FUNDACION BBV

DEFICIT PUBLICOS, EXPECTATIVAS
INFLACIONARIAS Y TIPOS DE INTERES
NOMINALES EN LA ECONOMIA ESPANOLA

Vicente Esteve

Cecilio R. Tamarit

Diciembre, 1995






DEFICIT PUBLICOS, EXPECTATIVAS
INFLACIONARIAS Y TIPOS DE INTERES
NOMINALES EN LA ECONOMIA ESPANOLA

Vicente Esteve
Cecilio R. Tamarit

Diciembre, 1995



Centro de Estudios de Economia sobre el Sector Piblico

Director: D. José Manuel Gonzalez-Paramo, catedritico de Hacienda Publica y Sistema Fiscal,
de la Universidad Complutense de Madrid

© FUNDACION BBV
DOCUMENTA
Plaza de San Nicolds, 4
48005 BILBAO



VICENTE ESTEVE GARCIA

Doctor en Economia por la Universidad de Valencia. En la actualidad es Profesor Titular de Escuela Uni-
versitaria en la Universidad de Valencia.

Ha formado parte de equipos en la realizacién de una quincena de proyectos de investigacion sobre temas
financieros, del sector publico y de economia general, habiendo presentado ponencias y comunicaciones en
diversos congresos.

Autor y coautor de numerosos documentos de trabajo y de articulos publicados en revistas especializadas
como Informacién Comercial Espafiola, Revista Espafiola de Economia, Investigaciones Econémicas y Hacienda
Piblica Espanola.

CECILIO RICARDO TAMARIT ESCALONA

Doctor en Economia por la Universidad de Valencia. En la actualidad es Profesor Titular de Escuela Uni-
versitaria de la Universidad de Valencia.

Ha desarrollado trabajos de investigacién en diversas instituciones como la Direccion General de Estudios
del Parlamento Europeo, el Servicio de Estudios de la Federacion Valenciana de Cajas de Ahorro y el
Departamento de Economia de la Universidad de Nottingham.

Autor y coautor de diversos libros y monografias y de articulos publicados en revistas especializadas como
Revista Espafiola de Economia, Investigaciones Econémicas y Revista de Economia Aplicada.

Los Centros Permanentes de Reflexién de la Fundacién Banco Bilbao Vizcaya abordan, desde una
perspectiva multidisciplinar, dreas especificas de actualidad. En cada una de estas dreas se incluyen
proyectos de investigacion propios, a partir de los cuales se desarrolla una actividad de encuentros
periédicos, generalmente en la modalidad de seminarios y conferencias anuales.

Aspiran estos Centros a que la sociedad vea en ellos puntos de referencia de calidad, en los estudios
y debates de los temas encuadrados dentro de cada drea.

La Fundacién Banco Bilbao Vizcaya pretende ofrecer, con el Centro de Estudios sobre Economia
Pablica, un punto de referencia en el estudio, la reflexion y el debate sobre la actividad del sector
publico espafiol y las alternativas disponibles para mejorar el disefio de la politica piblica en sus aspectos
fundamentales: fiscalidad, gasto y endeudamiento publicos, regulacién econdmica, gestion publica y des-
centralizacién, etc.




RESUMEN

En este trabajo se examina para el periodo 1964-1993 si los tipos de interés nominales a largo plazo estdn
cointegrados con los déficit publicos. Los resultados empiricos muestran que los tipos de interés nominales
estdn cointegrados con los déficit publicos en el caso que incluyamos en la ecuacion de largo plazo alguna
variable que aproxime la tasa de inflacién esperada a largo plazo. Las expectativas inflacionarias son generadas
con el filtro de Hodrick-Prescott.
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DEFICIT PUBLICOS, EXPECTATIVAS
INFLACIONARIAS Y TIPOS DE INTERES
NOMINALES EN LA ECONOMIA ESPANOLA

I. INTRODUCCION

La reaparicion de los déficit publicos en la
mayoria de los paises industrializados, junto a
su persistencia o resistencia a la baja, ha vuelto
a despertar el interés por los efectos econé-
micos de las diferentes fuentes de financiacion
del gasto publico.

Por ello, una de las cuestiones que surgen
con mayor frecuencia en este tema es la que
se refiere a los efectos de los déficit publicos
y los stocks de deuda publica sobre los tipos
de interés nacionales. Es frecuente encontrar
opiniones que utilizan, sin cuestionarla, la co-
nexién entre déficit y stock de deuda publica
y tipos de interés nacionales. Esta conexién
tedrica es importante al menos por tres razo-
nes: (I) es la pieza clave para la transmision
de choques fiscales entre paises; (2) incide en
la independencia de la politica monetaria y la
politica fiscal, y (3) puede provocar, via los
efectos de retroalimentaciéon entre déficit y
carga de intereses, problemas de sostenibilidad
de la politica fiscal en el largo plazo y de sol-
vencia del gobierno.

No obstante, desde un punto de vista teé-
rico, la conexién entre déficit publicos y tipos
de interés es débil, al menos en dos sentidos:
(1) los defensores del enfoque ricardiano de
la politica fiscal [véase Barro (1974, 1989)]
plantean que 2| gasto publico puede provocar
el alza de los tipos de interés en el corto plazo
(independientemente del esquema elegido de
financiacion), pero en cambio si se cumpliese

el teorema de la equivalencia ricardiana, su po-
sicion defiende que no se va a generar una
relacion entre déficit y tipos en el largo plazo
en ningln caso (financiacion con deuda, sefio-
reaje o impuestos); y (2) en modelos keyne-
sianos, donde el aumento del gasto publico,
ceteris paribus, puede tener o no efectos sobre
los tipos de interés, via el efecto expulsion. En
este caso, los efectos pueden ser mas proba-
bles si el incremento de gasto es transitorio.

Por otro lado, la evidencia empirica tampo-
co es concluyente. De una parte, Mascaro y
Meltzer (1983), Makin (1983), Hoelscher
(1983), Evans (1985, 1987a, 1987b) y Barro y
Sala-i-Martin (1991), entre otros, no encuen-
tran una conexion significativa entre déficit pu-
blicos y tipos de interés, mientras que Hut-
chinson y Pyle (1984), Tanzi (1985), Barth,
Iden y Russek (1985), Hoelscher (1986), Ce-
bula et al. (1988), Spiro (1990) y Nunes-Cor-
reia y Stemitsiotis (1993), entre otros, confir-
man la existencia de esta relacién. Otros au-
tores, como Allen (1990, 1991) defienden que
la relacion es mas bien entre tipos de interés
y stock de deuda publica, en lugar de déficit
publicos en cualquiera de sus medidas.

Un problema adicional es que ademas estos
trabajos difieren en cuanto a la definicion del
déficit publico utilizado (déficit observado,
ajustado por inflacién, por ciclo, anticipado o
no), en cuanto a los tipos de interés utilizados
(nominales o reales, corto o largo plazo) vy,
por ultimo, en lo referente al esquema de for-
macion de expectativas de inflacién necesario



para ajustar los tipos de interés nominales a
reales ex-ante (no ajustados o tipos ex-post, ex-
pectativas estaticas, utilizaciéon de otras varia-
bles macroeconémicas, modelos AR, encuestas
de expectativas inflacionarias o surveys, mode-
los monetarios de expectativas inflacionarias y
componentes de baja frecuencia).

Por ultimo, Miller y Roberds (1992) atribu-
yen la dificultad para encontrar una relacién
satisfactoria entre déficit y tipos a un problema
de identificacion: el de aislar la variabilidad del
déficit publico debido a cambios de la politica
fiscal de los que se deben a choques sufridos
por la economia.

En lo que respecta a la economia espariola
los resultados tampocos son concluyentes. A
favor, se encuentran los trabajos de Mauledn
y Pérez (1984) que muestran una fuerte rela-
cion positiva entre el stock de deuda y el tipo
de interés, pero no entre déficit y tipos, Mau-
leén (1987) que recoge una significativa rela-
cién positiva entre crédito otorgado al sector
publico y diversos tipos nominales, tanto a
corto como a largo plazo, y Raymond y Palet
(1989), que atribuyen asimismo al déficit pu-
blico, tanto observado como esperado, un pa-
pel clave en la determinacion de los tipos de
interés reales.

En cuanto a los trabajos en contra, cabe
destacar dos aportaciones recientes. En primer
lugar, Ballabriga y Sebastian (1993) al estimar
modelos bivariantes (déficit-tipos de interés) y
trivariantes (déficit-tipos-dinero) no detectan
una interaccién clara entre tipos de interés no-
minales y el déficit del Estado. En segundo lu-
gar, Esteve y Tamarit (1994), en el contexto
de la estimacion de una funcion de forma re-
ducida de los tipos de interés reales, encuen-
tran evidencia de que con definiciones alterna-
tivas de déficit publico y stock de deuda publica,
solo en el corto plazo influye alguna variable
representativa de la politica fiscal en los tipos
de interés reales.

Tanto en el trabajo de Raymond y Palet
(1989), como en el de Esteve y Tamarit (1994),
se utiliza un supuesto de formaciéon de expec-
tativas inflacionarias discutible desde el punto
de vista tedrico. Asi, en los modelos tedricos
planteados, se suponen tipos de interés ex-ante
ajustados por la inflacion futura esperada,
mientras que en la estimaciéon econométrica
ambos trabajos utilizan tipos de interés ex-post
ajustados por la inflacién corriente, por uno o
varios periodos. Al sustituir la inflacion espe-
rada por la observada, el tipo de interés real
aparece con error, y si las expectativas de los
agentes econdmicos no son racionales, estos
errores pueden ser importantes y sistematicos.

El propésito de nuestro trabajo es estimar
para la economia espafiola y para el periodo
1964-1993, una funcién reducida de tipos de
interés nominales a largo plazo, con el objetivo
ultimo de medir los efectos de los mismos so-
bre los déficit publicos y destacar el papel ju-
gado por las expectativas de inflacién. La apor-
tacion de nuestro trabajo radica en dos ele-
mentos. En primer lugar, se incluird en la
funcién alguna variable que aproxime la tasa
de inflacion esperada a largo plazo, generando
las expectativas inflacionarias con el filtro de
Hodrick-Prescott. En segundo lugar, se estima-
rd la relacion de largo plazo no imponiendo a
priori el Efecto Fisher en su versién extrema.

La estructura del trabajo es la siguiente: en
la seccion 2 se presentan los fundamentos
tedricos utilizados para modelizar los tipos de
interés nominales. En la seccién 3 se presenta
la técnica utilizada para modelizar las expecta-
tivas inflacionarias. En la seccién 4 se examina
la evidencia empirica para la economia espa-
fiola, haciendo uso de recientes técnicas de
raices unitarias y de cointegracién. La sec-
cion 5, recoge algunas conclusiones relevan-
tes. En sucesivos apéndices se describen con
algiin detalle los datos y algunos de los pro-
cedimientos econométricos utilizados en el
trabajo empirico.



2, MODELO TEORICO

2.1. Factores determinantes de los
tipos de interés nominales a largo
plazo: el modelo de Sargent (1969)

El marco tedrico utilizado esta basado ba-
sicamente en el modelo de fondos prestables
propuesto originalmente en Sargent (1969),
enfoque extendido posteriormente, entre
otros, por Echols y Elliot (1976) y Holscher
(1986). En este modelo, se supone que el tipo
de interés nominal a largo plazo estd compues-
to de tres componentes: i) un componente
real de equilibrio; ii) un componente que re-
coge la influencia de los cambios de la politica
monetaria sobre el tipo de interés real; y iii)
un componente que refleja las expectativas in-
flacionarias. La relacién entre los componentes
nominales y reales del tipo de interés a largo
plazo quedarian recogidos en la siguiente iden-
tidad:

Rne = Re; + (Rm¢ — Re; ) + (Rnc — Rmy)  [I]

donde Rn, es el tipo de interés nominal, Re, es
el tipo de interés real de equilibrio y Rm, es el
tipo de interés real del mercado de fondos
prestables. Con el objetivo de deducir la ecua-
cién de tipos de interés nominal que se estima
en la parte empirica, es interesante destacar
qué factores determinan cada uno de los tres
componentes del tipo de interés nominal a lar-
go plazo que aparecen en el lado derecho de la
expresion [I].

El primer término, Re, es el tipo de interés
real que iguala ex-ante el ahorro y la inversion
de la economia, incluido el ahorro y la inver-
sion publica y, por tanto, el déficit publico. De
este modo, se supone que el ahorro (S.) y la
inversion agregada () dependen de las varia-
bles fundamentales de la economia. Las ecua-
ciones que determinan ambos agregados son,
respectivamente:

I = oo + o Aye— 02 Rey [2]
Se = Bo + Bi ye + P2 Rex [3]

donde y: representa el output real de la econo-
mia.

La expresion [2] representa una funcién de
inversion productiva basada en el efecto ace-
lerador, a la que se ha incorporado los efectos
de los tipos de interés reales. La expresion [3]
es una funcién de ahorro estindar keynesiana.
En equilibrio, el déficit del sector plblico debe
ser cubierto por el exceso de ahorro sobre
la inversion privada. Por tanto, el tipo de in-
terés real de equilibrio de la economia serid la
tasa de interés que garantiza que se cumple la
siguiente expresion:

DEFR( = S( = ||; [4]

donde DEFR, representa el déficit publico en
términos reales.

De este modo, sustituyendo las expresiones
[2] y [3] en [4], se obtiene la ecuacion que
determina la tasa de interés real de equilibrio
de la economia:

Reg=— ' [(ao —Bo) + &ty Aye — By ye + DEFRJ
Bz + o
[5]

De acuerdo con la ecuacién [5], aumentos
del déficit publico y de la tasa de crecimiento
del output real provoca el incremento de la
demanda de fondos prestables, lo que lleva a
un aumento del tipo de interés real de equi-
librio de la economia. Por el contrario, un alto
nivel del output genera un volumen elevado
de ahorro y ello produce una reduccion del
tipo de interés real de equilibrio.

El segundo término de la derecha de la
ecuacion [I] (Rm. — Re,) representa las des-
viaciones de los tipos de interés reales de mer-



cado respecto al tipo de interés real de equi-
librio. Este gap de tipos de interés proviene,
fundamentalmente, de las medidas de politica
monetaria ejecutadas por el banco central. La
autoridad monetaria puede influir en los tipos
de interés reales alterando la oferta real de
dinero. Esta medida afecta a los mercados de
préstamos a través de los efectos sobre las
curvas de oferta y demanda de fondos presta-
bles. Bajo estas premisas, el gap entre el tipo
de interés real del mercado de préstamos y el
tipo de interés real de equilibrio, vendrd de-
terminado por la siguiente expresion:

(Rme — Rey) = —i Am [6]

donde m; representa la oferta real de dinero.

De acuerdo con la ecuacién [6], un aumento
en la oferta real de dinero en circulacién re-
duce el gap entre el tipo de interés del mer-
cado de préstamos y el tipo de interés real de
equilibrio.

El tercer término de la derecha de la ecua-
cion [1] (Rn. — Rm,) representa el gap entre
los tipos de interés nominales y los tipos de
interés reales y recoge los efectos de las ex-
pectativas de evolucién de la inflacion. Este gap
surge como resultado de la inflacién esperada
por los agentes econdmicos, término que se
puede representar en la siguiente expresion:

[7]

Rn; = Rr‘nt = }\.n?
donde 7§ representa la inflaciéon esperada.

Finalmente, sustituyendo las expresiones
[5], [6] y [7] en la identidad [I], se obtiene la
ecuacion que incluye los factores determinan-
tes potenciales de los tipos de interés nomi-
nales a largo plazo:

R = o + LyTE + 1y DEFR; — tay: — s Amy + s Ay, [8]

La ecuacién [8] predice que los tipos de
interés nominales a largo plazo dependen, po-
sitivamente, de la inflacion esperada por los
agentes, del nivel del déficit pablico y de los
cambios del nivel del output real; y negativa-
mente, del nivel del output real y de los cam-
bios en la oferta real de dinero.

2.2. Una especificacion econométrica
alternativa: el papel de
desregulacion y de las
innovaciones en los mercados

financieros

En el modelo original de Sargent (1969), el
término Am, de la ecuacion [8] intenta recoger
el impacto de las medidas de politica monetaria
sobre el tipo de interés de equilibrio de la
economia, Actualmente existe un claro con-
senso de que el proceso de desregulacion, li-
beralizacién e innovacion acontecido en los
mercados financieros de los paises industriali-
zados durante la década de los ochenta y no-
venta, ha alterado el valor y la calidad de los
diferentes agregados monetarios como indica-
dores de la evolucion monetaria en el corto
plazo. La mayoria de los bancos centrales, uti-
lizan en el presente también objetivos de tipos
de interés (entre otros) para tratar de com-
pensar los efectos perversos que los desplaza-
mientos de la demanda de activos producen
sobre los niveles de los agregados moneta-
rios .

Por esta razoén, siguiendo a Mehra (1994),
en la estimaciéon empirica se ha optado por
sustituir el término que recoge la evolucién de
los agregados monetarios, por un factor que
mida el comportamiento de los tipos de inte-
rés reales a corto plazo, rcp, ya que son las
tasas utilizadas como instrumento de la politica
monetaria, y que ajustan mds a la realidad el

' Para el caso espafiol véase Camarero, Esteve y Tamarit
(1993). Banco de Espafia (1994c, 1994d) y Vega (1994).



impacto de las acciones de politica monetaria
sobre los tipos de interés nominales a largo
plazo. Bajo este supuesto, la ecuacién [8] se
transforma en la expresién que seri finalmente
estimada:

RLP: — o + W 7E + 2 defe + warepe + W g + ue [9]

donde rcp, serd aproximado para el caso espa-
fiol por los tipos de interés reales del mercado
interbancario a un mes, mientras que el tipo de
interés nominal a largo plazo, RLP,, se medird
por la rentabilidad de los titulos de deuda pu-
blica a mds dos afios 2. El término g, representa
la tasa de crecimiento real de la economia,
medido por Alog y:, mientras que def; es el
déficit publico bruto de intereses en propor-
cion al PIB3. Por dltimo, u, es el término de
error que recoge las perturbaciones estructu-
rales que afectan a los tipos de interés en el
largo plazo.

En la estimacion de la ecuacion [9] se espera
los siguientes signos para los distintos coefi-
cientes estimados:

Wi >0y <0,y3 >0, ys <0

A pesar de que el enfoque presentado no
es un modelo estructural completo, el mismo
es consistente con los modelos IS-LM y de
estructura temporal de tipos de interés con
expectativas racionales y mercados eficientes *.
En particular, a partir de la ecuacién [14], los
tipos de interés nominales espafioles, RLP, se-

% Para mas detalle de la construccion de las series, véase
apéndice |.

¥ Esta especificacion recoge el supuesto de que en una
economia en crecimiento déficit publicos elevados indu-
cen a niveles altos de tipos de interés nominales, sélo
en el caso de que se produzcan aumentos de los déficit
en proporcién al PIB. Ello implica que se introduce en
el modelo [8] la restriccién de que los coeficientes 1 y
1L son iguales pero con signo opuesto.

% Una estimacién de este Ultimo modelo para el caso
espafiol puede verse en Esteve (1994).

rian funcién en el largo plazo de las siguientes
variables:

I) Por una parte, el término Y, T en
[9] intenta medir la prima que la inflacién
incorpora en el tipo de interés del bono a
largo plazo, por lo que indirectamente se
estard contrastando el efecto Fisher. Al in-
troducir los cambios en la inflacién esperada
como variable explicativa se intenta medir
el hecho de que el tipo de interés nominal
no necesariamente se mueve en el corto pla-
zo proporcionalmente con los cambios en
la inflacién esperada. Al aparecer el tipo de
interés nominal a largo plazo y la inflacién
esperada separados en la estimacion, se tie-
ne en cuenta que es posible que no se cum-
pla el efecto Fisher «completoy, el cual pre-
dice que vy, = | %

2) El término vy, def. recoge los efectos
de las variaciones del déficit publico (en pro-
porcién al PIB) sobre los tipos de interés
nominales. En este caso, el signo del pari-
metro \, serd ambiguo dependiendo del
cumplimiento de la hipétesis de equivalencia
ricardiana en el contexto de una economia
abierta. Asi, el déficit publico afectard a los
tipos de interés nominales a largo plazo de-
pendiendo de la interaccién entre el déficit
y el ahorro privado, a través de las cone-
xiones con el resto del mundo y de la inte-
gracién de los mercados de capital nacional
e internacional ®.

% De esta manera no se impone a priori el Efecto
Fisher «puro» o «completoy, es decir, que los cambios
en la inflacién 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-
drian constantes. De hecho, en algunos estudios se ha
encontrado que impactos de la inflacion esperada so-
bre los tipos de interés nominales van asociados a un
coeficiente menor que la unidad [véase Mishkin (1984,
1991)].

& Véase Frenkel y Razin (1992) para mas detalles.



3) El término y; rcp, recoge un modelo
de estructura temporal de interés con expec-
tativas racionales y mercados eficientes, en el
que se espera que los aumentos de los tipos
de interés a corto plazo reales produzcan au-
mentos en los tipos de interés nominales de
los titulos a largo plazo.

4) Por ultimo, el término y, g. es una va-
riable proxy del efecto acelerador que puede
tener el ciclo econémico sobre la inversion y
sobre el consumo de bienes duraderos, e in-
directamente sobre los cambios en los tipos
de interés nominales.

2.3. Método de generacion de las

expectativas inflacionarias

El principal problema de la estimacion de
[8] 6 [9] es que la inflacion esperada a largo
plazo por los agentes es una variable no ob-
servable. Por ello, uno de los principales
problemas planteados en los estudios empi-
ricos que contrastan la relaciéon entre tipos
de interés nominales y déficit publicos es el
método utilizado para medir en la préctica
las expectativas de los agentes sobre la in-
flacion futura. Muchos de los estudios ante-
riores han utilizado incorrectamente la infla-
cién corriente. No obstante, algunos traba-
jos si que han construido variables proxies
de las expectativas del mercado sobre la in-
flacion futura:

i) Evans (1985, 1987) utiliza como pro-
xies diversas variables econdémicas, como
gasto publico y stock de dinero en términos
reales.

ii) Otros trabajos, como el de Plosser
(1982, 1987) y Barro y Sala-i-Martin (1991)
generan las expectativas inflacionarias me-
diante el uso de modelos autorregresivos,
AR,

iii) Un tercer grupo utiliza encuestas de
expectativas inflacionarias como el indice de
Livingston [Tanzi (1985) y Hoelscher (1986)].

iv) En cuarto lugar, otros estudios como
el de Mehra (1992), utilizan modelos moneta-
rios de expectativas de inflacion del tipo P*
[Reichenstein y Elliot (1987), Hallman, Porter
y Small (1991)].

v) Por dltimo, Tease, Dean, Elmeskov y
Hoeller (1991) y, mas recientemente, Nunes-
Correia y Stemitsiotis (1993) utilizan los com-
ponentes de baja frecuencia derivados de cam-
bios en el IPC generados por el filtro de Ho-
drick-Prescott (HPF).

Esta Gltima metodologia es la que se utiliza
en nuestro caso. Esta eleccion estd justificada
porque el HPF tiene las propiedades matema-
ticas idoneas para extraer de las series de in-
flacién observadas (IPC o deflactor del PIB en
nuestro caso) los componentes no observables
que van a medir la inflacién esperada’. En la
prdctica, el investigador ve la inflacion obser-
vada, T, como una variable que contiene simul-
tdneamente un componente esperado, T, y
componentes no esperados, m%

Totj = o708 + Tty { | 0]
donde el subindice t indica el periodo actual y
t + j el horizonte temporal del tipo de interés.
Por lo tanto, se supondri que la inflacién ob-
servada en el periodo t es igual a la inflacion
esperada generada en los periodos previos a t
para el periodo t + j, mds un componente
aleatorio no esperado.

En el periodo t + |, el investigador puede
observar T pero no puede medir ni m ni T
No obstante, si los precios son rigidos se pue-
de esperar que el ajuste de los mismos serd

7 Véase Hodrick y Prescott (1980), King y Rebelo

(1993) y el apéndice 2 para més detalles.



lento y, por lo tanto, la inflacién esperada cam-
biard continuamente y se ajustara temporal-
mente de manera gradual &. Bajo este supuesto,
se extraerd el componente no observable de
la inflacién esperada con el HPF, resolviendo
el problema de minimizacién siguiente:

2 T 3
MinY (mt—m)?+AX [('n&1 —7t§) — (mf — m-lf;l

x* =l =2

El objetivo final de esta seccién es seleccio-
nar la inflacién esperada, m, que minimiza la
suma de los cuadrados de las desviaciones de
la inflacién observada, =, sujeta a la restriccion
de que los cambios en la inflaciéon esperada
varian gradualmente a lo largo del tiempo. El
multiplicador de Lagrange, A, serd un numero
positivo que penaliza los cambios esperados
en la tasa de inflacién. Asi, cuanto mas grande
es A, mis se suaviza la inflacién esperada. En
este sentido, el valor elegido del coeficiente A
depende del grado de rigidez de precios que
se suponga.

Manipulando la ecuacién en diferencias de-
rivada de [| 1], se puede mostrar [véase King
y Rebelo (1993)] que la inflacion esperada se
puede representar en funcion de la inflacién
observada a través de la siguiente expresion
de medias moviles:

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

me =Y 0 s
I__me Toesj [12]
donde el pardmetro 0. depende del valor del
multiplicador de Lagrange.

Conviene destacar que el HPF contiene
propiedades matemdticas Utiles para extraer la
parte no observable de la inflacion esperada
de la serie observada. La serie de la inflacion
esperada construida con este filtro contiene
tanto la informacién futura como pasada de
las tasas de inflacion, lo cual permite trabajar
en un contexto de expectativas racionales con
precios no flexibles y ajuste lento. La informa-
cion pasada es necesaria para ajustar los pre-
cios de una posicién de desequilibrio, mientras
que la informacién futura es también util, pues-
to que los agentes econémicos se comportan
de una manera racional utilizando esta Gltima
para formar sus expectativas sobre |a tasa de
inflacion futura.

En el grifico | se presentan las tasas de infla-
cién originales (para el IPC y el deflactor del PIB
en tasas anualizadas) asi 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 inflacion esperada (tendencia) del
componente transitorio (ciclico).



3. RESULTADOS EMPIRICOS PARA
LA ECONOMIA ESPANOLA

3.1. Test de raices unitarias y

estacionariedad de las variables

Las propiedades estacionarias de los datos
son importantes para la estimacion de la ecua-
cion de largo plazo [9]. Si las variables deter-
minantes de los tipos de interés nominales son
variables no estacionarias pero estin cointe-
gradas en el sentido propuesto por Engle y
Granger (1987), la expresion [9] puede ser es-
timada por Minimos Cuadrados Ordinarios.

Para comprobar si las variables tienen una raiz
unitaria o son estacionarias se utiliza una combi-
nacién de contrastes de estacionariedad. En pri-
mer lugar, los tests de Phillips y Perron (1988)
que corrigen de manera no paramétrica los con-
trastes estindar de Dickey y Fuller, y cuya hipo-
tesis nula es que la variable tiene una raiz unitaria.
En segundo lugar, puesto que estos contrastes
tienen bajo poder”’, el estudio de la estacionarie-
dad se complementa con los test propuestos por
Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992) '°, cu-
ya hipotesis nula es la estacionariedad, es decir,
la inversa de los test de raices unitarias tipo Dic-
key-Fuller ''. Los resultados de ambos test se pre-
sentan en el cuadro |. Para ambos conjuntos de
contrastes de estacionariedad se concluye que
todas las variables implicadas en la ecuacion [9]
son estacionarias en primeras diferencias o I(I).

3.2. Estimacion de la ecuacién de
largo plazo

En el cuadro 2, se recoge la estimacion para
el periodo 1964-1993 de la ecuacion [9], asi

? Véase al respecto los trabajos de Dejong, Nankervis,
Savin y Whiteman (1992) y Perron (1991).

"% En adelante estadisticos KPSS.

"' Véase detalles en el apéndice 3.

12 Véase apéndice 4 para mas detalles.

como diversos contrastes basados en los resi-
duos que ayudan a evaluar la evidencia empi-
rica sobre la existencia o no de cointegracién
en el periodo analizado. El método de estima-
cién utilizado es el propuesto en Phillips y
Hansen (1990) y Hansen (1992), el Fully Modi-
fied Estimation (FME) %, al que se han incorpo-
rado las sugerencias planteadas por Andrews
(1991), Andrews y Monahan (1992) para la es-
timacién de matriz de varianzas-covarianzas de
largo plazo. La ventaja de este método es que
el mismo es asintéticamente equivalente al de
maxima-verosimilitud y permite, por un lado,
mitigar los sesgos de segundo orden que, en
muestras finitas, se detectan en las estimacio-
nes de vectores de cointegracion basadas en
regresiones estdticas, y, por otro, el uso de
inferencia (asintética) estdndar para el uso de
contrastes de hipétesis sobre restricciones li-
neales en los pardmetros. Los test de cointe-
gracion que se presentan son el test CRDFA
sugerido por Engle y Granger y los contrastes
Z, y Z, sugeridos en Phillips y Ouliaris (1990),
basados en una version de los test de Phillips
y Perron (1988). Estos tres test contrastan la
hipotesis nula de no-cointegracién, es decir, la
existencia de una raiz unitaria en los residuos
de la regresiéon de largo plazo obtenida por el
método FME de Phillips y Hansen (1990). So-
lamente el test, CRDFA al 1% para los dos
casos y el test Z, al 10% para el caso del IPC,
permiten rechazar la hipétesis nula de no coin-
tegracion. Este problema puede provenir del
bajo poder de este tipo de contrastes en pre-
sencia de raices persistentes lo que podria inu-
tilizarlos como un indicativo de la ausencia de
relacion a largo plazo entre las variables .

Para solucionar este problema, Shin (1994)
ha propuesto recientemente un nuevo con-

'3 Es necesario destacar que la tasa de crecimiento del
PIB real, g, no aparece en la estimacion de largo plazo,
por no tener un efecto significativo sobre los tipos de
interés nominales.



traste cuya hipotesis nula es la de cointegra-
cion. Se trata de la aplicacién en dos etapas
del test KPSS al caso de la cointegracién de
un conjunto de variables. Para la primera eta-
pa, Shin (1994) propone estimar una ecuacion
dindmica de largo plazo que incluye los valores
retardados y futuros de las variables explicati-
vas. Este procedimiento de estimacion de la
relacién de cointegracién dindmica ha sido ela-
borado por Stock y Watson (1993), y se co-
noce como la regresién DOLS . En la segunda
etapa del test de Shin, se trata de calcular el
estadistico de Lagrange LMy, de la misma ma-
nera que el test de raices unitarias KPSS.

La estimaciéon DOLS propuesta por Stock y
Watson (1993) tiene la forma de la siguiente
regresion:

q
RLP: = wo + Wy w8 + o def, + yi3 repe + 2 s ATE +
=g

+ i g Adeftubet—j + i 7 Arcpeg + &

=9 = [|3]

En los cuadros 3 y 4 se presentan los pa-
rdmetros estimados obtenidos de la regresion
DOLS de Stock y Watson (1993) para el caso
que la inflacién esperada esté basada en el de-
flactor del PIB o el IPC, respectivamente, asi
como el test de Shin asociado a los residuos
de esta ecuacién. Por un lado, el test estimado
C, toma el valor de 0.05819 y 0.05993, res-
pectivamente, lo que no permite rechazar la
hipotesis nula de cointegracion al 1%. Todos
los coeficientes estimados para las variables
son estadisticamente significativos y presentan
los signos predichos a priori por el modelo
tedrico. Por otro, los residuos de la ecuacion
estimada (véase grifico 2) y el ajuste obtenido
es aceptable (véase grifico 3).

" DOLS = Dynamic Ordinary Least Squares. Stock y
Wartson (1993) afaden a la regresion estindar 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 algin caso presentaba signo negati-
vo. Este resultado es el mismo que el del trabajo
de Nunes-Correia y Stemitsiotis (1993) para un
grupo de paises industrializados, y como ellos
mismos sefialan, una posible explicacién puede
ser que la tasa real de crecimiento del PIB afecte
simultdneamente a la demanda de fondos pres-
tables (a través del efecto acelerador de la in-
version) y a la oferta de fondos (via el crecimien-
to del ahorro global) .

El coeficiente asociado a la inflacion esperada
es positivo y recoge la importancia de las expec-
tativas de los agentes sobre la evolucion futura
de los precios. Para el caso espafiol es clara la
desviacion del efecto Fisher del caso extremo,
dado que su valor se aleja claramente de la uni-
dad (0,37), lo que implica que los tipos de interés
nominales no se ajustan totalmente a la inflacion
en el largo plazo. Estos resultados confirman la
necesidad de no imponer a priori un coeficiente
igual a uno, error que se ha cometido en otros
estudios previos a nivel internacional. En defini-
tiva, un aumento de un |% en las expectativas
de inflacion presionan al alza al tipo de interés
nominal de equilibrio en un 0,37%.

El coeficiente que mide la relacion entre los
tipos de interés a largo y a corto plazo es
también positivo y destaca la importancia de
tener en cuenta la teoria de la estructura tem-
poral de los tipos de interés. Ello nos permite
introducir indirectamente los cambios de la
politica monetaria que afectan a los movimien-
tos de los tipos de interés nominales en el
largo plazo. De acuerdo con el coeficiente es-
timado, un aumento de 100 puntos basicos en

Ademas, los posibles problemas de correlacién serial del
término de error de la regresion de MCO son corregi-
dos de manera no paramétrica.

' Solamente encuentran un coeficiente significativo y po-
sitivo para los dos grandes paises de la OCDE: Estados
Unidos y Japon.



el tipo de interés real a corto plazo incremen-
tan en |5 puntos bidsicos el tipo de interés
nominal a largo plazo de equilibrio.

Por lo que respecta al déficit publico, los re-
sultados confirman un signo positivo del coefi-
ciente asociado. Se ha estimado que un aumento
del 1% en la participacion del déficit publico bruto
de intereses en el PIB nominal, provoca un cre-
cimiento de 5| puntos basicos en el tipo de in-
terés nominal de equilibrio. Por dltimo, este coe-
ficiente estd muy préximo al valor medio estima-
do por Nunes-Correia y Stemitsiotis (1993) para
ciertos paises de la OCDE.

3.3. Una explicacién de la evolucién a
largo plazo de los tipos de interés

reales

El cuadro 5 muestra que el sencillo modelo
de determinacién de los tipos de interés no-
minales dado por la expresion [|3] explica la
practica totalidad del aumento de los mismos
entre los dos subperiodos considerados, reco-
giendo tan sélo una parte no explicada de 0,14
y 0,20 puntos para los dos casos analizados.
En el cuadro 5 se presenta el cambio habido

en cada variable explicativa de «largo plazo»,
al pasar de un subperiodo al siguiente, dentro
de los dos en que se ha subdividido la muestra.
La tasa de inflacion esperada aumenté 2,64
puntos por término medio en el periodo 1974-
93 respecto a 1964-73. El déficit publico en
proporcion del PIB crecié 3,74 puntos al pasar
del primer subperiodo al segundo, mientras
que los tipos de interés reales a corto plazo
crecieron en término medio 6,18 puntos del
segundo al primer subperiodo.

Utilizando la ecuacion de largo plazo del
analisis de cointegracién (expresion [13]) se
puede calcular la contribucién, ex-post, de ca-
da variable explicativa a la senda temporal de
crecimiento de los tipos de interés nominales
espafioles. Tal y como muestran las cifras del
cuadro 5, el aumento de la tasa de inflacion
esperada llevaria consigo 0,98 (0,97 para el
IPC) puntos de aumento de los tipos de inte-
rés nominales al pasar del primer al segundo
subperiodo, mientras que el crecimiento del
déficit publico en porcentaje del PIB y de los
tipos de interés reales a corto plazo serian
responsables de un aumento adicional de los
tipos de 1,91 (1,80 para el IPC) y 0,93 (0,99
para el IPC) puntos, respectivamente.



4. CONCLUSIONES

A través de un modelo de fondos prestables
de determinacién de los tipos de interés y uti-
lizando técnicas econométricas recientes de
cointegracion, nuestro trabajo ha identificado
los determinantes macroeconémicos a largo
plazo de los tipos de interés nominales de la
economia espanola. De particular interés era
descubrir la importancia de la inflacién espe-
rada en el modelo y la relacién entre déficit
publicos y tasas de interés en el largo plazo.

El enfoque propuesto tiene varias aporta-
ciones importantes. En primer lugar combina
las caracteristicas de un modelo de estructura
temporal de tipos de interés con el resto de
las variables macroecondémicas que influyen en
los tipos de interés. En segundo lugar, un as-
pecto importante ha sido el tratamiento de las
expectativas inflacionarias de los agentes eco-
némicos. En el trabajo se ha utilizado el filtro
de Hodrick-Prescott para generar las series de
inflacién esperada. Este filtro tiene las propie-
dades estadisticas necesarias para asegurar que
los agentes mantienen expectativas racionales
bajo el supuesto de precios rigidos y ajuste
lento en la economia, por lo que la estimacion
tiene en cuenta la informacién pasada y futura
de las tasas de inflacién.

En sintesis, la inflacion esperada, el déficit pa-
blico en proporcion al PIB y los tipos de interés
reales a corto plazo aparecen como los deter-
minantes a largo plazo de los tipos de interés
nominales de equilibrio. Sorprendentemente, y en
contra de los postulados tedricos propuestos, la
tasa de crecimiento real de la economia no entra
en la ecuacién estimada de equilibrio. No obs-
tante, nuestros resultados confirman la evidencia
presentada en contra de estos postulados para
otros paises industrializados.

De este modo, se ha presentado evidencia
empirica que avala la tesis de que el déficit
publico no es la Unica variable responsable del

fenémeno de «persistencia» de altos tipos de
interés nominales en la economia espafola. De
hecho, el crecimiento de los tipos de interés
nominales en 3.96 puntos entre el periodo
1964-73 y 1974-93 es el resultado combinado
de tres factores que presionan al alza los tipos
en la misma direccion: el crecimiento de la
tasa de inflacion esperada contribuye positiva-
mente en el aumento de 0,98 puntos (0,97
para el IPC), mientras que el crecimiento del
déficit publico y de los tipos de interés a corto
plazo serian responsables de un aumento adi-
cional de los tipos nominales a largo plazo de
1,91 (1,80 para el IPC) y 0,93 (0,99 para el
IPC) puntos, respectivamente.

El trabajo muestra también la importancia
de no imponer a priori en la estimacion el
cumplimiento del Efecto Fisher «completoy,
puesto que los resultados indican que aunque
los tipos de interés nominales estan correla-
cionados positivamente con la tasa de inflacién
(esperada), los tipos de interés no se ajustan
por completo a los cambios en los precios.

Por ultimo, la relacién encontrada entre ti-
pos de interés nominales a largo plazo y déficit
publicos indica también que el ahorro privado
en la economia espafiola no logra compensar
completamente los aumentos en los desequi-
librios de las finanzas publicas, por lo que in-
directamente se podria rechazar el teorema
de equivalencia ricardiana.

Apéndice 1. Los datos
El estudio utiliza datos anuales de la econo-
mia espafola para el periodo 1964-1993.

RLP: Tipo de interés nominal a largo
plazo. Desde 1964 a 1981, medi-
do por el rendimiento interno de
las obligaciones industriales (me-
dia ponderada). Fuente: Banco de
Espafia (1994b), cuadro 57, co-

lumna 13. De 1982 a 1993, medi-



RCP.:

IPC.:

PIB:

Ye

CNFRPU.:

8

def;:

do por el rendimiento interno de
la deuda publica del Estado con
vencimiento a mds de dos afios.
Fuente: Banco de Espaiia (1994b),
cuadro 57, columna 5.

Tipo de interés nominal a corto
plazo. Desde 1964 a 1973, tipos
de interés de las instituciones
crediticias, banca, medida por los
depésitos a | afio a menos de 2.
Fuente: Banco de Espafia (1994b),
cuadro 3, columna 9. De 1974 a
1993, tipos de interés del merca-
do interbancario de depésitos a |
mes. Banco de Espafia (1994b),
cuadro |, columna 6.

Deflactor del Producto Interior
Bruto a coste de factores, base
1980. Fuente: Molinas, Sebastidn y
Zabalza (1991) y Banco de Espaa
(1991, 1992, 1993, 1994a).

Indice de Precios al Consumo, ba-
se 1980. Fuente: Molinas

Producto Interior Bruto a precios
de mercado, base 1980. Fuente:
Molinas, Sebastian y Zabalza
(1991) y Banco de Espaiia (1991,
1992, 1993, 1994a).

Producto Interior Bruto

términos reales

en

Capacidad/Necesidad de financia-
cion de las AA.PP. incluido los in-
tereses de la deuda. Fuente:
Molinas, Sebastidn y Zabalza
(1991) y Banco de Espafia (1991,
1992, 1993, 1994a).

Tasa de crecimiento real de la
economia (Y. — Yei)/yei.

Déficit publico bruto de intereses
en porcentaje del PIB nominal,
CNFPU/ PIBt.

Tasa de inflacién corriente medida
por el deflactor del PIB a precios
de mercado (P, — P ))/P...

Tasa de inflacién corriente medida
por el Indice de Precios al Con-
sumo (IPC, — IPC.))/IPC....

Tasa de inflacion esperada medida
por el componente de baja fre-
cuencia de la tasa de inflacion

mtle

1.

mle:

n2s: Tasa de inflacién esperada medida
por el componente de baja fre-

cuencia de la tasa de inflacion

Tipo de interés real a corto plazo,
RCP, — ml..

rcpe

Apéndice 2. El filtro de Hodrick-Prescott

Hodrick y Prescott (1980) han propuesto un
método de descomposicion de las series tem-
porales entre un componente tendencial (per-
manente) y un componente ciclico (transitorio)
derivado de la aplicacién de un filtro lineal de
alisado conocido con el nombre de Whittaker-
Henderson tipo A.

En concreto, el filtro de Hodrick-Prescott se
obtiene como la solucién del problema:

2

Min é [(Yt - l-lr)T + A :g [[pH — He) = (He— et ﬂ
[A2.1]

donde |l es el componente tendencial e y; — L
= ¢, es el componente ciclico.

El primer término mide el ajuste de c. sobre
Y. mientras que el segundo indica el grado de
alisado de L. El parametro A juega un papel
crucial en la descomposicion de la serie en sus

‘dos componentes.

La condicién de primer orden es:
ye=A [ Wes2 —4 e + (6 + l")pt~4 Het + ut-zJ

[A2.2]



expresion que se puede reescribir utilizando el
operador de retardo L en:

yizx[i.-uf L"+(6+7C'J—4L+L2:| e
1 2
f0-u (1-01) 4] [A23]
En el caso de que una serie infinita de re-
alizaciones de y. esté disponible, el componen-
te tendencial vendrid dado por la media mévil
infinita:

Me =i§m O Yoy O = O [A.2.4]

donde las ponderaciones vienen dadas por:
ofl) = A [(1I-0? (1-L)2 + 1] [A2.5]

Harvey y Jaeger (1993) muestran que el fil-
tro [A.2.3] puede ser considerado como la es-
timacion éptima del componente tendencial
cuando la serie y, se genera por el proceso:

)": == ]JL + Ne

He = et + Weat

W = "IJL—|+§R

ne  NID (0,(5,)% & NID (0, (0:)%, A = (0n)2/ (0.)2

[A.2.6]

Hodrick y Prescott han propuesto un algo-
ritmo que permite estimar el componente ci-
clico de una serie a partir de un nimero finito
de observaciones. En notaciéon matricial, la ex-
presion [A.2.1] se transforma en:

min c; ¢ + AKL) Kite [A.2.7]

=21 00 ..0 00 L

0 01l =21 ..000O 15]
Con Kyte= 00121 ...00O I3

000 00 ..121] |,

El paramétro A recoge la importancia rela-
tiva concedida a los dos componentes de la
funcién de pérdida [A.2.1]. Cuanto mis alto

es lambda, mas la descomposicion de Ia serie
se hace en detrimento del componente ciclico.
Cuanto mas bajo sea el valor del parametro,
en mayor medida se ajusta la tendencia a la
serie original. La eleccion a priori de un valor
para lambda es, en buena medida, arbitraria.
Hodrick y Prescott han sugerido un valor ele-
vado de lambda, y en la prdctica recomiendan
utilizar el valor de A = 1.600 para datos de
alta frecuencia (trimestrales y mensuales) y
100 para datos anuales. En el presente trabajo,
con datos anuales, su interpretacion es la de
una aproximacién a un filtro que eliminara de
la serie todos los ciclos de periodo superior
a ocho afios.

Apéndice 3. Test de raices unitarias
de Kwiatkowski et al. (1992)

Los tests de raices unitarias tipo Dickey-Fu-
ller [Fuller (1976) y Phillips y Perron (1988)]
que utilizan la hipétesis nula de raiz unitaria,
pueden tener bajo poder contra alternativas
de persistencia si la muestra de los datos dis-
ponibles no es suficientemente larga [véase
Perron (1991)]. Ademas, Dejong et al. (1992)]
muestran en un estudio de Montecarlo que
estos tests no son capaces de distinguir fre-
cuentemente series con una raiz unitaria frente
a series AR(l) con un coeficiente autorregre-
sivo cercano a la unidad. Para solucionar este
problema Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin
(1992) han sugerido un nuevo contraste (en
adelante test KPSS) que se basa en la hipétesis
nula de estacionariedad frente a la hipétesis
alternativa de raiz unitaria, es decir, la inversa
de los test tipo Dickey-Fuller.

Los tests de Dickey-Fuller (DF) y de Phi-
llips-Perron (PP) se basan en una regresiéon de
la forma siguiente:

Ye =0+ Py + Ve [A3.1]

donde Vv, se supone estacionario. Kwiatkowski
et al. (1992) proponen un contraste de raiz



unitaria basado en la descomposicion de la serie
en la suma de una tendencia deterministica, un
paseo aleatorio y un término de error estacio-
nario:

yi=ft+tr+e [A.3.2]

Fe = Fey + Ue [A.3.3]
con u, como i.id. y & estacionario. El valor
inicial del paseo aleatorio se considera fijo, por
lo que hace el papel de una constante o la media
a la que vuelve la serie. La hipotesis nula de
estacionariedad implica que 63 =0 o, lo que es
equivalente, que 62 =0,

En realidad el test KPSS es un caso par-
ticular de un coeficiente aleatorio del modelo:

y: = g Fr X Bt + Er [A.3.4]
Be = Beey + e [A.3.5]
en el que imponiendo las condiciones x, = | y

Be = ry, la ecuacién [A.3.4] queda reducida a la
expresion [A.3.2]. Ello significa que contrastar
la hipétesis nula de estacionariedad contra la
alternativa de raiz unitaria es equivalente a con-
trastar la nula de un modelo de coeficiente
constante contra la alternativa de un modelo de
coeficiente aleatorio.

El test KPSS utiliza un contraste del tipo del
multiplicador de Lagrange:

o
PR3
LMerss =r0 [A.3.6]
donde
&=é&

=i [A3.7]

siendo e. los residuos de la regresion de vy,
sobre una constante y una tendencia (test 1))
o respecto a una constante sin tendencia (test
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N 33 es la estimacién de la varianza residual
de estas dos regresiones (suma de los cuadra-
dos de los residuos dividido por T-1) y T es el
tamafio de la muestra. La distribucién de ambos
estadisticos no es estandar y los valores criticos
apropiados se encuentran disponibles en la tabla
| de Kwiatkowski et al. (1992).

Por ultimo, Kwiatkowski et al. (1992) ex-
tienden estos dos contrastes de estacionarie-
dad al caso en el que ¢, presenta autocorrela-
cién y problemas de heterocedasticidad. Bajo
este supuesto es necesario reemplazar en la
expresién [A.3.6] el denominador por el esti-
mador de la varianza de largo plazo de g, s?
(k), segin el procedimiento recomendado en
Newey y YWest (1987), lo que lleva a los es-
tadisticos T); y T, ya mencionados:

T
T2Y 8¢
=

ﬁzi
$2 (k)

[A.3.8]

donde k es igual al nimero de retardos y T
es el factor utilizado para normalizar el nume-
rador.

Apéndice 4. Método de estimacion de
la relacion de cointegraciéon de Phillips y
Hansen (1990) y Hansen (1992)

En este procedimiento se aplican correccio-
nes semiparamétricas que corrigen los sesgos
de endogeneidad y la presencia de correlacion
serial de la estimacién de cointegraciéon por
minimos cuadrados ordinarios. La ventaja de
la utilizacion de los estimadores de Phillips y
Hansen (1990) es que éstos pueden ser usados
para realizar inferencia estadistica debido a que
se distribuyen como una normal.

En el método de estimacién de cointegra-
cién sugerido en Phillips y Hansen (1992) y en
Hansen (1992), se considera la variable y. y un
conjunto de variables representadas en el vec-



tor X, las cuales estan cointegradas y cuya re-
lacién de cointegracién viene representada por
la expresion siguiente:

Yi = 0 X¢ + & [A4.1]
dondet=1,.., T
t=iluuill
Xe= {X'I:. X'll'..;"
Xt = |
X =X | + T [A.4.2]

Por otra parte, se define {u} como la secuen-
cia del término de los errores por el vector
u’ = (&, T.") y las matrices asociadas siguientes:

T X ’
Q=Ilim (/M X X E(uu)

P [A4.3]
>
A=Ilim (/T E (uj u;
ML SRR

Las matrices 2 (o matriz de covarianzas a largo
plazo) y A son particionadas en funcién de u;:

Qe Q Ae
Q= EE ET N €€
[ Q‘ET:' |:ATE

Qre

La primera etapa de la estimacion de la re-
gresién de cointegracion de [A4.1] consiste
en aplicar Minimos Cuadrados Ordinarios
(MCO) a esta expresion con el okietivo de
obtener los residuos de la misma, € . En se-
gundo lugar, se estima la expresion [A4.2] en
daferencaas aplicando MCO, obteniéndose los
residuos %, . En este caso, la secuencia de los
términos de los errores serd:

Aex
Ac | [A45]

O = (£n, AX) [A4.6]

. . oA
Dado que los residuos de cointegracion &, tie-
nen a menudo problemas de autocorrelacion,

'¢ En primer lugar, se gstima un VAR para obtener los
residuos 0; = @ ¢ + a. En segundo lugar, un estimador
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Hansen (1992) sugiere, siguiendo a Andrews y
Monahan (1992), preblanquear los residuos G. me-
diante un VAR (I) con el gbjetivo de obtener
los residuos blanqueados de €. '*. De este modo,
las matrices de covarianzas son estimadas a tra-
ves de regresion espectral mediante la forma:

Qe—z w(s) /T Z {‘,(_s

s==T t=s5+l

[A.4.7]

iy T T A A
Ae=2 o(s) UT X &, &

s=| t=s+l

[A.4.8]

donde o (.) es el retardo de la ventana utilizada
en la funcién de densidad espectral.

Posteriormente, la funcién de covarianzas de
los paraimetros estimados se obtiene recolo-
reando las matrices de covarianzas originales:
A A |
Qer Qrr Qre

ﬁt‘.f = Qpr — [A49]

A A A
AZ-_-; = Ag-[ == AE‘I’ Q;rl Qu— [A.4. IO]
A

donde €. representa la matriz de variapzas a
largo plazo de &, condicionada a T, y _Af: re-
coge el sesgo en la estimacién debido a la en-
dogeneidad de los regresores después de haber
aplicado la correcciéon semiparamétrica de

Phillips y Hansen (1990).

Por otra parte, la estimacién del parametro
d de la expresion [A4.1] es consistente o su-
perconsistente pero estd sesgada en muestras
finitas. Por este motivo, Hansen (1992) propo-
ne el cilculo de un estimador de & segun el
método propuesto en Phillips y Hansen (1990):

A I . ’\.,,'. J ¢ i
0 {E[’r %= (0 A }]] L}ix‘ x‘] [A4.11]

donde yi =y, — QH Qﬁ Ax, y los correspon-
dientes residuos asociados son 8( ¥ — 0" X

de la funcion de densidad espectral («kernel estimator»)
se aplica para blanquear los residuos £
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Cuadro |
Test de raices unitarias y estacionariedad *

(1964-1993)

Phillips-Perron Test® KPSS Test® (K = 0)
Variable
Zta) Zite) Z{tl) i e
RLP,  -l.12 -1.97 -0,06 | . 448%* 0.518%
it -0.57 -0.57 -0.34 0.782+* 0.756%*
n2; -0.30 -032 -045 0.792% 0.754*
def, -237 -052 050 2.364%F 0.204*
repe —-398 -1.62 -1.56 2.072% 0.210*
g -286 -2.08 -1.65 FA51** 0.240+*
NOTAS:

a. Los signos * y ** representan un nivel de significatividad del 5% y del 1%, respectivamente.

b. El test de Phillips y Perron se ha calculado utilizando el estimador de la varianza a largo plazo propuesto en
Andrews (1991) y Andrews y Monahan (1992). Los valores criticos son tomados de Fuller (1976), tabla 8.5.2.

c. Lavarianza a largo plazo se ha estimado utilizando el procedimiento propuesto en Newey y West (1987). Los
valores criticos provienen de Kwiatkowski et al. (1992).

Valores criticos:

5%: 1 %:
Z(wy  —3.60 —4.38
Z(t): -3.00 -3.75
Z(w):  —1.95 —2.66
i 0.463 0.739
N 0.146 0216

Cuadro 2
Contrastes de hipétesis nula de no cointegracion de Engle-Granger y de
Phillips-Ouliaris*®, ecuacion [9] (1964-1993)

Vector de Cointegracion: [RLP,, constante nf, def,, rcp.]
Caso A: deflactor del PIB, Caso B: IPC, n2f

i

CA:RDFA" —4.66%(K = 3) 481K = 3)
75 —19.95 -21.35

Zb -3.63 -3.87*
NOTAS:

a. Los signos * ** y *¥ representan un nivel de significatividad del 10%, 5% y del 1%, respectivamente.
b. Los valores criticos son tomados de Phillips y Ouliaris (1990).
c. Los valores criticos son tomados de Haug (1992).

Valores criticos:
10% 5% 1%

CRDFA: -383 41l 473
Za: —23.54 -26.70 -32.53
Z: -383 411 473
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Cuadro 3
Estimacién de la relacion de cointegraciéon ecuacién [13] 1964-1993
Caso A: deflactor del PIB, mi Método: Dols de Stock y Watson

RLP, =, + i},i Z_c + i O, AX; + M.

=9

Variable Parametro estimado Estadistico t
CONSEANE wunowvamae s 7.02 12.38
T o oo T e 0.37 7.00
defi ..o 0.51 472
PCP s s s e s s 0.15 3.22
Test de estacionariedad de los residuos de Shin: R?Z = 0.92
Ch: 0.05819* DW = |.51
NOTAS:

a. El nimero de valores retardados y futuros, g, se selecciona de acuerdo con las simulaciones de Stock y Watson
(1993) y es igual a INT(T'?), en nuestro caso, 3.

b. Estadistico LMswn para el caso de la cointegracién deterministica. Los residuos son tomados de la regresion
dindmica 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 criticos son tomados de Shun (1994).

Valores criticos: 5% 1%
Ci 0.159 0271
Cuadro 4
Estimacion de la relacién de cointegracion ecuacion [13] 1964-1993
Caso A: deflactor del PIB, mtl§ Método: Dols de Stock y Watson

RLP, = Bo + B X + 3 ©, AX,, + 1,

Variable Parametro estimado Estadistico t
Constante ................ 7.30 13.65
i 4 LI 0.36 6.96
def: .................. 0‘48 4.36
= » T 0.16 342
Test de estacionariedad de los residuos de Shin: R? = 0.92
CB: 0.05993* DW = |51

NOTAS:

a. El niumero de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo con las simulaciones de Stock y Watson
(1993) y es igual a INT(T'?), en nuestro caso, 3.

b. Estadistico LMsuin para el caso de la cointegraciéon deterministica. Los residuos son tomados de la regresion
dindmica 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 criticos son tomados de Shun (1994).

Valores criticos: 5% 1%
Cu 0.159 0.271
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Cuadro 5
Descomposicién a largo plazo: contribucién de las variables
explicitas al crecimiento de los tipos de interés nominales

(Variacién media de los subperiodos 1964-73 y 1974-93)

Centribucion

Cambio a de las variables

e explicativas  al

BED P d crecimiento de

obeervado los tipos interés

nominales
Caso A: deflactor del PIB, ntlf
Tasa de-inHacion esperada: suii o oo evinibam o s i s misine S e e S S R 264 0.98
Déficit pUblicoPIB .. . ...ttt 3.74 1.91
Tipos de interds reales a corto: plazo:. . awimcnsis o s i s s SR cav e 3w 6.18 0.93
Cambio en el tipo de interés nominal de equilibrio (cambio explicado por [I3]) ....... 3.82
Cambio observado en el tipo de interés nominal ................ ... ..o 3.96
RESHD N0 EXPHCHAG, . ui = oo mmiminissiny somsmnsns:msioy e 0 8915005 80w 0 (65 S8 8 e w0 0.14
Caso B: IPC, n2¢

Tasa ‘de’ipflacion esperada: . cui oo vims e s Saie s s i i S a TR v i S e e 2.69 0.97
Déficit pUblicolPIB . ... oot e e 3.74 1.80
Tipos de interés reales a corto plazo ......vcvivenieivin i i s i e s i 6.18 0.99
Cambio en el tipo de interés nominal de equilibrio (cambio explicado por [13]) ....... 376
Cambio observado en el tipo de interés nominal ......... ... ... .o 396
REsto NG EXDICAAD] sinivomemmnsemrmsmoos wream e et e B S AT S 0.20
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Grafico |
Tasas de inflaciéon corriente y esperada en Espana, 1964-1993
Metodo: filtro de Hodrick-Prescott

Deflactor del PIB Indice de precios al consumo
25 25
Original —— Original
Tendencia - - - - Tendencia- - - -
20 4 Cicla  ——- 20 Ciclo ——.
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Grifico 2
Residuos de la ecuacién [13]

Deflactor del PIB Indice de precios al consumo
1.5 1.5
Res| —— Res2
1.0 4 1.0 4
0.5 1 0.5

-1.0 -1.0

'IAS TTiTrrrrrrrrrrrrrrrrrrrrrrre s ‘I,S rTTrTTTrrTTrTTT T T T T T ITToIT I T T T

67 74 81 88 67 74 8] 88
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Grafico 3
Ajuste de la ecuacion [13]

Deflactor del PIB Indice de precios al consumo
17.5
.|
15.0 4
i
12.5 4
10.0 4
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