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RESUMEN

En este trabajo, mediante el uso de técnicas econométricas, se ha pretendido determinar
el grado de interaccion entre dos mercados de distinto nivel en relacion con el voraz o
besugo de la pinta (Pagellus Bogaraveo). Como mercado de primera venta en origen se
ha seleccionado la lonja de contratacion pesquera situada en Tarifa (Cadiz) y, como
mercado mayorista en destino, Mercamadrid (mercado central perteneciente a la red
MERCASA). Aunque la lonja considerada posee una reducida dimension, se ha de
destacar su importancia en relacion con la comercializacion del besugo dado que los
desembarcos de esta especie efectuados en Tarifa representan aproximadamente el 80%
de la produccion nacional. Por otro lado, el principal mercado de destino de estos
desembarcos es Mercamadrid.

La metodologia utilizada en este trabajo ha consistido en la realizacion de contrastes de
raices unitarias, contrastes de cointegracion y formulacion de modelos de correccion de
error junto con VAR adecuados a los fines propuestos, mediante los que se ha podido
determinar la relacion existente a largo plazo. Asimismo se han testeado las relaciones
de causalidad existentes.

Palabras clave: causalidad de Granger, cointegracion, modelos VAR, mercados
pesqueros.



1. INTRODUCCION

El objetivo fundamental del presente trabajo consiste en analizar la interaccion existente
entre mercados de productos pesqueros situados en distintos niveles de la cadena
comercial. Para ello se ha considerado un producto concreto, el voraz o besugo de la
pinta (Pagellus bogaraveo) caracterizado por una elevada concentracion de la oferta en
primera venta en una Unica lonja o mercado en origen y por alcanzar elevadas
cotizaciones en el mercado nacional, no sélo por su progresiva escasez debida a la
sobreexplotacion sino por haberse convertido en un producto caracteristico de ciertas
celebraciones en determinadas zonas del centro de Espaiia.

Como mercado de primera venta se ha seleccionado la lonja de contratacion pesquera de
Tarifa (Cadiz), cuyas subastas desde 1990 practicamente representan en 80% de los
desembarcos de este producto en los puertos espafioles, y como mercado representativo
de la demanda derivada al por mayor Mercamadrid, donde se comercializa la mayor
parte del voraz que se consume en Espafia.

Algunos procedimientos basados en la Teoria de la Cointegracion han permitido
establecer resultados concretos acerca de las relaciones verticales entre mercados, de
forma que en el caso de que dos mercados estén cointegrados podemos afirmar que
existe una relacion de equilibrio a largo plazo entre sus precios o que sus precios
fluctian de forma conjunta. No obstante, en el corto plazo pueden existir desviaciones
respecto a la situacion de equilibrio. Para estudiar la posible relacion de cointegracion se
ha utilizado el método bietapico de Engle y Granger (1987) como el procedimiento de
Johansen (1988), si bien en este ultimo caso los resultados no han sido satisfactorios y
han evidenciado una elevada sensibilidad al periodo muestral considerado.

Asimismo, se ha investigado la relacion de causalidad entre los precios de ambos
mercados mediante la utilizacion tanto del test de causalidad convencional de Granger
como de modelos de correccion de error y del concepto de cointegracion.

Para la realizacién de este estudio, se han empleado datos no desestacionalizados de
periodicidad trimestral para el periodo 1987:1-1998:4. Las series de precios mayoristas
han sido proporcionadas por Mercamadrid y las series de precios en primera venta, por
la lonja del puerto en cuestion y la Direccion General de Pesca de la Junta de Andalucia
(véase Figura 1).

Siguiendo a Franses (1998), se ha decidido trabajar con la transformacién logaritmica
de los precios en base a las siguientes razones: en primer lugar, se consigue reducir el

impacto de los puntos raros (outliers); en segundo lugar, se hace la varianza de la serie



estable en el tiempo (transformacion de Box-Cox); y, finalmente, desde un punto de
vista econémico, si junto con los logaritmos se toman las primeras diferencias de las
variables, entonces obtenemos la tasa de variacion o crecimiento de la serie.

El resto del articulo se estructura de la siguiente forma. En el apartado 2 se determina el
orden de integracion de las series. En el apartado 3 se aplica el método de cointegracion
con el fin de detectar una relacion a largo plazo que relacione el precio del voraz en
lonja con su precio en el mercado mayorista. A continuacién, se analiza la relacion de
causalidad entre ambas series de precios en el apartado 4. Finalmente, el articulo

concluye en el apartado 5 resaltando las principales conclusiones del analisis.
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Figura 1. Evolucion de las series de precios.

2. TESTS DE RAICES UNITARIAS

Desde el articulo de Nelson y Plosser (1982), se ha detectado en numerosas ocasiones la
presencia de diferentes tipos de no estacionariedad en las series temporales relacionadas
con la economia. Hasta la década de los 90, solo se han estudiado las raices unitarias en
la frecuencia cero (Fuller, 1976; Dickey y Fuller, 1981; Engle y Granger, 1987). Osborn
et al. (1988), Engle et al. (1989), Hylleberg et al. (1990) y Osborn (1990) han mostrado
como series temporales estacionales de tipo econdémico pueden también presentar
raices unitarias estacionales. Detectar las raices unitarias estacionales es importante,
dado que si no se tuvieran en cuenta, las estimaciones minimo cuadraticas ordinarias de

la ecuacion de cointegracion serian inconsistentes (Engle et al., 1989).



Para verificar la existencia de raices unitarias estacionales se han empleado el test de
Osborn (1990) y el test propuesto por Hylleberg et al. (1990) (a partir de ahora lo
denominaremos HEGY). Asimismo, se ha comprobado la existencia de una raiz unitaria
en la frecuencia cero mediante el test de Dickey y Fuller Ampliado (Dickey y Fuller,

1981) (a partir de ahora, se llamara ADF).

2.1. TEST DE OSBORN

Osborn (1990) plantea un contraste para verificar la hipdtesis nula de que la serie es
integrada de orden uno tanto en la parte regular como en la parte estacional de la serie,
es decir, I(1,1). Esto implica que si la hipdtesis nula es aceptada, la serie tendra que ser
sometida a una diferenciacion tanto en la parte regular como en la parte estacional para
ser transformada en estacionaria. Para realizar el contraste Osborn propone la siguiente

regresion auxiliar:

)
AA X, =D, +a,D,, +a;,D; +a, D, + BAX  + B,A X, + E¢iA1A4Xt—i +u, (D)

1=1

donde Dy son variables ficticias que toman siempre el valor cero salvo en el trimestre g
en el que toman valores iguales a uno. Para realizar el contraste se llevan a cabo
contrastes de significacion individuales de tipo t para el caso de una raiz unitaria
regular, =0, y una raiz unitaria estacional, ,=0, asi como un contraste conjunto de
tipo F de la hipotesis ;= ,= 3= 4= ;= ,=0. Osborn et al. (1988) proponen una
regresion y estadisticos similares a los aqui usados.

Por otro lado, se ha de sefialar que el mayor problema del test de Osborn es que no
verifica la existencia de todas las posibles raices unitarias de un proceso estacional. En
cambio, el test HEGY no presenta este problema.

En la tabla 1, se muestran los resultados obtenidos tras la aplicacion del contraste de
Osborn sobre las series de precios analizadas. Los valores criticos proceden de Osborn
(1990).

Segun este test, la serie de precios en primera venta es I(1,0), mientras que los precios
en el mercado mayorista resultan ser I(1,1). No obstante, se ha de ser cauto en relacion

con la interpretacion de los resultados debido a que los valores criticos usados han sido



muestra bastante mayor que la utilizada en este articulo.

Tabla 1. Contraste de Osborn.

generados mediante simulacion de Montecarlo para una muestra de 136 observaciones,

. 1T 27 37 47 p
Variable 1 )
= 1= ,=0 (n° retardos)
LPTAR -2,5748 -5,3551** 9,6853** 0
LPMERCM -1,8592 -2,4220 2,7785 1

LPTAR y LPMERCM son los precios en lonja y en el mercado mayorista en logaritmos.

** Estadistico significativo al 1%. * Estadistico significativo al 5%, pero no al 1%.

2.2. TEST HEGY

Hylleberg et al. (1990) proponen un contraste para detectar la presencia de raices
unitarias tanto en la frecuencia cero como en las frecuencias estacionales. El test HEGY
verifica la hipotesis nula I(0,1) frente a las alternativas 1(1,0) e 1(0,0).

Para desarrollar el presente contraste debemos partir de la factorizacion del operador
diferencia estacional para datos trimestrales, 4. Este operador diferencia se puede
factorizar obteniendo cuatro raices, de las cuales dos son reales, 1 y -1, y dos
imaginarias, i y -i:

A, =(Q-1*)=(0-L)(+L) (-iL) (+iL) 2)

donde el primer término, (1-L), corresponde a la raiz en la frecuencia cero y los tres
restantes a las raices estacionales. Por lo tanto, la aplicacion del filtro 4 s6lo estara
plenamente justificada cuando la serie contenga cuatro raices unitarias: una en la
frecuencia cero y otra en cada una de las frecuencias estacionales. En caso contrario se
incurrira en sobrediferenciacion.

El contraste de raices unitarias estacionales para datos trimestrales es equivalente a

contrastar la significatividad de los pardmetros de la siguiente regresion auxiliar:
¢(L)Y4,t =W HTY g I Y o FT3Y 30 Y50 T E (3)

en la que (L) es una funcién polindmica que incluye un numero suficiente de retardos

para que . sea ruido blanco,  puede incluir los componentes deterministas (constante,



tendencia o variables ficticias estacionales) y donde v, =S(L)y=(1+L+L*+L%)y,, y2.=
So(L)y: =-(1-L+L*-L)y,, y3.= S3(L)y=-(1-LY)y: ¢ ya.= 4y=(1-L")y.. Si(L) es un filtro
estacional que elimina las raices unitarias en todas las frecuencias estacionales (i.e.
_=1/2 'y 1/4), mientras que S>(L) y S3(L) eliminan las raices unitarias en las frecuencias
estacionales =1/2y =1/4, respectivamente. Los coeficientes m; no seran significativos
(o iguales a cero) cuando exista la correspondiente raiz unitaria. Por tanto, la existencia
de una raiz unitaria en la frecuencia cero en y; implica aceptar la hipoétesis nula de que
n; es igual a cero. Del mismo modo, aceptar que m,=0 implica una raiz unitaria
estacional -1, es decir, una raiz unitaria en la frecuencia bianual. Finalmente, si 13 y 14
son iguales a cero, una raiz unitaria +i existe, o sea, la serie temporal presenta una raiz
unitaria en la frecuencia anual. De esta manera, el rechazo de las hipdtesis nula del
contraste sobre 1, y del contraste conjunto sobre w3 y m4 implica la ausencia de raices
unitarias en las frecuencias estacionales. HEGY propone estadisticos basados en la t de
Student para m;=0 y ©,=0 y un estadistico basado en la F de Snedecor para m;= n4=0,
que se denotan por t;, t; y F34 respectivamente. Los valores criticos correspondientes a
estos contrastes estan disponible en HEGY (1990). Se han incluido en las regresiones
auxiliares variables ficticias estacionales debido a que hay indicios de significacion en
al menos alguna de estas variables. Beaulieu y Miron (1993) prefieren incluir siempre
variables ficticias estacionales por el sesgo que supondria su exclusion cuando fueran
relevantes.

La tabla 2 presenta el valor de los estadisticos del contraste HEGY. Comparando estos
estadisticos con los correspondientes valores criticos, se deduce que existe en ambas
series Unicamente una raiz unitaria en la frecuencia cero, mientras que no hay raices
unitarias ni en la frecuencia bianual ni en la anual. Por tanto, esto nos conduce a pensar
que los efectos estacionales son exclusivamente de caracter determinista, es decir, los
factores estacionales permanecen constantes a lo largo del tiempo y son predecibles. En
definitiva, segun el test HEGY ambas series son I(1,0).

Al comparar los resultados con el test de Osborn se observa que existe una cierta
ambigiiedad en el orden de integracion de la serie LPMERCM. Mientras que el test
HEGY afirma que esta serie es 1(1,0), el test de Osborn nos conduce a una serie I(1,1).
Sin embargo, debido a la mayor fiabilidad de los valores criticos del contraste HEGY

nos hemos decantado por los resultados obtenidos con este segundo test.



Tabla 2. Contraste HEGY de raices unitarias estacionales.

Variables
Estadisticos
LPTAR(1) LPTAR(2) LPMERCM(1) | LPMERCM(2)
T 1,4227 2,1792 0,7460 1,0935
T, -2,7530* -2,8119%* -3,6821%* -3,7073%*
T3 Ty 15,4565%** 16,3798*** 16,7336%** 16,2637*%*
J-B 1,7638 2,0699 2,1081 1,8567
B-G(1) 0,0152 0,000226 0,0018 0,0037
B-G(4) 0,4876 0,1231 0,5132 0,4650
B-G(8) 2,2128 2,0587 9,4002 9,7064
B-G(12) 10,8289 12,7311 13,8335 13,8924
D;...Ds 9,9147*** 10,4872%** 12,5701 %** 12,2182%**

LPTAR y LPMERCM son los precios en lonja y en el mercado mayorista en logaritmos.

(1) La regresion auxiliar contiene variables ficticias estacionales y constante. (2) Regresion auxiliar con variables
ficticias estacionales, constante y tendencia.

No ha sido necesario incluir retardos adicionales en las regresiones auxiliares. Por tanto, (L)=1.

J-B: Contraste de normalidad de Jarque-Bera. B-G(i): Contraste de autocorrelacion de Breusch-Godfrey hasta el retardo
i-ésimo. D;...D;: Contraste de tipo F de significatividad de las variables ficticias estacionales.

*** Estadistico significativo al 1%. ** Estadistico significativo al 5%, pero no al 1%. *Estadistico significativo al 10%,

pero no al 5% ni al 1%.

2.3. TEST ADF

A continuacidn, se ha realizado el contraste de Dickey-Fuller Aumentado (DFA) para
confirmar la existencia de este tipo de raices unitarias.

Entre los numerosos contrastes de raices unitarias existentes, en el presente trabajo se ha
utilizado el test ADF (Dickey y Fuller, 1981), que es uno de los contrastes de raices
unitarias mas utilizados en la practica. Para ello, se parte de la estimacion de la siguiente

ecuacion:

AX, ; +¢ 4)

1

p-1
AX, =u +aX, +Ey
i=1

donde X es la serie para la cual se va a determinar el orden de integracion, . puede
incluir los componentes deterministas (constante o tendencia),  es una perturbacion
ruido blanco y p es el numero de retardos de las variable dependiente incluidos en la
regresion para asegurarse que los residuos no estan correlacionados.

La hipotesis nula a contrastar es Hy: =0 frente a H;: _ <0. Bajo la hipotesis nula, el

estadistico t no sigue una distribucidon t de Student, ni incluso asintéticamente. En



cambio, la distribucion limite del estadistico t es una funcion de procesos brownianos o
de Wiener.

En consecuencia, los valores criticos del contraste no pueden ser tomados a partir de
una distribucion t de Student. Si se empleasen para obtener los valores criticos las tablas
de la t de Student se rechazaria con demasiada frecuencia la hipotesis nula de existencia
de una raiz unitaria. Por tanto, deberemos utilizar como valores criticos los publicados
en Fuller (1976), Dickey y Fuller (1981) y MacKinnon(1991). La aceptacién de la
hipdtesis nula supone aceptar que la serie es I(1) frente a la alternativa de que es 1(0).
Mediante la diferenciacidon sucesiva de las series, estos tests pueden aplicarse
secuencialmente para determinar el grado de integracion de las series.

Debido a la baja potencia de estos tests cuando se introducen componentes
deterministas en las regresiones auxiliares no significativos, Dolado, Jenkinson y
Sosvilla-Rivero (1990) proponen un procedimiento para detectar la presencia de raices

unitarias cuando la forma de proceso es desconocida.

Tabla 3. Contraste ADF.
Variable LPTAR LPMERCM

t

p-1
AX, =u+pt+oX, +2yiAX,_‘. +¢€

Hy: =0 -1.70211 -2.20369
Hy: _=0 dado que _=0 1.59297 2.45449

p-1
AX, =u+aX,  + Ey,AX,_, +&,

=

Hp: =0 -0.87464 -2.18933
Hy: _=0 dado que _=0 1.12675 2.69070

p-1

AX, =X, + ZyiAX,_‘. +e

Hp: =0 1.21170 0.71124

* Estadistico significativo al 5%.
El numero de retardos incluidos en las regresiones auxiliares ha sido 4. El criterio empleado para estudiar la

autocorrelacion de los residuos ha sido el test de Breusch-Godfrey.

Los resultados obtenidos tras la realizacion de los tests ADF nos sirven para verificar
que efectivamente existe una raiz unitaria en la frecuencia cero. Por otro lado, hemos de
afadir que se ha verificado (aunque no se adjuntan los resultados) si las series presentan

dos raices en la parte regular del modelo siendo el resultado negativo.



3. RELACION DE COINTEGRACION

En este trabajo, el andlisis de cointegracidén se aplica en un marco bivariante y va a
permitir detectar, en caso de existir, las relaciones de equilibrio a largo plazo entre los
precios en lonja y en el mercado mayorista del voraz o besugo de la pinta. Para ello se
va a usar el método bietapico de Engle-Granger. Otro procedimiento alternativo seria el
procedimiento de méaxima verosimilitud de Johansen. A pesar de ser, como afirma
Gonzalo (1994), la mejor metodologia a efectos practicos de los considerados en dicho
trabajo, se ha optado por no incluirlo al haber obtenido resultados incongruentes al
variar el periodo muestral lo que atribuimos fundamentalmente a las fuertes
fluctuaciones experimentadas durante el aflo 1998 en la oferta a causa de la
sobreexplotacion del caladero provocando grandes oscilaciones tanto en los precios de
primera venta como en destino.

Dos series no estacionarias se dice que estan cointegradas si existe una combinacion
lineal de ellas cuyos residuos si resultan ser estacionarios. Para un ambito bivariante,
Engle y Granger (1987) proponen estimar, en primer lugar, la relacion de cointegracion
por MCO (Minimos Cuadrados Ordinarios) una vez que se ha verificado que las dos
variables presentan el mismo orden de integracidén. Esta relacion viene dada por la
siguiente regresion

X, =a+fy, +z, )

A continuacioén, se ha de realizar un test de cointegracion sobre los residuos (z) de la
relacion (5) con el fin de comprobar que los residuos presentan un orden de integracion
inferior al de las variables estudiadas. Para ello se puede emplear cualquier contraste de
raices unitarias, por ejemplo, el test ADF. No obstante, se ha de tener en cuenta que los
valores criticos no coinciden con los utilizados en el test ADF convencional. Los
valores criticos para el contraste de cointegracién estan tabulados en MacKinnon
(1991). Finalmente, se ha de estimar el MCE (Modelo de Correccion de Error)
introduciendo los residuos de la relacion de cointegracidon estimada retardados un
periodo (z..1) como variable independiente en ambas ecuaciones. Para obtener el MCE,

se debera estimar la ecuacion

D P2
Ay, = 2¢iAYt—i + ijAXt—j Y2 TE, (6)
1= 1=



De esta manera, se habra analizado tanto la relacion a largo plazo existente entre las dos
variables mediante la relacién de cointegracion como la dindmica en el corto plazo
mediante el MCE. En nuestro caso particular, tanto LPMERCM como LPTAR
presentan Unicamente una raiz unitaria en su parte regular. Por tanto, los residuos de la
relacion de cointegracion deberan ser 1(0) para de esta forma poder afirmar que
efectivamente existe una relacion a largo plazo entre ambas series de precios. De esta
forma, se ha procedido a estimar una regresion que relacione a las dos series de precios
obteniendo’
LPMERCM =1,5490 + 0,8055 LPTAR
(3,5485) (13,4598) (7)
R* =0,7975

A continuacion, se ha procedido a realizar el test de cointegracion ADF. Se ha incluido
en la regresion auxiliar del contraste, por un lado, una constante sélo y, por otro lado,
una constante y una tendencia. En el primer caso, el valor del estadistico ha sido igual a
-0,5185 y, en el segundo caso, -1,3777. Al comparar los valores de los estadisticos con
los correspondientes valores criticos (MacKinnon, 1991), se puede rechazar la hipdtesis

nula de no cointegracién en ambos casos.

Tabla 4. Estimaciones del MCE de  LPMERCM..

Variable Coeficiente Error estandar | Estadistico t
Constante 0,1463 0,0364 4,0223*
D, -0,2258 0,0490 -4,6091*
D, -0,2488 0,0695 -3,5779*
D; -0,1117 0,0406 -2,7488*
Zi.1 -0,2962 0,153890 -1,9249*
_LPMERCM, -0,5136 0,1536 -3,3439%*
_LPTAR; 0,6045 0,1019 5,9332%
_LPTAR, 0,2431 0,1546 1,5726%*
R’=0.9429 R’(ajust.) =0.9324 DW=2.057552  F=89.609465*
B-G(1)=0,1943 B-G(4)=0,8158 B-G(8)=4,4008 B-G(12)=5,8965
J-B=3,0302

* Estadistico significativo al 10%.

! Como sefialan Surifiach et al. (1995), “los t-estadisticos de los parametros del vector de cointegracion
estan sesgados y son inconsistentes. Por tanto, la inferencia sobre los pardmetros estimados no se puede
hacer de manera tradicional.”



Por ultimo, se ha estimado el MCE. Para ello se han considerado un nimero maximo de
4 retardos en cada variable. Con el fin de obtener una estimacion mas parsimoniosa, el
MCE inicial se ha ido reduciendo empleando para ello tanto tests de significacioén
individual de los parametros basados en la distribucion t de Student como el criterio de
informacion de Akaike. Ademas, se ha comprobado que los residuos del MCE
restringido son ruido blanco. En la tabla 4, se presenta el MCE estimado, junto con un

conjunto de contrastes dirigidos a analizar el comportamiento de los residuos.

4. ANALISIS DE LA CAUSALIDAD

Ademas de investigar la relacion de cointegracion entre el precio en la lonja y el precio
en el mercado mayorista del voraz, en este articulo se pretende analizar la relacion de
causalidad entre ambas series de precios. Seria interesante, desde nuestro punto de vista,
averiguar la direccion de la relacion de causalidad entre ambas variables, es decir, qué
precio causa a cual. Podria incluso darse el caso de una causalidad bidireccional entre
ambos precios lo que nos conduciria a la idea de que los precios se forman
simultaneamente en ambos mercados.

En un principio, para estudiar la relacion de causalidad entre estas dos variables se
podria pensar en utilizar el test de causalidad de Granger convencional (1969). Sin
embargo, tal y como sefiala Owoye (1995), este tipo de tests nos puede llevar a la
conclusion de que no existe una relacion de causalidad entre dos variables cointegradas,
lo cual no es posible en ningun caso. Por tanto, se pueden derivar conclusiones erroneas
del test de causalidad de Granger convencional. A este respecto, siempre que exista una
relacion de cointegracion entre dos variables, debe haber causalidad en el sentido de
Granger en al menos una direccion (Granger, 1988).

A pesar de ello, se ha realizado el test de causalidad de Granger convecional. Para ello

se ha estimado, en primer lugar, el siguiente modelo:

3 m n
ALPTAR, = u, + 2 D, + 2 B,ALPTAR . + 2 Y, ALPMERCM, _ +¢,, (8)

3 n m
ALPMERCM, = u, + E D, + E B, ALPTAR _ + E yxALPMERCM,  +&,  (9)
1=1 1=1 1=1

siendo , s,y ;s parametros que han de ser estimados mediante MCO, 1y

perturbaciones aleatorias, Dj; y D»; variables ficticias estacionales y, m y n el numero de

10



retardos de las distintas ecuaciones. Se introducirdn un nimero de retardos suficiente
como para garantizar que los residuos de ambas ecuaciones sean ruido blanco.
Basandonos en (8), diremos que LPTAR; es causada en el sentido de Granger por
LPMERCM; cuando el conjunto de coeficientes ;s son estadisticamente significativos.
Por otro lado, basdndonos en (9), diremos que LPMERCM; es causada en el sentido de
Granger por LPTAR; cuando el conjunto de coeficientes »is son estadisticamente
significativos.

Se ha de sefialar que los contrastes de causalidad de Granger se realizan generalmente
sobre datos estacionarios con el fin de evitar posible problemas de relaciones espurias.
Por esta razon, al ser las dos series de precios I(1), se ha optado por trabajar con las
primeras diferencias de las variables.

En la tabla 5 se muestran los resultados obtenidos tras la realizacion del test de

causalidad de Granger convencional.

Tabla 5. Estadisticos F para los tests de causalidad de Granger.

Regresion Estadistico F
_LPMERCM causaa LPTAR 0,0812 (0,7770)
_LPTAR causaa LPMERCM 0,1662 (0,6855)

La hipotesis nula es ausencia de causalidad.
Las ecuaciones estimadas incluyen 1 retardo de cada variable.
Entre paréntesis aparece la probabilidad asociada.

* Rk RERErespectivamente denotan estadistico significativo al 10%, 5% y 1%.

Tras comparar los estadisticos de los contrastes con sus correspondientes valores
criticos, se acepta en ambos casos la no significatividad de dichos parametros. Por tanto,
segun el test de causalidad de Granger tradicional no existe causalidad entre las series
de precios en ninguna direccion.

Debido a los inconvenientes que posee el contraste de causalidad de Granger tradicional
al utilizarse sobre variables cointegradas, también se ha empleado el procedimiento
propuesto por Granger (1988). Este procedimiento analiza la relacion de causalidad
mediante un MCE que incorpora la informacion sobre las relaciones de equilibrio a

largo plazo. En nuestro caso, se debera emplear el siguiente MCE:

3 m n
ALPTAR, = u, +o,z,_, + 2 D, + 2 B,ALPTAR  + 2 yALPMERCM +¢,, (10)

3 n m
ALPMERCM, = u, +o,z,_, + E D, + E B,ALPTAR _ + E y»wALPMERCM, ; +¢,,  (11)
1=1 1=1 1=1
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donde z;.; son los residudos de la relacion de cointegracion retardados un periodo.
Segun Engle y Granger (1987), LPMERCM; causa LPTAR;, si o bien los coeficientes
de las variables independientes LPMERCM;, como un conjunto (_j;) o el coeficiente que
acompana a z.; (_;) en la ecuacién (10) son estadisticamente significativos. En cambio,
LPTAR; causa a LPMERCM,,, si o bien los coeficientes de las variables independientes
LPTAR; como un conjunto (_»;) o el coeficiente que acompaia a z..; (_) en la ecuacion
(11) son estadisticamente significativos. De esta manera, en el MCE cuando las
variables estdn cointegradas la causalidad puede venir generada tanto por la
significatividad de los parametros que acompafan a las variables causales como por la
del coeficiente de z.;.

Estimando el MCE formado por las ecuaciones (10) y (11), podemos determinar la
direccion de la causalidad entre las dos variables. Para ello, es conveniente senalar que
dicha causalidad puede surgir a partir de dos fuentes: de forma directa, mediante la
significacion conjunta de todos los valores pasados de la variable causal contrastada con
un estadistico F estandar correspondiente a un test de Wald, o de forma indirecta, a
través de la signifacion del término de correccion de error contrastada con una t de
Student. En particular, la primera via de causalidad se denomina causalidad a corto

plazo y la segunda, causalidad a largo plazo.

Tabla 6. Estadisticos de los contrastes de causalidad usando el MCE

basado en una relacion de cointegracion.

Regresion Estadistico F Estadistico t
_LPMERCM causaa LPTAR 1,0143  (0,3201) -1,4658 (0,1507)
_LPTAR causaa LPMERCM 3,2550* (0,0789) 1,7574* (0,0867)

La hipotesis nula es ausencia de causalidad.
Las ecuaciones estimadas incluyen 1 retardo de cada variable.
Entre paréntesis aparece la probabilidad asociada.

* Rk REErespectivamente denotan estadistico significativo al 10%, 5% y 1%.

En la tabla 6, en relacién con la causalidad en el corto plazo de Granger, los datos
muestran que los precios en lonja causan a los precios en el mercado mayorista. No
obstante, los precios en el mercado mayorista no son causa de las fluctuaciones en los
precios en lonja. Por tanto, existe una relacion de causalidad unidireccional entre los

precios en lonja y los del mercado mayorista en el corto plazo. Los precios en lonja
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parecen, por tanto, determinar las variaciones a corto plazo de los precios en el mercado
mayorista.

En cuanto a la relacién de causalidad en el largo plazo, en la tabla 6 se observa como
solo los precios en el mercado mayorista son funcion del nivel de desequilibrio en la
relacion de cointegracion. Por tanto, el MCE (z.1) s6lo es estadisticamente significativo
en la ecuacion de los precios en el mercado mayorista lo cual nos indica que en el largo
plazo los precios en lonja determinan los precios en el mercado mayorista.

En definitiva, se ha puesto de manifiesto la existencia de una relacion de causalidad,
tanto a corto como a largo plazo, entre los precios en lonja y los precios en el mercado
mayorista del voraz de tal forma que los precios en Mercamadrid son determinados por
los precios de la lonja de Tarifa. Sin embargo, no existe evidencia de causalidad a corto
o largo plazo en la otra direccion, es decir, desde los precios de Mercamadrid a los

precios de la lonja de Tarifa.

5. VALORACION FINAL

El principal objetivo de este trabajo ha sido determinar el grado de interaccion entre dos
mercados que ocupan distintos niveles de la cadena de comercializacidon en relacion con
el voraz o besugo de la pinta (Pagellus Bogaraveo). La metodologia empleada ha
consistido en la realizacion de varios contrastes de raices unitarias y en la aplicacion del
procedimiento bietapico de Engle-Granger para determinar la relacion de cointegracion
entre las dos series de precios y un MCE que describa la dinamica en el corto plazo.
Finalmente, se ha analizado la relacion de causalidad existente entre los precios de
ambos mercados.

Los resultados obtenidos nos conducen a unas algo sorprendentes conclusiones. En el
mercado en destino, Mercamadrid, donde la producciéon nacional concurre con
importaciones crecientemente significativas de Portugal y Marruecos, deberia formarse
el precio final del voraz, pero, sin embargo, el mercado en origen muy lejos de reflejar
inmediatamente las fluctuaciones del mercado central, es el que marca la dindmica de
los precios en el nivel superior de la cadena comercial. Este resultado difiere
enormemente con lo que se observa en otras producciones pesqueras en las que si es
cierto que los mercados en origen se encuentran completamente dominados por los

agentes intermediarios dependientes de los asentistas de mercados centrales. El hecho
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de que la propia cofradia de pescadores de Tarifa comercialice gran parte del voraz
subastado en la lonja permite eliminar la problematica figura del “exportador”,
mayorista en origen, facilitando repercutir en los precios en destino las consecuencias
de las fluctuaciones en capturas derivadas de la incertidumbre asociada a la propia
actividad pesquera, que en este caso se ve muy condicionada por las condiciones

atmosféricas.
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