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R E S U M E N 

En este trabajo se examina para el período 1964-1993 si los tipos de interés nominales a largo plazo están 
cointegrados con los déficit públicos. Los resultados empíricos muestran que los tipos de interés nominales 
están cointegrados con los déficit públicos en el caso que incluyamos en la ecuación de largo plazo alguna 
variable que aproxime la tasa de inflación esperada a largo plazo. Las expectativas inflacionarias son generadas 
con el f i l tro de Hodrick-Prescott. 
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DEFICIT PUBLICOS, EXPECTATIVAS 
INFLACIONARIAS Y TIPOS DE INTERES 

NOMINALES EN LA ECONOMIA ESPAÑOLA 

I. I N T R O D U C C I O N 

La reapar ic ión de los déf ic i t públ icos en la 
mayoría de los países industr ial izados, j un to a 
su persistencia o resistencia a la baja, ha vue l to 
a desper tar el interés p o r los efectos econó ­
micos de las d i ferentes fuentes de f inanciación 
del gasto públ ico. 

Por el lo, una de las cuest iones que surgen 
con mayor f recuencia en este tema es la que 
se ref iere a los efectos de los déf ic i t públ icos 
y los stocks de deuda pública sobre los t ipos 
de interés nacionales. Es f recuente encon t ra r 
op in iones que ut i l izan, sin cuest ionar la, la co ­
nex ión en t re déf ic i t y stock de deuda pública 
y t ipos de interés nacionales. Esta conex ión 
teór i ca es impo r tan te al menos p o r t res razo­
nes: ( I ) es la pieza clave para la t ransmis ión 
de choques fiscales en t re países; (2) incide en 
la independencia de la polí t ica monetar ia y la 
polí t ica fiscal, y (3) puede p rovocar , vía los 
efectos de re t roa l imen tac ión en t re déf ic i t y 
carga de intereses, prob lemas de sostenibi l idad 
de la polí t ica fiscal en el largo plazo y de so l ­
vencia del gob ie rno . 

N o obstante , desde un pun to de vista t e ó ­
r ico , la conex ión en t re déf ic i t públ icos y t ipos 
de interés es débi l , al menos en dos sent idos: 
( I ) los defensores del enfoque r icard iano de 
la pol í t ica fiscal [véase Bar ro (1974, 1989)] 
plantean que el gasto públ ico puede p rovoca r 
el alza de los t ipos de interés en el c o r t o plazo 
( independ ientemente del esquema elegido de 
f inanciación), pe ro en cambio si se cumpl iese 

el t e o r e m a de la equivalencia r icardiana, su po ­
sición def iende que no se va a generar una 
relación en t re déf ic i t y t ipos en el largo plazo 
en ningún caso (f inanciación con deuda, seño­
reaje o impuestos) ; y (2) en mode los keyne-
sianos, donde el aumen to del gasto públ ico, 
ceter/s paribus, puede t ene r o no efectos sobre 
los t ipos de interés, vía el e fecto expuls ión. En 
este caso, los efectos pueden ser más p roba­
bles si el i nc remen to de gasto es t r ans i t o r i o . 

Por o t r o lado, la evidencia empír ica t a m p o ­
co es conc luyente. D e una parte, Mascaro y 
M e l t z e r (1983) , Makin (1983) , Hoe l sche r 
(1983) , Evans (1985, 1987a, 1987b) y Bar ro y 
Sala-i-Martín (1991) , en t re o t r o s , no encuen­
t ran una conex ión significativa en t re déf ic i t pú ­
blicos y t ipos de interés, mientras que H u t -
ch inson y Pyle (1984) , Tanzi (1985) , Bar th , 
Iden y Russek (1985), Hoe lscher (1986) , C e -
bula et al. (1988) , Spiro (1990) y N u n e s - C o r -
reia y Stemits iot is (1993), en t re o t r o s , conf i r ­
man la existencia de esta re lación. O t r o s au­
to res , c o m o A l ien (1990, 1991) def ienden que 
la relación es más bien en t re t ipos de interés 
y stock de deuda pública, en lugar de déf ic i t 
públ icos en cualquiera de sus medidas. 

Un p rob lema adicional es que además estos 
t rabajos di f ieren en cuanto a la def in ic ión del 
déf ic i t púb l ico ut i l izado (déf ic i t obse rvado , 
ajustado p o r inf lación, p o r c ic lo, ant ic ipado o 
no) , en cuanto a los t ipos de interés ut i l izados 
(nominales o reales, c o r t o o largo plazo) y, 
p o r ú l t imo , en lo re ferente al esquema de fo r ­
mación de expectat ivas de inflación necesario 



para ajustar ios t ipos de interés nominales a 
reales ex-oníe (no ajustados o t ipos ex-post, ex­
pectativas estáticas, ut i l ización de o t ras var ia­
bles macroeconómicas , mode los AR, encuestas 
de expectat ivas inflacionarias o surveys, m o d e ­
los moneta r ios de expectat ivas inflacionarias y 
componen tes de baja f recuencia) . 

Por ú l t imo , Mi l ler y Roberds (1992) a t r i bu ­
yen la di f icul tad para encon t ra r una relación 
satisfactoria en t re déf ic i t y t ipos a un p rob lema 
de ident i f icación: el de aislar la variabi l idad del 
déf ic i t públ ico deb ido a cambios de la polí t ica 
fiscal de los que se deben a choques sufr idos 
p o r la economía. 

En lo que respecta a la economía española 
los resul tados tampocos son concluyentes. A 
favor, se encuent ran los t rabajos de Mauleón 
y Pérez (1984) que muest ran una fue r te rela­
c ión posit iva en t re el stock de deuda y el t i po 
de interés, pe ro no en t re déf ic i t y t ipos, Mau­
león (1987) que recoge una significativa rela­
c ión posit iva en t re c réd i t o o t o r g a d o al sec to r 
públ ico y d iversos t i pos nominales, t a n t o a 
c o r t o c o m o a largo plazo, y Raymond y Palet 
(1989), que a t r ibuyen asimismo al déf ic i t pú ­
bl ico, t an to observado c o m o esperado, un pa­
pel clave en la de te rminac ión de los t ipos de 
interés reales. 

En cuanto a los t rabajos en con t ra , cabe 
destacar dos apor tac iones recientes. En p r i m e r 
lugar, Ballabriga y Sebastián (1993) al est imar 
mode los bivariantes (déf ic i t - t ipos de interés) y 
t r ivar iantes (déf ic i t - t ipos-d inero) no detectan 
una in teracc ión clara en t re t ipos de interés no­
minales y el déf ic i t del Estado. En segundo lu ­
gar, Esteve y Tamar i t (1994) , en el c o n t e x t o 
de la est imación de una func ión de f o r m a re ­
ducida de los t ipos de interés reales, encuen­
t ran evidencia de que con def inic iones al terna­
tivas de déf ic i t públ ico y stock de deuda pública, 
só lo en el c o r t o plazo influye alguna variable 
representat iva de la polí t ica fiscal en los t ipos 
de interés reales. 

T a n t o en el t raba jo de Raymond y Palet 
(1989), c o m o en el de Esteve y Tamar i t (1994), 
se uti l iza un supuesto de fo rmac ión de expec­
tativas inflacionarias discut ible desde el pun to 
de vista t e ó r i c o . Así, en los mode los teó r i cos 
planteados, se suponen t ipos de interés ex-onte 
a justados p o r la inf lación fu tu ra esperada, 
mientras que en la est imación economét r i ca 
ambos t rabajos uti l izan t ipos de interés ex-post 
ajustados p o r la inf lación co r r i en te , po r uno o 
var ios per íodos. A l sust i tu i r la inflación espe­
rada p o r la observada, el t i po de interés real 
aparece con e r r o r , y si las expectat ivas de los 
agentes económicos no son racionales, estos 
e r ro res pueden ser impor tan tes y sistemáticos. 

El p r o p ó s i t o de nues t ro t raba jo es est imar 
para la economía española y para el pe r íodo 
1964-1993, una func ión reducida de t ipos de 
interés nominales a largo plazo, con el ob je t i vo 
ú l t imo de med i r los efectos de los mismos so­
b re los déf ic i t públ icos y destacar el papel j u ­
gado p o r las expectat ivas de inf lación. La apor ­
tac ión de nues t ro t raba jo radica en dos ele­
men tos . En p r i m e r lugar, se inc lu i rá en la 
func ión alguna variable que ap rox ime la tasa 
de inflación esperada a largo plazo, generando 
las expectat ivas inflacionarias con el f i l t r o de 
Hodr i ck -P resco t t . En segundo lugar, se est ima­
rá la re lación de largo plazo no impon iendo a 
p r i o r i el Efecto Fisher en su vers ión ex t rema. 

La es t ruc tu ra del t raba jo es la siguiente: en 
la secc ión 2 se presentan los fundamentos 
teó r i cos ut i l izados para model izar los t ipos de 
interés nominales. En la secc ión 3 se presenta 
la técnica uti l izada para model izar las expecta­
tivas inflacionarias. En la secc ión 4 se examina 
la evidencia empír ica para la economía espa­
ñola, haciendo uso de recientes técnicas de 
raíces uni tar ias y de co in tegrac ión . La s e c ­
c ión 5, recoge algunas conclusiones relevan­
tes. En sucesivos apéndices se descr iben con 
algún detal le los datos y algunos de los p r o ­
ced im ien tos e c o n o m é t r i c o s ut i l izados en el 
t raba jo empí r i co . 



2. M O D E L O T E O R I C O 

2.1. F a c t o r e s d e t e r m i n a n t e s d e los 
t i p o s d e i n t e r é s n o m i n a l e s a l a r g o 
p l a z o : el m o d e l o d e S a r g e n t ( 1 9 6 9 ) 

El marco t e ó r i c o ut i l izado está basado bá­
sicamente en el m o d e l o de fondos prestables 
p r o p u e s t o o r ig ina lmen te en Sargent (1969) , 
en foque e x t e n d i d o p o s t e r i o r m e n t e , en t re 
o t r o s , p o r Echols y Ell iot (1976) y Ho lscher 
(1986) . En este mode lo , se supone que el t i po 
de interés nominal a largo plazo está compues­
t o de t res componen tes : i) un componen te 
real de equ i l ib r io ; ii) un c o m p o n e n t e que re ­
coge la influencia de los cambios de la polí t ica 
monetar ia sobre el t i p o de interés real ; y iii) 
un c o m p o n e n t e que refleja las expectat ivas in ­
f lacionarias. La re lación en t re los componen tes 
nominales y reales del t i po de interés a largo 
plazo quedarían recogidos en la siguiente iden­
t idad: 

Rnt = Ret + (Rnrit - Ret ) + (Rrit - Rmt) [ I ] 

donde Rnt es el t i p o de interés nominal , Ret es 
el t i p o de interés real de equi l ib r io y Rmt es el 
t i po de interés real del mercado de fondos 
prestables. C o n el ob je t i vo de deduc i r la ecua­
c ión de t ipos de interés nominal que se est ima 
en la par te empír ica, es interesante destacar 
qué factores de te rminan cada uno de los t res 
componen tes del t i p o de interés nominal a lar­
go plazo que aparecen en el lado de recho de la 
expres ión [ I ] . 

El p r i m e r t é r m i n o , Ret, es el t i po de interés 
real que iguala ex-onte el a h o r r o y la invers ión 
de la economía, inc lu ido el a h o r r o y la inver­
sión pública y, p o r t an to , el déf ic i t públ ico. D e 
este m o d o , se supone que el a h o r r o (St) y la 
invers ión agregada (lt) dependen de las varia­
bles fundamentales de la economía. Las ecua­
ciones que de te rminan ambos agregados son, 
respect ivamente: 

lt = oto + a i Ayt - a i Ret [2] 

S t = Po + pi yt + PzRet [3] 

donde yt representa el o u t p u t real de la econo­
mía. 

La expres ión [2] representa una func ión de 
invers ión produc t iva basada en el efecto ace­
lerador , a la que se ha i nco rpo rado los efectos 
de los t ipos de interés reales. La expres ión [3] 
es una func ión de a h o r r o estándar keynesiana. 
En equi l ib r io , el déf ic i t del sec tor públ ico debe 
ser cub ie r to p o r el exceso de a h o r r o sobre 
la invers ión privada. Por tan to , el t i po de in ­
terés real de equi l ib r io de la economía será la 
tasa de interés que garantiza que se cumple la 
siguiente expres ión : 

DEFRt = St - lt [4] 

donde DEFRt representa el déf ic i t públ ico en 
t é rm inos reales. 

D e este m o d o , sust i tuyendo las expresiones 
[2] y [3 ] en [4 ] , se ob t iene la ecuación que 
de te rmina la tasa de interés real de equi l ib r io 
de la economía: 

Ret = 
p2 + «2 

[(Oto - Po) + oti Ayt - P, yt + DEFRt] 

[5 ] 

De acuerdo con la ecuación [5 ] , aumentos 
del déf ic i t públ ico y de la tasa de c rec im ien to 
del o u t p u t real p rovoca el i nc remen to de la 
demanda de fondos prestables, lo que lleva a 
un aumen to del t i p o de interés real de equi ­
l ibr io de la economía. Por el con t ra r i o , un a l to 
nivel del o u t p u t genera un vo lumen elevado 
de a h o r r o y el lo p roduce una reducc ión del 
t i po de interés real de equi l ibr io . 

El segundo t é r m i n o de la derecha de la 
ecuación [ I ] (Rmt - Ret) representa las des­
viaciones de los t ipos de interés reales de mer -



cado respecto al t i p o de interés real de equi ­
l ibr io . Este gap de t ipos de interés prov iene, 
fundamenta lmente , de las medidas de polí t ica 
monetar ia ejecutadas p o r el banco cent ra l . La 
autor idad moneta r ia puede inf luir en los t ipos 
de interés reales a l te rando la o fe r ta real de 
d inero . Esta medida afecta a los mercados de 
préstamos a t ravés de los efectos sobre las 
curvas de o fe r ta y demanda de fondos presta-
bles. Bajo estas premisas, el gap en t re el t i p o 
de interés real del mercado de préstamos y el 
t i po de interés real de equi l ibr io , vendrá de­
te rm inado p o r la siguiente expres ión : 

(Rnrit - Ret) = -(fr Arrit [6] 

donde mt representa la o fe r ta real de d inero . 

De acuerdo con la ecuación [6 ] , un aumento 
en la o fe r ta real de d ine ro en c i rculación re ­
duce el gap en t re el t i po de interés del mer ­
cado de préstamos y el t i p o de interés real de 
equi l ibr io . 

El t e r c e r t é r m i n o de la derecha de la ecua­
c ión [ I ] (Rnt - Rmt) representa el gap en t re 
los t ipos de interés nominales y los t ipos de 
interés reales y recoge los efectos de las ex­
pectativas de evo luc ión de la inf lación. Este gap 
surge c o m o resul tado de la inflación esperada 
p o r los agentes económicos , t é r m i n o que se 
puede representar en la siguiente expres ión : 

Rnt - Rtrit = A-Te? 

donde n i representa la inflación esperada. 

Finalmente, sus t i tuyendo las expres iones 
[5 ] , [6] y [7] en la ident idad [ I ] , se ob t iene la 
ecuación que incluye los factores de te rm inan­
tes potenciales de los t ipos de interés n o m i ­
nales a largo plazo: 

Rnt - |io + + | l 2 DEFRt - | i 3 y t - | i 4 Arrit + Hs Ayt [8] 

La ecuación [8] predice que los t ipos de 
interés nominales a largo plazo dependen, po ­
s i t ivamente, de la inflación esperada p o r los 
agentes, del nivel del déf ic i t públ ico y de los 
cambios del nivel del o u t p u t real; y negativa­
mente , del nivel del o u t p u t real y de los cam­
bios en la o fe r ta real de d ine ro . 

2.2 . U n a espec i f icac ión e c o n o m é t r i c a 
a l t e r n a t i v a : e l p a p e l d e 
d e s r e g u l a c i ó n y d e las 
i n n o v a c i o n e s e n los m e r c a d o s 
f i n a n c i e r o s 

En el m o d e l o or iginal de Sargent (1969) , el 
t é r m i n o Amt de la ecuación [8 ] in tenta recoger 
el impacto de las medidas de polí t ica monetar ia 
sobre el t i p o de interés de equi l ibr io de la 
economía. Ac tua lmen te existe un c laro c o n ­
senso de que el p roceso de desregulación, l i -
beral ización e innovación acontec ido en los 
mercados f inancieros de los países industr ia l i ­
zados duran te la década de los ochenta y no ­
venta, ha a l terado el va lor y la calidad de los 
d i ferentes agregados moneta r ios c o m o indica­
dores de la evo luc ión monetar ia en el c o r t o 
plazo. La mayoría de los bancos centrales, u t i ­
lizan en el presente también objet ivos de t ipos 
de interés (en t re o t r o s ) para t r a ta r de c o m ­
pensar los efectos perversos que los desplaza­
mien tos de la demanda de act ivos p roducen 
sobre los niveles de los agregados mone ta ­
r ios '. 

Por esta razón, siguiendo a Mehra (1994) , 
en la est imación empír ica se ha op tado p o r 
sust i tu i r el t é r m i n o que recoge la evoluc ión de 
los agregados monetar ios , p o r un fac to r que 
mida el c o m p o r t a m i e n t o de los t ipos de inte­
rés reales a c o r t o plazo, rcpt, ya que son las 
tasas util izadas c o m o ins t rumen to de la polí t ica 
monetar ia , y que ajustan más a la realidad el 

! Para el caso español véase Camarero, Esteve y Tamarit 
(1993). Banco de España (1994c, I994d) y Vega (1994). 
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impacto de las acciones de polí t ica monetar ia 
sobre los t ipos de interés nominales a largo 
plazo. Bajo este supuesto, la ecuación [8 ] se 
t rans fo rma en la expres ión que será f ina lmente 
estimada: 

rían func ión en el largo plazo de las siguientes 
variables: 

RLPt - Vo + V i + V|/2 deft + \i/3rcpt + \|/4 gt + Ut [9] | 

donde rcpt será ap rox imado para el caso espa­
ñol po r los t ipos de interés reales del mercado 
in terbancar io a un mes, mientras que el t i p o de 
interés nomina l a largo plazo, RLPt, se med i rá 
p o r la rentabi l idad de los t í tu los de deuda pú­
blica a más dos años 2. El t é r m i n o gt representa 
la tasa de c rec im ien to real de la economía, 
med ido p o r A log yt, mientras que deft es el 
déf ic i t púb l ico b r u t o de intereses en p r o p o r ­
c ión al PIB3. Por ú l t imo , ut es el t é r m i n o de 
e r r o r que recoge las per tu rbac iones es t ruc tu ­
rales que afectan a los t ipos de interés en el 
largo plazo. 

En la est imación de la ecuación [9] se espera 
los siguientes signos para los d ist intos coef i ­
cientes est imados: 

V|/| > 0, \|/2> < 0, \|/3 > 0, \|/4 < 0 

A pesar de que el enfoque presentado no 
es un m o d e l o es t ruc tura l c o m p l e t o , el m ismo 
es consis tente con los mode los IS-LM y de 
es t ruc tu ra t e m p o r a l de t ipos de interés con 
expectat ivas racionales y mercados eficientes 4. 
En part icular, a par t i r de la ecuación [14 ] , los 
t ipos de in terés nominales españoles, RLPt, se-

1) Por una pa r te , el t é r m i n o Tlf en 
[9 ] i n ten ta m e d i r la p r ima que la in f lac ión 
i n c o r p o r a en el t i p o de in terés del b o n o a 
a rgo p lazo, p o r lo que i n d i r e c t a m e n t e se 

estará c o n t r a s t a n d o el e fec to Fisher. A l i n ­
t r o d u c i r los cambios en la in f lac ión esperada 
c o m o var iab le exp l ica t iva se i n ten ta m e d i r 
el hecho de que el t i p o de in te rés nom ina l 
no necesar iamente se mueve en el c o r t o pla­
zo p r o p o r c i o n a l m e n t e con los camb ios en 
la in f lac ión esperada. A l aparecer el t i p o de 
in te rés nomina l a largo p lazo y la in f lac ión 
esperada separados en la es t imac ión , se t i e ­
ne en cuen ta que es pos ib le que no se c u m ­
pla el e fec to Fisher « c o m p l e t o » , el cual p r e ­
d ice que = I 5. 

2) El t é r m i n o \ | / 2 deft recoge los e fec tos 
de las var iac iones del dé f ic i t púb l i co (en p r o ­
p o r c i ó n al PIB) s o b r e los t i pos de in te rés 
nomina les . En este caso, el s igno del pará­
m e t r o \ | / 2 será a m b i g u o d e p e n d i e n d o del 
c u m p l i m i e n t o de la h ipó tes is de equ iva lenc ia 
r i card iana en el c o n t e x t o de una e c o n o m í a 
ab ie r ta . Así , el dé f ic i t púb l i co a fectará a los 
t i pos de in te rés nomina les a largo p lazo de ­
pend iendo de la i n te racc ión e n t r e el dé f i c i t 
y el a h o r r o p r i vado , a t ravés de las c o n e ­
x iones con el r es to del m u n d o y de la i n t e ­
g rac ión de los m e r c a d o s de capi ta l nac ional 
e i n te rnac iona l6 . 

2 Para más detalle de la construcción de las series, véase 
apéndice I. 
3 Esta especificación recoge el supuesto de que en una 
economía en crecimiento déficit públicos elevados indu­
cen a niveles altos de tipos de interés nominales, sólo 
en el caso de que se produzcan aumentos de los déficit 
en proporción al PIB. Ello implica que se introduce en 
el modelo [8] la restricción de que los coeficientes \ l y 
fx son iguales pero con signo opuesto. 
4 Una estimación de este último modelo para el caso 
español puede verse en Esteve (1994). 

5 De esta manera no se impone a priori el Efecto 
Fisher «puro» o «completo», es decir, que los cambios 
en la inflación esperada se transmiten proporcional­
mente a los tipos de interés a nominales, por lo que 
los tipos de interés a corto plazo reales se manten­
drían constantes. De hecho, en algunos estudios se ha 
encontrado que impactos de la inflación esperada so­
bre los tipos de interés nominales van asociados a un 
coeficiente menor que la unidad [véase Mishkin (1984, 
1991)]. 
6 Véase Frenkel y Razin (1992) para más detalles. 
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3) El t é r m i n o \ | / 3 rcpt recoge un mode lo 
de es t ruc tu ra t e m p o r a l de interés con expec­
tativas racionales y mercados ef icientes, en el 
que se espera que los aumentos de los t ipos 
de interés a c o r t o plazo reales produzcan au­
mentos en los t ipos de interés nominales de 
los t í tu los a largo plazo. 

4) Por ú l t imo, el t é r m i n o VjA gt es una va­
riable proxy del efecto ace lerador que puede 
t ene r el ciclo e c o n ó m i c o sobre la invers ión y 
sobre el consumo de bienes duraderos , e in­
d i rec tamente sobre los cambios en los t ipos 
de interés nominales. 

2.3. M é t o d o d e g e n e r a c i ó n d e las 
e x p e c t a t i v a s i n f l a c i o n a r i a s 

El pr inc ipa l p r o b l e m a de la es t imac ión de 
[8 ] ó [9 ] es que la in f lac ión esperada a largo 
plazo p o r los agentes es una var iab le no o b ­
se rvab le . Po r e l l o , u n o de los p r inc ipa les 
p rob lemas p lan teados en los es tud ios empí ­
r i cos que con t ras tan la re lac ión e n t r e t i pos 
de in te rés nomina les y dé f ic i t púb l i cos es el 
m é t o d o u t i l i zado para m e d i r en la p rác t i ca 
las expecta t ivas de los agentes s o b r e la in ­
f lac ión f u tu ra . M u c h o s de los es tud ios an te ­
r i o res han u t i l i zado i n c o r r e c t a m e n t e la inf la­
c ión c o r r i e n t e . N o obs tan te , a lgunos t r aba ­
jos sí que han c o n s t r u i d o var iab les proxies 
de las expec ta t i vas del m e r c a d o s o b r e la i n ­
f lac ión f u t u r a : 

i) Evans (1985, 1987) ut i l iza c o m o pro­
xies d iversas va r iab les e c o n ó m i c a s , c o m o 
gasto púb l i co y stock de d i n e r o en t é r m i n o s 
reales. 

i i) O t r o s t raba jos , c o m o el de Plosser 
(1982 , 1987) y B a r r o y Sa la- i -Mar t ín (1991) 
generan las expec ta t i vas in f lac ionar ias m e ­
d ian te el uso de m o d e l o s a u t o r r e g r e s i v o s , 
A R . 

iii) Un t e r c e r g rupo util iza encuestas de 
expectat ivas inflacionarias c o m o el índice de 
Livingston [Tanzi (1985) y Hoe lscher (1986) ] . 

iv) En cua r to lugar, o t r o s estudios c o m o 
el de Mehra (1992) , uti l izan mode los mone ta ­
r ios de expectat ivas de inflación del t i p o P* 
[Reichenstein y Ell iot (1987) , Hal lman, Por te r 
y Small (1991) ] . 

v) Por ú l t imo , Tease, Dean, Elmeskov y 
Hoe l l e r (1991) y, más rec ien temente , Nunes-
C o r r e i a y Stemits iot is (1993) uti l izan los c o m ­
ponentes de baja f recuencia der ivados de cam­
bios en el IPC generados p o r el f i l t r o de H o -
dr i ck -Presco t t (HPF). 

Esta ú l t ima metodo log ía es la que se util iza 
en nues t ro caso. Esta elección está justif icada 
po rque el HPF t iene las propiedades matemá­
ticas idóneas para ex t rae r de las series de in­
f lación observadas (IPC o def lac tor del PIB en 
nues t ro caso) los componen tes no observables 
que van a med i r la inflación esperada7. En la 
práct ica, el invest igador ve la inf lación obser­
vada, TI, c o m o una variable que cont iene s imul­
táneamente un c o m p o n e n t e esperado, TT, y 
componen tes no esperados, 7iu: 

ftt+j — t^t+j + 7üt+j [10] 

donde el subíndice t indica el pe r íodo actual y 
t + j el ho r i zon te t e m p o r a l del t i po de interés. 
Por lo t an to , se supondrá que la inflación o b ­
servada en el pe r íodo t es igual a la inflación 
esperada generada en los per íodos prev ios a t 
para el pe r íodo t + j , más un c o m p o n e n t e 
a leator io no esperado. 

En el pe r íodo t + j , el invest igador puede 
observar n p e r o no puede med i r ni TI6 ni nu. 
N o obstante, si los prec ios son rígidos se pue­
de esperar que el ajuste de los mismos será 

7 Véase Hodrick y Prescott (1980), King y Rebelo 
(1993) y el apéndice 2 para más detalles. 
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len to y, p o r lo t an to , la inf lación esperada cam­
biará con t inuamente y se ajustará t e m p o r a l ­
men te de manera gradual8. Bajo este supuesto, 
se ex t raerá el c o m p o n e n t e no observable de 
la inflación esperada con el HPF, reso lv iendo 
el p rob lema de min imizac ión siguiente: 

7Ce = 1 , Oti 7lt4 
[12] 

Min I (71 - TT6)2 + ?l I (7lt%| - 71?) - (7lf - TCt-
t=l t=2L 

El ob je t i vo final de esta sección es seleccio­
nar la inf lación esperada, 7te, que minimiza la 
suma de los cuadrados de las desviaciones de 
la inflación observada, n, sujeta a la res t r icc ión 
de que los cambios en la inf lación esperada 
varian gradualmente a lo largo del t i e m p o . El 
mu l t ip l i cador de Lagrange, X, será un n ú m e r o 
pos i t ivo que penaliza los cambios esperados 
en la tasa de inf lación. Así, cuanto más grande 
es X, más se suaviza la inf lación esperada. En 
este sent ido, el va lor elegido del coef ic iente X 
depende del g rado de r igidez de precios que 
se suponga. 

Manipulando la ecuación en diferencias de­
rivada de [ I I ] , se puede mos t ra r [véase King 
y Rebelo (1993)] que la inflación esperada se 
puede representar en func ión de la inflación 
observada a t ravés de la siguiente expres ión 
de medias móvi les: 

donde el pa rámet ro a depende del va lor del 
mul t ip l i cador de Lagrange. 

C o n v i e n e destacar que el HPF con t iene 
propiedades matemáticas úti les para ex t rae r la 
par te no observable de la inflación esperada 
de la serie observada. La serie de la inflación 
esperada const ru ida con este f i l t ro cont iene 
tan to la in fo rmac ión fu tu ra c o m o pasada de 
las tasas de inf lación, lo cual pe rm i te t rabajar 
en un c o n t e x t o de expectat ivas racionales con 
precios no f lexibles y ajuste lento. La in forma­
ción pasada es necesaria para ajustar los p re ­
cios de una posic ión de desequi l ibr io, mientras 
que la in formac ión fu tu ra es también út i l , pues­
t o que los agentes económicos se c o m p o r t a n 
de una manera racional ut i l izando esta úl t ima 
para f o r m a r sus expectat ivas sobre la tasa de 
inflación fu tura . 

En el gráfico I se presentan las tasas de infla­
ción originales (para el IPC y el deflactor del PIB 
en tasas anualizadas) así como la serie transfor­
mada utilizando el filtro de Hodrick-Prescott . Me­
diante el HPF se ha separado el componente per­
manente que se asocia en el modelo propuesto 
a la tasa de inflación esperada (tendencia) del 
componente t ransi tor io (cíclico). 

8 Véase Mussa (1981) para un modelo similar en el que 
existe una regla de ajuste de precios que combina ex­
pectativas racionales con precios rígidos y ajuste lento. 



3. R E S U L T A D O S E M P I R I C O S P A R A 
L A E C O N O M I A E S P A Ñ O L A 

3.1. T e s t d e ra íces u n i t a r i a s y 
e s t a c i o n a r i e d a d d e las v a r i a b l e s 

Las propiedades estacionarias de los datos 
son impor tan tes para la est imación de la ecua­
c ión de largo plazo [9 ] . Si las variables deter ­
minantes de los t ipos de interés nominales son 
variables no estacionarias pe ro están co in te ­
gradas en el sent ido p ropues to p o r Engle y 
Granger (1987), la expres ión [9] puede ser es­
t imada p o r Mín imos Cuadrados Ord ina r ios . 

Para comprobar si las variables tienen una raíz 
unitaria o son estacionarias se utiliza una combi­
nación de contrastes de estacionariedad. En pr i ­
mer lugar, los tests de Phillips y Perron (1988) 
que corr igen de manera no paramétrica los con­
trastes estándar de Dickey y Fuller, y cuya hipó­
tesis nula es que la variable tiene una raíz unitaria. 
En segundo lugar, puesto que estos contrastes 
tienen bajo poder9, el estudio de la estacionarie­
dad se complementa con los test propuestos por 
Kwiatkowski , Phillips, Schmidt y Shin (1992)l0, cu­
ya hipótesis nula es la estacionariedad, es decir, 
la inversa de los test de raíces unitarias t ipo Dic-
key-Fuller " . Los resultados de ambos test se pre­
sentan en el cuadro I. Para ambos conjuntos de 
contrastes de estacionariedad se concluye que 
todas las variables implicadas en la ecuación [9] 
son estacionarias en primeras diferencias o 1(1). 

3.2. E s t i m a c i ó n d e la e c u a c i ó n d e 
la rgo p l a z o 

En el cuadro 2, se recoge la est imación para 
el pe r íodo 1964-1993 de la ecuación [9 ] , así 

9 Véase al respecto los trabajos de Dejong, Nankervis, 
Savin y Whiteman (1992) y Perron (1991). 
10 En adelante estadísticos KPSS. 
11 Véase detalles en el apéndice 3. 
12 Véase apéndice 4 para más detalles. 

c o m o diversos contrastes basados en los resi­
duos que ayudan a evaluar la evidencia empí­
rica sobre la existencia o no de co in tegrac ión 
en el pe r íodo analizado. El m é t o d o de est ima­
c ión ut i l i zado es el p ropues to en Phillips y 
Hansen (1990) y Hansen (1992) , el Fuíly Modi -
fied Estimation (FME) l2, al que se han i nco rpo ­
rado las sugerencias planteadas p o r A n d r e w s 
(1991) , A n d r e w s y Monahan (1992) para la es­
t imac ión de mat r iz de varianzas-covarianzas de 
largo plazo. La ventaja de este m é t o d o es que 
el m ismo es as in tó t icamente equivalente al de 
máx ima-veros imi l i tud y permi te , p o r un lado, 
mi t igar los sesgos de segundo o rden que, en 
muestras f initas, se detectan en las est imacio­
nes de vec to res de co in tegrac ión basadas en 
regresiones estáticas, y, p o r o t r o , el uso de 
inferencia (asintót ica) estándar para el uso de 
cont ras tes de hipótesis sobre rest r icc iones l i ­
neales en los parámet ros . Los tes t de co in te ­
grac ión que se presentan son el test C R D F A 
^uger^Jo p o r Engle y Granger y los cont rastes 
7.a y Zt sugeridos en Phillips y Oul iar is (1990) , 
basados en una vers ión de los tes t de Phillips 
y Per ron (1988) . Estos t res tes t cont rastan la 
hipótesis nula de no-co in tegrac ión , es decir , la 
existencia de una raíz unitar ia en los residuos 
de la regresión de largo plazo obten ida p o r el 
m é t o d o FME de Phillips y Hansen (1990). So­
lamente el test^ C R D F A al I % para los dos 
casos y el tes t Zt ai 10% para el caso del IPC, 
pe rm i ten rechazar la hipótesis nula de no co in ­
tegrac ión . Este p rob lema puede p roven i r del 
bajo pode r de este t i p o de contrastes en p re ­
sencia de raíces persistentes lo que podr ía inu­
t i l izar los c o m o un indicat ivo de la ausencia de 
relación a largo plazo en t re las variables l3. 

Para soluc ionar este p rob lema, Shin (1994) 
ha p r o p u e s t o rec ien temente un nuevo c o n -

13 Es necesario destacar que la tasa de crecimiento del 
PIB real, g t , no aparece en la estimación de largo plazo, 
por no tener un efecto significativo sobre los tipos de 
interés nominales. 
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t ras te cuya hipótesis nula es la de co in tegra­
c ión . Se t ra ta de la apl icación en dos etapas 
del test KPSS al caso de la co in tegrac ión de 
un con jun to de variables. Para la p r imera eta­
pa, Shin (1994) p r o p o n e est imar una ecuación 
dinámica de largo plazo que incluye los valores 
re tardados y fu tu ros de las variables expl icat i ­
vas. Este p r o c e d i m i e n t o de est imación de la 
relación de co in tegrac ión dinámica ha sido ela­
bo rado p o r Stock y W a t s o n (1993) , y se co ­
noce c o m o la regresión D O L S l4. En la segunda 
etapa del tes t de Shin, se t ra ta de calcular el 
estadíst ico de Lagrange LMSHIN de la misma ma­
nera que el tes t de raíces unitarias KPSS. 

La est imación D O L S propuesta p o r Stock y 
W a t s o n (1993) t iene la f o r m a de la siguiente 
regres ión: 

q 
RLPt = V|/o + Ttt + V|/2 deft + rcpt + X V|/SÍ A7if-j + 

+ ¿ V6i Adeftubt-j + ¿ \|/7i Arcpt-j + et 
[13] 

En los cuadros 3 y 4 se presentan los pa­
rámet ros est imados ob ten idos de la regresión 
D O L S de Stock y W a t s o n (1993) para el caso 
que la inf lación esperada esté basada en el de-
f lac tor del PIB o el IPC, respect ivamente, así 
c o m o el tes t de Shin asociado a los residuos 
de esta ecuación. Por un lado, el tes t est imado 
Q t o m a el va lor de 0.05819 y 0.05993, res­
pect ivamente, lo que no pe rm i te rechazar la 
hipótesis nula de co in tegrac ión al 1%. T o d o s 
los coef ic ientes est imados para las variables 
son estadíst icamente signif icativos y presentan 
los signos pred ichos a p r i o r i p o r el mode lo 
t e ó r i c o . Por o t r o , los residuos de la ecuación 
est imada (véase gráf ico 2) y el ajuste ob ten ido 
es aceptable (véase gráf ico 3). 

H DOLS = Dynamic Ordinary Least Squares. Stock y 
Watson (1993) añaden a la regresión estándar de MCO 
de Engle y Granger (1987) valores retardados y futuros 
de las primeras diferencias de los regresores, con el ob­
jetivo de corregir paramétricamente los efectos causados 
por la posible endogeneidad de las variables explicativas. 

Cabe destacar que no aparece el coeficiente 
correspondiente a la tasa de crecimiento real del 
PIB, porque el mismo no ha resultado ser signi­
ficativo o en algún caso presentaba signo negati­
vo. Este resultado es el mismo que el del trabajo 
de Nunes-Corre ia y Stemitsiotis (1993) para un 
grupo de países industrializados, y c o m o ellos 
mismos señalan, una posible explicación puede 
ser que la tasa real de crecimiento del PIB afecte 
simultáneamente a la demanda de fondos pres-
tables (a través del efecto acelerador de la in­
versión) y a la oferta de fondos (vía el crecimien­
t o del ahor ro global)l5. 

El coeficiente asociado a la inflación esperada 
es posit ivo y recoge la importancia de las expec­
tativas de los agentes sobre la evolución futura 
de los precios. Para el caso español es clara la 
desviación del efecto Fisher del caso ex t remo, 
dado que su valor se aleja claramente de la uni­
dad (0,37), lo que implica que los t ipos de interés 
nominales no se ajustan tota lmente a la inflación 
en el largo plazo. Estos resultados conf irman la 
necesidad de no imponer a pr ior i un coeficiente 
igual a uno, e r r o r que se ha comet ido en o t ros 
estudios previos a nivel internacional. En defini­
tiva, un aumento de un 1% en las expectativas 
de inflación presionan al alza al t ipo de interés 
nominal de equil ibrio en un 0,37%. 

El coef ic iente que mide la relación en t re los 
t ipos de interés a largo y a c o r t o plazo es 
también posi t ivo y destaca la impor tanc ia de 
tene r en cuenta la teor ía de la es t ruc tu ra t e m ­
pora l de los t ipos de interés. Ello nos pe rm i t e 
i n t r oduc i r ind i rec tamente los cambios de la 
polí t ica monetar ia que afectan a los mov im ien ­
tos de los t ipos de interés nominales en el 
largo plazo. De acuerdo con el coef ic iente es­
t imado , un aumento de 100 puntos básicos en 

Además, los posibles problemas de correlación serial del 
término de error de la regresión de MCO son corregi­
dos de manera no paramétrica. 
15 Solamente encuentran un coeficiente significativo y po­
sitivo para los dos grandes países de la OCDE: Estados 
Unidos y japón. 



el t i p o de interés real a c o r t o plazo inc remen­
tan en 15 puntos básicos el t i p o de interés 
nominal a largo plazo de equi l ib r io . 

Por lo que respecta al déficit público, los re­
sultados confirman un signo posit ivo del coefi­
ciente asociado. Se ha estimado que un aumento 
del I % en la participación del déficit público bru to 
de intereses en el PIB nominal, provoca un cre­
cimiento de 51 puntos básicos en el t ipo de in­
terés nominal de equil ibrio. Por úl t imo, este coe­
ficiente está muy p róx imo al valor medio estima­
do por Nunes-Corre ia y Stemitsiotis (1993) para 
ciertos países de la O C D E . 

3.3. U n a e x p l i c a c i ó n d e la e v o l u c i ó n a 
l a r g o p l a z o d e los t i p o s d e i n t e r é s 
r e a l e s 

El cuadro 5 muest ra que el senci l lo mode lo 
de de te rminac ión de los t ipos de interés no­
minales dado p o r la expres ión [13 ] expl ica la 
práct ica to ta l idad del aumen to de los mismos 
en t re los dos subper íodos considerados, reco ­
giendo tan sólo una par te no expl icada de 0,14 
y 0,20 puntos para los dos casos analizados. 
En el cuadro 5 se presenta el cambio habido 

en cada variable expl icat iva de «largo plazo», 
al pasar de un subper íodo al siguiente, d e n t r o 
de los dos en que se ha subdiv id ido la muestra. 
La tasa de inf lación esperada aumen tó 2,64 
puntos p o r t é r m i n o med io en el pe r íodo 1974-
93 respecto a 1964-73. El déf ic i t públ ico en 
p r o p o r c i ó n del PIB c rec ió 3,74 puntos al pasar 
del p r i m e r subper íodo al segundo, mientras 
que los t ipos de interés reales a c o r t o plazo 
c rec ie ron en t é r m i n o med io 6,18 puntos del 
segundo al p r i m e r subper íodo. 

Ut i l i zando la ecuación de largo plazo del 
análisis de co in tegrac ión (expres ión [13 ] ) se 
puede calcular la con t r i buc ión , ex-post , de ca­
da variable expl icat iva a la senda t empo ra l de 
c rec im ien to de los t ipos de interés nominales 
españoles. Tal y c o m o muest ran las cifras del 
cuadro 5, el aumen to de la tasa de inflación 
esperada llevaría consigo 0,98 (0,97 para el 
IPC) puntos de aumen to de los t ipos de inte­
rés nominales al pasar del p r i m e r al segundo 
subper íodo, mientras que el c rec im ien to del 
déf ic i t públ ico en porcenta je del PIB y de los 
t ipos de interés reales a c o r t o plazo serían 
responsables de un aumen to adicional de los 
t ipos de 1,91 (1,80 para el IPC) y 0,93 (0,99 
para el IPC) puntos, respect ivamente. 

!6 



4. C O N C L U S I O N E S 

A t ravés de un m o d e l o de fondos prestables 
de de te rminac ión de los t ipos de interés y u t i ­
l izando técnicas economét r i cas recientes de 
co in tegrac ión, nues t ro t raba jo ha ident i f icado 
los de terminantes mac roeconómicos a largo 
plazo de los t ipos de interés nominales de la 
economía española. D e par t icu lar interés era 
descubr i r la impor tanc ia de la inflación espe­
rada en el mode lo y la relación en t re déf ic i t 
públ icos y tasas de interés en el largo plazo. 

El enfoque p ropues to t iene varias apor ta ­
ciones impor tan tes . En p r i m e r lugar combina 
las característ icas de un mode lo de es t ruc tu ra 
t empo ra l de t ipos de interés con el res to de 
las variables macroeconómicas que influyen en 
los t ipos de interés. En segundo lugar, un as­
pec to impo r tan te ha sido el t r a t am ien to de las 
expectat ivas inflacionarias de los agentes eco­
nómicos . En el t raba jo se ha ut i l izado el f i l t r o 
de H o d r i c k - P r e s c o t t para generar las series de 
inflación esperada. Este f i l t r o t iene las p rop ie ­
dades estadísticas necesarias para asegurar que 
los agentes mant ienen expectat ivas racionales 
bajo el supuesto de prec ios rígidos y ajuste 
lento en la economía, p o r lo que la est imación 
t iene en cuenta la in fo rmac ión pasada y fu tu ra 
de las tasas de inf lación. 

En síntesis, la inflación esperada, el déficit pú­
blico en proporc ión al PIB y los t ipos de interés 
reales a co r to plazo aparecen como los deter­
minantes a largo plazo de los t ipos de interés 
nominales de equil ibrio. Sorprendentemente, y en 
contra de los postulados teór icos propuestos, la 
tasa de crecimiento real de la economía no entra 
en la ecuación estimada de equil ibrio. N o obs­
tante, nuestros resultados confirman la evidencia 
presentada en contra de estos postulados para 
o t ros países industrializados. 

D e este m o d o , se ha presentado evidencia 
empír ica que avala la tesis de que el déf ic i t 
públ ico no es la única variable responsable del 

f enómeno de «persistencia» de altos t ipos de 
interés nominales en la economía española. D e 
hecho, el c rec im ien to de los t ipos de interés 
nominales en 3.96 puntos en t re el pe r íodo 
1964-73 y 1974-93 es el resul tado combinado 
de t res factores que presionan al alza los t ipos 
en la misma d i recc ión : el c rec im ien to de la 
tasa de inflación esperada con t r ibuye posit iva­
mente en el aumen to de 0,98 puntos (0,97 
para el IPC), mient ras que el c rec im ien to del 
déf ic i t públ ico y de los t ipos de interés a c o r t o 
plazo serían responsables de un aumento adi­
cional de los t ipos nominales a largo plazo de 
1,91 (1,80 para el IPC) y 0,93 (0,99 para el 
IPC) puntos , respect ivamente. 

El t raba jo muest ra también la impor tanc ia 
de no impone r a p r i o r i en la est imación el 
cump l im ien to del Efecto Fisher «comp le to» , 
puesto que los resultados indican que aunque 
los t ipos de interés nominales están cor re la ­
c ionados pos i t ivamente con la tasa de inflación 
(esperada), los t ipos de interés no se ajustan 
po r c o m p l e t o a los cambios en los precios. 

Por ú l t imo , la relación encont rada en t re t i ­
pos de interés nominales a largo plazo y défici t 
públ icos indica también que el a h o r r o pr ivado 
en la economía española no logra compensar 
comp le tamente los aumentos en los desequi­
l ibr ios de las finanzas públicas, po r lo que in­
d i rec tamente se podr ía rechazar el t e o r e m a 
de equivalencia r icardiana. 

Apénd ice I. Los datos 

El estud io uti l iza datos anuales de la econo­
mía española para el pe r íodo 1964-1993. 

R L P t : T i po de interés nominal a largo 
plazo. Desde 1964 a 1981, med i ­
do p o r el rend im ien to in te rno de 
las obl igaciones industr iales (me­
dia ponderada) . Fuente: Banco de 
España (1994b) , cuadro 57, co ­
lumna 13. D e 1982 a 1993, med i -
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R C P t : 

I P C t : 

P I B t 

do p o r el rend im ien to in te rno de 
la deuda pública del Estado con 
venc im ien to a más de dos años. 
Fuente: Banco de España (1994b) , 
cuadro 57, co lumna 5. 

T i p o de interés nominal a c o r t o 
plazo. Desde 1964 a 1973, t ipos 
de in terés de las inst i tuc iones 
credit ic ias, banca, medida p o r los 
depós i tos a I año a menos de 2. 
Fuente: Banco de España (1994b), 
cuadro 3, co lumna 9. D e 1974 a 
1993, t ipos de interés del merca­
do in terbancar io de depósi tos a I 
mes. Banco de España (1994b) , 
cuadro I, co lumna 6. 

D e f l a c t o r del P r o d u c t o I n t e r i o r 
B r u t o a coste de factores, base 
1980. Fuente: Molinas, Sebastián y 
Zabalza (1991) y Banco de España 
( 1 9 9 1 , 1992, 1993, 1994a). 

Indice de Precios al C o n s u m o , ba­
se 1980. Fuente: Mol inas 

P roduc to In te r i o r B r u t o a precios 
de mercado , base 1980. Fuente: 
Mol inas , Sebastián y Zabalza 
(1991) y Banco de España (1991 , 
1992, 1993, 1994a). 

P r o d u c t o I n t e r i o r B r u t o en 
t é r m i n o s reales 

C N F R P U t : Capacidad/Necesidad de financia­
c ión de las AA.PP. inc lu ido los in ­
te reses de la deuda. Fuente: 
Mol inas, Sebastián y Zabalza 
(1991) y Banco de España (1991 , 
1992, 1993, 1994a). 

gt: Tasa de c rec im ien to real de la 
economía (yt - y t - i ) / y t - i . 

def t : Déf ic i t públ ico b r u t o de intereses 
en po rcen ta je del PIB nomina l , 
C N F P L M PIBt. 

71 l t : Tasa de inflación co r r i en te medida 
p o r el def lac tor del PIB a prec ios 
de mercado (Pt - Pt_i)/Pt_i. 

K2t : Tasa de inflación co r r i en te medida 
p o r el índice de Precios al C o n ­
sumo (IPCt - IPCt_i)/IPCt_i. 

Tclf: Tasa de inflación esperada medida 
p o r el c o m p o n e n t e de baja f re ­
cuencia de la tasa de inflación 

n l f - Tasa de inflación esperada medida 
p o r el c o m p o n e n t e de baja f re ­
cuencia de la tasa de inf lación 

r c p t : T i p o de interés real a c o r t o plazo, 
RCPt - TI 11. 

Apénd ice 2. El f i l t ro de Hod r i ck -P resco t t 

H o d r i c k y Prescot t (1980) han p ropues to un 
m é t o d o de descompos ic ión de las series t e m ­
porales en t re un c o m p o n e n t e tendencial (per­
manente) y un c o m p o n e n t e cícl ico ( t rans i to r io ) 
der ivado de la apl icación de un f i l t ro lineal de 
alisado conoc ido con el n o m b r e de W h i t t a k e r -
Hende rson t i p o A . 

En c o n c r e t o , el f i l t r o de Hod r i ck -P resco t t se 
ob t iene c o m o la soluc ión del p rob lema: 

Min I [(yt- |it^ + 1 1 [(Vt+i - |Xt) - - [Xt-i j] 

[A.2.1] 

donde \xt es el c o m p o n e n t e tendencial e yt - | i t 
= Ct es el c o m p o n e n t e cícl ico. 

El p r i m e r t é r m i n o mide el ajuste de ct sobre 
yt, mient ras que el segundo indica el g rado de 
alisado de jit. El pa rámet ro X juega un papel 
crucial en la descompos ic ión de la serie en sus 
dos componen tes . 

La cond ic ión de p r i m e r o r d e n es: 

yt = ^ |it+2 -4|Xt+i +|6 + Ar'j|it - 4 ^it-i + M-t-2] 

[A.2.2] 



expres ión que se puede reescr ib i r ut i l izando el 
o p e r a d o r de re ta rdo L en: 

yt = ^ [ L - 2 ^ L"1 +^6 + ^ - ^ - 4 1 + L2] ^t 

= l [ i \ - l ) [A.2.3] 

En el caso de que una serie infinita de re­
alizaciones de yt esté disponible, el c o m p o n e n ­
te tendencia l vendrá dado p o r la media móv i l 
infinita: 

\ i t = l ajyH,aj = a.j [ A 2 4 ] 

donde las ponderac iones vienen dadas por : 

a(L) = X [ ( l -L)2 ( l -L- ' )2 + I ] - ' [A.2.5] 

Harvey y Jaeger (1993) muest ran que el f i l ­
t r o [A.2.3] puede ser cons iderado c o m o la es­
t imac ión ó p t i m a del c o m p o n e n t e tendencia l 
cuando la ser ie yt se genera p o r el p roceso: 

yt = fXt + nt 
¡it = ^ t - i + \\ft-\ 
\|/t = H/t~i+^t 

nt NID (O.Cap)2, ̂  NID (0, (a^)2 X - (on)2 / (a^)2 

[A.2.6] 

H o d r i c k y Prescot t han p ropues to un algo­
r i t m o que pe rm i t e est imar el c o m p o n e n t e cí­
cl ico de una serie a par t i r de un n ú m e r o f in i to 
de observaciones. En notac ión matr ic ia l , la ex­
pres ión [A.2.1] se t rans fo rma en: 

min cí Ct + X(K) i t ) ' K^t 

Con K|i t = 

1 - 2 1 0 0 
0 0 1 - 2 1 
0 0 1 - 2 1 

0 0 0 0 0 

0 0 0 
0 0 0 
0 0 0 

I - 2 I 

[A.2.7] 

1̂3 

Un 

El pa ramé t ro X recoge la impor tanc ia rela­
t iva concedida a los dos componen tes de la 
func ión de pérd ida [A.2 .1 ] . C u a n t o más al to 

es lambda, más la descomposic ión de la serie 
se hace en d e t r i m e n t o del c o m p o n e n t e cícl ico. 
C u a n t o más bajo sea el va lor del pa ráme t ro , 
en mayor medida se ajusta la tendencia a la 
serie or ig inal . La elección a p r i o r i de un va lor 
para lambda es, en buena medida, arb i t rar ia . 
H o d r i c k y Prescot t han suger ido un va lor ele­
vado de lambda, y en la práct ica recomiendan 
ut i l izar el va lor de X = 1.600 para datos de 
alta f recuenc ia ( t r imest ra les y mensuales) y 
100 para datos anuales. En el presente t raba jo , 
con datos anuales, su in te rp re tac ión es la de 
una aprox imac ión a un f i l t r o que el iminara de 
la serie t o d o s los ciclos de pe r íodo super io r 
a ocho años. 

A p é n d i c e 3 . T e s t d e ra íces u n i t a r i a s 
d e K w i a t k o w s k i e t a l . ( 1 9 9 2 ) 

Los tests de raíces unitarias t i po D ickey-Fu-
l ler [Ful ler (1976) y Phillips y Per ron (1988) ] 
que uti l izan la hipótesis nula de raíz uni tar ia, 
pueden t ene r bajo pode r con t ra al ternat ivas 
de persistencia si la muest ra de los datos dis­
ponib les no es su f ic ien temente larga [véase 
Per ron (1991) ] . Además, De jong et al. (1992) ] 
muest ran en un estudio de Mon teca r l o que 
estos tests no son capaces de dist inguir f re ­
cuen temente series con una raíz unitar ia f ren te 
a series A R ( I ) con un coef ic iente au to r reg re -
sivo cercano a la unidad. Para so luc ionar este 
p rob lema Kw ia t kowsk i , Phillips, Schmidt y Shin 
(1992) han suger ido un nuevo con t ras te (en 
adelante tes t KPSS) que se basa en la hipótesis 
nula de estacionariedad f ren te a la hipótesis 
al ternat iva de raíz unitar ia, es decir , la inversa 
de los tes t t i p o Dickey-Ful ler . 

Los tests de Dickey-Ful ler (DF) y de Phi-
l l ips-Perron (PP) se basan en una regres ión de 
la f o r m a siguiente: 

yt = a + p yt-i + Vt [A.3.1] 

donde v t se supone estacionar io. K w i a t k o w s k i 
et al. (1992) p roponen un cont ras te de raíz 



unitar ia basado en la descompos ic ión de la serie 
en la suma de una tendenc ia determinís t ica, un 
paseo a leator io y un t é r m i n o de e r r o r estacio­
nar io : 

yt = + rt + et 

rt = rt-i + üt 

[A.3.2] 

[A.3.3] 

con Ut c o m o i.i.d. y 8t estac ionar io. El va lor 
inicial del paseo a leator io se considera f i jo, p o r 
lo que hace el papel de una constante o la media 
a la que vuelve la serie. La hipótesis nula de 
estacionar iedad implica que a2 = 0 o, lo que es 
equivalente, que <j} = 0. 

En realidad el tes t KPSS es un caso par­
t icu lar de un coef ic iente a lea tor io del mode lo : 

yt = ^ + xt pt + et [A.3.4] 

Pt = Pt-i + ut [A.3.5] 

en el que impon iendo las condic iones xt = I y 
(3t = ^ la ecuación [A.3.4] queda reducida a la 
expres ión [A .3 .2 ] . Ello significa que cont ras ta r 
la hipótesis nula de estacionar iedad con t ra la 
al ternat iva de raíz uni tar ia es equivalente a con ­
t ras tar la nula de un mode lo de coef ic iente 
constante con t ra la a l ternat iva de un m o d e l o de 
coef ic iente a leator io . 

El tes t KPSS uti l iza un con t ras te del t i p o del 
mu l t ip l i cador de Lagrange: 

LM KPSS _t=l 
7 

Ge 

donde 

St = X e¡ 

[A.3.6] 

[A.3.7] 

s iendo et los residuos de la regres ión de yt 
sobre una constante y una tendenc ia ( test r|t) 
o respecto a una constante sin tendencia ( test 

"Hia), es la est imación de la varianza residual 
de estas dos regresiones (suma de los cuadra­
dos de los residuos d iv id ido p o r T - l ) y T es el 
tamaño de la muest ra . La d is t r ibuc ión de ambos 
estadísticos no es estándar y los valores cr í t icos 
apropiados se encuent ran disponibles en la tabla 
I de K w i a t k o w s k i et al. (1992). 

Por ú l t imo , K w i a t k o w s k i et al. (1992) ex­
t ienden estos dos cont rastes de estacionar ie­
dad al caso en el que £t presenta au toco r re la -
c ión y prob lemas de heterocedast ic idad. Bajo 
este supuesto es necesar io reemplazar en la 
expres ión [A.3.6] el denominado r p o r el est i ­
m a d o r de la varianza de largo plazo de £t, s2 
(k) , según el p roced im ien to recomendado en 
N e w e y y W e s t A ( l 9 8 7 ) , lo que lleva a los es­
tadíst icos r|T y Tjn ya mencionados: 

A 

TI = 

T 

T - 2 1 S? 
t=i 

S2 (k) [A.3.8] 

donde k es igual al n ú m e r o de re ta rdos y T-2 
es el fac to r ut i l izado para normal izar el nume­
rador . 

A p é n d i c e 4. M é t o d o de e s t i m a c i ó n d e 
la re lac ión d e co in tegrac ión d e Phil l ips y 
H a n s e n ( 1 9 9 0 ) y H a n s e n ( 1 9 9 2 ) 

En este p r o c e d i m i e n t o se aplican co r recc io ­
nes semiparamétr icas que cor r igen los sesgos 
de endogeneidad y la presencia de cor re lac ión 
serial de la est imación de co in tegrac ión p o r 
mín imos cuadrados o rd inar ios . La ventaja de 
la ut i l ización de los est imadores de Phillips y 
Hansen (1990) es que éstos pueden ser usados 
para realizar inferencia estadística deb ido a que 
se d is t r ibuyen c o m o una norma l . 

En el m é t o d o de est imación de cointegra­
c ión suger ido en Phillips y Hansen (1992) y en 
Hansen (1992) , se considera la variable yt y un 
con jun to de variables representadas en el vec-
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t o r xt, las cuales están cointegradas y cuya re ­
lación de co in tegrac ión viene representada p o r 
la expres ión siguiente: 

yt = 5 xt + et [A.4.1] 

donde t = I, T 

t = l,.,.,T 
Xt = (x'lt, X 2 t ) ' 
X | t = I 
X2t = X2t-l +Tt [A.4.2] 

Por o t ra parte, se define {ut} c o m o la secuen­
cia del té rmino de los errores po r el vec tor 
Ut' - (E t ' , X t ' ) y las matrices asociadas siguientes: 

Q = l i m ( l / T ) Í X E í u j u ; ) rA a ^ 
t ^ = O t = i j = i [A.4.3] 

A = l i m ( l / T ) Í l E í ü j u ; ) 
t —> oo t = ij = i [A.4.4] 

Las matrices Q (o matriz de covarianzas a largo 
plazo) y A son particionadas en función de ut: 

; A = 
Age Aex 

Axe Axx [A.4.5] 

La p r imera etapa de la est imación de la re ­
gresión de co in tegrac ión de [A.4.1] consiste 
en apl icar Mín imos Cuadrados O r d i n a r i o s 
( M C O ) a esta expres ión con el ob je t i vo de 
o b t e n e r los residuos de la misma, et . En se­
gundo lugar, se est ima la expres ión [A.4.2] en 
diferencias apl icando M C O , ob ten iéndose los 
residuos Tt . En este caso, la secuencia de los 
t é rm inos de los e r r o r e s será: 

Ut (et, Axí) [A.4.6] 

Dado que los residuos de cointegración £t t ie­
nen a menudo problemas de autocorrelación, 

Hansen (1992) sugiere, siguiendo a Andrews y 
Monahan (1992), prebianquear los residuos üt me­
diante un VAR ( I ) con el objet ivo de obtener 
los residuos blanqueados de £t l6. De este modo, 
las matrices de covarianzas son estimadas a t ra­
vés de regresión espectral mediante la forma: 

A T T A 

Qe = I co(s) l/T I e 
s = - T t = s+l 

A, 

;-s e t 

Ae = X co(s) I /T X et_s £t 

[A.4.7] 

[A.4.8] 

donde co (.) es el r e ta rdo de la ventana uti l izada 
en la func ión de densidad espectral . 

Pos te r io rmen te , la func ión de covarianzas de 
los parámet ros est imados se obt iene reco lo -
reando las matr ices de covarianzas originales: 

Q£.T = QET - QeT Q í l QTe [A.4.9] 

At.T = Aex - Aex £*TX Qxe [A.4.1 0 ] 

A 

donde QE¡T representa la mat r iz de vari^pzas a 
largo plazo de 8t condic ionada a xt, y _Aíe re­
coge el sesgo en la est imación deb ido a la en-
dogeneidad de los regresores después de haber 
ap l icado la c o r r e c c i ó n sem ipa ramé t r i ca de 
Phillips y Hansen (1990). 

Por o t r a par te , la est imación del pa rámet ro 
5 de la expres ión [A.4.1] es consistente o su-
percons is tente pe ro está sesgada en muestras 
finitas. Por este mo t i vo , Hansen (1992) p r o p o ­
ne el cálculo de un es t imador de 5 según el 
m é t o d o p ropues to en Phillips y Hansen (1990): 

A 

8+ = I [ y í x ; - ( 0 Aíe')] 
T 
X Xt X t 

1= I [A.4.1 I ] 

donde yt - yt - Í ^ E T ^ T T Axt, y los co r respon­
dientes residuos asociados son et - yt X t . 

16 En primer lugar, se estima un V A R para obtener los 
residuos üt = é> üt - i + e¡. En segundo lugar, un estimador 

de la función de densidad espectral («kernel estimator») 
se aplica para blanquear los residuos et. 
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C u a d r o I 
T e s t d e ra íces u n i t a r i a s y e s t a c i o n a r i e d a d 

( 1 9 6 4 - 1 9 9 3 ) 

Variable 
Phillips-Perron Test 

Z(ta) Z(¿) Z(tó) 

KPSS Testc (K = 0) 

RLPt -1.12 -1.97 -0,06 
7ilte -0.57 -0.57 -0.34 
7i2te -0.30 -0.32 -0.45 
deft -2.37 -0.52 0.50 
rcpt -3.98 -1.62 -1.56 
gt -2.86 -2.08 -1.65 

1.448** 
0.782** 
0.792** 
2.364** 
2.072** 
1.151** 

0.518** 
0.756** 
0.754** 
0.204* 
0.210* 
0.240** 

NOTAS: 
a. Los signos * y ** representan un nivel de significatividad del 5% y del I %, respectivamente. 

El test de Phillips y Perron se ha calculado utilizando el estimador de la varianza a largo plazo propuesto en 
Andrews (199!) y Andrews y Monahan (1992). Los valores críticos son tomados de Fuller (1976), tabla 8.5.2. 
La varianza a largo plazo se ha estimado utilizando el procedimiento propuesto en Newey y West (1987). Los 
valores críticos provienen de Kwiatkowski et al. (1992). 

Valores críticos: 
5%: 

Z(ta): 

Z(tá): 

TIT: 

-3.60 
-3.00 
-1.95 
0.463 
0.146 

1%: 
- 0 8 

-3.75 
-2.66 

0.739 
0.216 

C u a d r o 2 
C o n t r a s t e s d e h ipótes is n u l a d e n o c o i n t e g r a c i ó n d e E n g l e - G r a n g e r y d e 

P h i l l i p s - O u l i a r i s % e c u a c i ó n [ 9 ] ( 1 9 6 4 - 1 9 9 3 ) 

Vector de Cointegración: [RLPt, constante Ttf, deft, rcpt] 
Caso A: deflactor del PIB, Caso B: IPC, 7c2te 

^RDFAb 

A 

^.66**(K 
-19.95 
-3.63 

3) -4.8I***(K 
-21.35 
-3.87* 

3) 

N O T A S : 
a. 
b. 
c. 

Los signos representan un nivel de significatividad del 10%, 5% y del 1%, respectivamente. 
Los valores críticos son tomados de Phillips y Ouliaris (1990). 
Los valores críticos son tomados de Haug (1992). 

Valores críticos: 
10% 5% 1% 

(^RDFA: -3.83 - 4 . 1 ! -4.73 
Za: -23.54 -26.70 -32.53 
Zt: -3.83 -A. I I ^ . 7 3 
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C u a d r o 3 
E s t i m a c i ó n d e la r e l a c i ó n d e c o i n t e g r a c i ó n e c u a c i ó n [ 1 3 ] 1964-1993 

Caso A : def lac tor del PIB, TCÍt M é t o d o : Do ls de Stock y W a t s o n 3 : 

RLP t=Po + Pi.¡ X u + l G j A X H + ri, 
i = q 

Variable Parámetro estimado Estadístico t 

Constante 
Jtlte 
deft 
rcpt 

7.02 
0.37 
0.51 
0.15 

12.38 
7.00 
4.72 
3.22 

Test de estacionariedad de los residuos de Shin: 
CÜ: 0.05819* 

R2 = 0.92 
DW = 1.51 

N O T A S : 

El número de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo con las simulaciones de Stock y Watson 
(1993) y es igual a INTCT1'3), en nuestro caso, 3. 
Estadístico LMSHIN para el caso de la cointegración determinística. Los residuos son tomados de la regresión 
dinámica de largo plazo propuesta por Stock y Watson (1993). Los signos * y ** representan un nivel de 
significatividad del 5% y del 1%, respectivamente. Los valores críticos son tomados de Shun (1994). 

Valores críticos: 5% 
0.159 

1% 
0.27! 

C u a d r o 4 
E s t i m a c i ó n d e la r e l a c i ó n d e c o i n t e g r a c i ó n e c u a c i ó n [ 1 3 ] 1964-1993 

Caso A : def lac tor del PIB, 7Clte M é t o d o : Do ls de Stock y W a t s o n 3 : 

R L P t = ( 3 o + p,,i XU + Í G Í A X H + t i , 
j=q 

Variable Parámetro estimado Estadístico t 

Constante 
7Clte 
deft 
rcpt 

7.30 
0.36 
0.48 
0.16 

13.65 
6.96 
4.36 
3.42 

Test de estacionariedad de los residuos de Shin: 
Q : 0.05993* 

R2 = 0.92 
DW = 1.5! 

N O T A S : 

El número de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo con las simulaciones de Stock y Watson 
(1993) y es igual a INT(TI/3), en nuestro caso, 3. 
Estadístico LMSHIN para el caso de la cointegración determinística. Los residuos son tomados de la regresión 
dinámica de largo plazo propuesta por Stock y Watson (1993). Los signos * y ** representan un nivel de 
significatividad del 5% y del 1%, respectivamente. Los valores críticos son tomados de Shun (1994). 

Valores críticos: 5% 
0.159 

1% 
0.271 
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C u a d r o 5 
D e s c o m p o s i c i ó n a l a r g o p l a z o : c o n t r i b u c i ó n d e las v a r i a b l e s 
e x p l í c i t a s a l c r e c i m i e n t o d e los t i p o s d e i n t e r é s n o m i n a l e s 

(Var iación media de los subper íodos 1964-73 y 1974-93) 

Cambio a 
largo plazo 
observado 

Contribución 
de las variables 
explicativas al 
crecimiento de 

los tipos Interés 
nominales 

Caso A: deflactor del PIB, %\t 

Tasa de inflación esperada 
Déficit público/PIB 
Tipos de interés reales a corto plazo 

2.64 
3.74 
6.18 

0.98 
1.91 
0.93 

Cambio en el tipo de interés nominal de equilibrio (cambio explicado por [13]) 
Cambio observado en el tipo de interés nominal 
Resto no explicado 

3.82 
3.96 
0.14 

Caso B: IPC, 7i2te 

Tasa de inflación esperada 
Déficit público/PIB 
Tipos de interés reales a corto plazo 

2.69 
3.74 
6.18 

0.97 
1.80 
0.99 

Cambio en el tipo de interés nominal de equilibrio (cambio explicado por [13]) 
Cambio observado en el tipo de interés nominal 
Resto no explicado 

3.76 
3.96 
0.20 
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G r á f i c o I 
T a s a s d e in f lac ión c o r r i e n t e y e s p e r a d a e n E s p a ñ a , 1964-1993 

M é t o d o : f i l t ro de Hod r i ck -P resco t t 

Deflactor del PIB Indice de precios al consumo 

Original 

Tendencia 

Ciclo 

• 10 — i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i 

65 71 77 83 89 

Original 

Tendencia 

Ciclo 

i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i 

65 71 77 83 89 
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G r á f i c o 2 
R e s i d u o s d e la e c u a c i ó n [ 1 3 ] 

Deflactor del PIB Indice de precios al consumo 

•1-5 ' i i i i i i i i i i i i i 

67 74 
n i i i i i i i n 

81 88 

i i i i i i i i r i I I I I I i i i i i I I I I I I 
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G r á f i c o 3 
A j u s t e d e la e c u a c i ó n [ 1 3 ] 

Deflactor del PIB Indice de precios al consumo 

I I I I M I I I I I I I I I I I I I I I I M I I 

67 74 8! 88 

Ajuste! 

RLP 

i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i i 
67 74 81 88 
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