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Resumen

En este trabajo se contrasta er4píricamente el cumplimiento del efecto Fisher a largo plazo
para el caso español, utilizandþ datos trimestrales para el perlodo 1962-1996. Pafa ello se

utilizan nuevas técnicas de ralies unitarias y cointegtación, donde se tiene en cuènta explí-
citamente la presencia de posibles cambios estructurales en la tendencia de las series. Los
resultados son favorables a la existencia de un efecto Fisher parcial en el largo plazo, con
una transmisión al tipo de interés nominal de aproximadamente un tercio por cada punto de
incremento en la tasa de inflación.
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Abstract. Is there a Fisher effect in the long-run? Evidence for the Spanish economy,
1962-1996 i

In this paper we provide an ernpirical test of the long-run Fisher effect for the Spanish
case, using quarterly data for the period 1962-1996. To this end, we make use of some new
techniques on unit roots and cointegration, where the presence of possible structural
changes in the üend of the series is explicitly considered. The results indicate the existence
of a partial Fisher effect in the long-run, with a transmission to the nominal interest rate of
roughly one third for each point increase in the inflation rate.
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1. Introducción

El contraste empírico del denominado <efecto Fisheo> constituye un tema recu-

rrente .denüo de los estudios de economía monetaria y financiera. En efecto, el

mayor o menor grado en que los tipos de interés nominales incorporan.la evolu-

cióí esperada dela tasa de inflación, sin afectar al tipo de interés-real, es importan-

te de cara a diversas cuestiones relevantes para la teoría y la política económicas'

Así, por ejemplo, el cumplimiento del efecto Fisher permitiría la supemeutralidad

del dinero, significaría que el tipo de interés nominal sefa un buen predictor de la

inflación futuia y un *ul indicador del carácter de la política monetariaseguida, y

sería necesario þara la validez del modelo de valoración de activos financieros

basado en el corisumo (CCAPM) (Haliassos y Tobin, 1990; Rose, 1988)'

La hipótesis se remonta a la aportación original de Fisher (1930), quien reali-

zó asimiùno su primera validación empírica. A este respecto,, es importante recor-

dar que los resuitados obtenidos por el propio Fisher indicaban un cumplimiento

solamente oarcial de la hipótesis ãsociada con su nombre, pues los tipos de interés

nominales iespondían a lãs variaciones de la tasa de inflación en el seùtido indica-

ãt; iu t"oríu, p"ro 
"tì'menor 

proporción y con un notable retraso. Además,

Fisher señalaba óomo causa última-de sus resultados la existencia de ilusión

monetaria por parte de los agentes, esto es' su incapacìdad para distinguir entre

cambios en valõres nominalei y cambios en Yalores reales de las variables econó-

micas.l

Sin embargo, va a ser a partir del influyente trabajo de Fama (1975),.y coinci-

diendo con elãesarrollo dei concepto de expectativas racionales, cuando el con-

traste del efecto Fisher va a ocuþar un lugar destacado en la agenda de los

investigadores. como señala este autor, la evidencia empírica_obtenida por Fisher

no t".íã realmente cohe[ente con la hipótesis de un mercado financiero eficiente,

esto es, aquél en el que Ìõs agentes utiiizan óptimamente toda la información dis-

ponible a la hora dafijar los precios (Fama, 197-5: 269). Así, segrín Fama, no se

rechazarlala hipótesis de queèl rendimiento real esperado de los bonos del Teso-

ro americano durante el período 1953-1971 habrfa sido constante, de manera que

el mercado de bonos habría sido eficiente. Estos resultados, que equivalían a con-

firmar la versión más exfiema de la hipótesis de Fisher, generaron una notable

polémica y dieron lugar a una serie de trabajos que_?usieron en cuestión los

irult-gor ítti"i¿"t de Éama [véanse las referencias en Haliassos y Tobin (1990)].

Posteriormente, la aparición de la literatura sobre cointegración y raíces unita-

rias va a significar un nuevo salto cualitativo para el contraste empírico del efecto

Fisher. Si ãl tipo de interés nominal y la tasa de inflación contienen tendencias

"rto"árti"ur 
1o, lo que eS lo mismo, Poseen unataíz unitaria), los contrastes de la

hipótesis ¿e Þistref realizados hasta entonces serían el resultado de regresiones

es úr"us en el sentido de Granger y Newbold (1974).

l. De hecho, Fisherconsiderabaque lavariación de lospregios y sus efectos sobfeel nivelacumulado

de la deuda constituian el principal mecanismo generador de fluctuaciones económicas; véase

Tobin (1987).

Óscar Bajo; Vicente Esteve ¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo?...

El primer trabajo que aplicó los conEastes de rafz unitaria a las series de tipo
de interés nominal e inflación, de nuevo para el caso americano, fue el de Rose
(1988), concluyendo que, si bien el tipo de interés nominal sf poseía una rafz uni-
taria, la tasa de inflación habrla sido estacionaria, de manera que el tipo de interés
real no sería estacionario. Sin embargo, los resultados anteriores van a ser critica-
dos por Mishkin (1992), quien, aplicando unos valores críticos diferentes a los
utilizados por Rose, obtiene que la tasa de inflación americana serfa no estaciona-
ria y estaría cointegrada con el tipo de interés nominal, lo que significa¡ía el cum-
plimiento del efecto Fisher en el largo plazo, no rechazándose además la hipótesis
de un coeficiente unitario en la regresión de cointegración (esto es, que el efecto
Fisher en el largo plazo habría sido completo). No obstante, y a pesar de la indu-
dable aportación que ha supuesto el empleo de las técnicas de cointegración, la
evidencia empírica acerca del cumplimiento del efecto Fisher sigue produciendo
resultados a veces un tanto dispares, como lo muestran, entre otros, los trabajos
de MacDonald y Murphy (1989), Bonham (1991), Moazzami (1991), Pelâez
(1995) o Crowder (1997).

Por lo que respecta al caso español, existen contrastes indirectos de la hipóte-
sis de Fisher en el marco de estimaciones de ecuaciones para los tipos de interés
nominales, que incluyen la tasa de inflación como uno de sus factores explicati-
vos: mienfras Mauleón (1987), que utiliza datos trirnesfrales para el perlodo
1973-1985, no obtiene un efecto significativo, Esteve y Tamarit (1996) sí lo
enöuentran con datos anuales para el período 1964-1993, aunque con un coefi-
ciente de 0,36-0,37 en el largo plazo (notablemente inferior a la unidad, lo que
sería compatible con la existencia de un efecto Fisher parcial). Un frabajo dirigi-
do explícitamente al contraste del efecto Fisher es el de Aznar y Nievas (1995),
quienes utilizan datos mensuales para el período 1990-94 y concluyen que <no
sólo debe rechazarse el efecto Fisher en la economía española en el período
1990:l-1994:12, sino también el que la tasa de inflación tenga algrin efecto
sobre el tipo de interés nominal> (p. 301).

Sin embargo, la brevedad del período considerado por Aznar y Nievas (ape-
nas cinco años), invita a un nuevo examen del efecto Fisher utilizando una mues-
tra más larga, puesto que, en la aportación original de Fisher, es éste un fenómeno
inherentemente ligado al largo plazo [véanse, por ejemplo, las consideraciones de
Mishkin (1992:213)]. Por oha pafe, si se toma un perlodo suficientemente largo,
cabe la posibilidad de que las series analizadas estén sometidas a cambios estruc-
turales en su tendencia, lo que dificultarfa la aplicación de los contrastes de raíces
unitarias. Es por tal motivo que en este Eabajo conEastamos expHcitamente la
presencia de posibles cambios estructurales en la tendencia de las series, en la
línea del trabajo de Ga¡cfa y Perron (1996).

Asl pues, nuestro objetivo en este nabajo va a ser conEastar empíricamente el
cumplimiento del efecto Fisher para el caso español, utilizando datos trimestrales
para el período 1962-1996. En la sección 2 se presenta el ma¡co teórico, los resul-
tados emplricos aparecen en la sección 3, y las principales conclusiones se resu-
men en la sección 4.
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2. Marco teórico

El punto de partida será la cônocida ecuación de Fisher, segrín la cual el tipo de

interés nomiñal puede descomponerse en dos partes, el tipo de interés real ex-ante

y la tasa esperada de inflación:

it= ri+ní tll

donde i, es el tipo de interés nominal de un activo emitido en el período t, rf es el

tipo de interés-feal ex-ante y tt es la tasa de inflación esperada en t-1 parâ el

pèroao siguiente. Actuando en su propio beneficio, los prestamislaq requirirían

un tipo de interés nominal que les compensafa de la pérdida de poder:àdquisitivo

que pudieran experimentar durante el pefodo de vida del préstamo, la cual ven-

dría ãproximadJpor la tasa de inflación esperada. En ausencia de ilusión moneta-

¡ia2, ún cambio èn h tasa esperada de inflación debería entonces repercutifse

íntegfamente en el tipo de intèrés nominal, de manera que el tipo de interés real

ex-ante fuera aproximadamente constante a largo plazo.

Así pues, la hipótdis de Fisher podría contrastafse a paftir dè,la siguiente

ecuación: :r

i,= a+þnl 12)

donde la constante ø aproximaría el tipo de interés real ex-ante, y el no rechazo

de la hipótesis nula B = I indicurla la existencia de un efecto Fisher completo' Si

rupon"tnos además que las expectativas son racionales, la tasa espera'l4 de infla-

ciôn coincidirá con ú efectivamente registrada, ør, salvo por un effor aleatorio de

predicción e,:

ni = ltt+ et t3l

por lo que, sustituyendo [3] en [2] tendríamos:

t4lir= d+þniqt

dondeq, = þe,.

2. Es importante æner en cuenta que, aunque habitualmente se considera que la presencia de un cierto

grado de ilusión moneta¡ia sería una condición necesaria para que no se produzca un efecto Fisher

õompleto, en realidad no serfa una condición necesaria sino suficiente. En efecto, serfa posible

imajinar una situación en que los prestamistas no sufrieran ilusión monetaria alguna y, sin embar-

go, ãueran incapaces de trailada¡ fntegramente a los tipos de interés nominales las va¡iaciones es-

ieiadas de la tasa de inflación (por faita de poder de mercado, conside¡aciones estratégicas' etc.);

un argumento análogo se aplicaría a las decisiones de oferta de trabajo en modelos macroeconó-

micolde tipo keyneiiano: õl hecho de que no se trasladen en su totalidad a los salarios las varia-

ciones de lós preóios no significa necesariamente que los trabajadores padezcan- ilusiórr monetaria,

ya que poddä ocurrir que las condiciones actuales del mercado de trabajo les impidieran hacerlo
'@ajo 

y ùfon¿r, 1998). Asf pues, aunque mantendremos en eI resto de la sección el término más

comtin de <ilusión monetariãrr, en realidad estaremos haciendo referencia a la situación en que los

prestamistas no trasladan lntegramente a los tipos dê interés nominales los movimientos de la tasa

de inflación esperada (bien porque sufran estrictamente de ilusión monetaria, o bien porque, aun

no padeciéndola, decidan no hacerlo por cualquier oro motivo).

¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo'! .,,

Como la innovación e, (y, por tanto, 7r) es estacionaria3, el cumplimiento del
efecto Fisher requiere que, si i, y ø, contienen unaralz unitaria, ambas variables
deberán estar cointegradas. En particular, un coeficiente B no significativamente
distinto de la unidad en la regresión de cointegración [4] indicaría la existencia de
un efecto Fisher completo, de manera qrre irxtt sería estacionario. Nótese además
que, por definición:

tt= it-fit t5]

donde r, es el tipo de interés Íeal ex-post; y sustituyendo [l] y [3] en [5]:

r,- rl+e, t61

es decir, que, dado el supuesto de expectativas racionales, los tipos de interés rea-
les ex-ante y ex-post difieren solamente por un término aleatorio y estacionario,
por lo que la estacionariedad del primero (que es una variable no observable)
implica la estacionariedad del segundo (que sí es una variable observable).

Sin embargo, podría ocurrir que, en la ecuación [4], el tipo de interés nominal
y la tasa de inflación estuvieran cointegrados pero el coeficiente B estimado fuera
signiflrcativamente distinto de la unidad, en cuyo caso ir-þn, sería estacionario y
\= it-xtt sería 1(1); en particular, un coeficiente B significativÍrmente menor que
la unidad indicaría la existencia de un efecto Fisher parcial. De esta manera, la
presencia de una tendencia estocástica en los tipos de interés nominal y real indi-
caría que el tipo de interés nominal se mueve en el mismo sentido que la tasa de
inflación, pero en una proporción inferior ÇvIoazzami, l99l). Por ota parte, el
caso anterior equivaldría a la existencia de ilusión monetaria parcial, de manera
que podría estimarse una ecuación como:

r,= ir-JÍr= (a+ þn,+r¡r)-n,

o bien:

rt= a'*þ'fitt\t I71

donde ø' =c, þ' =þ-1, y, suponiendo que ø, fuera /(1), resultará que rr y rr, esta-
rán cointegrados y r,-þ'n, será estacionario. Y, puesto que una combinación
lineal de series 1(0) será también I(0), (i,-þn,)-(r,-þ'ø,) = it-rt -,2¡ será esta-
ciona¡io (Owen, 1993).

Ahora bien, si el coeficiente B estimado en [4] no fuera significativamenre
distinto de cero, entonces el coeficiente B' estimado en [7] no sería significativa-
mente distinto de -1. En este caso, el efecto Fisher no se verificaría y la ilusión
monetaria sefa total, ya que los prestamistas no frasladarfan al tipo de interés
nominal las variaciones regisftadas en la tasa de inflación esperada, las cuales se

3. Nótese que el error e, sería estaciona¡io incluso relajando el supuesto de expectativas racionales,
si bien en tal caso no tendría por qué ser necesariamente ruido blanco.
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reflejarfan íntegramente en el tipo de interés real ex-ante. Así pues, rry n, setían

1(1) y estarfan õointegrados, de manera qrle rÈtt,= i¡ sería estacionario.a

Adviértase, por otra parte, que las consideraciones anteriores serían válidas

únicamente si eiistiera cóintegrãción enüe i, ! î4(o enfie r¡ y lt).En efecto, si,

aun siendo I(1), ambas variables no estuvieran cointegradas, ello sería un síntoma

de mala especificación del modelo y, por tanto, de la necesidad de incluir varia-

bles adicionales en la estimación de la ecuación [4] (o de la ecuación [7]); véase

al respecto Owen (1993).

En la siguiente sección verificaremos el cumplimiento del efecto:Fisher con

datos corre$ondientes a la economía española para el perfodo 19624996, cuya

definición piecisa se contiene en el Apéndice. Para ello se contrastør.á 9n 
primer

lugar el oråen de integrabilidad de las va¡iables tipo de interés nont'inal,.tasa de

ináación y tipo de intèrés real ex-post (donde las dos últimas aproximarían, res-

pectivamentg la tasa de inflación esperada y el tipo de interés rcal ex-ante,varlã-
Lles ambas no observables). A continuación, si el tipo de interés nominal y la tasa

de inflación resultaran q-çr integrados de orden uno, se estimará la ecuación [4], de

manera que: Ì

- Si ambas variables estuvieran cointegradas y P no fuera significativamente

distinto de la unidad, se produciría un efecto Fisher completo y la variaciones

de la tasa esperada de inflación se trasladarían uno a uno al tipo de interés

nominal.

- Si ambas variables estuvieran cointegradas y B fuera significativamente menor

que la unidad, se produciía un efecto Fisher parcial y las^variaciones de la tasa

eìperada de inflaðión se frasladarían en una proporciín þ .<l al tþo de interÇs

nominal, debido a la existencia de ilusión monetaria también parcial'

Nótese que los doseasos anteriores implicarían que el tipo de interés teal ex-

pasr sería /(0) o /(1), re$pectivamente, lo que constitui¡ía un conffaste indirecto del
'orden 

de integrabilidad ãe dicha va¡iable. Por último, si iry n, no estuvieran coin-

tegrados, entonces estaría justificada la introducción de variables adicionales, pre-

su-miblemente explicativas del tipo de interés nominal, en la estimación de la

ecuación [4].s

¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo?.. .

Nótese que el contraste de la hipótesis de ilusión monetaria a partir de la estimación de la ecuación

[7] no serfa esrictamente lo mismo que contrastar la denominada <hþtesis de Fisher invertido>

itópu.rt" por Carmichael y Stebbing (1983), ya que para ello la variable dep€ndientede dicha

LuaciOn ¿ãærf" expresarse neta de impuestos. Asf, segrfn la hipótesis ciøda, si_el tipo-de interés

nominal después deÎmpuestos fuera aproximadamente constante, el tipo de interés real después de

impuestos så movería inversamente yuno a uno con la tasa de inflación (Carmichael y Stebbing'

1983).
Obsérvese que si el tipo de interés nominal resulta¡a ser estacionario, y las otras- dos variables.inte-

gradas de orden uno y cointegradas, el coeficiente B' estimado en la ecuación [7] no sela significa-

ãvamente distinto dð -1, existi¡ta ilusión monetaria total y las væiaciones de la tasa esperada de

inflâción se trasladarían uno a uno, con signo con¡zrio, al tipo de interés real el-ante; miengas que

si la tasa de inflación resultara ser esøcionaria, y las otras dos¡r,a¡iables integradas de orden uno y

cointegradas, existiría una relación de uno a uno entre el tipo de interés nominal y el tipo de interés

feal ex-ante,

Tabla 1. Contrastes de ralces unita¡ias y estacionariedad.

Variable

Li, -7,82* -7,65+ -7,65*
Lr, -9,57* -9,59* -9,58*
Ntt -10,18* -10,13* -10,13*

ù -0,69 -r,67 -0,34

rt -2,90 -2,13 -2,09**
Ít, -2,30 -2,09 -0,92

Test Phlllips-Perron

Z(ta)

(i) (*) y (**) indican un nivel de significatividad del IVo y 5Vo,rcspectivamente.
(ii) Los contrastes de Phillips y Perron se han calculado utilizando el estimador de la varianza a largo

plazo propuesto en Newey y \Mest (1987). El ¡eta¡do utilizado l=lNTl4(Tllffi)r/al es el
propuesto por Schwert (1989), en nuestro caso 4. Los valores crfticos se han tomado de Fuller
(1976), tabta 8.5.2, ?= 100.

(iii)En los contrastes KPSS la varianza a largo plazo de los errores de la regresión se ha estimado
utilizando el procedimiento propuesto en Newey y West (1987). El orden máximo de la longitud
de la ventana de Barlett (I) utilizado para el cálculo del estimador de la varianza de largo plazo se

elige de acuerdo con el valor de I = fNTþ(Tl 100)l/al propuesto por Schwert (1989), en nuesto
caso 4. Los valores crfticos se han tomado de Kwiatkowski y otros (1992), tabla 1.

Valores críticos L%o SVo lÙVø

z(t".) Z(ta)
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z(ta)
z(t".)
Z(te)
4p
rlt

Test KPSS

4p

3. Resultados empíricos

3. l. Contrastes de estacíonariedad

Para comprobar el orden de integrabilidad de las variables se utiliza una combina-
ción de conüastes de estacionariedad. En primer lugar, los test de Phillips y
Perron (1988) (en adelante P-P) que corrigen de manera no paramétrica los con-
ffastes estándar de Dickey y Fuller, y cuya hipótesis nula es que la variable con-
tiene una raíz unitaria. En segundo lugar, puesto que estos contrastes tienen baja
potencia6, el estudio de Ia estacionariedad se complementa con los test propuestos
por Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992) (en adelante KPSS), cuya
hipótesis nula es la estacionariedad, es deci¡, la inversa de la de los test de ralces
unitarias del tipo Dickey-Fuller. Los resultados de estos contrastes para las tres
va¡iables analizadas se presentan en la tabla l.

A partir de los resultados de ambos test se pueden extraer las siguientes con-
clusiones. En primer lugar, se puede rechazar que las Ees variables contengan una
doble raíz unitaria. En segundo lugar, se puede afrrrnar que los tipos de interés
nominales, 1,, y la tasa de inflación, ,zr, son ambas 1(1), ya que no se puede recha-

6. Véanse al respecto los trabajos de DeJong y oEos (1992) y Penon (1991).

1,561* 0,563*
1,224* 0,220*
0,572** 0,500*

4,04 -3,45 -3,15
-3,5r -2,89 -2,58
-2,60 -1,95 -1,61
0,739 0,463 0,34't
0,216 0,146 0,119

4"
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zar la hipótesis nula de raíz unitaria (test P-P), mientras que se pu_ede_ rechazar la

hipótesis nula de estacionariedad alrededor de una constante (test KPSS).

Por lo que respecta al tipo de interés real ex-post, r,, el test P-P Z(tù permite

rechazæ la^hipótesis nula de raíz unitaria al 5Vo (lo que indicaría que la variable

es /(0)), mientras que el test KPSS permite rcchazar la hipótesis nula de estacio-

nariè¿á¿ flo que inàicaría que la variable es 1(1)). En este caso, existe un conflic-

to entre los rósultados de ambos contrastes, que no nos permitiría aclarar el orden

de integrabilidad de la serie. El hecho de que la variable muesfte en su senda tem-

poral uã posible cambio estructural (véase la figura 4.1 del Apéndice),nos lleva-

ku a no eitraer conclusiones definitivas sobre el orden de integrabilid?d en base a

los conrastes P-P y KPSS. Como ha señalado Penon (1989, 1990;11997¡, 1ot

cambios estructoraies en series temporales hacen que este tipo'rde contrastes

muestren problemas cuando existe una ruptura en algún punto de la muestra. Una

vía alternãtiva para determinar el orden de integrabilidad en estos,.casos se ha

planteado en loi traba¡os de Peron y Vogelsang ( 1992a, 1992b), mediante la apli-

õación de un método en el que se endogeneiza la brlsqueda del punto de ruptura

de la serie en variables 6in perfil tendencial' :,

En la tabla 2 se pÆ.sentan los contrastes de raíces unitarias cuando existen

cambios estructurales, bajo la hipótesis nula de raíz unitaria frente a la alternativa

de estacionariedad con un cambio estructural en algrln punto de la muestra no

conocido, a través de dos modelos altemativos: a) cuando el cambio se supone

gradual (Innovational Outlier Model o_IOM); y b) cuando el cambio es instantá-

ñeo 1Rdàitive Outlier Model o AOM).? En las dos últimas columnas aparecen las

estimaciones del parámetro de ruíz unitaria, â, y su respectivo estadjstico t, tâ,

donde se contrasiã si ø=1. Para ambos modelos la raíz unitaria sólo se puede

rechüú al SVo, obteniéndose un cambio estructural en T6- 1977:1 (Modelo

AOM) y Tø = 1977 :2 (Modelo IOM).

Estos resultados sqgieren que el tipo de interés teal ex-post, r,, no es esta-

cionario a un nivel deiJignifîcãtividad del l%o, cuando se introduce la posibili-

dad de un cambio en la media (gradual o instantáneo) no conocido a priori.El
cambio estructural en la senda temporal de r, pudo haber sido causado por el

cambio de régimen de la política macroeconómica españ9þ en 1977-1978,

coincidiendo con la nueva eitrategia de control monetaiio del Banco de España'

por la que la autoridad monetaria comenzó a hacer público su objetivo interme-

dio 
"n 

fonnu de unos límites máximos y minímos de crecimiento de las disponi-

bilidades líquidas.8

En la figura del Apéndice se aprecia la posibilidad de ql9 existan ømbién

cambios 
"rñrctutul"s 

en i,y n,. El]õ nos lleva a la posibilidad de utilizar también

para estas dos series contrastes de raíces unitarias cuando existen cambios estruc-

7. pa¡a más detalle sobre el procedimiento econométrico véase el apéndice 2 de Esteve, Femández y

Tama¡it (1993).

B. El anuncio de los objetivos monetarios del Banco de España quiso contibuir a conñgurar un nuevo

escenario en el que la ¡econducci6n del proceso de formación $e expectativas de iliación ocupaba

un pap"t centr"l 
"n 

la política monetariã. Véanse al respecto Ayuso y Escrivá (1997) y Banco de

España (1978b, 1979).

¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo?...

Tabla 2. Contrastes de raíces unita¡ias con cambios estructurales para variables sin
tendencia.

Serie

rt

Modelo Tb

(i) Estadfsticos t entre paréntesis.
(ii) (+*) indica un nivel de significatividad del 5 7o.
(iii)Criterio de selección del t significativo: reta¡do máximo ft = 5.

IOM

AOM

Modelos estimados

a) IOM
k

!t= lt+ ôDU,+ 0D(T),+ d!t-t* lc¡Ly,_1+ e,
i= I

donde D(Z¿),= 1 si ¡= 1¿+1, y 0 en casocontra¡ioiy DUt= I si t>Tb, y 0en caso cont¡ario.

b) AoM
Jt = lt + òDU,+ l,
donde !, = lk,-oa¡D(Tt),-,+ aj,,-r+ll- rc,Lj,,-r+ e,.

Valores cúticos (T = 150) Fuente

77:2

77:l

-0,30 0,90 -8,18 0,25 -4,6¡**
c1,6) (3,3) c5,6)
-1,60 4,78 0,88 -4,41+*
(-2,s) (5,7)
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Modelo l4o
IOM -4,95
AOM -4,90

turales como los planteados por Perron (1997) y Vogelsang y Perron (1994).
Dichos conûastes suponen la aplicación de un método similar al anterior pero
ahora para variables que presentan un perfil temporal tendencial, como sería el
caso de estas variables a diferencia del tipo de interés real (véase de nuevo la figu-
ra del Apéndice).e

Los resultados de estos confr¿ìstes se presentan en la tabla 3 y no permiten
rechaza¡ la hipótesis nula de raíz unita¡ia para el caso de i, , tanto si se supone un
modelo con cambio instantáneo en el nivel y la pendiente (AOM-C) como si se
supone un modelo con cambio gradual en el nivel y en la pendiente de la serie
(IOM-C). Para el caso de ø, el modelo de cambio instantáneo (AOM-B) en la pen-
diente tampoco permite rechazar la hipótesis de raíz unitaria. No obstante, para las
dos va¡iables parece detectarse un cambio estructural en los trimesfres 78:1 y/o
79:2 paru i, , y en el78:3 pma lq, en ambos casos muy cercanos a las observacio-
nes que recogían una ruptura estructural para el tipo de interés rcal (77:l y 77:2).

Por lo tanto, teniendo en cuenta los posibles cambios estructurales, podríamos
concluir que las tres variables analizadas son 1(1).

9. Pa¡a más detalle sobre el procedimiento econométrico véase el âpéndice 2 de Camarero, Esteve y
Tamarit (1997). Los modelos A, B y C, indican, respectivamente, que se incluye un cambio en el
nivel, en la pendiente, o en el nivel y la pendiente simultáneamente.

tâ

5Vø

-4,41 -4,13
-4,34 -4,09

l07o Perron y Vogelsang 0992a), tablas 1 y 2
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Tabla 3. Conhastes de raíces unitarias con cambios estructurales para variables con

tendencia.

t,

trvt

Modelo

IOM-C 79:2

AOM-C 78:l

AOM-B 78:3

(i) Estadfsticos f entre paréntesis.
(ii) (**) indica un nivel de signifrcatividad del 57o.

(iii)Criterio de selección del r

Modelos estimados

a) IOM-C

!t= F+ /DU,+ þt+ yDTi+ ôD(T),+ al,-Ì |;l= tc¡Lvt-i el

b) AoM-c 
È

lt= lt+ Bt+ 0DU,+inDTi+ l,
donde DTi = t-Tt sit>Tb y0encasocontrario;y

j, = ai,-t+>:;=oô jD(TB)r-;+ ),+- 1c¡Li,-¡+ e,-

c) AOM-B

lt= tt+þt+yDTi+i,
donde !, = alt-t+\!= lci¡it-i+ et'

5

5

0,02 -0,89 4,58
(3,61) (-1,39) (4,35)

0,11 16,95 0,82 -3,5'1

(11,93) (18,99)
0,19 0,90 -2'47
(11,73)

vo: retardo máximo ft = 5.

Valores críticos. Los valores críticos se han tomado de Vogelsang y Penon (1994) tablas 2A'

T= 150, Penon (1997), tabl4,1 (d), 1= 100 y Penon (1997), tabla I (g)' 1= 150'

0,78

Modelo

-4,05

lVo
-6,21 -5,55 -5,2s
-5,89 -5,35 -5,03

-5,28 4,65 4,38

¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo?...

3.2. Relaciones de largo Plazo

Tras establecer que las Ees variables i¡, xtt! r, son no estacionafias, pasamos a

analizar la existencia de relaciones de largo plazo entre las mismas, mediante la

estimación de la ecuación [4]. Para ello, vamos a aplicar el contraste de la hipóte-

sis nula de cointegración frente a la altemativa de no cointe$aciót propuesto por

shin (1994) a parrir del método de estimación de largo plazo de f,99t v watson

(1993), que pennite considerar la posible endogeneidad de las variables Pfesentes

èn U ácoaciôn de cointegración, aií como la posible çonelación serial de los erro-

res en la misma. De acuerdo con este enfoque, se aplica en dos etapas el test

KPSS al caso de la cointegración de un conjunto de variables. En la primera eta-

pa, se estima una regresión de largo plazo dinámica que incluye los valores retar-
dados y futuros de las primeras diferencias de las variables explicativas, con o sin
tendencia lineal (cointegración estocástica o determinlstica, respectivamente)1o :

q

iF ao+a¡+þfr,+ .Z T¡Lnr-¡+u, t8l
t=_q

(siendo t una tendencia lineal) donde la existencia de cointegración determinística
supondría Que c1 = 0, mientras que la cointegración estocástica implicaría que
0¡ * 0.ll

Posteriormente, en la segunda etapa del test de Shin se trata de calcular los
estadfsticos LM de Lagrange, C, (cointegración determinfstrca) y C, (cointegra-
ción estocástica), análogos a los empleados en el contraste de estacionariedad
KPSS.

La aplicación de los contrastes de cointegración de Shin-Stock-Watson a la
expresión [4] aparece en la tabla 4. En primer lugar, los resultados sugieren que es

posible Íechazar la hipótesis nula de cointegmción determinfstica; por el contra-
rio, existi¡ía evidencia de cointegración estocásticaenûe r, Jh.

Como era de esperar, el hecho de que el vector de cointe$ación sea (1, -O,32),
diferente de (1, -1), nos llevaría a aceptar la existencia de un efecto Fisher en su
versión parcial. En otras palabras, existiría un co-movimiento entre ambas varia-
bles que, sin embargo, no serla uniproporcional, lo que, a su vez, sería coherente
con la existencia de un grado parcial de ilusión monetaria. Además, ello constitui-
ría evidencia indirecta en favor del carácter 1(1) del tipo de interés real. De esta
manera, nuestros resultados indicarían que, de cada punto porcentual de incre-
mento en la tasa de inflación, solamente se trasladaría a un mayor tipo de interés
nominal aproximadamente un tercio, reflejándose los dos tercios restantes en una
disminución del tipo de interés real.

Por último, dado que se han detectado posibles cambios estructurales en el
comportamiento de las dos variables implicadas en la ecuación de largo plazo,
puede resultar interesante la comprobación de si el paúmeho de largo plazo esti-
mado, B, es estructuralmente estable en el conjunto del perfodo muestral. En la
tabla 5 se presentan los contrastes propuestos en Hansen (1992) para detectar
posibles inestabilidades en las regresiones de cointegración estimadas anterior-
mente. El criterio seguido a la hora de determinar la estabilidad de las relaciones

10. Este procedimiento de estimación se conoce como DOLS @ynamic Ordinary Least Squares) y ha
sido propuesto por Stock y Watson (1993), que añaden a la regresión estándar por Mlnimos Cua-
d¡ados O¡dina¡ios (MCO) de Engle y Granger (1987) valores retardados y futuros de las primeras
diferencias de los regresores, con el objetivo de corregir paramétricamente los efectos causados
por la posible endogeneidad de las variables explicativas. Además, los posibles problemas de co-
rrelación serial del término de error de la regresión de MCO se conigen de manera no paramétrica.

I l. Nótese que el concepto de cointegración determinlstica implica que el mismo vector de cointegra-
ción elimina las tendencias determinfsticas y las tendencias estocásticas del conjunto de variables,
mientras que el de cointegración estocástica implica que la combinación lineal estaciona¡ia de las
variables 1(1) tiene una tendencia lineal distinta de cero. Pa¡a más detalles, véanse Ogaki y Park
(1989) y Park (1992).

l0Vo
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Tabla 4. Estimacion de las relaciones de largo plazo: contastes de cointegracion de Shin-

Constante

Tendencia

Jtî

8,63

g'u)

0,23
(4,2)

(ii) (*) indica un nivel de significatividad del 1 7o.

iiii¡Èín,nm"ro de valores rãtutd.do, y fuhrros, q,-se selecciona de acuerdo con las simulaciones de

stock y watson (1993) y es iguai a INT(TIß), en nuestro caso 5. co y c, son los estadísticos

itutsr¡i soUre tos'residuos de lã regresión dinámica de largo plazo proþuesta por Stock y Watson

(t99ãi, pa¡a el caso de la cointegraci6n determinfstica y estocástica, respectivamente' ...
1gi.a váriånza de largo pþzo de los eno¡es de la regresión se ha,estimadg,. utilizando el

procedimiento propuãsto'èh Newey y Vr'est (1987). El orden máximo de la longitud de la ventana

àe Ba¡lett utiliådó para e.Tcflculo'del estimador de lavarianzadeløtgo plazo se elige de acuerdo

con el valor de t=^INT(itq, en nuestro caso 12. Los valores crfticos se han tomado de Shin

(1994), siendo N el número de va¡iables explicativa .

Óscar Bajo; Vicente Esteve

Valores críticos

3,39
(s,5)
0,06
(12,0)
0,32
(8,3)

estudiadas es el propuesto por el propio Hansen (1992)' Así, debajo de cada uno

de los estadísticòs se hêindicado la probabilidad de rechazo de la hipótesis nula

de estabilidad. Hansen:(1992) aconseja tomar el valor 20vo como límite, por lo

que los estadísticos cuya significatividad sea superior a este valor indicarían la

imposibilidad de rechazar lahipótesis de estabilidad en la relación [8].r2 En base

a lõs resultados de los tres contrastes la estabilidad no se podría rechazar. Ade-

más, Hansen (1992) muestra que estos tres estadísticos pueden también utilizarse

para contrastar la hipótesis nula de cointegración frente a la altemativa de no

cointegfación, por lo que Qn los tres casos se confirmarían nuestros anteriores

resultados de cointegración estocástica entre el tipo de interés nominal y la tasa de

inflación. Por último, en la figura 1 se muestra la evolución de la secuencia del

estadlstico F para cambio estructural propuesto también en Hansen (1992).13

N=l
N=1

l7o

0,184

¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo?. ,.

Aunque el máximo de dicho estadístico se sitúa en77i3, fecha muy cercana a las
observaciones que recogían una n¡ptura estructural para el tipo de interés real
(77:l y 77:2), el estadístico no corta en ningún caso los valores críticos al 5Vo de
los contrastes de estabilidad, por lo que el cambio en el coeficiente de la relaci6n
de largo plazo no resulta significativo.

Tabla 5. Contrastes de inestabilidad paramétrica en regresiones cointegradas. Variable
dependiente: 1,.

12. Los tres contrastes tienen la misma hipótesis nula de estabitidad parámetrica de la relación de co-

integfación estimada, aunque difieren en la hipótesis alternativa. Especificamente,- SøpF resulta

útil ãuando se quiere detecta¡ bajo la hipótesis altemativa la existencia de un cambio de régirnen

brusco, mientrai que el contrast¿ M¿¿zF es más válido para el caso de un cambio gradual. Por su

p.rt", ál .onrurtei resulta conveniente cuando la probabilidrd de una va¡iación en el parámetro

ãe largo plazo es relativamente constante a 1o largo de la muestra.

H estãdfstico f está calculado sólo para un perfodo truncado de la muestra [0,15T;0'85T].13.

Nota. Los estadísticos se refieren al caso de la cointegración estocástica de la tabla 4. Entre paréntesis
aparece la probabilidad de no rechazo de la hipótesis nula de estabilidad paramétrica en la
relación de largo plazo. La relación es estable cuando la probabilidad estimada es à 207o, según el
criterio de Hansen (1992).

Valores crlticos

L"

0,115
(>0,20)
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L"
Mean F
Sup F

MeanF

lVo

0,751
(>0,20)

0,9s9 0,623 0,497
8,61 6,22 5,20
19,0 15,2 13,4

Fstat

57o

Sup F
3,988
(>0,20)

l0Vo

_ _ _ _5Z"I"lgrgrfli"gqup.l _ _

1964 1968 1972 1976 1980 1984 1988 1992

Figura 1.. Test F de Hansen: estabilidad de la relación de largo plazo (8).

-5.1:.y.19t 9.Íll9-".r.9.v.119..9.9..ry..p. Lyf.?.......

5% valor crltico, Mean F

Secuencia del estadfstico F
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4. Conclusiones

En este trabajo se ha realizado un confraste empírico del cumplimiento del efecto

Fisher para ei caso español, en el largo plazo, con datos trimestrales para el perío-

do 1962-1996. A difèrencia de ohoi nabajos anteriores, nuesfro análisis abarca

un perfodo muesfral relativamente largo, al tiempo que se han.empleado técnicas

¿" ialces unitarias y cointegración que tienen en cuenta explícitamente la presen-

cia de posibles cambios estructurales en la tendencia de las series.

En una primera etapa, se aptcaban confrastes ¿9 4"1t unitarias Y. €staciona-

riedad, tantô los contraites de Phillips y Penon y de Kwiatkowski y otros como

los confrastes en presencia de cambio estructufal de Perron y vogelsang, a las

series de tipo de interés nominal, tasa de inflación y tipo de iterés-real ex-post'

g; g"n".¿, tos resultados eran favorables a la no estacionariedad de las tres varia-

blei si bien se detectaban en los tres casos signos de ruptura estructural en tomo a

los anos lg7l-lg7S,coincidiendo con un período de intensos cambios en el régi-

men de la polltica macr.geconómica española. : .

Posteriormente, en úna segunda etapa, se contrastaba la eústencia de cointe-

gración entre el tipo de interéJ nominal y la tasa de inflación a través del método

frtofu"rto por Shin, que permite considerar-la posible endogeneidad de las varia-

ft", 
"n 

la ielación ¿i Urgo plazo. De la aplicación de dicho contraste se obtenfa

evidencia de cointegtaciðn Åtocástica entre ambas variables, siendo el coeficien-

te estimado para la iasa de inflación en la regresión de cointegración igrral a 0,32.

Por rlltimo, l,os contrastes de Hansen no rechazaban la estabilidad de dicho coefi-

ciente de largo plazo para el conjunto del período muesfral'

Por lo que respecta a la interpretación económica de los resultados, la razón

rfltima que exptic^aria Ï¿r transmision solamente parcial de las.variaciones de la

i"t" 
"*pàtuau 

äe inflaci6n al tipo de interés nominal no serla sino la señalada ya

n* ^ärt 
Fisher en 1930: la existencia de alguna forrna de ilusión monetaria en

io, ,n"r"ido, financieros. Fenómeno éste que no sólo significaría la ineficiencia

de los mismos, sino que además seía difícil de eliminar por las propias fuerzas

del mercado (Summers, 1983).

En conclusión, nuestros resultados serían favorables a la existencia de un

efecto Fisher para la economía española en el largo plazo, si bien parcial en vez

de completo; än particular, de cada punto porcentual de incremento en la tasa de

inflaciói, aproximadamente un tercio se tasladaría a un mayor tipo de interés

nominal, reilejándose por tanto los dos tercios restantes en una disminución del

tipo A" inter¿s re¿. Elio se debería a la exjstencia de un grado parci{ d-e ilusión

ü*"tutiu por parte de los prestamistas (o, más estrictamente, imposibilidad por

part" á" eJtos åe ftasladar en su totalidad al tipo de interés nominal las variacio-

nes de la tasa de inflación), de manera que el tipo de interés nominal de la econo-

mla española no serfa un bo"n indicadór de la evolución de la inflación Y, Por el

confraåo, aproximaría comparativamente mejor el cárâcter de la política moneta-

ria seguida por las autoridades.

óscar Bajo; Vicente Esteve ¿Existe un efecto Fisher en el largo plazo?. ,.

5. Apéndice: Fuentes y datos

El presente estudio utiliza datos trimestales (obtenidos a partir de la media de los
datos mensuales originales) para el perfodo 1962:l-1996:4, procedentes de las
series históricas del Boletln Estadlstico del Banco de España en disquetes. Las
definiciones de las va¡iables son las siguientes:

i, : Tipo de interés nominal a largo plazo. De 1962:7 a 1978:02, medido por la
rentabilidad intema en Bolsa (media ponderada) de las obligaciones eléctri-
cas. Fuente: Banco de España (1978a, 1980), tabla Vtr-ll. De 1978:03 a
1996:12, medido por el rendimiento interno de la deuda pública del Estado
con vencimiento a más de dos años. Fuente: Banco de España (1997), tabla
22.12, columna 10.

VoI.15,no2,1998 16:

¡2.0

loo

6 7t a¡ æ 6

Figura 41. Evolución del tipo de interés nominal, tipo de interés rcal ex-
post y tasa de inflación en España (1962: I - 1996:4).

@ Ð
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fi,:Tasa.de inflación medida como la tasa de crecimiento anual del Indice de Pre-

cios al Consumo, índice general, base 1992. Fuente: Banco de España (1997),

tabla25.l, columna 1.

r,: Tipo de interés real ex-post, r-14.
Adviértase que el hecho de utilizar dos series enlazadas para aproximar el tipo

de interés nomiìal a largo plazo, se debe a la inexistencia de una única serie

homógenea para el período estudiado. No obstante, la solución adoptadaen este

fabajõ cuenta con antecedentes en offos trabajos empíricos de la economía espa-

ñola, en particular, los relacionados con el modelo MOISEES; véanse' por ejem-

plo, ios trabajos contenidos en Molinas, Sebastián y Zabalza (1991) o.,ÐaUabriga

y Sebastián (1993). 
r._

En la figura 4.1, en la página anterior, puede verse la evolución'temporal de

las tres series.
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