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En este trabajo, se contrasta para la economía es¡rañola una versión de la estructura temporal de los tipos de inte-

rés bajo la hipótesis de mercados eficientes y dc cxpectativas racionales. Se utilizan los procedimientos de cointe-

gración desarrollados p.r phillips y Hansen (igllt)), y el metoclo de estimación de vectores cointegrados de máxi-

maverosimilitud propuesto porJohansen yJus.lius (1991).l¡s resultados muestran que' bajo ciertas circuns-

tancias, este modelo de estructura de los tipos <k: interés no puede ser rechazado'

palabras claue: actiuid,ad, cred,iticia, tiþos rte interés, þotítica monetaria, exþectatiuas racionales, modelos

econométricos, contrastación de hiþ ótesis, Esþ añu'

plo, si las autoridades monetarias pueden controlar más direct¿-

mente los tipos de interés a corto plazo, pero los componentes

de la demanda agregada dependen en mayor medida de los

tipos de interés a largo pluo,laeshuchrra temporal de los tipos

de interés (o la relación de largo plazo entre tipos a largo y a

corto plazo) determinará el mecanismo de transmisión moneta-

ria y la habilidad de las autoridades monetarias para influir en

las variables macroeconómicas reales (clarida y Friedman,

1983).

El enfoque que más atención ha recibido dentro de las dife

rentes teorías de la estructura temporal de los tipos de interés

ha sido sin duda la teoría de las expectativas y, más reciente-

1. lntroducción

En los últimos años ha habido un aumento significativo de la

literahrra económica que analiza la estructura temporal de los

tipos de interés bajo diferentes ópticas' Para la economía finan-

ciera, el interés proviene de su conexión con los precios de los

títulos que tienen diferentes períodos de maduración (Shiller'

1990). Desde el punto de vista macroeconómico' la estructura

temporal de los tipos de interés tiene importantes implicaciones

p.r. tu modelización de la política monet¿ria y fiscal' así como

puru tu evaluación de las políticas macroeconómicas'' I')or ejem-
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mente, la hipótesis de expectativas racionales. El enfoque de

expectativas asume que las tasas anticipadas del rendimiento de

un conjunto de titulos con diferentes períodos de maduración,

difieren solamente de un término que recoge la prima de riesgo,

el cual se supone que es constante en el tiempo. lns tipos de

interés a largo plazo pueden expresarse en función de la suma

ponderada de los tipos de interés a corto plazo, actuales y espe

rados en el futuro, mientras que la diferencia enfe ambos (dife

rencial) recogería las expectativas del mercado sobre movi-

mientos futuros de los tipos de interés a corto plazo (Meisel-

man, 1962 y Kessel, 1965). Bajo estas circunstancias, con un

diferencial positivo, los tipos de interés a corto plæo esperados

en el fufuro deberían ser superiores (en media) que los tipos de

interés a corto plazo achrales.

Desde la revolución acaecida en la economía financiera con la

llegada de la hipótesis de los mercados eficientes en los años

sesenta, el modelo ha sido reinterpretado bajo la hipótesis de

las expectativas (Begg, 1982 y Shiller, 1990). Bajo la hipótesis

de expectativas racionales de los agentes, el modelo predice adi

cionalmente que los movimientos en la esfuctura temporal de

los tipos o, más particularmente del diferencial, son debidos a

las revisiones en las expectativas de los agentes económicos

sobre los tipos de interés a corto plazo, según la nueva informa-

ción del mercado. Bajo expectativas racionales, el diferencial

debería ser no predicible a partir de la información disponible

en el mercado. Además, asumiendo también la hipótesis de

mercados eficientes, las autoridades monet¿rias podrían alterar

los tipos de interés a largo plazo mediante intervenciones selec-

tivas en el mercado de títulos a corto plaao, aunque no podrán

modificar la eshuctu¡a temporal de los tipos Mankiw y Sum-

mers, 1984; y Shiller, Campbelly Schoenholø, 1983).

Bajo estas últimas premisas, utilizamos los recientes fabajos

de Campbell y Shiller (1987, 1998) en los que se desærolla una

conexión direct¿ entre Ia estructura temporal de los tipos de

interés (bajo la hipótesis de expectativas racionales y mercados

eficientes) y las técnicas de cointegración y de corrección de

error, para conkastar tal teoría para el caso español'

En el trabajo de Campbell y Shiller (1987), se conbasta la teo-

na para el caso americano utilizando las técnicas de cointegra-

ción de Engle y Granger (1987), método basado en los estima-

dores obtenidos por Mínimos Cuadrados 0rdinarios. Sin

embargo, este último enfoque de cointegración ha sido desacon-

sejado debido a los problemas de eficiencia y de optimalidad en

la inferencia (Stock, 1987, Phillips y Loretan, 1991, enfe obos).

Por ello, en la contrastación para el caso español se utilizan

recientes técnicas de multicointegración desarrolladas por

Johansen (1988) v Johansen y Juselius (1990), y el enfoque

semiparaméhico sugerido en Phillips y Hansen (1990) y Phillips

y Loretan (1991), método que corrige la correlación serial y la

endogeneidad de las variables.

Por ota parte, conbastamos la teoría de los tipos de interés

mediante los test de causalidad de Granger (1969).

[¿ eshuctura del trabajo es la siguiente: en la sección 2 se

presentan los elementos esenciales de la teoría de los tipos de

interés bajo la hipótesis de expectativas racionales y mercados

eficientes, y la metodología empleada en la contastación segun

el esquema propuesto por Campbell y Shiller (1987, 1988), en

un contexto de relaciones de cointegración ente las væiables.

En la sección 3, se comprueba empíricamente si los datos men-

suales de la economía española para el período 197&1992 son

consistentes con las restricciones impuestas por el enfoque de

expectativas racionales de la estructura temporal de tipos de

interés. [a sección 4, recoge aþnas conclusiones relevantes'

En un apéndice se presentan los datos y las fuentes utilizados'

2. Consideraciones teóricas

2.L, l:-estruchtra ûemporal de los tipos de inÚerés bajo

la hipóúesis de mercados eficientes y expectativas

racionales

Bajo el punto de vista de la hipótesis de las expectativas, se

considera un primer tipo de agente representativo que opera en

el mercado financiero con sus expectativas formadas racional'

mente, y un segundo tipo de agente que participa en el mercado

realizanrJo operaciones de arbitraje con el objeto de tealizar
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rápidos beneficios. los agentes pueden tealizat dos tipos de

inversiones alternativas. [a primera consiste en invertir sus fon-

dos z períodos, adquiriendo activos a largo plazo con un período

de amortización de z períodos,.P", títulos que mantienen en su

c¿rtera hasta el final de la vida del mismo' la segunda alternati-

va consiste en la compra de una sucesión de activos de corto

plazo cuya maduración es de un solo período (ru r,*,, '..,
t,.,.,). Bajo los supuestos de que el agente es neutal al riesgo'

y que no existen costes de bansacción, la hipótesis hadicional

de expectativas racionales de la estuchrra de los tipos de inte

rés puede representarse en función de la siguiente expresión:

Ri = I/nl/,r 8,r,.,+ ... + E,r,-,.,| tll

ecuación que indica simplemente que el tipo de interés del tíhrlo

de ø períodos de maduración puede expresarse en función de la

media esperada de los tipos de interés de los títulos de corto

plazo, paru la totalidad del período que el activo a largo plazo

permanece en la c¿rtera del agente inversor.

Una limitación importante de la formulación de la estructura

de los tipos de interés de la expresión [1], proviene del hecho

de que supone que el agente inversor otorga þal peso a todos

los tipos de interés a corto plazo que aparecen en el lado dere

cho de la ecuación. Shiller (1979), y Shiller, Campbell y Schoen-

holtz (1983) han presentado una solución a este problema otor-

gando menor peso a los tipos de interés a corto plazo más dis-

tantes en el futuro. Bajo esta premisa, la esbuctura temporal de

los tipos de interés se puede expresar c0m0:

n;=ffii,t o,<,,.)

donde s = 1/ (1 + R 
*) y R 

* es la media de los tipos de interés de

los tifulos a largo plazo. De este modo, la ecuación [2] relaciona

el tipo de interés a largo pluo, Ri, en función del valor presente

' Se supone, por lo tonlo, que lo primo de liquidez o el término de riesgo

es conslonte en el ilempo, por lo que este porómetro no oporece en el modelo

utilizodo en el texto.

descontado (geométricamente) de los tipos de interés a corto

plazo.

Si se asume que el título de largo plazo tiene un cupón fijo

pagadero cada período, pero de carácter perpetuo, la ecua-

ción [2] se hansforma cuando ø tiende a inûnito en:

donde 0 < ô < l, y la variable { representa la expectativa racio

nal de los agentes, condicionada a la información disponible en

el momento t,l,.Iateonade las expectativas de la eskuchrra de

los tipos de interés impone una reshicción sobre ô, que consiste

en que este parámeto puede ser aproximado como proponen

Mankiwy Summers (1984), por ô = 1/(1 + R*).

Si sustraemos r, de ambos lados de la ecuación [3], obtene

mos la estructura temporal de los tipos de interés en función del

diferencial de los tipos de interés a largo plazoy de los tipos de

interés a corto plazo, S,:

{=4"-r=4å.'vr,.,=E,s! t3'1

[a expresión [3'] recoge la idea de que el diferencial observa-

do enhe los tipos de interés a largo y a corto plazo, S,, puede

verse como una predicción óptima de la media ponderada de

fuhrros cambios de los tipos de interés a corto plazo, Sf condi-

cionada a la información disponible por los agentes, {.
En síntesis, la teoría de la esfuctura temporal de los tipos de

interés bajo la hipótesis de expectativas racionales y mercados

eûcientes (en adelante simplemente ETTIR) se puede resumir

en dos proposiciones importantes:

a) De acuerdo con las ecuaciones [2] y [3], los tipos de inte

rés a largo plazo pueden expresarse en función de la suma pon-

dera de los tipos de interés a corto plazo, acinles y esperados

en el fuhrro.

b) Segun la ecuación [3'], la diferencia enhe los tipos de inte

rés a largo plazo y a corto plazo (diferencial) recogería las

expectativas del mercado sobre movimientos futuros de los

tipos de interés a corto plazo. Bajo estas circunstancias, con un

diferencial positivo, los tipos de interés a corto plazo esperados

t31
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en el fufuro deberían ser superiores (en media) que los tipos de

interés a corto plazo actuales, mientras que con la presencia de

un diferencial negativo deberían ser inferiores.

2.2. Estuctura temporal de los tipos de inúerés,

cointegración y corrección de error

En este apartado, se describe brevemente las condiciones

desarrolladas por Campbell y Shiller (1987, 1988) a partir de la

expresión[3'], que nos sirven para conhastar la ETTIR, utilizan-

do la teoría de la cointegración.

Engle y Granger (1987), han mostrado que si dos variables

están cointegradas pueden tener una representación bajo la

siguiente forma de corrección de error.

B(L) Lz,= -N,_, + ¿,

donde z, = fR n r,l',8(t) es una mafiz polinomial 2 x 2 con retar'

dos de orden 4, y À es un vector columna con dos elementos. [a

ecuación [4] implica que si al menos un elemento del vector ],

no es cero, existirá una relación de causalidad de S, hacia Á2,.

Existen dos posibles mecanismos que enfañan la presencia

de cointegración en un modelo como [4], los cuales representan

dos interpretaciones económicas.

En primer lugar, un mecanismo que recoge la presencia de

cointegración es el de relación causa+fecto. El teorema de repre

sentación de Granger liga la.presencia de cointegración a la

existencia de una representación de los datos que corrige los

errores del equilibrio a largo plazo. Bajo esta representación de

corrección de error (MCE), tal y como [4], la combinación li-

neal estacionaria de R, y r, causa, en el sentido de Granger

(1969), los cambios de ambas variables. El MCE recoge tanto el

desequilibrio a corto plazo, como la forma en que las variables

del sistema tienden hacia el equilibrio de largo plazo. En este

sentido, el MCE causa cambios en las variables del modelo'

Este fenómeno ha sido desarrollado en los trabajos de los auto

res de la Escuela de la LSE (Phillips, 1954; Sargan, 1964; David-

son, Hendry, Srba y Yeo, 1978; Davidson y Hendry, 1981; y

Hendry, 1986, enfe otos), y por los propios Engle y Granger

(1987). Estos autores consideran que el ajuste hacia el equili-

brio a largo plazo descrito por la teoría económica es, por lo

general, lento. En definitiva, todo modelo que imponga una rela-

ción determinística a largo plazo enhe dos variables económi-

câs que son integrables del mismo orden, dejandolas desviarse

en el corto plazo, presentará una relación de cointegración'

Bajo esta interpretación, partiendo de la expresión [3'] y bajo

el supuesto de que existe una prima de riesgo constante en el

tiempo, Campbell y Shiller (1987) muestran que si los tipos de

interés a corto plazo, r,, son 1(l), y el diferencial ente tipos a

corto y a largo S,, es una variable estacionaria en niveles o 1(0),

las t¿sas de interés a largo pluo y a corto plazo deberiín estar

cointegradas en un vector de cointegración (1, -I) de acuerdo

con la expresión:

R,=r1+0 r,+ u, tSl

Una segunda interpretación alternativa, hace depender el

mecanismo que produce relaciones de cointegración delas þre'

aisiones de las variables más que del mecanismo de causaefec-

to. Este mecanismo ha sido formalizado precisamente en la lite

ratura de los modelos de ETTIR considerados en nuesfo traba-

jo. En este contexto, Campbell y Shiller (1987, 1988) describen

el MCE como resultado de las previsiones de los agentes sobre

los cambios en las variables. Estos autores muestran que si una

variable es 1(.1) y ofa variable produce una previsión racional

de valores futuros de aquélla, estas dos variables est¿rán cointe

gradas. Ðn general, cuando las previsiones estan basadas sobre

un conjunto multidimensional de variables, la combinación li-

neal estacionaria causará (en el sentido de Granger) los cam-

bios al menos en la variable predicha. Además, es posible que la

variable que produce las previsiones de los agentes económicos

sea también afectada.

I¿ ETüR, es un buen ejemplo del mecanismo descrito por

Campbell y Shiller (1987, i988). Bajo este segundo mecanismo

generador de cointegración, y suponiendo que existe una prima

de riesgo constante en el tiempo, Campbell y Shiller (1988)

t41
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muesfran que el diferencial entre los tipos de interés a lægo y a

corto plazo producirá cambios en ambas variables debido a las

relaciones de causa-efecto en el sentido de Granger (1969)' Y

esto es así porque S, contiene información en los retardos de Az'

que sirve a los agentes económicos para predecir Az,-,' En otras

pulu¡r.. S, causa en el sentido de Granger a Lr, (o a AR) debido

a qu. lo, agentes económicos tienen mayor información dispo-

nible que la que contiene los retardos de Âr,' En definitiva'

Campbell y Shiller (1988) representan la E"|TIR en forma de un

modelo de valor presente, en que el MCE es el resultado de

cambios en las previsiones de los agentes económicos sobre las

variables del sistema.

Esta idea puede ser desarrollada en términos más formales

utilizando la relación enfe cointegración y modelos de correc-

ción de error. Así, la ecuación [4] que representa el MCE puede

ser expresada en forma de un Vector Autorregresivo (VAR)'

Así, si el operador de retardos en B(l) es uno' la expresión [4]

puede reescribirse en forma de un VAR de segundo orden en

función delvector [Ar, S,l':

IICIE
TRIBUNADÐECONOMIA

{ =g'v, = si t8l

S',= íd h' Æ t,= h' d,A (I - d'A)' Y' t8'l

donde la condición que impone el modelo de ETI& es simple-

mente que el diferencial entre los tipos de interés a corto y a

largo plazo, S,, debe ser igral a una previsión no restringida del

valor presente de la futura primera diferencia de los tipos de

interés a corto plwo Lr,, en el VAR [5] evaluado utilizando la

expresión [7], donde S'es el diferencial teórico (Campbell y

Shiller, 1987, 1988, para más detalles)' Bajo estas condiciones' el

diferencial debería causar en el sentido de Granger a la primera

diferencia del tipo de interés de corto plazo en el VAR bivariante

estimado entre Ar, Y S,.

Campbell y Shiller (1987) proponen un enfoque alternativo

más informal para contrastar las restricciones impuestas en [8).

Estos autores muestran que el diferencial observado con los

datos, S,, debe moverse conjuntamente en el tiempo con el dife

rencial ieórico, S],definido en [3'] y generado por el VAR esti-

mado de la expresión t6l u t8l' Sila teoría de la ETIil s

refrendada por los datos, estas dos variables deberían diferir

só10 por el término de error' En este caso, la predicción óptima

no restringida por eI VAR estimado del valor presente de futuros

cambios de r, (diferencial teórico) debería coincidir con el ver-

dadero diferencial, puesto que los agentes pueden predecir de

antemano la posible desviación' Y esto es así, porque S' contiene

información en los retardos de Az, que sirve a los agentes eco-

nómicos pæa Predecir Ae,-,"

En síntesis, existen varias vías economéficas para evaluar el

cumplimiento del modelo del valor presente de la estructura

temporal de tipos de interés más arriba descrito'

Una primera vía es comprobar, de acuerdo con las expresio-

nes [3'l y [4], que los tipos de interés a corto y a largo plazo

están cointegrados en un vector que de existir tendrá que ser

(1, -1).

Una segunda vía es estimar un VAR restringido bivariante

GVAR) de [Àr¿ S,l', tal como [6], y comrpobar que:

l.Eldiferencialentrelostiposdeinterésacortoyalargo

t6l

'0,[I] '

donde G(Z) es una matriz polinomial'

Si se define un vector¿ = lVrn ..., Lr,-¡r,, Su "', S,-r-,1'Que

sþe un proceso Ail(I),tal y como y, = fu, , + 4,, donde A es la

matriz representativa de los coeficientes autorregresivos' se

puede utilizar la fórmula estandar para efectuar la previsión en

unVAtrl:

lH,1=Ao !, t7t

donde I/, es el conjunto de la información disponible para el eco

nómetra (subconjunto del conjunto de la información 1)' Que

incluye solamente los valores corrientes y retardados de los

tipos de interés a corto y a largo plazo'

Si se define dos vectores 1 x 2i, g'y å', y se efechra proyeccio-

nes en ambos lados de la expresión [3] utilizando la expresión

[7], se puede obtener las ecuaciones:
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plazo causa en el sentido de Granger los cambios en los tipos de

interés a corto plazo (o a lægo plazo).

2. El diferencial observado, S,, se mueve conjuntamente con

el diferencial teórico, S], generado por el VAR estimado'

3. Resultados empíricos para el caso español

3.1. Estacionariedad de los datos

En el trabajo se utilizan datos mensuales para el período

1978:3 a 1992:10. la descripción detallada de las variables y sus

fuentes, pueden verse en el apéndice. l¿ evolución temporal de

las variables 4, t, y S,, aparecen representados en los Gráficos 1,

2 y 3, respectivamente

I¿ estacionariedad de las series es contrastada, en primer

lugar, mediante los test de raíces unitarias de Phillips y Perron

(1988), contrastes que corrigen la autocorrelación serial median-

te un enfoque no paraméhico'. l¡s'resultados de estos test se

presentan en el Crladro 1. Para el caso de las væiables R, Y r,, se

puede rechazar la hipótesis nula de que las mismas son 1(2) fren-

te a la alternativa de ser 1(/). Por el confario' no se puede recha-

zar qtJesean /(I) sin const¿nte ni tendencia frente a la alternativa

de ser /(0). Por lo que respecta a la variable S,, a ffavés de los test

de Phillþs y Perron se llega a la conclusión de que la misma es

est¿cionaria en niveles sin constante ni tendencia, o /(0)'

t Vésse Perron ( l 988) Poro uno defin¡c¡ón exocto de estos conhostes y

del fqclor de corrección utiiizodo. l¡o correcto oplicoción de estos lest requiere

b 
"rþlfi.o"ian 

del número ¿u l."to¿ot, m, uti'iizodos en lo vorionzo del

estimodor de Newey y Wesl (ì-984. S"h*"l (1987! sugiere utilizor lo reglo

dodo por lo expresión: 

n = i¡Ín rT/ toorßl

donde rnr{.] denoto el volor enlero del orgument'o recogido entre corchetes'

En nuestro coso, con dotos mensuoles, m = 13
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CUADRO 1

TEST DE RAICES UNITARIAS DE PHIILIPS'PERRON

^s,
6r,

^R

Aø,1 ................ -. ...'

z{f;}............... ... ........

4t). -

Atu) .....'....'.........'.... "'
A.) . . ...

4t')
4t)...............

87.03'
-13.31'

1.02
-1.76

58.02'
-13.08'

-13.01'

58.75'
-10.95"

0.57
-r.08

39.17
-10.84'

-10.81"

57.58
-10.94.

0.002

0.17

38.3f
-10.95"

-10.95'

f,

4") ......--.......

ztt) .......................'.....

4r¡l .. . . . .

Ahl........-.--.-.... ..'.......

4").............-....- "....."

4r"1 . -

zlr"1 . .

At,l .............. -. -...

4h)................. ... .......

2293
-6.62'

ó.ó8'
-2.79

15.5ó"

-ó.16"

6.20"

3.97
-0.04'

17.43'

-5.82"

5.82'
-2.83

1179
-532

5.31'
2.14
-0.46

7.00'
-3.77

-1.49

0.95

4.66
-3.ó3'

-1.40

6.6v
J.JI

Volores críticos, 5 por 'I00, I = 250 l2l

Aø,1:6.3Á

Atl: -3.43

Z(rn): f .Of

Nolos:

4ø,1:4.75
4¡,1:'2.88
At,'l:2.53

4ø,1: Á.63

At;l:'1.95
Atol 219

(ll o denoto significotividod ol 5 por l0O'

(zl to, 
"olo*.-..il¡cos 

de 4ç), 4i,1, At-) v At,l (í = l' 2 3l fion sido tomodos

¿"'Oi.l"y y i"ll", t I 98 I , Toblos I o ül , 'utp*ti"ot"nÞ) 
tos volores críticos de

4,ã1, ftt.'l y {tâlhon sido tomdos de Fuller (197ó' Toblo 8'5 21'

GRAFICO 3

DIFERENCIAT ENTRE TIPOS DE INTERES A
-l.nï-Gö Y n conro PLAzo [5, = R, - rJ

r t+l( l+ls

En conclusión, en una primera aproximación' los datos de la

economía española cumplen las condiciones necesarias impues-

tas por el modelo de ETTIR R, Y r, son /(l), por lo que satisfa-

cen la condición necesaria para formaf un vector de cointegra-

ción, mientras que diferencial enfe ambas variables' S,' es esta'

cionario en niveles o 1(0)'

3.2. Cointegración

En este apartado se contrastâ si los tipos de interés a largo y

a corto plazo están cointeg¡ados en un vector (1' -1)' En pri-

mer lugar, estimamos el vector de cointegración por el proce-

dimiento desarrollado por Phillips y Hansen (1990), método

que corrige de manera semiparamétrica la correlación serial y

la posible endogeneidad de las variables' Como han demostra-

dorecientemente Phillips y lnretan (1991) y Phillips (1991)'

las estimaciones basadas en el procedimiento de Phillips y

Hansen tienen las mismas propiedades que los estimadores

obtenidos por máxima verosimilitud con información comple-

ta. En síntesis, en comparación con los coeficientes obtenidos

por el método clásico de Mínimos Cuadrados Ordinarios

(MCO) de Engle y Granger (1987), los coeficientes estimados

tienen menores sesgos en los t-ratios en muestras finitas' la

inferencia es óptima y los test de hipótesis pueden ser imple-

mentados bajo la forma de una función t2 asintóticamente

estándar.
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cointegración desarrolladas por Johansen y Juselius (1990),

método de máxima verosimilitud que nos permite contrastar

con precisión si los pariimefos de la relación de cointegración

enhe ambas variables son (1, -1).

[a metodología de máxima verosimilitud para estimar y contas

tar sistemas de væiables coinüegradas presupone que el proceso

generador de datos se puede representar por un modelo en forma

de Vector Autorregresivo Gaussiano de orden finito å lV,lng¡1,

en elque se pueden incluir algunos componentes determinísticos,

así como variables estacionales, y en el que se supone que el

orden de integrabilidad de las variables es uno. Johansen y Juse

lius (1990), muesban quie eIVAR(k) se puede expresar en el caso

general, en forma de un sistema de diferencias de primer orden y

de niveles ret¿rdados, tal y como la expresión:

N{,=l rN{,,,*... * fo,, M,.0.,* oß' X,.,+ lLo+ ¡t,t +yD, + e,

e, - N, (0, n)

CUADRO 2

ESTIMACION DE tA RETACION A TARGO
PTAZO ENTRE R. Y t

Método de Phillips y Honsen (199O)

A) Eslimoción de Phillips-Honsen:

Vorioble dependiente: (
Período: 78:3 o92:10 T = 176

Porómetro ø de lo ecuoción [5]:

Corrección Error Estodístico

semiporométrico estóndor ¡"

Bl Test de roíces unitorios de Phillips y Oulioris (1990) sobre los residuos:

r ............................ 0.9037

R'........................... -0.5391

2" 41.12

2,.............. . -4.16

Notr¡s:

0.9269 0.027Á 33.82
-0.5717

-31.4ó -22.82 (ol

-4. r8 -3.38 (b)

_ Residuos Residuos de lo Volor

Test ïðð corrección críticoJ ,"*iporométrico I por 100

(o) Volor crítico de Phillips y Oulioris (1990), Toblo lo.

{b) Volor crítico de Phillips y Oulioris (19901, Toblo llo.

GRAFICO 4

RESIDUOS DE tA ESTIMACION DE tA
RETACION DE COINTEGRACION

Método de Phillips'Honsen CI lRn rJ

5.0

?.5

9

-2.5

-5.O

-7.5

-t0.o

-t2.s

-r5.o

En la parte,4 del Cuadro 2 aparecen los resultados de la esti-

mación de la relación de cointegración entre ft, V r, a tavés de la

metodología de Phillips-Hansen, sin incluir una constante en la

regresión de largo plazo. En la segunda y tercera columnas apa-

recen, respectivamente, las estimaciones del parámetro de coin-

tegración entre ambas variables, mediante la estimación por

MCO y a favés de las correcciones semiparámeticas propues-

tas por Phillips y Hansen. [¡s resultados sugieren que el vector

de cointegración entre ambas variables es (-1,0, 0,90). En la

parte B, los test de cointegración de Phillips y Ouliaris (1990)

sobre los residuos estimados (Grráfico 4) indican que existe una

relación de largo plazo enhe R,y r,, al rechazaÍ ambos contras-

tes la hipótesis nula de no cointegración, a un nivel de significa-

tividad del 1 por 100.

En segundo lugar, utilizamos las recientes técnicas de multi- tel

ENERO r991 NUMERO 225
r88
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donde X, es un vector columna de dimensión I de las variables

estócasticas del sistema, t = 1, ...7,D, es un vector columna de

dimensión (s - I) de las variables ficticias estacionales de media

cero; p0 es la constante; p, representa el coeficiente de la ten-

dencia; a y ß son dos matrices de dimensión I x r, donde r es

el rango de cointegración del sistema; y V es una matriz de

dimensión / x (s - l), donde es el período estacional (con datos

mensuales, m = 12).

Por oha parte, si expresamos la matnz cr en función de una

matriz ortogonal c,, de dimensión þ x (þ - r), la ecuación [9]

puede reescribirse a través de las proyecciones de las partes

determinísticas del modelo sobre el espacio de a, Y de o (Oster-

wald-Lenum, 1992; y Johansen y Juselius, 1990, para más deta-

lleso). En nuesho caso particular, en el que las variables no tie

nen tendencia en niveles (þ, = 0), y en el que se incluye una

constante en el VAR en niveles pero n0 en la representación en

diferencias (caso 1* de Osterwald-Lenum, 1992), el VAR estima-

do es el sþienteu:

LX,=1, LX,,+...+10., M,-o-,* u(ß',ß) (X,.,, -7)'*e, t10]

En el Cuadro 3 se presentan los resultados con este procedi'

miento para un VAR estimado de ocho retardos de las variables

R,,y r,.Tanto el test del ?"-mó'ximo como el test de Ia faza sugie-

ren la existencia de un único vector de cointegración entre las

variables, al no poder rechazu la hipótesis nula r = l. Al norma-

hzar elvector propio se obtiene coeficientes próximos a los que

impone el cumplimiento de la ETTIR desde el punto de vista

teórico (-1,0, 1,13). EspecÍficamente, se contast¿ si tales pará-

metros del vector de cointegración son þales a uno en el largo

plazo, ß' -- 11, -11, no pudiéndose rechazar tal hipótesis a un

nivel de significación del 5 por 100. En la parte superior del Grá-

fico 5 aparecen los residuos estimados de la relación de largo

plazo. l,os test de raíces unitarias de Phillips-Perron sobre los

residuos de la relación de largo plazo enfe los tipos de interés a

largo plazo y a corto plazo, confirman que tales residuos son

estacionarios, rechazándose la hipótesis de no estacionariedad

en todos los casos considerados. Por último, como se puede

apreciar en la parte inferior del Grafico 5, el diferencial actual,

S,, se mueve conjuntamente con el diferencial teórico, S], gene

rado por la ecuación estimada.

^ 3^=la' oll'' o.' ¡tnyo=lo,' a,l'' [n ß,= (a'a) ' a' tt, y ',¡., 1c,' q] ' É,'
t 

En esle coso porticulor, los reshicciones impuestos en el VAR son que

"tn ß',"1, = o, Y ßo+ o'

ENERO r 994 NUMERO 725
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CUADRO 3

ESTIMACION DE LA RETACION A TARGO
PLAZO ENTRE R. Y r..

Mêrodo de Johonsen y Juieliui (1990).
VAR estimodo: ÂX, = f,M,., + ... +

* lr,rd,.r*, +u (ß', ßo) (X',,, -1)' +Ê,

Al Test poro el número de vectores de coinlegroción:

Período: 78:3 a92:lO.
Número de retordos del modelo VAR: 8.

Restricciones del modelo VAR : po + 0; ¡r, = 0; In ß u 1, = 0; ßo* 0 (cl

Vector propio
Vector cointegroción

normolizodo

r,

-o.045925 o.052275 -0.12501 l-1.0,1.13, -2.721

Número veclores cointegroción Test del Volor crítico

l"-móximo ol 95 por 100 (o!bo¡o Ho bo¡o H,

r=0
r< I

r=l
r=2

r 8.23ó3
3. r 388

15.672
9.243

Número vectores cointegroción Test del Volor crítico

lo trozo ol 95 por 100 (o)boio Ho bo¡o H,

B) Test sobre ß':

H": ß' = ll, -1l,, i 0 = 0.29124.

Cl Test de estocionoriedod de Phillips'Perron sobre los residuos:'

Ho: ß'X,es no estocionorio (b):.

Itl:'6.24 At"1: -6'35

Not'cs:

r=0 r>l
r< I r=2

27.3751 19.964
3.1388 9.243

AEI: -¿.ss

(o) Volores críticos de Osteruqld-l€num (1992, Toblo l') y en Johonsen y

Juselius (1990, Toblo 4.3.1.

(bl Volores críticos en el Cuodro I.
(c) Véose Johonsen y Juselius (l 9901, poro mós detolles'
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GRAFICO 5

RESIDUOS Y AJUSTE DE LA ESTIMACION DE

tA RELACION DE COINTEGRACION
Mêtodo de Johonsen-Juselius CIIR, rJ

En definitiva, los resultados obtenidos en los Cuadros 2 y 3

mueshan que R,y /r esûin cointegrados en un vector (1, -1), por

1o que se-cuniplen las condiciones pua proceder a la estimación

de un modelo BVARente Âr, v el diferencial entre ambas varia-

bles, S,, con el objeto de confastar las relaciones de causalidad'

Est¿ tarea se efectua en el sþiente apartado'

3.3. Test de causalidad

Tal y como se expuso en la sección teórica una interpretación

alternativa del modelo del valor presente de la ETTIR propone

que, en el contexto de un modelo BVAR, el diferencial debería cau-

sar en el sentido de Granger a Âr,. Y esto es así, porque tal y como

vimos en la mlación [3'], S,, es una predicción óptima de futuros

valores de Âr,. Desde el punto de vista estadístico, si los agentes

CUADRO 4

VAR BIVARIANTE ENTRE [4r,, S,l'

Relociones de cousolidod (o)

Pores de voriobles Esrodísrico Tf;|jti' a(3ó) R'

^r, 
no es cousodo por S,......' 4.06' 0'00002 40'12

S, no es cousodo por 
^i.....'. 

3'09' 0.000ó 4ó'00

Nolss:

(o) Lo hipócsis nulo o conkoslor es que X, no couso en el æntido de Gronger o

{. Lo hipocsis es conhostodo con l2 retrrrdos.

' Signiftcotividod ol 5 Por 100'

económicos no tienen más información disponible que los datos

pasados de Âr,, entonces S, debería tener un poder explicatorio

adicional para predecir valores futuros de År, En el Cuadro 4 se

conbasta esta implicación del modelo mediante el test de causali

dad de Granger. los resultados mueshan que, tâl y como predice

la ETIß, el diferencial causa a corto plazo en el sentido de Gran-

ger los cambios en los tipos de interés a corto plazo españoles'

Además, los cambios en los tipos de interés a corto plazo causan

al diferencial. Obviamente, los test de causalidad de Granger indi-

can la dirección de la causalidad, pero no el sþo de la misma'

4. Conclusiones

En este babajo, se ha aportado aþuna evidencia empírica de que

el comportamiento de los tipos de interés de la economía espanola

apoya el punto de vista sugerido por la teoría de la esbucfum tem-

poral de los tipos de interés, en el caso particular de lahipotesis de

eficiencia de mercados y expectativas racionales (E'|TIR)' Ello

implica por una parte, que los tipos de interés alargo plam españo

les pueden representårse por la suma ponderada (o valor preænte)

de los tipos de inlerés a corto plazo, acûrales y esperados en el futu-

ro. Desde el punto de vista económico, ello supone que los tipos a

largo reflejan Iæ epectativæ del mercado sobre la evolución de los

tipos a corto. Por ota parte, la evidencia enconbzda muesta que el

diferencial ente tipos alargo y a cortnplamespañoles puede repre

sentarse como la suma poderada (o el valor presente) de fuüros

o.a3

0.8ó

ENERO l99qNUMERO725
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cambios en los tipos de interés a corto plazo. Dede una perspectiva

económic4 esto ultimo sffica que los agentes pueden utilizar el

diferencial como un indicador óptimo para hacer sus previsiones

sobre los fuhros movimientos de los tipos a corto plazo.

Para obtener tal evidencia se ha utilizado el enfoque sugerido

en Campbell y Shiller (1987, 1988) que liga la esfuctura de los

tipos de interés con los modelos de valor presente y la teoría

de la cointegración. Utilizando los test de raíces unit¿rias de

Phillips y Perron (1988), se ha mostuado que los tipos de interés

a corto y a largo plazo son estacionarios en primeras diferencias

o /(l), mientras que el diferencial es /(0), por lo que se cumplen

las restricciones estocásticas necesarias impuestas por la teoría'

Adicionalmente, se ha comprobado que los tipos a corto y a

largo plazo forman un vector de cointegración de paramétros

(1, -1), tal y como impone la teoría, utilizando la estimación

máximo verosímil de Johansen y Juselius (1990), y el enfoque

semiparamétrico de Phillips y Hansen (1990).

Ota implicación del enfoque de Campbell y Shiller (1987, 1988)

es que el modelo puede representarse en forma de un modelo de

corrección de error (MCE), lo que implica relaciones de causali-

dad. En este caso, se ha comprobado que el diferencial de los

tipos de interés a largo y a cortn plæ:o c¿usa en el sentido de Gran-

ger a las primeras diferencias de los tipos a corto plazo. Desde el

punto de vist¿ económico, ello sþifica que el diferencial ente

tipos a largo y a corto plazo de la economía española contiene

información (conocida por los agentes económicos) que resulta

vrálida para efechræ predicciones sobre los cambios fuhros de los

tipos de interés a corto plazo. Por último, se ha comprobado empí-

ricamente que, el diferencial achral, S,, se mueve conjuntamente

con el diferencial teórico, Si, Benerado por el VAR estimado'

I¿ evidencia aporbda en nuesto babajo tiene dos importantes

implicaciones parala política económica española desde el punto de

vish macroeconómico. En primer lugæ, æumiendo la hipotesis de

mercados eficientes, las autoridades monehrias españoles podrían

alterar los tipos de interés a lægo plazo, mediante intervenciones

selectivas en el mercado de títulos a corto plazo, aunque no podrán

alterar (ni revertir) la eshuctura temporal de los tipos de interés.

En segundo lugu, la estuctura temporal de los tipos de inte

rés condiciona el diseño e inskumentación de las políticas mone

t¿ria y fiscal españolas. Por ejemplo, si las autoridades moneta-

rias pueden confolar más directamente los tipos de interés a

corto plazo, pero los componentes de la demanda agregada

dependen en mayor medida de los tipos de interés a largo plzo,

la estuctura temporal de los tipos de interés españoles determi-

nará el mecanismo de tansmisión monetaria y la habilidad del

Banco de España para influir en las variables macroeconómicas

reales. En este ámbito no existe, por el momento, evidencia eco

nómic¿ sólida para la economía española, por lo que los trabajos

empíricos deberían profundizar en el fufuro sobre las respuestas

de los diferentes componentes de la demanda agregada a los

cambios en los tipos de interés a corto y a largo plazo'

Apéndice. Fuentes y datos

El estudio utiliza datos mensuales de la economía española para el

período 1978:&1992:10.

R¡ Trpo de interés nominal a largo plazo. Medido por el rendimiento

intemo de la deuda pública del Estado con vencimiento a más de

dos años. Hasta julio de 1987 representa el rendimiento en el mer-

c¿do bursatil. Apartir de agosto de 1987 refleja el rendimiento de

la deuda anotada negociada a tavés del servicio telefónico. FUEN-

TE: Banco de España (1993), Cuadro 22.12, columna 10, y Ministe

rio de Economía y Hacienda (1993), Cuadro MI.9, columna 5,

r¡ Trpo de interés nominal a corto plazo. Medido por el tipo de interés

de los depositos del mercado interbancario a tes meses. FUENTE:

Banco de Rspana (1993), Cuad¡o 20.4, columna 7, y Ministerio de

Economía y Hacienda (1993), Cuadro VII.7, columna 7'

S,= Diferencial enhe los tipos de interés a largo plazo y el tipo de

interés a corto plan (R, - Q.
Todos los calculos han sido realizados con RATS, versión 3.11, Rootine,

versión 1.21y Microfit 3.0. Datos, procedimientos y resultados menciona-

dos en el texto pero no ofrecidos, estrán disponibles a partir del autor.
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