
modelli con d frazionario (maggiore o uguale a 1/2). Per questo
tipo di modelli si veda ad esempio Granger-Joyeux [1981] o Hosking
[1981]. I modelli frazionari pongono problemi interpretativi nel
passaggio all'analisi multivariata, dove ad esempio il concetto di
cointegrazione necessita di estensioni ancora non completamente
indagate (si veda Granger [1987]).

21 gaid-Dickey [1984].

22 Nelson-Plosser [1982]; Dickey-Bell-Miller [1986] usano invece una
estensione con trend del test classico di Dickey-Fuller.
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disgiunti o congiunti, sono applicabili (anzi, sono da applicare)

anche in questo ambito,

Per togliere d'impaccio, Perron [1988] propone una strategia
sequenziale di lettura deir test. Tale strategia si basa
principalménte su considerazioni (gia sviluppate in Dickey [1984] e
Dickey-Bell-Hiller [1986]) in merito alla potenza relativa, contro
1*ipotesi di stazionarieta, dei test T(a-1l) e t da una parte e T(a-

1) e t, dall’altra.

In particolare, con riferimento a un processo di generazione

dei dati del tipo

Yo =~ B + At + ay,_, + € € ~ W.N. (6)

le simulazioni condotte da Dickey [1984] sulle distribuzioni del test
gsotto H; (a=l) e sotto varie alternative stazionarie per vari valori

di x e B mostrano che:

(a) La potenza dei test. sull’ipotesi mnulla a=l contro
1’alternativa o<l condotti usando il modello (4) non varia al variare

di £ in (6), ma crolla disastrosamente quandd ) 0%,

(b) La potenza dei ctest sull’ipotesi nulla o=l contro
1l’alternativa a<l condotti usando il modello (5) non varia né al
variare di g né al variare di 8 in (6). Essa & tuttavia inferiore a

quella dei test condotti utilizzando 11 modello (4) quando g=0.

< In generale (Perron [1988], appendice 1) 1la potenza @&
asintoticamente uguale a 0 se 8 » 0.




Dall’osservazione (a), Perron deduce logicamente che:

(e} I test condotti uséndo il modello (4) non hanno
asintoticamente alcuna potenza contro l’alternativa di stazionarieta
intornoe a un trend. In tal caso infatti, come dimbstra Perron [1988]
nell’appendice 1, AR pesantemente distorto verso 1, e quindi la

radice unitaria tende ad essere accettata.

Altre considerazioni rilevanti al fine di stabilire una

-strategia ottimale di lettura dei test sono le seguenti:

(d) La distribuzione di 2 e ta sotto H; (e=l) mnon &
indipendente da p: in particolare la varianza diminuisce al crescere
del valore assoluto di pu, causando probabilita di errore di pfima
specie molto inferiore a quella valida nel caso u=0. Cid non & in
contraddizione con la considerazione (a), in quanto la distribuzione
sotto HA (a<l), e quindi la potenza, & quellé usuale in caso di serie

I(0}, ed & quindi indipendente da u.

(e) La distribuzione di 2, tv e &, sotto H, & indipendente da

‘(f). La distribuziome di & e tv sotto H, (a=l) non &
indipendente da A: in particolare la varianza diminuisce al crescere
rdél valore assoluto di B, causando probabilita di errore di prima
specie molto inferiore a quella valida nel caso g=0. Per quanto detto

sopra, cid non & in contraddizione con la considerazione (b).

29




30

(g) La distribuzione di B’ e ty sotto H, (f=0,a=1) non &
indipendente da u: in particolare al crescere del valore assoluto di
4 la varianza cresce. Cid & vero, se a=l, tanto sotto H, tanto sotto
HA (Am0,a=1); pertanto 1la presenza di un "drift" (come usualmente
viene definito g quando afl) comporta sia probablilitid di errore di

prima specie piu alta di quella teorica, sia perdita di potenza

contro.l'alternativa rispetto al caso tabulato u=0.

Le considerazioni (c) e (d) portano Perron a proporre (in
contrasto con Dickey-Bell-Miller [1986]}) la seguente strategia: (I)
partire dai test basati sul modello (5), usando "le statistiche Z{a},
Z{t} e Z{QS}Z“ per verificare se c’¢ evidenza che consenta di
rifiutare 1l’'ipotesi nulla di radice unitaria. (II) Se & possibile
rifiutare, non occorre proseguire. (III) Se non & possibile
rifiutare, cid pud essere dovuto alla scarsa potenza di queste
statistiche rispetto a quelle basate sul modello (4). Tuttavia, prima
di implementare 1le statistiche basate su questo modello, occorre
verificare che il drift u sia zero, iIn .quanto esse TON Sono

invarianti rispetto a u. Pertanto, usiamo la statistica Z{®,} (...):

% Perron non si addentra a discutere il caso, non cosi infrequente,

di contrasto tra le tre statistiche. Il contrasto tra 2{a} e Z{ty)
sembrerebbe da risolvere a favore di Z(&}, estendendo per analogia
1 risultati delle simulazioni effettuate da Phillips-Perron [1988]
e Perron (1988} sui test Z({a} e Z{ta}. Il contrasto tra Z{®;) e L
primi due test (e in genere il contrasto tra i varl test disgiunti
Su a e 1 test &) crea invece alcuni problemi. Per una lettura
rigorosa occorrerebbe studiare la distribuzione di Z{@a) sotto le
due alternative (a<l,B=0) e (a=1,8»0). Il suggerimento i{mplicito
di Perron sembrerebbe a favore di Z{¢3] (in gquanto Z(E} e Z(tg} non
sono Invarifantl rispetto a B; Perron [1988], p.317, nota 22).
L'esercizio da noi svolto nel seguito, evidenziando la pessima
performance di Z{®,}, sembrerebbe invece far propendere per 1 test
disgiunt{.
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sa Z[éz} suggerisce che l’ipotesi nulla (u,8,2)=(0,0,1) non pub'-
essere rifiutata, allora (IV) l'uso di statistiche derivate dalla
regressione (4) pud essere pia app:opriato.rll test & quindi condotto
attraverso Z(a} Z{ta} e Z{@l}."zs La_strategia proposta da Perron &

rappresentata con il diagramma di flusso in Fig. 1.

ESC!I
RADICE UNITARIA? ad » Sor%ozstazioggiia
- o staz., con n
248y, 208>
%ki,} -
$I ESCI
» Serie con R.U. @
drift (ev.cresc.?
51 R ESCI .
] Serie stazionaria

. ESCI
Serie con U.R.
no drift,trend

. Figura 1
Diagramma di flusso della strategia di Perron

23 Perron [1988], p.316-317.
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A scopo esemplificativo, abbiamo applicato la strategia di
Perron ad un gruppo di serie simulate®®, Si noti che 1'esemplo qui
proposto si discosta parecchio da una simulazione di Montecarlo, che
tipicamente comporta la simulazione di un gran numero di serie sotto
H, e altrettante sotto cig;cuna delle specifiche ipotesi alternative

considerate.

Lo scopo mnon é¢ quindi tanto quello di mostrare con grande
dettaglio probleml di performance della strategia, quanto pluttosto
di indicare, in base a uﬁa scelta ragionata delle serle, se esistano
problemi "macroscopici” di performance almeno in qualche caso. Le
serie R e TR dell’appendice saranno utilizzate per verificare la
strategla nel suo complesso; mediante le serie DR valuteremo la
performance dei test in presenza di disturbi con parte MA non
invertibile; le serie S e T permetteranno invece una valutazione dei
test applicati a serie staglonali. Non sono state prese 1in
considerazione serie con due radici unitarie, né del tipo (1-L)2 né
del tipo (1-L)(1-L*). Come chiarito nel paragrafo 1 infatti, in
questo caso i test conslderatl si distribulscono (anche
asintoticamente) in modo diverso da quello tabulato. Alcune analisi
preliminari su serie di questo tipo hanno mostrato risultati di
difficile interpretazione; di. qui la scelta di non prendere in

conslderazione il problema in questa fase.

Serie R e serie TR (valutazione della strategia): come

illustrato nell'appendice A, le serie R non includono trend nel

%% 1e serie utilizzate sono presentate in appendice.




processo di generazione dei dati (8~0), mentre le serie TR hanno la
stessa parametrizzazione ma includono un trend (A»0). Le tabelle Al e
A2 (tabelle analitiche) danno il risultato di tutti i test per 1 due
gruppi di serie in termini rifiuto o non rifiuto dell’ipotesi nulla
corfispondente27 a livello di confidenza del 95%. In queste e nelle
successive tabelle 11 rifiuto di H, & indicato con R, 11 non rifiuto

& indicato con A.

Le tabelle S1 e S2 (tabelle sintetiche) evidenziano invece
solamente la risposta circa la presenza o meno di radicli unitarie,
confrontando la risposta della strategia, quella dei test basati sul

modello (5) e quella dei test basati sul modello (4).

L’analisi delle tabelle porta a fare alcune considerazioni di

un certo Interesse:

27 Per adottare un criterio uniforme in tutti 1 casi, il wvalore
critico & stato confrontato con il valore medio che il test assume
per h € [0,12]. Le indicazioni sulla scelta di h sono in
letteratura molto scarse e non conclusive. Perron [1988], pag.
312-313, rimandande a un suo precedente studio indica che "quando
le variabili sono autocorrelate positivamente, un valore piccolo
di h minimizzerad l'errore quadratico medio (MSE; si sottintende,
dello stimatore di o?) (ad esempio un MA(l) con un parametro
positivo). Quando le wariabili sono. autocorrelate negativamente,
un valore grande di h minimizzera 11 MSE (ad esempio un MA(l) con
un parametro negativo). Se le wvariabili sono quasi non
stazionarie, & necessario un h grande (ad esempio un AR(l) con un
parametro vicino a uno). Se le variabili hanno quasi una radice
unitaria negativa gli stimatori si comportano in modo vario e
Inaffidabile (ad esempic un AR(l) con un parametro vicino a meno
uno). Un suggerimento (...) potrebbe essere quello di fare qualche
analisi preliminare e¢irca la natura della correlazione per
determinare 11 wvalore appropriato di h. Un altro modo di
affrontare 11 problema & quello di verificare la sensibilitd dei
risultati a vari valori di h." (N.B.: il modelle di riferimento
nella citazione precedente & ut—7ub1+ﬂcb1+et). Nelle tabelle
analitiche un asterisco (*) indica che per almeno un valere di h
il test ha dato una risposta diversa rispetto alla media.
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a ~

SERIE  Z{a} ieyr  2{e)}  z(e,) z{t;} Zitgl  z{a} Z{ta}  Z{4,} Z{tal
Rl R R R R R A R R R R
R2 R R R R R A R R R R
B3 ° r° ° R R ° A A R R
R4 A A A A A A A A A A
as A A A A A A A A A A
RS A A A A A A A A A A
R? R R R R R A R R R R

-
RS ° ° r° R R g° A A R A°
RS ) ' &° 7 R)° " A A A A
* L4
R10 A A A R A A A A R A
Tabella Al

L Test sulle serie senza trend
: Per almeno un valore di h € [1,12] il test al 5% da risposta contraria alla media
: Risposts scorretta

(1) La strategia proposta da Perron sembra lavorare molto male
con le serie R (8=0), dove sbaglia tre volte, contro nessun errore
commesso usando i1 modello (4). Considerando pit in dettaglio questa
evidenza, sorgono parecchi dubbi sia sul passo (II) (soprattutte) sia
sul passo (III)} della strategia. Va infatti notate che, sebbene pef
tutte le serie R il modello (4) fornisca test piu potenti contro
l'alternativa a<l (per la considerazione (b) di cuil sopra), la

strategia porta a tale modello solo per le serie R4, R5 e R6 (che

sono effettivamente, a parte R9, le uniche serie in cui u=0), La cosa




SERIE Z{&)} ey} 28} 2{4,}  Z{ts} 2Z(tp} 2(8)  Z({ta}  Z{4,} Z{tal
TRT R R R R R R Pl oS A
TR2 R R R R R R a° A a° A°
TR3 A A R R a° a° A AT R R
TRe A A a° R A A° A Al & A
nu’ A A PR A a° A AY R R
TRE A A R R A 2° A A¥ ° °
TRY R R R R R R R R R R
TRE A A a° R a° a° A At R R
TR A A R R A ° A Al r° °
TR10 A A L R a° a° A A R a°
Tabella A2

I Test sulle serie con trend _

: Per almenc un valore di h € [1,12] il test al 5% da risposta contraria alla medial

3: Risposta scorretta; ﬂ: Accetterebbe, almenc per qualche h, a>1

piu grave sembra essere tuttavia il "non luogo a procedere" in caso
di rifiuto di H, al passo (I). Nel caso delle serie R3, R8 e R9
questo porta infatti a non considerare le statistiche del modello

(4), che avrebbero dato la risposta corretta.

Intuitivamente & chiaro che se B=0 e la serie ha una radice
unitaria, e si utilizza il modello (5) (con trend) per verificare
1l'ipotesi a=l, capitera talvolta, in particolare in piccoli campioni

e/o per disturbi particolarmente fastidiosi rispetto

all'individuabilita di una radice unitaria, come ad esempio MA(l) con
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SERIE STRAT. MOD.(5) MOD.{4) VERQ SERIE STRAT. MOD.{5) MOD.(4) VERO
R R &t R R TR R r! 2 R
R2 R Rf & R TR2 R &t a° R
B3 R rf® A A TR3 A al A A
Ré A A al A TR4 A at A A
RS A A at A RS A at A A
R6 A A at A 1R6 A at A A
R? R rt R R TR? R gt R R
RS ° r° A A TR8 A at A A
RS g rf® A A RS A Al A A
R10 A at A A TR10 A al A A
Tabella S1 Tabella S2
Serie senza trend Serie con trend
: Risposts scorretta O: Risposta scorretta
: Modsllo selezionato : 1': Modello selszionato

parametro negativo o AR(1l) con parametro positivo (come & in tutte le
serie nostre serie in cul l'errore & stato commesso), di attribuire
al trend la non stazionarieti, commettendo un errore che non sarebbe

possibile utilizzando il modello (4).

Lle risposte dei due modelli saranno poi particolarmente diverse
se w0, Cid & dovuto allo schiacciamento di & intorno a uno quando &

vera H) e c’& drift. Tale schiacciamento non si verifica invece per

a. Cid da conto del fatto che, usando i valori critici tabulati per 2

(che sono effettivamente validi solo se g=0) nel caso in cui ww0, si




verifica una riduzione drastica dell’errore di prima specie. La cosa
interessante da notare & che, per contro, mon si ha alcun aumento
dell'errore di seconda specie rispetto al caso p=0?® (per 1la
considerazioné (a) la potenza di T(&-1) e t, mnon dipende da u).
Usando a invece si ha una minor potenza, e non si beneficia della
diminuzione della probabilita di errore di prima specie che si

potrebbe avere "gratuitamente" quando u=0.

(ii) L’'analisi delle serie TR fp#O) porta ad altre interessanti
considerazioni. Innanzitutte va notato che In questo caso la
Strategia, che non rimanda mai al modello (4), non commette élcun
- errore; il modello (4), al contrario, sbaglia due volte, e
precisamente in due delle tre serie stazionarie intorno a un trend

(TRl, TR2 e TR7). Questo risultato concorda con la considerazione

{(c).

Va poi notato che il test Z{¢,}] non consente il passaggio al
modello (4) non solo quando u»=0, ma anche quando B=0 e p=0 (serie
TR4, TR5, TR6 e TR9). Performance veramente pessima & invece quella

dei test Z{tg}, Z{tﬂ} e Z{éa}.

Nel caso di Z{tz} si verificanc tre accettazioni scorrette. Cid
& da imputarsi, a nostro giudizio, non tanto alla dipendenza della

distribuzione del test da y, (nelle serie R infatti il test sembra

28 In altre parole, il costo della riduzione dell’errore di prima
specie & solamente la non diminuzione dell'errore di seconda
specie, anziché il suo aumento come & in generale in assenza di
radici unitarie.
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lavorare meglio), quanto piuttosto alla sua plausibile dipendenza da

8.

Z[tg} accetta scorrettamente in tutti i sette casi in cul c'e
radice unitaria. La cosa inattesa & che cld si verifichi anche nei
quattro casi In cuil a=1 e u=0, cioé nei{ soli casi in cul & stata
utili{zzata correttamente la distribuzione tabulata. ‘I pessimi
risultati sembrano quindi da attribuire non solo (6rnon tanto) alla
dipendenza da u della distribuzione di ﬁ, quanto al fatto che E &
plausibilmente distorto verso 0 quando a=1, risultato che peraltro

garebbe da verificare mediante simulazioni di Montecarlo.

Analogo discorso vale per Z{®,}; le quattro accettazioni
scorrette, che coincidono con altrettanti casi di accettazione
scorretta di Z(t7), inducono a pensare che sotto l'alternativa a=1
B0 11 test si distribuisca Iin modo molto simile alla distribuzione
sotto H,, e quindi la potenza sia molto bassa rispetto a questa
alternativa. La potenza sembra invece accettabile rispetto
all’alternativa a<l p=-0 (serie TRL, TR2 e TR7); in questi casi
infatti {1 test rifiuta corfettamente. Questi sospetti sarebbero

comunque da verificare con una serie di esercizi di simulazione.

Va Iinfine rilevato che { test Z{a} e Z{t:} lavorano bene anche
in presenza di trend, contrariamente all‘indicazione di Perron.
(1988], p.304. Il ragionamento & in questo caso analogo a quello
fatto in precedenza per Z{a} e Z{ta] quando umQ,. Se Aw0) infatti le

distribuzioni di 2{a) e Z{t:} hanno varianza molto pilu bassa sotto H,

e non si modificano sorro l’alternativa di stazionarieta intorno a un




trend. 51 beneficia pertantc anche in questo caso di una diminuzione
della probabilita di errore di prima specie senza costi wvisibili in
termini di potenza. Ci sembra pertanto che l’uso del test non sia da

sconsigliare in questo caso.

In sintesi, 1'analisi delle serie R e ‘TR mostra che
teoricamente si potrebbe modificare la strategia proposta da Perron
ottenendo guadagni in termini di minor errore di prima specie per la
strategia nel suo complésso. Cid sarebbe possibile rendendo piu
efficiente il passaggio da (5) a (4) qualora 8 fosse uguale a zero,
effettuando la verifica di tale ipotesi sul modello (5)
preliminarmente al test su o e rendendo il passaggio al modello (4)
obbligatorio quando BA=0 anche se we0. Tale modifica, rappresentata

nel diagramma di flusso in Fig. 2, comporterebbe i seguenti effetti:
(i) diminuzione dell’errore di prima specie quando a=1 e A=0
(ii) aumento della potenza contro l'alternativa a<l e =0
(iii) perdita di potenza contro l’alternativa a<l e Bre0?28

Il problema ovviamente consiste nell’individuare un test che
consenta la verifica dell’ipotesi g=0. Il test Z{tg) non & un buon
candidato né dal punto di vista teorico (essendo la sua distribuziome
:dipendente da u) né da quello pratico (con le nostre serie sbaglia 10
volte su 20). Il test Z{2,) sarebbe teoricamente utilizzabile,

andando al modello (4) quando l'ipotesi nulla & accettata e rimanendo

23 : : . . :
La perdita di potenza si avrebbe, in questo caso, se la strategia
alternativa rinviasse per errore al modelle (4), cosa che con la
strategia di Perron non avviene praticamente mai.
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al modello (5) quando essa & rifiutata. In pratica perd, quando a=l,
Z(®,) sembra commettere troppo spesso errore di prima specie se g=0,
@ troppo spesso errore di seconda specie se BAe0. Teoricamente la
probabilitad di commettere il primo errore, che & il piu grave dei
due, dovrebbe convergere asintoticamente al 5XZ. Il secondo errore,
comunqug-da studiare, & certamente meno rilevante perché passando
- Scorrettamente al modello (4) quando a=1 e B0 si individua quasi
certamente la radice unitaria, essendo a distorto verso 1. Va notato
che quando a<l, Z(®,} sembra rifiutare correttamente per qualunque 8.
In ﬁal caso quindi, 1l'analisi su a sarebbe fatta usando i1l modello

(5), meno potente rispetto all’alternativa a<l quando Aw0.

51 5§ ESC1l
=07 RADICE UNITARIA? > Serie con U.R, e
- eventuale drift
Z{#,>,2<t5)
ESCI .
Serie stazicnaria
I ESCI
RADICE UMITARIA? s > Sor}e con R.U, e
~ drift crescente
ESCI
Serie stazionaria
intorne a trend
Figura 2

Diagramma di flusso della strategia alternativa




Con: le serie da mnol wutilizzate la strategia alternativa’

proposta da esattamente gli stessi risultati di quella di Perron;
occorrerebbe verificare se, come pensiamo, in campioni piu grandi e/o
evitando disturbi "fastidiosi" sia possibile ottenere qualche

gﬁadagno.

Serie DR (valutazione MA mnegativi): Per verificare la
performance dei test in caso di sovradiffereﬁziazione abbiamo Invece
utilizzato le serie DR1 DR3 e DR7, cioé le differenze prime delle
serie stazionarie Rl R3 e R7. Come noto la sovradifferenziaiione
induce un nucleo MA non invertibile nel disturbo. Come si nota dalla
tabella A3, questo non sembra creare ai test alcun _éroblema;
l'ipotesi di radice wunitaria nella parte AR viene infatti
correttaménte rifiutata in tutti e tre i casi. Pertanto, indurre un
MA non invertibile in una serie staziomaria non incide negativamente

sulla probabilita di errore di seconda specie.

Viceversa, come gia ‘mostrato attraverso simulazioni di
Montecarlo in Perron {1988] e Phillips-Perron {1988}, la presenza di
MA con parametro negativo in processi con radice unitaria porta, nei
test di Phillips e Perron, ad un drammatico aumento della probabilita
di errore di prima specie rispetto a quella teorica, aumento che
arriva a punte che appaiono inaccettabili all’avvicinarsi a uno della
radice dell’MA. Questo fatto pud convincere chi intenda verificare la

stazionarietid di un processo ad utilizzare il test "Augmented Dickey-

Fuller", che pur avendo proprieta péggiori nel caso di disturbi WN o
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MA(1) con parametro positivo, sono meno sensibili alla presenza di

MA(l) con parametro vicino a meno uno.

TEST DR1 DR3 -DR7

Z{a}

Z(ty)
(e,
Z(®,)
Z{ts)
Z{tg}
Z(&}

Z(ty)
Z(®,)
Z{t‘?]

OO RDIR
OO EE xR oW
FPAOZPP>RWOED

Tabella a3
Test sulle serie differenziate

‘A questo proposito occorre tuttavia richiamare quanto gié
evidenziato da Perron [1988], p.31l4, cioéd che quando il parametro
dell’MA si avvicina a meno uno, un processe con una radice unitaria
diviene indistinguibile da un processo stazionario. Pilu in generale,

se y, & generato da un processo

(l-aL)yt -+ (1-6L)et €, ~ WN

¢ facile mostrare che se a = -§ si ha una cancellazione di fattori
comuni{ e y & in sostanza un WN (con media in generale non nulla); in
particolare, se a = -§ = 1%° ¥, sara un WN intornmo "a un trend

deterministico lineare. Quanto piu -4 si avvicina ad a, tanto piu {1

* In tal caso Y, = (¥otbe ) + pt + ¢

L”




processo assomigliera a un WN’!, Inoltre, se a=l, quanto pil -# si
avvicina ad 1, tanto piu lentamente la varianza di y, - (y,+f¢;) - st

= (1+4)Se, + ¢, tenderd a esplodere®?,

t

E’ stato sottolineato da piu parti che 1'’elemento del concetto
di integraziome dotato di maggior pregnanza logica ed economica & la
persistenza dell’impulso. E’ utile quindi notare che se a & uguale a
uno e 4§ @& uguale, ad esempio, a -.8, solo il 20% di un impulso
permane effettivamente nel processo, mentre il rimanente B0X wviene

corretto al passo successivo,

In base a queste considerazioni non & facile dire se
" 1'eccessiva tendenza al rifiute dell’ipotesi nulla, manifestata dai
test di Phillips e Perron in serie di questo tipo, sia un difetto o
un pregio. Da un altrq.punté di vista la minor probabilita di errore
di prima specié del test ADF, pagata a caro prezzo in termini di
potenza nel piccoli'campioni, non sembra alla luce di quanto detto

una proprieta tanto desiderabile.

ngig_Ji_jL,I' (stagionalita): come ultimo esercizio abblamo
verificaté la performance dei test con serie stagionali. Per far
questo abbiamo utilizzato le serie S dell’appendice e le
corrispondenti serie T, ottenute fiitrandc le serie S con il filtro

(L+L+L2%+., .+1°"?), L’esercizio & in questo caso Veramente molto

1 E' interessante notare che nelle simulazioni di Perron {1988] e
Phillips-Perron [1988] la potenza valutata per a=.85 e §#=-.8 & In
sostanza la potenza contro un WN. -

2 Ad esempio, per #=-.9, il raddoppio della varianza richiede 100

periodi anziché uno solo, ed & quindi praticamente mon
individuabile in un piccolo campione.
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limitato. Non & fatta alcuna valutazione della performance dei test
in presenza di stagionalita deterministica, né dei problemi derivanti

dalla possibile presenza di trend deterministici.

Per questo motivo la valutazione & stata fatta utilizzando 1

soli test basati sul modello (4) (B=0), che sono stati messi a

confronto con i test ADF senza trend. I risultati sono stati

riportati in tabella A4,

SERIE Z{&} Z{ta) Z(®) Z{ta) ADF VERO
s2 R® R° R® R® R A
S3 A A A A A A
S4 R R R R R R
S5 . A A A° A° A A
58 R R R R R R
s9 R® R° R R A A
T2 A A A A A" A
T3 A A A A A A
T4 R R R R A% R
15 . A A R R A A
T8 Rt Rt Aoq Rt Rt R
T9 A A R A° A A

Tabella A4
Test sulle serie stagionali
: Per almeno un valore di h € [1,12] il test al 51 da risposta contraria alla media
!u.lpoat.l scorretta

Analizzando la tabella nella parte relativa alle serie S, si
osserva che 1 test di Phillips e Perron commettono errore in due casi
(serie S2 e S9, in cul rifiutano la radice unitaria in realta

presente) mentre il test ADF sbaglia nel caso della serie 82 e da

risultati contraddittori riguardo alla serie S9.




Nelle serie filtrate, i test di Phillips e Perron non
commettono alcun errore (salvo risultati contraddittori per la serie
T8), mentre il test ADF commette un errore (serie T4, in cui accetta
una radice wunitaria in realtia mnon presente) e da risultati

contraddittori in due casi (serie T2 e T8).

Una prima conclusione, molte provvisoria, sembra essere a
favore del filtraggio che, se non altro, appare mnon peggiorare i

risultari.

Nel caso dei test di Phillips e Perron i risultati sembrano
migliori. I risultati meno buoni del test ADF potrebbero 1invece
essere da attribuire alla parte MA non invertibile indotta sulle
serie dall’operazione di filtraggio, non trattabile con la corre;ione

autoregressiva utilizzata in questo approccio.

4) LE PROGEDURE RATS PER L’ANALISI DI INTEGRAZIONE E COINTEGRAZIONE

Tutti i1 test Z{.} proposti da Phillips e Perron sono stati da
noi implementati come procedure RATS in due distinti programmi:
INTPHIL (per l'analisi di integrazione) e COINPHIL {(per l'analisi di
cointegrazione); entrambe gqueste procedure calcolano anche il
corrispondente test ADF. Per l'uso'delle procedure in RATS si veda il
manuale della versione 3.00 al capitolo &%°. Brevementé, una
procedura pud essere considerata come una istruzione RATS aggiuntiva.

La sola limitazione consiste nel fatto che la procedura deve essere

3 poan [1988].
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compilata all’inizio di (o nel corso di) ogni sessione In cui la si

voglia utilizzare mediante il comando :
SQURCE <nome file>

Dopo la compilazione la procedura pud essere eseguita quante

volte si vuole, usando la sintassi generale:
@<nome proc.>(opzioni) parametri

Specificamente, la procedura INTPHIL ha tre opzioni e tre
parametri, e si lancia con il comando (le parentesi quadre indicano

11 default delle opzioni):
@INTPHIL(ELLE-II],OUTPUT-[BRIEF},[NOSSCORR]) series start end

I parametri indicano rispettivamente il nome della serie
storica da analizzare, l'inizio e la fine del campione. L’opzione
ELLE indica il numero massimo di autocovarianze da utilizzare nelle

stime di ¢® (indicato con h nelle formule del paragrafo 1); 1’'opzione

OUTPUT indica 1l livello di output desiderato (BRIEF=sintetico,

DETAILED=dettagliato); la terza opzione consente di utilizzare
formule piu appropriate per piccoli campioni (SSCORR). Usando tale
opzione, tutte le varianze (eccetto quelle che compaiono nei test e,
®, e ®,) sono stimate dividendo per 1 gradi di 1libertd del

corrispondente modello anziché per 1‘'ampiezza campionaria , e le

formule di ., ¢, e & sono quelle per piccoli campioni (si vedano le

note 9, 10 e 14). La procedura INTPHIL lascia in area di lavoro un




vettore TESTI contenente gli 11 test calcolati nello stesso ordine

dell’output.
La procedura coinphil si lancia invece con il comando:
@COINPHIL(ELLE=[1],ENNE=[1], [NOSSCORR]) series start end

in cui 1l’opzione ENNE indica il numero di regressori nella
regressione di cointegrazione, mentre tutto il resto & uguale al caso
precedente. La procedura COINPHIL lascia in area di lavoro un vettore

TESTC contenente i 3 test calcolati nello stesso ordine dell’output.

Le due procedure sono preparate per la versione 3.00 di RATS;
possono tuttavia essere utilizzate anche con le versioni precedenti

sostituendo il comando LINREG con il -comando OLS.

s

sta del file TPHIL, SRC:

* PROCEDURE INTPHIL BY R.MOSCONI; DATE: 28/01/1988; VER 2.10

* BASED OM PHTLLIPS-PERRON, BICMETRIKA, 1988

» PERRON, JOURNAL OF EC. DYN. & CONTR., 1988

* BMA REQUIREMENT: COMPILE=4000

IEVAL BASPAIL=0 :
e e e e e e i oW
Wewmakidw® TA]S PROCEDURE COMPUTES PHILLIPS-PERRON INTEGRATION
wewawarant TESTS AND COMPARES THEM WITH OFPCRTUNE SIGNIFICANCE LEVELS
e e o o o e e

PROC INTPHIL SERIES START END

TYPE SERIES SERIES

TYPE PARAM START END

e e e e ey e e e e

wenwkxawus THIS SECTION DEFINES THE DATA TYPES
e dede drde e de e
LOCAL REAL ZATIL ZBTIL ZMTIL
LOC REAL TCAP TM2 TM3 MY MYY MBYY S02 SQTL DX M MTY LAMEDA LAMBDA1
LOCAL SYM Xx1
LOCAL RECT CV CV25 CV50 CV100 CV250 CV500 CVINF
DEC VEC TESTI

Wy e e e v

dkkkwkdkwx OPTIONS: - NUMBER OF AUTOCOVARTACES (DEFAULT: ELLE=1)
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hiniablobokodkodnd L - QUTPUT LEVEL (DEFAULT: OUTPUI~BRIEF)
il = SMALL SAMPLE CORRECTION (DEFAULT: NO SSCORR)
ol e ok ol ol ol o

OFTICN ELLE INTEGER 1
OFTION OUTPUT CHOICE 1 BRIEF DETAILED
QFTION SSCORR SWITCH 0

Al e e o

hkdkdsnss DEFINITIONS

A e
DIM CV25(4,11) CV50(4,11) CV100¢4,11) CV250¢4,11) CV500(4,11) CVINF(4,11)
DIM CV{4,11) TESTI{(1l1)
IF BASPHIL.EQ.0

' SCRATCH 7 / BASPHIL

LAB BASPHIL+1 TO HASFHIL+?

¢ "TREND' °*RESM1‘' 'COVSTR1‘ *RESM2‘ 'COVSTR2' ‘DY2' ‘DY’
EVAL TCAP=REAL (END)-REAL(START)

IF SSCORR.EQ.1

{

EVAL TM2=TCAP-2

EVAL TM3=ICAP-3

}

ELSE

{

EVAL TM2=ICAP

EVAL TM3=TCAP

}

SET BASPHIL+1 START+1 EXD = T-REAL(START) - ({TCAP+1)/2
SET BASPHIL+6 STARI+1 END = (SERIES(T)-SERIES(T-1))**2
SET BASPHIL+7 START+1 END = SERIES(T)-SERIES(T-1)
STA(ROFRINT) BASPHIL+6 START+1 END

EVAL S02 = MEAN

bas L2 LT L)

etatasess  CRITICAL VALUES

ldrdrd R @ d

EYAD(UNIT=IKPUT) CV25

010 =17.2 -3.75 3,41 7.88 -22.5 -4.38 4.05 3.74 8.21 10.61
025 -14.6 -3.33 2.97 6.30 -10.9 -3.95 3.59 3.25 6.75 8.65
.050 -12.5 ~3.00 2.61 5,18 -17.9 -3.60 3.20 2.85 5.68 6.73
<100 -10.2 ~2.63 2.20 4.12 ~15.6 -3.24 2,77 2.3 &.67 5.61
READ(UNIT=INPUT) CV50

.010 -18.9 -3,58 3.28 7.06 -25.7 -4.15 3,87 3.60 7.02 9.31

-0253 -15.7 -3.22 2.89 5.80 -22.4 -3.80 3.47 3.18 5.84 7.81

4030 -13.3 -2.93 2.56 4.86 -19.8 ~3.50 3,14 2.81 5.13.6.73

-100 -10.7 -2.60 2.18 3,84 -16.8 -3,18 2.75 2.38 4.31 5,61

BEAD(URIT=INPUT} CV100

-010 -19.8 -3.51 3.22 6.70 -27.4 -4.04 3,78 3.53 6.50 8.72

<023 ~16.3 -3.17 2,86 5.57 -23.6 ~3.73 3.42 3,14 5.59 7.44

<030 -13.7 -2.89 2.54 471 -20.7 -3.45 3.11 2.79 4.88 6.49

-190 -11,0 -2.58 2.17 3.86 -17.5 ~3.15 2.73 2.38 4.16 5.47

BEAD(UNIT=INPUT) CV250
-010 -20.3 -3.46 3.19 6,52 -28.4 -3.99 3.74 3.49 6.22 8,43
(023 -16.8 ~3.14 2.84 5.45 -24.4 ~3.69 3.39 3.12 5.40 7.25




49

.050 -14.0 -2.88 2.53 4.63 -21.3 -3.43 3,09 2.79 4,75 6.34
.100 -11.2 -2.57 2,16 3.81 -18.0 -3.13 2.73 2.38 4.07 5.39
READ(UNIT=INPUT} CV500

010 -20.5 -3.44 3.18 6.47 -28.9 ~3.98 3.72 3.48 6.15 8.34
.025 -16.8 -3.13 2,83 5.41 -24.8 -3,68 3,38 3.11 5.35 7.20
.050 -154.0 -2.87 2.52 4,61 -21.5 -3.42 3.08 2.78 4.71 6.30
.100 -11.2 -2.57 2.16 3.79 -18,1 -3.13 2,72 2.38 4.05 5.36
READ{UNIT=INPUT) CVIRF
.D10 ~20,7 -3.43 3.18 6.43 -28.5 -3,96 3.71 3,46 6.09 8.27
.025 -16.9 ~3,12 2,83 5.38 -25.1 -3.66 3.38 3.11 5.31 7.15
.050 -14,1 -2.86 2.52 4,59 -21.8 -3.41 3.08 2.78 4.68 6.25
.100 -11.3 -2.57 2.16 3.78 -18.3 -3.12 2.72 2.38 4.03 5,34
* NOTE: THE TABLES ABOVE ARE RELATIVE TO DIFFERENT SaAMPLE SIZES.
- - THE FIRST COLUMN GIVES THE FROBABILITIES OF A LARGER VALUE WHEN THE
hd NULL HYP. IS TRUE (EXCEPT FOR Za AND Zta TESTS, IR WHICH CASE IT
* GIVES THE PROB. OF A SMALLER VALUE} )
* - 2nd COL. GIVES Z&™ CRIT.VALUES (FULLER 1976 P.371 - BLOCK II)
* - 3rd COL. GIVES Zta™ AND ADF C.V. (FULLER 1976 P,373 - BLOCK II)
bl - 4th COL. GIVES Ztu™ CRIT.VALUES (DICKEY-FULLER 1981 TAB. I)
* - 5th COL. GIVES 241 CRIT.VALUES (DICKEY-FULLER 1981 TAB. IV)
* - 6th COL. GIVES Za~ CRIT.VALUES (FULLER 1976 P.371 - BLOCK III)
> - 7th COL. GIVES Zta~ CRIT,.VALUES (FULLER 1976 P.373 - BLOCK III}
* - 8th COL. GIVES Ztu~ CRIT.VALUES (DICKEY-FULLER 1981 TAB. II)
* - 9th COL, GIVES ZtS~ CRIT.VALUES (DICKEY-FULLER 1981 TAB. III}
* - 10th COL. GIVES Z&2 CRIT.VALUES (DICKEY-FULLER 1581 TAB. V)
* = 11th COL. GIVES Z¢3 CRIT.VALUES ({DICKEY-FULLER 1981 TAB. VI}
IF TCAP.LT.37
MAT CV=CV25
ELSE IF TCAP.LT.75
MAT CV=CV50
ELSE IF TCAP.LT.175
MAT CV=CV100
ELSE IF TCAP.LT.375
MAT CV=CV250
ELSE IF TCAP.LT.750
MAT CV=CV500
ELSE
MAT CV=CVINF
L
Pr e el o o

wehwdckakrnk MODEL: w(t) = g + a*y(t-1} + au(t)

e e il e e e iy

*

IF QUTPUT.EQ.1

LINREG{NOFRINT) SERIES START+l ERD BASPHIL+Z
$# CONSTANT -SERIES 1 1

ELSE IF OUTPUT.EQ.2

{

LIRREG SERIES START+1 END BASPHIL+2

# CONSTANT -SERIES 1 1

CNTRL (PAUSE)

}
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#ktx YARIANCE ESTIMATION wwew
-
COV(MOFRINT) BASPHIL+2 START+1 END ELLE BASPHIL+3
EVAL SQYL=(BASPHIL+3)(1)
DO I=1,ELLE
EVAL SQTL=SQTL+2*(BASPHIL+3)(I+1)*(1-I/(REAL(ELLE)+1)}
END DO I
EVAL SQTL=SQTL*(TCAP/TM2)}
EVAL MBYY=1/(XX(2,2)*TCAP**2)
EVAL MYYwXX(1,1}/(XX(2,2)*TCAF)

EVAL MY=-XX(1,2)/(XX(2,2)*SQRT({TCAP))

EVAL LAMRDA= (SQTL-RSS/TM2)}/2
EVAL LAMBDAI=LAMBDA/SQTL

wads Zo® TEST (KOTE: HO IS o = 1) #+ew

VAL TESTI(1)=~TCAP*{BETA(2)~1)-LAMBDA/MEYY
- .

#ess Tto® TEST (NOTE: HO IS o = 1) #www
L]
EVAL TESTI(Z}=(BETA(2)-1)/5QRT(SQTL*XX(2,2))
EVAL TESTI(2)=TESTI{2)-LAMEDA1#SQRT (SQIL/ABYY)

wen® Ztu™ TEST (HOTE: HO IS g = 0) ##we
®
EVAL TESTI{3)=BETA(1)/SQRT{SQTL*XX(1,1))
EVAL TESTI(3)~TESTI(3)+LAMBDAL*MY*SQRT(SQTL/ (MBYY*MYY))

*

wied Z81 TEST (ROTE: HO IS u=0 a=l) s#sw
-
EVAL TESTI(4)={TCAP*S02~RSS}/(2*SQTL)

EVAL TESTI(4)=TESTI(4)-LAMBDAL*{TCAP*(BETA(Z)-1)-LAMBDA/(2*MEYY)}
*

ARk
waRadkaded MODEL: y(t)= u + A*(t-T/2) + a*y(t-1) + u(t)
L]

IF OUTPUT.EQ.1

LINREG(NOPRIKRT} SERIES START+1 END BASPHIL+4
# CORSTANT BASPHIL+1 -SERIES 1 1

ELSE IF OUTPUT.EQ.2

{

LINREG SERIES START+1 END BASPHIL+4

¢ CONSTAKT BASPHIL+1 -SERIES 1 1
CNTRL{PAUSE}

}

trtet VARIANCE ESTIMATION #wwe

QOV(NOFRIKT) BASPHIL+4 START+1 END ELLE (BASPHIL+S)
EVAL SQTL=(BASPEIL+5){1)




DO I=1,ELLE

EVAL SQTL=SQTL+2*%{BASPHIL+5){I+1}*(1-I/(REAL(ELLE)+1))
END DO I

EVAL SQTL=SQTIL*(TCAP/IM3)

MAT XX1=INV(X{)

MEVAL DX=DET{XX1}

EVAL M=12%DX/TCAP**6

EVAL MTY=(XX1(3,2)+(TCAP+1)}¥XX1(1,3)/2)/TCAP**2_5
EVAL LAMBDA=(SQTL-RSS/TM3)/2

EVAL LAMBDA1=LAMBDA/SQTL

>

wwkk Ze TEST (NOTE: HO IS @ = 1) weaw
EVAL TESTI(5)=TCAP*{BETA(3)-1)-LAMBDA/M
*wkn Zta~ TEST (NOTE: HO IS o = 1) wwww

EVAL TESTI(6)=({BETA(3)-1)/SQRT(SQTL*XX(3,3))
EVAL TESTI(B)=TESTI(E)-LAMBDAI*SGQRT{SQTL/M)

*hwx Ztp~ TEST (NOTE: HO IS 4 = 0) #www

EVAL TESTI(7)=BETA{1)/SQRT(SQTL*XX{1,1))
EVAL TESTI{7)=TESTI(7}+LAMBDAL*MY*SQRT(SQTL/(M**2H{*MY**2))

wwax 2t~ TEST (NOTE: HO IS 8 = D} wawew

EVAL TESTI(8)=BETA(2)/SQRT(SQTL*XX{2,2))
EVAL TESTI{8)=TESTI(8)-LAMBDAL*(MY-2%MTY)*SQRT(({3I*SQTL)/ (M*MBYY))

wakd 262 TEST (NOTE: HO IS u=0 a=1 f=) #wax

EVAL TESTI{9)=(TCAP*S02-RSS$)/(I*SQTL)
EVAL TESTI(9)=TESTI(9)~{2/3.)*LAMBDAL*(TCAP*(BETA(3)-1)-LAMBDA/(2*M))

Wek% 733 TEST (NOTE: HO IS p=p a=1 g=0) whi=

EVAL TESTI(10)=(TCAP*(S02~-((SERIES{END)~SERIES(START))/TCAR)**2)~RSS)/{2*5QTL}
EVAL TESTI(10)=TESTI(10)-LAMBDAL*(TCAP*(BETA(3)-1)-LAMBDA/(2%M))

ety ve v v dr e dede

etk dededd ke AUGHMENTED DICKEY-FULLER TEST
wakddkwndk MODEL: Dy(t)= g + E (i) *Dy({t-1) + a*y{t-1) + u(t)

el i e e e e e ok
L
IF ELLE.NE.O
{
IF QUTPUT.EQ.1
LINREG(NOFRINT) BASPHIL+7 START+ELLE+1 END
# CONSTANT -SERIES 1 1 -(BASPHIL+7) 1 ELLE
EZLSE IF OQUTPUT.EQ.2
{
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LINREG BASFHIL+7 START+ELLE+1 END

# CONSTANT -SERIES 1 1 -~(BASPHIL+7) 1 ELLE
CRTRL(PAUSE}

}

}

ELSE

{

IF QUTPFUT.EQ.1

LINREG({ROFRINT) BASFHIL+7 START+ELLE+1 EKD
# CONSTANT -SERJES 1 1

ELSE IF QUTPUT.EQ.2

{

'LINREG BASPHIL+7 START+ELLE+l END

# CORSTART -SERIES 1 1

CNIRL(PAUSE)

}

}

IF SSCORR.EQ.O

EVAL TESTI(11)=EETA(2)/SQRT{(RSS/{TCAP-ELLE))*xX}(2,2))
ELSE

EVAL TESTI(11)=BETA(2)/SQRT{SEESQ*XX(2,2))

CLEAR BASFHIL+1 TQ BASPHIL+6
*

drirdridr DUTPU‘T L34 1]

DIS * *

DIS &

DIs * *

DIS ' PHILLIPS-PERRON INTEGRATI
DIs - Variable

DIS * Lag truncation parameter
DIS * Sample zize

IF SSCORR.EQ.0

DIs * Small sample correction
ELSE : \

DIs Small sample correction
DIs *

DIS &

* TEST Statistic | 1% value 2.5% value 5%
DIS * *

BIS * za®™ ' 89 . TESTI(L) * |* 823 tidd. o
b b cv(2,2) Q50 bt ¥ cv(3.2) @6S PiPP . cvi4,2)
DIS * zta™ ' 89 M. TESTI(2) ° |* 023 #idd. 44
Pt . cv(2,1) B50 Sidd o cv(2,3) BES fddd B cvi4,3)
DIS * ztu™ * §9 #ddd 44 TESTI(I) * |* 823 ¢
b b cv(2,4) B50 ddd b cv(3,4) BES Sidd P cvis,b)
DIS * z#1 ' @9 #idd.dd TESTI(4) ' |* B23 pdid. ¥
Ft . cv(2,5) 850 SR cv(3,5) @65 f .8 cv(4,S)
BIS * za®™ * @9 #M . TESTI(S) °* [* 823 dmd

ON TESTS'
= * LABEL(SERIES)
= ¢ ELLE

= * END-START

= OFF"'

= ON*

valua 10% valus *

cv(l,2) 837 §

cv({l,3) 827 §

cv(l, &) 837 §

ev(1l,5) Ba7 §

cv(l,6) 837 3
#idd .M cv(2,6) B30 #dd P cv(3,6) B55 Sddd . #d cv(4, 5)
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DIS * =zta~ ' @9 MHP.4P TESTI(E) ° |+ 823 #EAF.0H cv(1,7) @837 S
$ FF cv(2,7) 850 #4448 .00 cv(3,7) @65 Ffd.HF ov(4, 7}

DIS ' ztu~ ' B9 ## ¢# TESTI(7) ° |* @23 P .0 cv(1,8) 837 §
¢ . cv(2,8) 850 f#HF.#H ov(3,8) 865 i HF cvi4,B)

DIS ' ztg~ ' @9 M .#8 TESTI(B) * |* 823 f###f. 88 cv(1,9) 837 $
tHH F cv(2,9) RS0 b dF cv(3,9) 865 . 4F cv(4,9)

DIS ' =z%#2 ' @9 fM4.44 TESTI(9) ' |* 823 M. M cv(1,10) 837 $
P 43 cv(2,10) 850 P 6P cv(3,10) @65 . #F cvi4, 10)

DIS ' 23 ' 89 #HHp.¢F TESTI(1D) * [* 823 98608 cv(1,11) @37 §
S #8 cv(2,11) B850 88 . ov{3,11) @65 HRH.F cv(4,1l)

DIS " ADF ' &9 #P.9 TESTI(11) ' [* @23 #8844 .84 cv(1,3) 837 $
5P cv(2,3) 850 S 46 cv(3,3) RBE65 PP cvi(4, )

DIS * '

END

CNTRL(CLEAR}

CHANGE INPUT O

Listato del file COINPHIL,SRC:

* PROCEDURE COINTPHIL BY R.MOSCONI; DATE: 28/01/1989; VER. 2.10

* BASED ON PHILLIPS-OULIARLS, COWLES FOUND. DISC. PAPER 847, JULY 1087

* BMA REQUIREMENT: COMPILE=2000

IEVAL BASCOIN=0
il iy v b e e e e
##xewwwesw THIS PROCEDURE COMPUTES PHILLIPS-OULIARIS COINTEGRATION
whakwawikn TESTS AND COMPARES THEM WITH OPPORTUNE SIGNIFICANCE LEVELS
Ao drvke dr e ek e o

PROC COINPHIL SERIES START END

TYPE SERIES SERIES

TYPE PARAM START END

e ol o ol i ok oo

#wwwwssexx THIS SECTION DEFINES THE DATA TYPES
e e v el ol ol

LOC REAL TCAP TM1 MZZ LAMEDA LAMBDAL SQTL

LOCAL RECT CVA CVSTDA CVDEMA CVT CVSTDT CVDEMT

DEC VEC TESIC
v v 0 el droe
#wwwawktrwe OPTICNS: - NUMBER OF AUTCCGVARIANCES (DEFAULT: ELLE=1)
R - NUMBER OF COINT, REGRESSORS (DEFAULT: ENNE=1)
ERE - SMALL SAMPLE CORRECTION (DEFAULT: NO SSCORR}
e e ol i e

OPTION ELLE INTEGER 1

OPTION ENNE INTEGER i

CPTION SSCORR SWITCH 0

i odrdrrdr

wkkdkwnwwk DEFINITIONS

T T re—
DIM CVSTDA(4,7) CVDEMA(4,7) CVSTDT(4,7) CVDEMT(4,7) TESIC(3)
IF BASCOIN.EQ.O
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SCRATCH 3 / BASCOIN
LAB BASCOIN+1 TO BASCOIN+3

& 'RES® *COVSTR' ‘DY’

EVAL TCAP=REAL(END)-REAL{START)

IF SSCORR.EQ.1

EVAL TMI~TCAP-1

ELSE

EVAL TM1=ICAP

SET BASCOIN+3 START+1 EFD = SERIES(T)-SERIES(T-1)
STA(HOPRINT) SERIES START END

EVAL CONTR = MEAN

_ IP EWKE.GT.5

{

DIS **** WARKING : NUMBER OF COINTEGRATING REGRESSORS SET TQ 5 aww’
IEVAL ENNE=5

}

ey v drir ok Aol

sk i ey oy o mTIcAL VALU'ES
Adrkdrdok ikl o
READ(UNIT=INFUT) CVSIDA
.010 =13.7000 -23.2711 -30.3696 -36.5475 -43.0357 -48.3136
.025 ~10.4000 -18.6548 -25, 8482 -32.0550 -37.8609 -43_.1898
.050 -8.0000 -15.6648 -21.8431 ~-27,9127 -33.5182 -38.7987
100 -5.7000 -12.4735 -18.5385 ~-23,8207 -29.2255 -34.2686
READ(UNIT=INFUT) CVDEMA
.010 ~-20,.5000 -27.8968 ~34,.B326 ~-40.7085 ~46,7389 -52.0548
.025 -16.B000 -23.7684 =-30,4349 -35.0519 ~41.5020 -465.8192
.050 ~-14.0000 ~19.2175 -26.3864 ~32.2281 -37,4532 -42,5053
.100 ~11.2000 -16,9484 -22.3682 -27.8274 -32.9169 -37.6508
READ (UNIT=IKPUT) CVSTDT
010 -2.5800 -3.3886 ~3,9174 =-4.342& -4_ 7071 -4,5966
.025 -2.2300 =3.0356 -3.5986 =-4.0223 -4.3933 -4.7037
.050 -1.9500 -2,7625 -3.2976 -3.7469 -4.1180 -4.4522
L1000 -1.6200 =-2.4538 -3.0141 -3 4480 -3,8334& ~-4.1602
READ(UNIT=IKPUT) CVDEMT
010 =3.4400 -3.8351 ~4.3505 -4.6705 -5.0340 =-5.3207
025 -3.1300 -3.5861 -4, 4055 -4.4078 -4.7088 -5.0215
050 ~2.8700 -3,3454 -~3.7606 -~4_1375 -4.4650 ~-4.7470
.100 -2,5700 =-3.0450 -3.4682 ~-3.8404 -4.1785 -&.4507
* BQTE: TBE TABLES ABOVE ARE RELATIVE TO SAMPLES OF SIZE 500, THE lat AND
THE 2nd ARE FOR Za (STANDARD AND DEMEANED); TEE 3rd AND TEE 4th
ARE FOR Zta AND ADF (STANDARD AND DEMEANED)
= ALL OF THEM ARE FROM PHILLIFS-OULIARIS, 1887, p. B-1 s B-2
EXCEPT FOR THE SECOND COLUMRS, WHICH ARE FROM FULLER 1876,
TAB. 8.5.1 AND £.5.2, FIRST AND SECOND BLOCK
= THE PIRST COLUMR GIVES THE PROBABILITIES OF A SMALLER VALUE
WHEN TEE NULL HYPOTHESIS IS TRUE
- 2nd COL. IS FOR 0 COINTEGRATING REGRESSORS
~ 3rd COL. IS FOR 1 COINTEGRATING REGRESSOR
- 4th COL. IS FOR 2 COINTEGRATING REGRESSORS
Sth COL. IS FOR 3 COINTEGRATIRG REGRESSORS
» - 6th COL. IS5 FOR 4 COINTEGRATING REGRESSORS

* B R ¥ BB
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* - 7th COL. IS FOR 5 COINTEGRATING REGRESSORS
IF ABS{CONTR).LT.0.0001
{

MAT CVA=CVDEMa

MAT CVT=CVDEMT

}

ELSE

{

MAT CVA=CVSTDA

MAT CVT=CVSTDT

}

et el ek
whdAwdkddr MODEL; z7(t) = a%*z"(t-1) + u(t)
e e

-

LINREG SERIES START+1 END BASCOIN+1
# -SERIES 1 1

L3

#wsu YARTANCE ESTIMATION w#ww
-
COV(NOFRINT) BASCOIN+1 START+1 END ELLE BASCOIN+2
EVAL SQTL=(BASCOIN+2)(1)
DO I=1,ELLE
EVAL SQIL=SQTL+2%(BASCOIN+2)(I+1)*(1-1/(REAL(ELLE)+1})
EXD DO I
EVAL MZZ=1/(XX{1,1)*TCAP+*2)
EVAL LAMBDA= (SQTL-RSS/TM1}/2
EVAL LAMBDAl=LAMBDA/SQTIL

¥

*hdx Za TEST (NOTE: HO IS a = 1) *¥ww
*

EVAL TESTC(1)=TCAP*(BETA(1)-1)-LAMBDA/MZZ

L3

sa%+ Zta TEST (NOTE: HO IS o = 1) #www
*
EVAL TESTC{2)=(BETA(1)-1)/SQRT{SQIL*XX(1,1))
EVAL TESTC(2)=TESTC(2)-LAMBDA1*SQRT(SQTL/MZZ)

-
e 2l e o e ol e e o
hhbbob bt ld AUGMENTED DICKEY-FULLER TEST
*awaawksis MODEL: Dz (t)= £ $(i)*Dz"(t-1) + a*z”(t-1) + u(t)
e e e i dede i

IF ELLE,NE.(Q

{

LINREG(NOPRINT) BASCOIN+3 START+ELLE+1 END

# -SERIES 1 1 -(BASCOIN+3) 1 ELLE

}

ELSE

{

LINREG(NOPRINT) BASCOIN+3 START+ELLE+1 END

# -SERIES L 1

}
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IF SSCCRR.EQ.O .

EVAL TESTC(3)=BETA(1)/SQRT((RSS/{TCAP-ELLE))*XX(1,1))
ELSE '

EVAL TESTC(3)=BETA(1)/SQRT(SEESQ*XX(1,1)}

*

CLEAR BASCOIN+1 TO BASCOIN+3
*

ki OUTPUT wasw
o

DIS ' -

DIS 8§

. e e mmmm e e s
DIs *

oIs ¢ PHILLIPS-OULIARIS COINTEGRATION TESTS*

DIS * Variable = ' LABEL(SERIES}
DIs ) Lag truncation parameter = ¢ ELLE

DIs * Number of coint. regress.= ' ENNE

DIs Sample ziza = ' EKD-START

IF ABS(CORTR).LT.0.0001

DIs * Distribution Used = DEMEANED®

ELSE

DIs Distribution Used = STANDARD'

IF SSCORR.EQ.O '

DIS Small sample correction = OFF*

ELSE

DIS ' Small sample correction = ON'

DIs * ¢+

DIs &

* TEST Statistic | 11 value 2.5% value 5% value 107 value *
pIsS *

DIS * 2™ ' &0 #¢.8&¢ TESTC{1) * |* 823 ##dd. 4 CVA(L, ENNE+2) @37 §
Hbe. M CVA(Z ERNE+2) @50 #4#¢. 84 CVA(3,ENNE+2) B65 ##4. .44 CVA(S ENNE+2)
DIS * zta™ * 89 M #4 TESTC(2) ° [* @23 #ds. &4 CVI(1,ENNE+2) @37 §
Fibe 44 CVT(Z, ENNE+2) @50 fb. 84 CVT(3 ENNE+2) B65 $fdf.#4 CVT(4, ENNE+2)
DIS * ADF ' 89 #idd 44 TESTC(3)} ' |* @23 ###$. 84 CVT(1,ERNE+2) 837 §
# . #4 CVI(2 ENNE+2) @50 4.4 CVI(3, ENNE+2) BE5S db.#F CVI(4 ENNE+2)
DIs *

EXD

CETRL(CLEAR)

CHANGE INPUT 0

APPENDICE: LE SERIE UTILIZZATE

L'analisi condotta al paragrafo 3 si basa prevalentemente su - i

serie storiche simulate contenute in S.C.A. {1984]. Si & preferito




utilizzare serie pubblicate, anziché simularne ad hoc, da un lato per
consentire a chi fosse interessato la replicazione dei risultati, e
dall'alfro per minimizzare, con l‘uso di parametrizzazioni scelte da
altri e per altri propositi, distorsioni pro o contro i test in

esame.

Tutte le serie sono state riportate a 145 osservazioni
eliminando gli ultimi dati eccedenti. Sono state omesse tutte le
serie con due radici unitarie nel processo di generazione deil dati®,
sia di tipo (1-L)?, sia di tipo (1-L)(1-L%). La parametrizzazione &
indicata in Tabella 1; in tale tabella e, indica un WN con valore

atteso nullo e varianza pari a due.

Le serie DR sono state ottenute semplicemente ricavando le
differenze prime delle corrispondenti serie R, Le serie T sono state
ottenute applicando il filtro (1+L+...+Ln) alla corrispondente serie

S.

Le serie TR sono state invece generate. La parametrizzazione &
identica a quella della corrispondente serie R, con l'aggiunta, a
destra del segno di wuguale, del termine +0.2t per le serle
stazionarie (R1l, R2 e R7) e +0.015t per le serie con radice unitaria.
I1 disturbo & anche in questo caso un WN(0,2). Il valore di y, (e
anche, ove necessario, di ¥y, e ¥,) & uguale al primo valore della
corrispondente serie R. Sono stati generati 245 dati per ogni serie;

1 campioni analizzati vanne dal 10l-esimeo al 245-esimo dato,

34

Le serie di questo tipo sono: RS, S1, S6, S7 e S10. La serie R5 &
stata sostituita con la serie (l-L)R5.
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I1 profilo- temporale delle serie & illustrate nei grafici

seguent],

SERIE PROCESSO DI GENERAZIONE DEI DATI | Y
R1 Yy - 35 = (1 - .5L + .6L%¢, 39.9
R2 (1 - 1.2L+ LBy (y, - 54) = €, 60.6
R3 (1 -1L)y, =11+ (- .5L), 36.5
R4 (1 - L)y, = (1L + .5L - .4L%e, 45.9
RS (1 - L)y, = (1 + .4L - .5L%)¢, -0.8
R6 (1 - 1.4L + .SL3)(1-L)y, = ¢, 309.7
R7 (L + .85L)(y, - 22) = ¢, 26.3
RS (1 + .7L)(1-L)y, = .85 + ¢, 30.2
R9 (L - L)y, = (1 - .5L)e, 16.7
R10 (1 - L)y, = - 1.8 + (1 + .5L + .5L%)¢, 378.9
$2 (1 - .8L)( - .L¥)y, = (1 - .9L%)¢, 57.7
83 (1 - L)y, = (1 - .5L%)e, 43.6
S4 (1 - .7L%)(y, - 56) = (1 - .6LM)e, 55.9
S5 (1 - .6L)(1-LP¥)y, = 2 + ¢, 71.8
58 (1 - .9L + .6L%)(y, - 60.6) = (1L - .5L)e,  69.1
59 (1 - L'¥y, = 1.7 + (1 + .6L)e, 61.8

TABELLA 1
Serie utilizzate
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SERIE R1 - SERIE R2
"
" -
20 [
3 .
bE ]
37 » . -
] L1
EE i .-
3 .
p33
3 ar
3 . -
38 -
il
2 a
EH] P
" .
s}
]
210 -
200
is0 " "o -
a0
tre b \JX
o
10
(] “”
1a
e v
oo VJ
L] ’/_,f ) £l
5o
. /
.: JM o~ 10 4
so |, ."
w |f "
30
SERIE RS . SERIE R6
s - 30
. 0o -
30 -
3
250 -
H
i -
1 oo .
® _ - 388 -
- I mj\(‘/ S AN
-2 A ] %8 \//
AY
-3 100
SERIE R7 SERIE RB
34 YoM e
32, 120 - At
L] 110 -
2. 100 -
E1Y
24 %
22 so - f/
0 ™ i
" w
"5 -
18 w rf}/\pv
2
. 30
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SERIE R9 . SERIE R10
42 r. ]
LU 380 -
b1} 0 -
" 340 -
3 3 -
3
0 3040 -
78 o -
2% 140
b 340 -
100
1
180 -+
(11}
LT {7 180 -
SERIE S2 - SERIE S3
T4 ki ]
n
10 T8
40 -
1)
L ¥ .- N J
:’: 18 W\‘\
A% "
%
34 o
L i \‘ r
3o L,
“ 33 -
48
a 73 £
SERIE S4 SERIE S5
[1] 13
[ 1 I e -
[ 1] 1
42 o -
* 1t8 -
s ¢
100
113
"
"
2 \r}
»w
a8 -
a8 [ ]
SERIE S8 SERIE S9
re 108
(1]
ll.
[ 3] » -
(1]
[1]
a4 - -
[ 5]
L33
L 1] -
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