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1. Introducción.

La reapaición de los déficit públicos en la mayoría de los países

industrializados, junto a su persistencia o resistencia alabaia, ha vuelto
a despertar el interés por los efectos económicos de las diferentes fuen-
tes de financiación delgasto público.

Por ello, una de las cuestiones que surgen con mayor frecuencia en

este tema es la que se refiere a los efectos de los d$ficit públicos y los
stocks de deuda pública sobre los tipos de interésinacionales. Es fre-
cuente encontrar opiniones que utilizan, sin cuestionarla,la conexión
entre déficit y stock de deuda pública y tipos de interés nacionales. Esta

conexión teôrica es importante al menos por tres razones: (1) es la pieza
clave para la transmisión de choques fiscales entre países; (2) incide en

la indepçn{encia de la política monetaria y la política fiscal; y (3) puede
provocar, vía los efectos de retroalimentación entre déficit y carga de
intereses, problemas de sostenibilidad de la política fiscal en el largo
plazo y de solvencia del gobiernol.
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No obstante, tanto desde un punto de vista teórico como empírico,
la conexión entre déficit públicos y tipos de interés sigue siendo una

cuestión controvertida2. En efecto, la evidencia empírica reciente tam-

poco es concluyente. De una parte, Mascaro y Meltzer (1983), Makin
(1983), Hoelscher (198Ð, Evans (1985,7987a,1987b) y Barro y Sala-i-

Martin (I99I), entre otros, no encuentran una conexión significativa
entre déficit públicos y tipos de interés, mientras que Hutchinson y Pyle
(1984), Tanzi (1985), Barth, Iden y Russek (1985), Hoelscher (1986),

Cebula et al. (1988), Spiro (1990) y Nunes-Correia y Stemitsiotis (199Ð,

entre otros, confirman la existencia de esta relación, Otros autores,

como Allen (i990, 1991) defienden que la relación es más bien entre

tipos de interés y stockde deuda pública, en lugar de déficit públicos en

cualquiera de sus medidas,
En lo que respecta a la economía española los resultados tampoco

son definitivos. A favor, se encuentran los trabajos de Mauleón y Pêrez
(1984) que muestran una fuerte relación positiva entre el stockde deuda
y el tipo de interés, pero no entre déficit y tipos, Mauleón (1987) que

recoge una significativa rclación positiva entre crédito otorgado al sec-

tor público y diversos tipos nominales, tanto a corto como a Iargo plazo,
y Raymond y Palet (1989), que atribuyen asimismo al déficit público,
tanto observado como esperado, un papel clave en la determinación de

los tipos de interés reales.

En cuanto alostrabajos en contra, cabe destacar dos aportaciones
recientes. En primer luga¡ Ballabriga y Sebastián (199Ð al estimar
modelos bivariantes (déficit-tipos de interés) y trivariantes (déficit+ipos-

dinero) no detectan una interacciôn claru entre tipos de interés nomina-
les y el déficit de las M.PP. En segundo lugar, Esteve y Tamarit (1994),

en el contexto de la estimación de una función de forma reducida de los
tipos de interés reales, encuentran evidencia de que con definiciones
alternativas de déficit público y stock de deuda pública, sólo en elcorto
plazo influye alguna variable representativa de la política fiscal en los
tipos de interés reales.

Tanto en eltrabajo de Raymond y Palet (1989), como en el de Esteve
y Tamait (1994), se utiliza un supuesto de formación de expectativas
inflacionarias discutible desde el punto de vista teórico, Así, en los
modelos teóricos planteados, se suponen tipos de interés ex-ønteajus-
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tados por la inflación futura esperada, mientras que en la estimación

..onornétri.a ambos trabajos utilizan tipos de interés ex-posf ajustados

por la inflación corrierite, pof uno o varios períodos. Al sustituir la infla-

lión esperad a por la observada, el tipo de interés real aparcce con efror'

y si lasixpectátivas de los agentes económicos no son racionales, estos

errores pueden ser importantes y sistemáticos.

un problem a adicional de toda la evidencia empírica presentada

hastaahoraes que los distintos trabajos difieren en cuanto a la definición

del déficit púbiico utilizado (déficit observado, ajustado por inflación,

por ciclo, ánticipado o no), en cuanto a los tipos de inte.rés utilizados

tnominales o ,.â1.r, corto o largo plazo) y, Por último, en lo referente al

esquema de formación de expectativas de inflación necesario pan aius'

tar los tipos de interés nominales a reales ex-a'nte (no aiustados o tipos

ex-post,êxpectativas estáticas, utilización de otras variables macroeco-

nómicas, modelos AR, encuestas de expectatitas inflacionarias o su'r-

ueys, modelos monetarios de expectativas inflaiionarias y componentes

debaja frecuencia).

Él propósito de nuestro trabaio es estimar parala economía espa-

ñola y óon'datos anuales para el período 1964-1993, una función redu-

cida de tipos de interés nominales alargo pIazo, con el objetivo último

de medirios efectos sobre los mismos de los déficit públicos y destacar

el papeljugado por las expectativas de inflación. La aportación de nues-

tro trabaloladicã en dos elementos, En primer lugar, se incluirá en Ia

función ielgrnuvariable que aproxime la tasa'de inflación esperada a

largo plazó, generando las expectativas inflacionarias con el filtro de

Hoãriðk-prescott. En segundo lugar, se estimaú la relación de largo

plazo no imponiendo a priori el Efecto Fisher en su versión extrema.

Laebtructura del trabajo es la.siguiente: en Ia sección 2 se presentan

los fun.damentos teóricos utilizados para modelizat \os tipos de interés

nominales. En la sección 3 se presenta Iatê'cntcautilizada para modeli-

zarlasexpectativas inflacionarias, En la sección 4 se examina la eviden-

cia empírica parala economía española, haciendo uso de recientes téc-

nicas de raícés unitarias y de cointegración, La sección 5, recoge algunas

conclusiones relevantes. En sucesivos apéndices se describen con algún

detalle los datos y algunos de los procedimientos econométricos utiliza'

dos en eltrabajo empírico,
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2 Una excelente exposición resumida de los distintos canales teóricos ent¡e ambas variables, así como
de la evidencia empírica disponible aparece en Ballabriga y Sebastián (1993).
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2, MODETO T|EORICO

2,1, Fa,ctores d,eterrninøntes de las tipos de interés
nominøles ø la.rgo pløzo: el nnodelo de Sørgent (1969)

Elmarco teórico utilizado es básicamente elmodelo de fondos pres-

tables propuesto originalmente en Sargent (196Ð, enfoque extendido
posteriormente, entre otros, por Echols y Elliot (1976) y Holscher (19S6),

Es este un modelo de economía cerrada3 en el que se supone que el tipo
de interés nominal alargo plazo estâ formado por tres eiementos: i) un
componente real de equilibrio; ii) un componente que recoge la influen-
cia de los cambios de la política monetaria sobre el tipo de interés real;

y iii) un componente que refleja las expectativas inflacionarias, La rela-
ción entre los componentes nominales y reales del tipo de interés alargo
plazoaparcceatravêsde una identidad en la que eltipo de interés nomi-
nal es igual a la suma del tipo de interés real de equilibrio más la dife-
rencia entre el tipo de interés de mercado de los fondos prestables y de

dicho tipo de interés realde equilibrio mâsIa diferencia entre el tipo de

interés nominaly eltipo de interés de mercado de fondos prestables:

Rn, = Re, + (Rm, - Re,) + (Rn, - RmJ I1l

donde Rn, es el tipo de interés nominal, Re, es eltipo de interés real de

equilibrio y Rm, es eltipo de interés real delmercado de fondos presta-

bles. Con elobjetivo de deducir Ia ecuación de tipos de interés nominal
que se estima en la parte empírica, es interesante destacar qué factores
determinan cada uno de los tres componentes del tipo de interés nomi-
naI alargo plazo que aparecen en el lado derecho de la expresión [1].

El primer término, Re,, es el tipo de interés real que iguala ex-anle
el ahorro y la inversión de la economía, incluido el ahorro y la inversión
pública y, por tanto, el déficit público, De este modo, se supone que el
ahorro (S,) y la inversión privados (1,) dependen de las variables funda-
mentales de la economia.Las ecuaciones que determinan ambos agre-

gados son, respectivamente:

It = 0o + 0r AYt - c, Re, l2l
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S, = Þo + p,y, + P, Re, t31

donde yr representa elbutput real de la economía'-- 
fa'åxpresión [2] reprèsenta una función de inversión productiva

basadaenèl efecto acelËrador, a la que se ha incorporado los efectos de

tos tipos de interés reales. La exprèsión [3] es una función de ahorro

estánàar keynesiana, En equilibrió, el déficit del sector público debe ser

.ubi.rro poiel exceso de ahorro sobre la inversión privada' Por tanto, el

tióJ. iåterés real de equilibrio de la economía seúlatasa de interés

que garantiza que se cumple la siguiente expresión:

DEF& = S, - I, 141

donde DEFRr representa el déficit público en términos reales.-- 
o. este modo, sustituyendo las expresiopes t2l y t3l en.[4], se

obtiene la ecuación que determin alatasaãe intdi"és real de equilibrio de

la economía:

3 La elección de un modelo de economía cenada se justifica en el hecho de que los movimientos de

capital no se liberalizan en España hasta 1990, por lo que prácticamente la toulidad del peúodo muestral es

anterior a esta fecha. No obstante, conviene tener en cuenta, que la progresiva liberalización financiera podría

afeca¡ a la relación entre déficit y tipos de interés, tal y como aparece en el modelo presentado.

14

R.,= Tj o, t(so - Þo) + orayt - ÞrY, + DEFRJ

De acuerdo con la ecuación [5], aumentos del déficit público y de la

tasa ãe crecimiento del output real provoca elincremento de la demanda

J. f*¿ól prestables, lo que lleva äun aumentd del.tipo de.interés real

àe equilibrio de la Economía, Por el contrario,'¡n alto nivel.del output

t.*ir un volumen elevado de ahorro y ello produce una reducción del

tipo de interés real de equilibrio.'-r 
El segundo término de la derecha dela ecuación [1], (R'n. - ReJ

,.pr.r.nìË'lrs desviaciones de los tipos de interés reales de mercado res-

pËctô al tipo de interés real de equilibrio..nsrc 7a'p.de tipos de interés

þroviene, iundamentalmente, de las medidas de políticamonetaria eje-

iutadas por el banco central. La autoridad monetaria.puede influir en los

tiÑ d interés reales alterando la oferta real de dinero, Esta medida

^irrt^ ^los 
mercados de préstamos a través de los efectos sobre las cur-

vas de oferta y demanda de fondos prestables. Bajo estas premisas, el

gip rnoa- et tiþo de interés real del mercado de préstamos y el tipo de

inietés real deäquilibrio, vendrá determinado por la siguiente expresión:

(h, - Re) = -@i Am, t6l

1'
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donde mr represenlala oferta real de dinero'
De ãcuèrdo con la ecuación [6], un aumento en la oferta real de

dinero en circulación reduce el gap entre eltipo de interés delmercado

de préstamos y el tipo de interés real de equilibrio,
El tercer término de la derecha dela ecuación [1], (Rn, - h,) repre-

senta el ga,pentrelos tipos de interés nominales y los tipos de interés rea-

les y recôge los efectos de las expectativas de evolución de la inflación.

Este ga,p surge como resultado de la inflación esperada por los agentes

económicos, término que se puede representar en la siguiente expresión:

Rn,-Rm,=ôæ!

donde n! representala inflaci1n esperada4.

Finalmènte, sustituyendo las expresiones [5], 16l y t7l en la identidad

[1], se obtiene la ecuación que incluye los factores determinantes poten-

ciales de los tipos de interés nominales alargo plazo:

Rfl, = Þo + ltrftÏ+ p, DEFR, - þlyt - F+Am, + þiAY, lgl

La ecuación [8] predice que los tipos de interés nominales a Iargo

plazo dependen, positivamente, de la inflación esperada por los agen-

tes, del nivel del déficit público y de los cambios del nivel del output

real; y negativamente, del nivel del output real y de los cambios en la

oferøreal de dinero.

2.2. Unø e sþecificøcíón econotnétricø. a,lternq'tia a':
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un claro consenso de que el proceso de desregulaciôn,liberalización e

innovación acontecido'en los mercados financieros de los países indus-

ttrializados durante la ftê,cada de los ochenta y noventa' ha alterado el

llo, y tncalidad de los diferentes agregados monetarios como indica-

dores de la evolución monetaria en-el corto plazo. La mayoria de los

brn.o, centrales, utilizan en el presente también obietivos de tipos de

interés (entre otros) para ttatar de compensar los efectos perversos que

ios desplazamientos 
^de 

la demanda de activos producen sobre los nive-

les de los agregados monetarios5'
por estä rízôn,siguiendo a Mehra (1994),en Ia estimación empírica

se ha optado por susti;uir el término que recoge la evolución de los agre-

gados monetärios, por un factor què mida el comportamiento de los

iipãr ¿¿ interés ,"^i"t ucorto plazo-, rcpr, ya que son las tasas utilizadas

cômo objetivo intermedio de ia política monetaria, y que ajustan mâs a

Ia realidád el impacto de las u..ion.t de polítÌea monetaria sobre los

tipos de interés nominales alatgo p\azo. Bajo este supuesto, la ecuaclon

,[8] se transforma en la expresión que será finalmente estimada:

En el modelo original de Sargent (196Ð, eltérmino Am, de Ia ecua-

ción [8] intenta recoger el impacto de las medidas de política monetaria

sobre eltipo de interés de equilibrio de la economía, Actualmente existe

en lo s tnercad,o s fínøncíero s

17l

. 4 En el modelo se ha considerado que la inflación esperada es exógena y que portanto, ni las accio

nes de política monearia ni los déficit pueden afectarla. La primera hipótesis se justifica en.el supuesto de que

Ia política monetaria es neutral respecìo a la economía en el largo plazo, por lo que cambios disc¡ecionales

en-las acciones del banco cent¡al no afectan a la inflación esperada por los agentes en el largo plazo. Respecto

a la hipótesis de rrabajo de que el déficit público (o las acciones de política fiscal en general) no afectan a la

inflación esperada, esto se dèbe al supuesto de que se excluye la posibilidad de que el gobiemo se financie

con señoreãje y de que exista una burbuja especulativa (inflacionaria) en la deuda pública, por lo que se esta-

ría excluyendó del änáIsis la posibilidad de modelos clásicos de inJlación (útiles para PTcesos hiperinfla-

cionarioi), En este sentido la polÍtica fscal sería.neutral. en el largo plazo respecto a la inflación esperada.

16

RLP, = Vo + Vr[T+ yrdef, + V3rcpr+ V+gt + ut

donde rcp, será aproximado para elcaso español por los tipos de interés

reales dei r.r.rd-o interbancãrio a 1 mes, mientras que el tipo de interés

nominal alargo plazo,RlP,, se medirá por la reStabilidad de los titulos

ã. ¿å"Jrp¡itirå^mas ¿os ãnos6. El término g, èpresenralatasade cre-

cimiento ieal de Ia economía, medido por Alog yr, mientras que def, es

el déficit púrblico bruto de intereses en proporción al P.l.B'z Por último,

u, es el teimino de error que fecoge las perturbaciones estructurales que

ui..trn a los tipos de interés nominales en ellargo plazo'

En:ìla estimación de la ecuación [9] se espera los siguientes signos

para los distintos coeficientes estimados:

Vr>O, Vz)O, V¡>0, V+>0.

5 Para el caso español véase Banco de España (1994c, 1994d), Cama¡ero, Esteve y Tamarit (1993) Y

Veea (1994).-"'6irir 
nrls detalle de [a construcción de las series, véase apéndice 1

I üã.rp..in.ã.ión recoge e[supuesto de que en una ecònomía en crecimiento déficit públicos ele-

ur¿os inãuien å niveles altos deipos dä inrerés nóminales, sólo en el caso de que se produzcan aumentos

å.ìãr ãJn.ìi." proporción al P.iñ, rúo *pri.t que se inuoduce en el modelo [8] la restricción de que los

coeficientes ¡r2 Y P3 son iguales.

T7
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En particulat, a partir de la ecuación [9], los tipos de interés nomi-
nales españoles, RLP,, serían función en el largo plazo de las siguientes
variables:

1) Por una parte, el término tytæ! en [9] intenta medir la prima que la

inflación incorpora en el tipo de interés del bono alargo plazo, por lo que

indirectamente se está contrastando elefecto Fisher. Al introducir los cam-

bios en la inflación esperada como variable explicativa se intenta medir el

hecho de que el tipo de interés nominal no necesariamente se mueve en el

corto plazo proporcionalmente con los cambios en la inflación esperada. Al
aparecer el tipo de interés nominal a largo plazo y la inflación esperada

separados en la estimación, se tiene en cuenta que es posible que no se

cumpla el efecto Fisher "completo", el cual predice que ry, = 18.

2) El término ty2defl recoge los efectos de las variaciones del déficit
público (en proporción al P.l,B,) sobre los tipos de interés nominalese.

En este caso, el signo delparámetro tyrserâ ambiguo, dependiendo del
cumplimiento de la hipótesis de equivalencia ricardiana en el contexto
de una economía cenadalo. 

,,.

3) Eltérmino V¡rcpt recoge un modelo de estructura temporaide inte-
rés con expectativas racionales y mercados eficientes, en el que se espera
que los aumentos de los tipos de interés a corto plazo reales produzcan
aumentos en los tipos de interés nominales de los títulos alargo plazo,

4) Por último, el'término V+gt es una variable proxy del efecto ace-
lerador que puede tener el ciclo económico sobre la inversión y sobre el
consumo de bienes duraderos, e indirectamente sobre los cambios en
los tipos de interés nominales.

3, METODO DE GEIIERACION DE tAS EXPECTAITVAS
IMTACIONARIAS

Elprincipal problema de la estimación de t8l ó t9l es que la inflación
esperada a largo plazo por los agentes es una variable no observable.
Por ello, uno de los principales problemas planteados en los estudios
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empíricos que contfastanla relación entre tipos de interés nominales y

déficit públicos es el,método utilizado para medir en la prâctica las

expectativas de los agentes sobre la inflación futura. Muchos de los estu-

dios anteriores han utilizado incorfectamente la inflación corriente, No

obstante, algunos trabajos sí que han construido variables proxiesdelas

expectativas del mercado sobre la inflación futura:

i) Evans (1985, 198D utiliza como proxies diversas variables econó-

micas, como gasto público y srockde dinero en términos reales'

ii) Otros trabajos, como el de Plosser (L982,1987) y Barro y Sala-i-

Martín (1991) generan las expectativas inflacionaúas mediante el uso de

modelos autorregresivos, AR.

iii) Un tercer grupo úiIiza encuestas de expectativas inflacionarias

como elíndice de LivingstonlTanzi(i985) y Hoelscher (1986)1,

iv) En cuarto lugar, otros estudios como el de Mehra (1992),utilizan

modelos monetarios de expectativas de inflaciô¡ del tipo P* lReichens-

tein y Elliot (1987), Hallman, Porter y Small (1991),

v) Por último, Tease et aL (1991) y, más recientemente, Nunes-

Correia y Stemitsiotis (1993) utilizan los componentes de baja frecuencia

derivados de cambios en ellPC generados por elfiltro de Hodrick-Pres-

coft (HPF).

Esta última metodología es la que se utiliza en nuestro caso' Esta

elección está justificada porque el HPF tiene las propiedades matemáti-

cas idóneas para extraer de las series de inflación observadas (lPC o

deflactor:del PIB en nuestro caso) los componefltes no observables que

van a medir la inflación esperadall, En la práctica, el investigador ve la

inflación observada, fi, como una variable que contiene simultánea-

mente un componente esperado, fie,y componentes no esperados, 1[u:

\
'fit+j = tfiïj + fil+j I10l

donde el subíndice t indica el período actual y t+j el horizonte temporal

del tipo de interés. Por lo tanto, se supondrá qtre la inflación observada

en el período t es iguala la inflación esperada generada en los períodos

previos atpara el período ¡+j, más un componente aleatorio no espe-

rado.
En el períods ¡+j, el investigador puede observar I pero no puede

medir ni fie ni æu. No obstante, si los precios son rígidos se puede espe-

I De esta nranera no se impone a priori el Efecto Fisher.puro. o "completo", es decir, que los cambios
en la inÍlación esperada se transmiten proporcionalmente a los tipos de inte¡és a nominales, por lo que los
tipos de interés reales se mantendrían constantes a corto plazo. De hecho, en aþunos estudios se ha encon-
trado que impactos de la inflación esperada sobre los tipos de interés nominales van asociados a un coefi-
ciente menor que la unidad [véase Mishkin (1984, 1991)1.

9 Somos conscientes de que, por su carácter bruto, Ia exogeneidad del déficit público puede ser pro-
blemática.

10 Véase Bernheim (1987) y Seater (1993) para más detalles.

18

tr Véase Hor.lrick y Prescon (1980), King y Rebelo (i99Ð y el apêndice2 para más detalles.
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rar que el ajuste de los mismos será lento Y, Por lo tanto, la ínflación es-

perada cambiarâ continuamente y se aiustarâ temporalmente de manera

gradualtz. Bajo este supuesto, se extraerá el componente no observable

de la inflación esperada con el HPF, resolviendo elproblema de minimi-

zaciôn siguiente:

TT-z
Min I (n-n)z + l, ) [(ni-, - rri) - (t!- ni-,)l- t11]
'Íce t=1 t=2

Elobjetivo final de esta sección es seleccionarlainfTaciôn esperada,

fie, que minimiza la suma de los cuadrados de las desviaciones de la

inflación observada, rtr, sujeta a la restricción de que los cambios en la

inflación esperada varian gradualmente a lo largo del tiempo. El multi-
plicador deLagrange,Ìt,, serâ un número positivo que penaliza los cam-

bios esperados en la tasa de inflación, Así, cuanto mâs grande es 1,, más

se suaviza la inflación esperada. En este sentido, el valbr elegido del coe-

ficiente l, depende del grado de rigidez de precios que se suponga. .i

Manipuiando la ecuación en diferencias derivada de [11], se puede

mostrar lvéase King y Rebelo (I99Ð] que la inflación esperada se puede

representar en función de la inflación observada atravêsde la siguiente

expresión de medias móviles:

æ.=)0,t,*, t12l

donde el parámetro o depende delvalor deimuitiplicador de Lagrange,

Conviene destacar que el HPF contiene propiedades matemáti-

cas útiles para extraerlaparte no observable de la inflación esperada de

la serie observada, La serie de la inflación esperada construida con es-

te filtro contiene tanto la información futura como pasada de las tasas

de inflación, lo cual permite trabajar en un contexto de expectativas

racionales con precios no flexibles y ajuste lento, La información
pasada es necesaria paru aj:ustar los precios de una posicíón de dese-

quilibrio, mientras que la información futura es también útil, puesto que

los agentes económicos se comportan de una manera racional utili-
zando esta última paraformar sus expectativas sobre Iatasade inflación
futura.

DEFICIT, INFLACION Y TPOS DE INTERES

En ei Gráfico 1 se presentan las tasas de inflación originales (para el

IPC y el deflactor del plg en tasas anualizadas) así como la serie trans-

{or^^a^utilizando elfÍltro de Hodrick-Prescott' Mediante el HPF se ha

,.prrado el componente permanente que.se asocia en el modelo pro-

pu.rto ala tasad-e inflación esperada (tendencia) del componente tran-

sirorio (cíclico).

rasAs DE INFtacIoN.o**fiHiosJ,*-n EN EsnñA, 1964-1993

METODO: FILTRO DE HODRICK-PRISCOTT

deÍlactordel PIB lndlce do Pr€cios al consumo

l2 Véase Mussa (1981) para un modelo similar en el que existe una regla de ajuste de precios que com-

bina expectativas racionales con precios rígidos y ajuste lento.
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4. RESI]ITADOS EMPIRICOS PARA I"A. ECONOMIA

ESPAÑOIA.

,rj

4.1. Test d.e rú,íces unítøríøs y estøcíona'riedad'
de ln's uøríøbles

Las propiedades estacionarias de los datos son importantes parala

estimaciån äe la ecuación de largo plazo [9]. Si las variables determi-

nantes de los tipos de interés nominales son variables no estacionarias

pefo están cointegradas en el sentido pfopuesto por Engle y Granger

(t9gZ), la expresìôn [9] puede ser estimada por Mínimos Cuadrados

Ordinarios,

2T
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Para comprobar si las variables tienen unanizunitaria o son estacio-
narias se ttilizauna combinación de contrastes de estacionariedad. En pri-
mer lugar, Ios test de Phillips y Perron (1988) que corrigen de manera no
paramêtrica los contrastes estándar de Dickey y Fuller, y cuya hipótesis
nula es que la variable tiene una raiz unitaria. En segundo lugar, puesto
qlre estos contrastes tienen bajo podert3, el esrudio de la estacionafiedad
se complementa con los test propuestos por Kwiatkowski, Phillips,
Schmidt y Shin (t992¡t4,cuya hipótesis nula es la estacionariedad, es decir,
la inversa de los test de raíces unitarias tipo Dickey-Fullerl5. Los resulta-
dos de ambos test se presentan en el Cuadro L Para ambos conjuntos de
contrastes de estacionariedad se concluye que todas las variables implica-
das en Ia ecuación [9] son estacionarias en primeras diferencias o I(1).

CUADRO 1

ÏTST DE RAICES UNITARIAS Y ESTACIONARIEDADA
(1964-1993)

Variable

ilPt -1,12 -1,,97 -0,06

rrli 4,57 457 4,34

,tZi -0,30 -0,32 4,45

d.[ -2,37 4,52 0,50

rcpt 1,98 -1,62 -1,56

gr -2,86 -2,09 -1,65

z(¡d z(t}L') z(r â)

Phillips-Penon Testb

(a) Los signos ' y " representan un nivel de significatividad del 5%o y del 1010, respectivamenre.
(b) El test de Phillips y Perron se ha calculado utilizando el estimador de la varianu alaryo plazo propuesto en Àndrews

(1991) y Andrews y Monahan (i992). Los valores críticos son romados de Fuller (1976),T^blaB.5.Z.
(c) La varianza a largo plazo se ha estimado utilizando el procedimiento propuesto en Newey y Vest (1987). Los valores

críticos pLovienen de Kwiatkowski et al. (1992).

DEFICIT, INFLACION YTPOS DE INTERTS

4.2. Estùmøción de lø ecuøc¡ón de lørgo þlnzo

En el Cuadro 2, se"recoge la estimaciônpata el período 1964-1993

de la ecuación [9], así como ãiu.ttot contrastes basados en los residuos

que ayudan a evah)ar la evidencia empírica sobre la existencia o no de

cointegraciOn en el período analizado. El método de estimación uti-

lizadois el propueslo en Phillips y Hansen (1990) y Hansen (1992), el

Futty Mod,fied Estimation (FMÈ)16, al que se han incorporado las su-

g.rJn.iu, ilanteadas por Andrews (1991), Andrews y Monahan 0992)

i*^t^ esiimación de matriz devarianzas-covatianzas de largo plazo.

La ventaia de este método es que el mismo es asintóticamente equi-

valente ál de mâxima-verosimilirud y permite, por un lado, mitigar los

sesgos de segundo ofden que, en muestras finitas, Se detectan en las es-

timãciones di vectores de cointegración basadas en regresiones está-

ii.rr, y, por otro, el uso de inferenðia (asintótica):€stándar pan eluso de

contiástàs de hþótesis sobre restricciones lineäles en los parámetros'

Los test de cointegración que se presentan son el test CRDFA sugerido

por Engle y Gïanger y loi contiasres 2o y 2, sugerid_o.s.en phillips y
'Ouliarii (1i90), baiados en una versión de los test de Phillips y Pefron

(1983). Estos tres test contrastan Ia hipÓtesis nula de no-cointegra-

.ión, ., decir, la existencia de una rziz unitatia en los residuos de la

regresión de largo plazo obtenida por el método FME de Phillips y Har

r.ä (t990), Solamente el test CRDFA al I0/o pata{os dos casos y el test Zt

aI t0% pøra el caso del IPC, permiten rechazar'"'la hipótesis nula de no

cointegiación. Este problema puede provenir delbajo poder de este tipo

de corurastes en presencia dê raíces persistentes lo que podría inutili-

zarlos como un indicativo de la ausencia de relación aIaryo plazo entre

las variablþs,

Þai¿ solucionaf esre problema, Shin (1994) ha propuesto recien-

temente un nuevo contrasie cuya hipótesis nula es la de cointegraciÓn'

Se trata de la aplicación en dos etapas del test KPSS al caso de la cointe-

graciônde un conjunto de variablás. Patala primera etapa, Shin (1994)

iropon. estimar una ecuación dinámica de largo plazo que incluye los

ualótes retardados y futuros de las variables explicativas. Este procedi-

miento de estimación de la relación de cointegración dinámica ha sido

elaborado por Stock y \ü'atson (199Ð, y se conoce como la regresión

Valores críticos:

2(r-6,):

Z(ro'):

z(re):

5Vo

-3,60

-3,00

-1,95

0,463

0,146

l',ìP

1r

KPSS Tesrc (l = 0)

1u

7,448i*

0,782*r

n 7cìrr*

2,364*

2,072*'

1,151*

1o/o

4,38

-3,75

-2,66

0,739

0,216

t3 Véase al respecto los trabajos de DeJong et al. (1992) y Per¡on (1991).

14 En adelante estadÍsticos KPSS.

15 Véase deølles en el apéndice 3.

0,518*

0,756r',

0,754'*

0,204'

0,210*

0,240"

22

16 Véase apéndice 4 para más dealles.

23



VICENTE ESTT\T Y CECILIO R, TAMARIT

DOLSI7. En la segunda etapa del test de Shin, settata de calcular el esta-

dístico deLagrange LM de la misma manera que el test de raíces unita-
rias KPSS.

CUADRO 2

CONTRASTES DE HIPOTESIS NT]IA, DE NO COINTTGRACION
DE ENGI^E-GRANGER Y DE PHIIIIPS.OTJLI,ARISA, ECUACION [9]

(r964-1993)

CRDFAb

Lù

(a) Lossignos',"y0'orepresentanunniveldesignificatividaddellUÂ,50/oydel10/0,respectivamente
(b) Los valores c¡íticos son rom¿dos de Phillips y Ouliaris (1990),
(c) Los valores c¡íricos son tomados de H aug (1992),

Vector de Cointegración: [RLP,, constante, fT, def,, rcp,l

Caso A: deflactor del PJB, r1!: Caso B: IPC, t2!:

Valores críticos:

10Vo

CRDFAb -3,83

2¡ -n,s4

2l' 4,83

4,66,, (K=3)

-19,95

-3,63

La estimación DOLS propuesta por Srock y \X/arson (Ig9Ð tiene la
forma de la siguiente regresión:

SVo

4,11

-26,70

4,11

q

RLP, = Vo + Vrftï + yrdef, + V¡rcpr * I V:i Åfti_,

J=-q

-4,81* (K = 3)

-21,35

-3,87*

q

+ I Vz; Arcp,_. + e, t13l
J--q

En los Cuadros 3 y 4 se presentan los parámerros estimados obte-
nidos de la regresión DOLS de Stock y \X/atson (199Ð para elcaso que la
inflación esperada esté basada en el deflactor del PIB o el IPC, respecti-
vamente, así como el test de Shin asociado a los residuos de esta ecua-

1o/o

4,73

2a <1

4,73

DEFICIT, INFTACION YTPOS DE INTERES

ción. Por un lado, el test estimado Cu toma elvalor de 0,05819 y 0,05993,

respectivamente,lo que no pefmite rechazaf lahipótesis nula de cointe-

gra¡ión al70/0. Todoslos coeficientes estimados para las variables son

èstadísticamente significativos y presentan los signos predichos a priori
por el modelo teórico. Por otro, los residuos de la ecuación estimada
(véase Gráfico 2) y elajuste obtenido es aceptable (véase Gráfico 3)'

CUADRO 3

ESTIMACION DE tA RETACION DE COINTEGRACION ECUACION [13]
(jI964-1993)

17 DOLS = Dynamic Ordinary Least Squares. Stock y Vatson (1993) añaden a la regresión estándar de
MCO de Engle y Granger (i987) valores retardados y futuros de las primeras diferencias de los regresores, con
el objetivo de corregir paramét¡icamente los efectos causados por la posible endogeneidad de las variables
explicativas. Además los posibles problemas de conelación serial del térnino de error de la regresión de MCO
son conegidos de manera no paramétrica.

24

q

+I
i=-q

Ve¡Adef" +

Constante

Í1i
d.f,

rcPt

Caso A: deflactor del PIB, r1!:

METODO: DOIJ DE STOCK Y \ØATSONa:

q

ffi, = Þo * Þ,,, 4,, * I gi 

^\_i 
+ lr

i= -c

Tes de estacionariedad

de los residuos de Shin:

Cl: 0,05819

(a) El núrmero de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo con las simulaciones de Stock y Vason (1993)

y es igual a INT(Tt/l), en nuestro caso, 3. ;;
(b) Esradística lMsH,^ para el caso de la cointegración determi¡ística. Los residü5s son tomados de la regresión dinámica

de largo plazo pìopuesra por Stock y Vatso-n (t993). los signos ' y " represèìian un nivel de signifìøtividad del 570 y

del 1%, respectivamente. Los valores críticos son tomados de Shin (1994)

P¿rámetro estimado

7,02

437

0,51

0,15

Valores críticos:

Rz = 0,92

DIÙü = 1,51

''Cabe destacar que no aparece el coeficiente correspondiente a Iatasa

de crecimiento real del PIB, porque el mismo no ha result¿do ser significa-

tivo o en algún caso presentaba signo negativo. Este resultado es el mismo

que eldeltrabajo de Nunes-Correiay Stemitsiotis (199Ð para un grupo de

países industrlalizados,y como ellos mismos señalan, una posible explica-

ción puede ser que latasa real de crecimiento del PIB afecte simultánea-

mente a la demanda de fondos prestables (a través del efecto acelerador de

Ia inversión) y ala ofefiade fondos (vía el crecimiento del ahono global)is.

5Vo

0,159

Estadístico t

12,38

7,00

4,72

3,22

lVo

0,27t

18 Solamente encuentnn un coeficiente significativo y positivo para los dos grandes países de la

OCDE: Estados Unidos yJapón.
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CUADRO 4

ESTIMACION DE IÁ, REIACION DE COIN]TGRACION ECUACION [13]
(t964-1993)

Variable

Constante

fiz?

def,

Caso B: lPC, n2!:

METODO: DOIS DE STOCKYVATSONa:
q

RLP, = 0o + 0i,, xr,r + E Ej 

^xr-j 

+ Ir
i'-q

Tes de estacionariedad

de los residuos de Shin:

Cbr: 0,05993

(a) El número de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo con las simulacioneJ de Stock y Watson (1993)

y es igual a INT(TÌ/3), en nuestro caso, 3.

(b) hr,aiistco Lt,trn¡¡ para el caso de la cointegración determinística. los residuos son tomados de la regresión dinániëa

de ¡argo plazo piópuesø por Stock y llatson (1993). los signos ' y " representan un nivel de signifìcatividad del tolo y

del 170, respectivamente. los valores crÍticos son tomados de Shin (1994).

Parámetro estimado

7,30

0,36

0,48

0,16

Valorcs críticos:.

5Vo

C,,' 0,159

w-0,92
Dtø = 1,45

Estadístico t

GRAFICO 2

RESTDUOS DE LA ECUACION [13]

deflactor del PIB lnd¡ce d€ Precios al Consumo

13,65

6,96

4,36

3,42

7Vo

0,27r
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GRATICO 3

AJUSTE DE LA ECUACION [13]

dsflactordol PIB lnd¡co ds Prscios al Consumo
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El coeficiente asociado a la inflación esperada es positivo y fecoge

la importancia de las expectativas de los agentes sobre la evolución

futurá de los precios. Para el caso español es clara Ia desviación del

efecto Fisher dèl caso extremo, dado que su valor se aleia claramente de

la unidad (0,37),lo que implica que los tipos de interés nominales no se

aiustan totalmente a la inflación en el lafgo plazþ. Estos resultados con-

fírman lalnecesidad de no imponer a priori un ôoeficiente igual a uno'

error que Se ha cometido en otros estudios previos a nivel internacional.

En definitiva, un aumento de un 1% en las expectativas de inflación pre-

sionan aI alza al tipo de interés nominal de equilibrio en un 0,37%.

El coèficiente que mide la relación entre los tipos de interés alargo

y a cortö plazo es también positivo y destaca la importancia de tener en

cuenta lateoriade la estructura temporal de los tipos de interés, Ello nos

permite introducir indirectamente los cambios de la política monetaria

que afectan a los movimientos de los tipos de interés nominales en el

laryo plazo.De acuerdo con el coeficiente estimado, un aumento de 100

puntos básicos en eltipo de interés real a corto plazo incrementa.n en 15

þuntos básicos el tipo de interés nominal alargo plazo de equilibrio.

Por 1o que respecta al déficit público, los resultados confirman un

signo positivo delcoeficiente asociado, Se ha estimado que un aumento

¿ãt fo¿ en la participación del déficit público bruto de intereses en eIPIB

27
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nominal, provoca un crecimiento de 51 puntos básicos en eltipo de inte-

rés nominal de equilibrio, Por último, este coeficiente está muy próximo

al valor medio estimado por Nunes-Correia y Stemitsiotis (I99Ð pan
ciertos países de la OCDE.

4,3, (lnø explica.cíón de ln euolucì'ón ø largo pløzo
de íos ttpos de ínterés nominøles

El Cuadro 5 muestra que el sencillo modelo de determinación de los

tipos de interés nominales dado por la expresión [l3lexplica laprâctica
totalidad del aumento de los mismos entre los dos subperíodos conside-

rados, recogiendo tan sólo una parte no explicada de 0,74y 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 sub-

período alsiguiente, dentro de los dos en que se ha subdividido la mues-

tra. La tasa de inflación esperada aumentó 2,64 puntos por témino
medio en el período 1974-93 respecto a tg64-13. El déficit público en

proporción del PIB creció J,74 puntos aI pasar del primer subperíodo al

segundo, mientras que los tipos de interés reales a corto plazo crecieron

en"término medio ó,tA puntòs del segundo alprimer subperíodo. '

Utilizando la ecuación de largo plazo deI análisis de cointegración
(expresión [13]) se puede calcular la contribución, ex-posL, de cada

variable explicativa ala senda temporal de crecimiento de los tipos de

interés nominales españoles. Taly como muestran las cifras del Cuadro

5, el aumento de la tasa de inflación esperada Ilevaria consigo 0,98 (0,97

para el IPC) puntos de aumento de los tipos de interés nominales al

pasar del primer al segundo subperíodo, mientras que el crecimiento
del déficit público 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, respectiva-

mente,

DEFICIT, INFTACION Y TTPOS DE INTERES

CUADRO 5

DESCOMPOSICION A TARGO PLAZO: CONIIRIBUCION DE IÁS

VARIABIES Ð(PIICATTVAS At CRECIMIENTO DE tOS TÏPOS

DE INTßRES NOMINATES

(Variación media de los subperíodos1964-13y 1974-93)

28

Tasa de inflación esperada

Déficit público/PIB

Tipos de interés

reales a corto plazo

Caso A: deflactor del PIB, æ1!

Cambio en el tipo de

inte¡és nominal de equilibrio
(cambio explícado por h3l)

Cambio observado en el

tipo de interés nominal

Resto no explicado

Cambio a largo Cont¡ibución de las variables

plazo observado explicativas al crecimiento 
_

de los tiPos de inte¡és nominales

2,64

3,74

6,18

Tasa de inllación esperada

Déhcit públicoÆlB

Tipos de intetés

reales a cono plazo

Caso B: IPC,

Cambio,en el tipo de

inte¡és nominal de equilibrio
(cambio explicado por [13])

Cambio observado en el

tipo de interés nominal

Resto no explicado

0,98

1,91

0,93

'';

5, CONCTUSIONES

A través de un modelo de fondos prestables de determinación de

los tipos de interés y utilizando técnicas econométricas recientes de

cointegración, nuestro trabajo ha identificado los determinantes macro-

económicos alargo plazo de los tipos de interés nominales de la econo-

mía española. Dè pãrticular interés era descubrir la importancia de la

inflacién esperada en el modelo y la relación entre déficit públicos y

tasas de interés en ellargo Plazo,

29

2,69

3,74

6,18

3,82

3,96

0,14

0,97

1,80

0,99

3,76

3,96

0,20
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El enfoque propuesto tiene varias aportaciones importantes. En pri-
mer lugar, combina las caracteristicas de un modelo de estructura tem-

poral de tipos de interés con el resto de las variables macroeconómicas
que influyen en los tipos de interés. En segundo lugar, un aspecto impor-
tante ha sido el tratamiento de las expectativas inflacionarias de los

agentes económicos, En el trabajo se ha utilizado el filtro de Hodrick-
Prescott para generar las series de infiación esperada. Este filtro tiene las

propiedades estadísticas necesarias para asegurar que los agentes man-

tienen expectativas racionales bajo el supuesto de precios rígidos y
ajuste lento en la economía, por lo que la estimación tiene en cuenta la
información pasada y futura de las tasas de inflación

En síntesis, Ia inflación esperada, el déficit público en proporción 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 teóricos propuestos,
latasa de crecimiento real de la economía no entra en la ecuación esti-

mada de equilibrio. No obstante, nuestros resultados confirman la evi-
dencia presentada en contra de estos postulados para otros países indus-
trializados.

De este modo, se ha presentado evidencia empíric a que avala la
tesis de que el déficit público no es la (nica variable responsable del
fenómeno de "persistencia" de altos tipos de interés nominales en la eco-
nomía española, De hecho, el crecimiento de los tipos de interés nomi-
nales en 3,96 puntos entre el período 1964-73y 1974-93 es elresultado
combinado de tres factores que presionanalalza los tipos en la misma
dirección: el crecimiento de la tasa de inflación esperada contribuye
positivamente en el aumento de 0,98 puntos (0,97 pan el IPC), mientras
que el crecimiento del déficit público y de los tipos de interés a corto
plazo serian responsables de un aumento adicional de los tipos nomina-
les a largo plazo de 1,91 (1,80 para eI IPC) y 0,93 Q,99 para el IPC) pun-
tos, respectivamente, Conviene señalar, sin embargo, que elproceso de

endogeneización de la política monetaria sufrido por la economía espa-

ñola desde finales de los años ochenta puede variar parcialmente los
resultados hasta ahora presentados, especialmente en elfuturo.

Eltrabajo muestra también la importancia de no imponer a priori en
la estimación el cumplimiento clel Efecto Fisher "compieto,, puesto que
los resultados indican que aunque los tipos de interés nominales están
correlacionados positivamente con la tasa de inflación (esperada), los

tipos de interés no se ajustan por completo a los cambios en los precios.

30

DEFICIT, INFLACION Y TPOS DE INTERES

Por último, la relación encontrada entre tipos de interés nominales

alargo plazo y déficitpúblicos indica también que el ahorro privado en

la ecõnómía española-no logra compensar completamente los aumentos

en los desequilibrios de las finanzas públicas, por lo que indirectamente

se podría rechazar el teorema de equivalencia ricatdiana.

Extensiones del presente trabaio deberían contrastar la sólidez de

las relaciones de cointegración encontradas relaiando los supuestos de

economía cenaday de exogeneidad del déficit público bruto de intere-

ses y, adicionalmente, utilizando posibles descomposiciones de la infla-

ción que incorporen criterios económicos19'

I

APENDICE 1.. tOS DATOS.

El estudio utiliza datos anuales de la Economía española pata eI

período 1964-1993.: RlP,, Tipo de interés nominal alargoplazo, Desde 1964a198I,

medido por el rendimiento interno de las obligaciones

industriales (media ponderada)' Fuente: Banco de España

(1994b),Cuadro 57, columna 13' De t982a 1993, medido

por el rendimiento interno de la deuda pública del Estado

con vencimiento a más de dos años. Fuente: Banco de

España (1994b), Cuadro 57, columna 5'

RCP,: Tipo de interés nominal a corto pfazo. Desde 1964 a 1973,

' tipos de interés de las instituciilnes crediticias, banca,

medida por los depósitos a I airo a menos de 2' Fuente:

Banco de España (1994b), Cuadro 3, columna 9.De 1974 a

. 7993,tipos de interés del mercado interbancario de depósi-

, .. ' tos a 1 mes, Banco de España (1994b),Cuadro 1, columna 6.

'P,iì Deflactor del Producto Interior Bruto a coste de factores,

base 1980. Fuente: Molinas, Sebastián y Zabalza (1991) y

Banco de España (1991, 7992, 1993, 1994a).

IPC,:

19 Existen intentos de modelización de la inflación y de descomposición de la misma que incorporan

criterios económicos más que esudísticos. los conceptos de inflación Jatente'y rpemanente' desanollados

po¡ euah y Vahey (1993) y aplic¿dos al caso español por Alvarez y Sebastián (1995) constituyen un intento

ãn .rr're r.niido, y þ.neran üná i¡flación tendencial pari la economía española visual¡nente distinta de la obte-

nida en el presente artículo con el HPF.
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PIB,: Producto Interior Bruto a precios de mercado, base 1980.

Fuente: Molinas, Sebastián y Zabalza (1991) y Banco de

España (1997, 7992, 7993, 1994a).

yr: Producto Interior Bruto en términos reales, base 1980,

deflactado por P,, Fuente: Molinas, Sebastián y Zabalza
(1991) y Banco de España (1991,1992,1.993,1.994a),

CNFPU,: Capacidad/Necesidad de financiación de las AA.PP,

incluido los intereses de la deuda, Fuente: Molinas, Sebas-

tiân y Zabalza (1991) y Banco de España (1991, 1992,

1993,1994a),
gt: Tasa de crecimiento real de la Economía , (yr- yr-t)/yr-r.
def,: Déficit público bruto de intereses en porcentaje del PIB

nominal, CNFPUT/PIB'.

n1,: Tasa de inflación corriente medida por el deflacior del PIB

a precios de mercado, (Pr - Pr_l)/Pr_l.

TtZ,: Tasa de inflación corriente medida por el Indice de Pre-

cios al Consumo, (lPC, - IPC._1)/IPCr_,, '
tt1!: Tasa de inflación esperada medida por el componente de

baja frecuencia de la tasa de inflación, fi1,, generado:por
elfiltro de Hodrick-Prescott. i

nZl: Tasa de inflación esperada medida por el componente de

baja frecuencia de la tasa de inflación , îtLr, generado por
el filtro de Hodrick-Prescott.

rcpr: Tipo de interés real a corto pIazo, RCP, - n1,.

APENDICE 2. Et FIIÏRO DE HODRICK-PRESCOTT

Hodrick y Prescott (1980) han propuesto un método de descompo-
sición de las series temporales entre un componente tendencial(perma-
nente) y un componente cíclico (transitorio) derivado de la aplicactôn
de un filtro lineal de alisado conocido con el nombre de lØhittaker-Hen-
derson tipo A.

En concreto, el filtro de Hodrick-Prescott se obtiene como la solu-
ción delproblema:

T T-1

Minf [(y,-p,)]2*Ij [(p,-,-pJ-(p,-1,,-,)]' tl.2.1l
t=1 t=2
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donde p, es el componente tendencial e Yr - þt = cr es el componente

cíclico. Þ

El primer término mide el ajuste de c, sobre Yt, mientras que el

segundó indica el grado de alisado de p,. El parâmetro I juega un papel

crucialen la descomposición de la serie en sus dos componentes'

La condición de primer orden es:

y,=tr[F,*z -4þr*r+((+],-t)F,-4F,-r+lt,-J [A'2.2)

expresión que se puede reescribir utilizando el operador de retardo I
en:

yt= ìulL-z _ 4L-1+ (( + I-t) _ 4L + Lzl p, =

= ¡. [(1 - t)2 (1 -L-l)z + f,-l] þ, tA.2,3l

s

En el caso de que una serie infinita de realizaciones de y, esté dis-

ponible, elcomponente tendenctalvendrâ dado por la media móvil infi-

niÍa:

F, = I cjyrJ, 0j= ü-j lA'2'41

donde las ponderaciones vienen dadas por: i

o([) = [ I(1-L)2 (l-t-t)z + 1¡-t t4,2.5]

Harvey yJaeger (199Ð muestran que el filtro [4,2.3] puede ser con-

siderado'tomo la estimación óptima del componente tendencial cuando

la sëriey, se genera por el proceso:

yt = Fr + nt 1,A.2.61

þt=Ft-l+Vt-t
V,=Vpr+(t
n, NID [0,(on)zJ, (, run [(0,(oE)2J, I = (on)2/(oE)z

Hodrick y Prescott han propuesto un algorítmo que permite estimar

el componente cíclico de una serie a partir de un número finito de obser-

vaciones. En notación matricial, la expresión tA.2,1l se transforma en:
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min c', c, + l, (KP,)'KP,

con Kp,, =

I-2 10
0 0 r-2
0 0 r-2

EI parámetro 1, recoge la importancia relativa concedida a los dos

componentes de la función de pérdida [4.2.i]. Cuanto más alto es

lambda, mâs la descomposición de la serie se hace en detrimento del

componente cíclico. Cuanto más bajo sea el valor del parámetro, en

mayor medida se ajusta la tendencia a la serie original. La elección a

priori de un valor paralambda es, en buena medida, arbitraria. Hodrick
y Prescott han sugerido un valor elevado de lambda, y en la prá,ctica
recomiendan utilizar el valor de À = 1.600 para datos de alta frecuenóia
(trimestrales y mensuales) y 100 para datos anuales. En el presente tra-
bajo, con datos anuales, su interpretación es Ia de una aproximación a

un filtro que eliminara dela serie todos los ciclos de período superior a
8 años.

APENDICE 3. TEST DE RAICES I]NITARIAS
DE r{WTATKOWSKT ET AL. (L992)

Los test de raíces unitarias tipo Dickey-Fuller lFuller (1976) y Phi-
llips y Perron (1988)l que utilizan la hipótesis nula de raízunitaria, pue-
den tener bajo poder contra alternativas de persistencia si la muestra de

los datos disponibles no es suficientemente larga[vêase Perron (i991)],

Además, DeJong et al. (1992)l muestran en un estudio de Montecarlo
que estos test no son capaces de distinguir frecuentemente series con
una raiz unitaria frente a series AR(1) con un coeficiente autorregresivo
cercano a la unidad, Para soiucionar este problema Kwiatkowski, Phi-
llips, Schmidt y Shin (1992) han sugerido un nuevo contraste (en ade-

lante test KPSS) que se basa en la hipótesis nula de estacionariedad
frente a la hipótesis altenativa de raiz unitaria, es decir, Ia inverca de los

test tipo Dickey-Fuller,
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Los test de Dickey-Fuller (DF) y de Phillips-Perron (PP) se basan en

una regresión de la føma siguiente:

Y,=0+PYt-r+0t tA.3.1l

donde l'lr se supone estacionario. Kwiatkowski et al. (L992) proponen un

contraste de raíz unitaria basado en la descomposición de la serie en la

suma de una tendencia determinística, un paseo aleatorio y un término

de error estacionario:

y, = (, + r, + e, l^.3'21

r, -- f,-, * u, t^.3.3]

con ur como i,i.d. y q estacionario. El valor iniciãl del paseo aleatorio se

considera fijo, por lo que hace el papel de una constante o la media ala
que vuelve la serie. La hipótesis nula de estacionariedad implica que

o'u = 0 o, lo que es equivalente, que o?= 0,

En realidad el test KPSS es un caso particular de un coeficiente ale-

atorio delmodelo:

Y,=6+x,F,+tt . lt.3,4l

Þ, = ß,-r + u, tì tn.¡':l

en el que imponiendo las condiciones xr = 1 y 0, = r,, la ecuación tA.3,4l

queda rçducida a la expresiôn[A.3.2]. EIlo significa que contrastar la
hipótesishula de estacionariedad contra la alternativa de raiz unitaria es

equivaTente a contrastar la nula de un modelo de coeficiente constante

contra Ia alternativa de un modelo de coeficiente aleatorio.

El test KPSS utiliza un contraste del tipo del multiplicador de

Lagrange:

T

IS?
r rf - t=1 tA,3,6l
LIVTKPSS -- ,;_

6i

donde:
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t

s,= X ei
i=1

siendo e, Ios residuos de la regresión de y, sobre una constante y una
tendencia (test 4r) o respecto a una constante sin tendencia (test "4u), ô!
es la estimación de la vaianza residual de estas dos regresiones (suma

de los cuadrados de los residuos dividido por T-1) y T es el tamaño dela
muestra. La distribución de ambos estadísticos no es estándar y los valo-
res críticos apropiados se encuentran disponibles en la tablal de Kwiar
kowski etal. (1992).

Por último, Kwiatkowski et al, (1992) extienden estos dos contras-
tes de estacionariedad al caso en el que q presenta autocorrelación y
problemas de heterocedasticidad. Bajo este supuesto es necesario reem-
plazar en la expresión [4.3.6] el denominador por el estimador de la
vafianza de largo plazo de e,, s2 (k), según el procedimiento recomeh-
dado en Newey y \Øest (1987),lo que lleva a los estadísticos f , y {u ya
mencionados:

TÏ,T S?

î = t=1 IA,3,8l' sz(k)

donde k es igual al número de retardos y T, es el factor utilizado paru
nor malizar el numerador.

APENDICE 4. UÉTOOO DE ESTIMACION DE tA RETACION
DE COINTEGRACION DE PHITIPS Y HANSEN
(1990) Y HANSEN (1992)

En este procedimiento se aplican correcciones semiparámetricas
que corrigen los sesgos de endogeneidady la presencia de correlación
serial de la estimación de cointegnciôn por MCO. Laventaja de la utili-
zaciôn de los estimadores de Phillips y Hansen (1990) es que éstos pue-
den ser usados para rcalizar inferencia estadística debido a que se distri-
buyen como una normal. En el método de estimación de cointegración
sugerido en Phillips y Hansen (1992) y en Hansen (1992), se considera

1A.3.7)
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Iavariableyt y un conjunto de variables representadas en el vector x,, Ias

cuales están cointegridas y cuya relación de cointegración viene repre-

sentada por la expresión siguiente:

Y¡=ôx,+s, tA'4'11

donde t = 1,.,,,7
x, = (x'1¡, x'2J'

xlt=1
x2¡ = x2¡-1 * 1¡ l^,4'2)

Por otra parte, se define {u,} como la secuencia del término de los

errores por elvector u', = (t'¡, t') y las matrices asociadas siguientes:

s
TT

O = lim (1/T) I I E(u¡u',) t4.4.31
T+- r=1 j=l

T

n = lim (1/T) X
T+- t=l

ticionadiis en función de u,:

Las matrices Q (o matriz de covarianzas a lirrgo plazo) y 
^ 

son par-

"=13::kl ,^= [ïï] ro+:r

':La,ip¡i¡ns¡a etapa de la estimación de la regresión de cointegración
de [4.4,1] consiste en aplicar MCO a esta expresión con el objetivo de

obtener los residuos de la misma, ê,, En segundo lugar, se estima la

expresión lL,4.2l en diferencias aplicando MCO, obteniéndose los resi-

duos î,. En este caso,Ia secuencia de ios términos de los errores será:

t, = (ê,, ax') tA.4.6l

Dado que los residuos de cointegración Q tienen a menudo proble-

mas de autocorrelación, Hansen (1992) sugiere, siguiendo a Andrews y

Monahan (7992), pre-blønqueørlosresiduos û, mediante un VAR (1) con

?'7

T
j=l

E(u,u',) ÏL,4.41
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el objetivo de obtener ios residuos blanqueados de ê,20. De este modo,
las matrices de covarianzas son estimadas atravês de regresión espectral
mediante la forma:

or=
T

T
5--l

(|)G) 1/T X êr, ê',

donde o (.) es el retardo de la ventanautilizada en la función de densi-
dad espectral.

Posteriormente, la función de covarianzas de los parámetros esii-
mados se obtiene recoloreando las matrices de covarianzas originales:

ôr.. =ôr, - o* o;l or, lk:4,91

Âî, =Âr, -nfi Orl Ôr, [A,4 10]

donde Ôr., ,eprese nta la matriz de varianzas a Iargo plazo de e, condi-
cionada a r,r, y Ã1, recoge el sesgo en la estimación debido a la endoge-
neidad de ios regresores después de haber aplicado la corrección semi-
paramêtrica de Phillips y Hansen (1990),

Por otra parte,la estimación del parámetro ô de la expresión l,A.4.ll
es consistente o superconsistente pero está sesgada en muestras finitas.
Por este motivo, Hansen (1992) propone el cáiculo de un estimador de
ô según el rnétodo propuesto en Phillips y Hansen (1990):

TT
I (l)G) 1/T I ê_, ê,, tA.4.8l
s=l t=s+1

lA.4.7l
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ABSTRACT

This paper examines whether long+erm nominal interest rz;tes are

cointegrated with budget deficits over the period 1964-1993 whith
annual data. The empirical results show that nominal interest rates are

cointegrated with deficits if a proxy for long-term expected inflation is

included in the long-term equation. The Hodrick-Prescott filter is used to
model the expected inflation.
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