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LA ESTRUCTURA TEMPORAL DE LOS TIPOS
DE INTERES ESPANOLES BAJO
LA HIPOTESIS DE EXPECTATIVAS
RACIONALES*

Vicente Esteve**

En este trabajo, se contrasta para la economia espafiola una version de la estructura temporal de los tipos de inte-
rés bajo la hipotesis de mercados eficientes y de cxpectativas racionales. Se utilizan los procedimientos de cointe-
gracién desarrollados por Phillips y Hansen (1990), v el método de estimacion de vectores cointegrados de maxi-
ma verosimilitud propuesto por Johansen y Jusclius (1991). Los resultados muestran que, bajo ciertas circuns-
tancias, este modelo de estructura de los tipos d¢ interes no puede ser rechazado.
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1. Introduccion

En los tltimos afios ha habido un aumento significativo de la
literatura econdmica que analiza la estructura temporal de los
tipos de interés bajo diferentes 6pticas. Para la economia finan-
ciera, el interés proviene de su conexion con los precios de los
titulos que tienen diferentes periodos de maduracion (Shiller,
1990). Desde el punto de vista macroecondmico, la estructura
temporal de los tipos de interés tiene importantes implicaciones
para la modelizacién de la politica monetaria y fiscal, asf como
para la evaluacion de las politicas macroeconomicas’. Por ejem-

* £l trabajo se enmarca en los proyectos CICYT-SEC92-0980-C02-02 y
DGICYT-93-028 del Plan Nacional de | + D del Gobierno Espaiiol, y ha
podido ser redlizado gracias ol apoyo financiero de la Federacion
Valenciana de Caijas de Ahorro y del Programa de Estancias de Investigacién
en el Extranjero de la Conselleria de Cultura, Educacién y Ciencia de la
Generdlitat Valenciana.

** Becario postdoctoral del Centre de Recherche et développement
économique {CRDE) de la Université de Montréal.

' Algunos estudios utilizan un enfoque deterministico mediante la
aplicacién de modelos I5-LM no estocasticos, en los que se incluye una

plo, si las autoridades monetarias pueden controlar mas directa-
mente los tipos de interés a corto plazo, pero los componentes
de 1a demanda agregada dependen en mayor medida de los
tipos de interés a largo plazo, la estructura temporal de los tipos
de interés (o la relacién de largo plazo entre tipos a largoy a
corto plazo) determinara el mecanismo de transmision moneta-
ria y la habilidad de las autoridades monetarias para influir en
las variables macroeconémicas reales (Clarida y Friedman,
1983).

El enfoque que mas atencién ha recibido dentro de las dife-
rentes teorfas de la estructura temporal de los tipos de interés
ha sido sin duda la teoria de las expectativas y, més reciente-

relacion de arbitraje entre fipos de inferés a corfoy a fargo plazo (Blanchard,
1981; Turnovsky y Miller, 1984; y Turnovsky, 1989); ofros utilizan versiones
estocdsticas del modelo 15-LM en la que la relacién de arbifraje es derivada
del comportamiento maximizador de los especuladores aversos al riesgo
{McCafferty, 1986; y Turnovsky, 1989); por oltimo, més recientemente, se
han andlizado los efectos de la politica fiscal sobre la estructura temporal de
los fipos de interés en un contexto de opfimizacion temporal de los agentes
econdmicos (Fisher y Tumovsky, 1992).

ENERO 1994 NUMERO 725




ICE

TRIBUNA DE ECONOMIA

mente, la hipétesis de expectativas racionales. El enfoque de
expectativas asume que las tasas anticipadas del rendimiento de
un conjunto de titulos con diferentes periodos de maduracion,
difieren solamente de un término que recoge la prima de riesgo,
el cual se supone que es constante en el tiempo. Los tipos de
interés a largo plazo pueden expresarse en funcién de la suma
ponderada de los tipos de interés a corto plazo, actuales y espe-
rados en el futuro, mientras que la diferencia entre ambos (dife-
rencial) recogeria las expectativas del mercado sobre movi-
mientos futuros de los tipos de interés a corto plazo (Meisel-
man, 1962 y Kessel, 1965). Bajo estas circunstancias, con un
diferencial positivo, los tipos de interés a corto plazo esperados
en el futuro deberfan ser superiores (en media) que los tipos de
interés a corto plazo actuales.

Desde la revolucién acaecida en la economia financiera con la
llegada de la hipétesis de los mercados eficientes en los afios
sesenta, el modelo ha sido reinterpretado bajo la hipétesis de
las expectativas (Begg, 1982 y Shiller, 1990). Bajo la hipétesis
de expectativas racionales de los agentes, el modelo predice adi-
cionalmente que los movimientos en la estructura temporal de
los tipos o, més particularmente del diferencial, son debidos a
las revisiones en las expectativas de los agentes econémicos
sobre los tipos de interés a corto plazo, segun la nueva informa-
ciéon del mercado. Bajo expectativas racionales, el diferencial
deberia ser no predicible a partir de la informacion disponible
en el mercado. Ademas, asumiendo también la hipétesis de
mercados eficientes, las autoridades monetarias podrian alterar
los tipos de interés a largo plazo mediante intervenciones selec-
tivas en el mercado de titulos a corto plazo, aunque no podran
modificar la estructura temporal de los tipos (Mankiw y Sum-
mers, 1984; y Shiller, Campbell y Schoenholtz, 1983).

Bajo estas tiltimas premisas, utilizamos los recientes trabajos
de Campbell y Shiller (1987, 1998) en los que se desarrolla una
conexion directa entre la estructura temporal de los tipos de
interés (bajo la hipotesis de expectativas racionales y mercados
eficientes) y las técnicas de cointegracién y de correccion de
error, para contrastar tal teoria para el caso espafiol.

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

ria para el caso americano utilizando las técnicas de cointegra-
cién de Engle y Granger (1987), método basado en los estima-
dores obtenidos por Minimos Cuadrados Ordinarios. Sin
embargo, este tltimo enfoque de cointegracién ha sido desacon-
sejado debido a los problemas de eficiencia y de optimalidad en
la inferencia (Stock, 1987, Phillips y Loretan, 1991, entre otros).
Por ello, en la contrastacién para el caso espailol se utilizan
recientes técnicas de multicointegracion desarrolladas por
Johansen (1988) y Johansen y Juselius (1990), y el enfoque
semiparamétrico sugerido en Phillips y Hansen (1990) y Phillips
y Loretan (1991), método que corrige la correlacion serial y la
endogeneidad de las variables.

Por ofra parte, contrastamos la teoria de los tipos de interés
mediante los test de causalidad de Granger (1969).

La estructura del trabajo es la siguiente: en la seccién 2 se
presentan los elementos esenciales de la teoria de los tipos de
interés bajo la hipdtesis de expectativas racionales y mercados
eficientes, y la metodologia empleada en la contrastacion segin
el esquema propuesto por Campbell y Shiller (1987, 1983), en
un contexto de relaciones de cointegracién entre las variables.
En la seccién 3, se comprueba empiricamente si los datos men-
suales de la economia espafiola para el periodo 1978-1992 son
consistentes con las restricciones impuestas por el enfoque de
expectativas racionales de la estructura temporal de tipos de
interés. La seccién 4, recoge algunas conclusiones relevantes.
En un apéndice se presentan los datos y las fuentes utilizados.

2. Consideraciones tedricas

2.1. La estructura temporal de los tipos de interés bajo
la hipétesis de mercados eficientes y expectativas
racionales

Bajo el punto de vista de la hiptesis de las expectativas, se
considera un primer tipo de agente representativo que opera en
el mercado financiero con sus expectativas formadas racional
mente, y un segundo tipo de agente que participa en el mercado
realizando operaciones de arbitraje con el objeto de realizar
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rapidos beneficios. Los agentes pueden realizar dos tipos de
inversiones alternativas. La primera consiste en invertir sus fon-
dos n periodos, adquiriendo activos a largo plazo con un periodo
de amortizacion de # periodos, R , titulos que mantienen en su
cartera hasta el final de la vida del mismo. La segunda alternati-
va consiste en la compra de una sucesion de activos de corto
plazo cuya maduracion es de un solo periodo (7, 7,, , ...,
7,...,)- Bajo los supuestos de que el agente es neutral al riesgo®
y que no existen costes de transaccion, la hipétesis tradicional
de expectativas racionales de la estructura de los tipos de inte-

rés puede representarse en funcion de la siguiente expresion:

R'=1/mlr+Er, +.. +Er, | (1]
ecuacién que indica simplemente que el tipo de interés del titulo
de  perfodos de maduracién puede expresarse en funcién de la
media esperada de los tipos de interés de los titulos de corto
plazo, para la totalidad del perfodo que el activo a largo plazo
permanece en la cartera del agente inversor.

Una limitacién importante de la formulacién de la estructura
de los tipos de interés de la expresion [1], proviene del hecho
de que supone que el agente inversor otorga igual peso a todos
los tipos de interés a corto plazo que aparecen en el lado dere-
cho de 1a ecuacién. Shiller (1979), y Shiller, Campbell y Schoen-
holtz (1983) han presentado una solucion a este problema otor-
gando menor peso a los tipos de interés a corto plazo mas dis-
tantes en el futuro. Bajo esta premisa, la estructura temporal de
los tipos de interés se puede expresar como:

R-LYS B¢ 2

to]-qf ke !

donde o = 1/(I + R*) y R* es la media de los tipos de interés de
los titulos a largo plazo. De este modo, la ecuacién [2] relaciona
el tipo de interés a largo plazo, R”, en funcién del valor presente

? Se supone, por lo tanto, que la prima de liquidez o ¢l término de riesgo
es consfante en el fiempo, por lo que este pardmetro no aparece en el modelo
utilizado en el texto.

descontado (geométricamente) de los tipos de interés a corto
plazo.

Si se asume que el titulo de largo plazo tiene un cupén fijo
pagadero cada periodo, pero de caracter perpetuo, la ecua-
cién [2] se transforma cuando # tiende a infinito en:

R=-(-93dE0,) 31

donde 0 < § < 1, y la variable E, representa la expectativa racio-
nal de los agentes, condicionada a Ia informacion disponible en
el momento ¢, /. La teorfa de las expectativas de la estructura de
los tipos de interés impone una restriccion sobre 8, que consiste
en que este pardmetro puede ser aproximado como proponen
Mankiw y Summers (1984), por & = 1/(I + R®).

Si sustraemos 7, de ambos lados de la ecuacion [3], obtene-
mos la estructura temporal de los tipos de interés en funcion del
diferencial de los tipos de interés a largo plazo y de los tipos de
interés a corto plazo, S;:

S=R'-r=E 3 ot -ES 3]
kul

La expresion [3'] recoge la idea de que el diferencial observa-
do entre los tipos de interés a largo y a corto plazo, S, puede
verse como una prediccién 6ptima de la media ponderada de
futuros cambios de los tipos de interés a corto plazo, S", condi-
cionada a la informacion disponible por los agentes, 1.

En sintesis, la teoria de la estructura temporal de los tipos de
interés bajo Ia hipétesis de expectativas racionales y mercados
eficientes (en adelante simplemente ETTIR) se puede resumir
en dos proposiciones importantes:

a) De acuerdo con las ecuaciones [2] y 3], los tipos de inte-
rés a largo plazo pueden expresarse en funcién de la suma pon-
dera de los tipos de interés a corto plazo, actuales y esperados
en el futuro.

b) Segtin la ecuacion [37], la diferencia entre los tipos de inte-
rés a largo plazo y a corto plazo (diferencial) recogeria las
expectativas del mercado sobre movimientos futuros de los
tipos de interés a corto plazo. Bajo estas circunstancias, con un
diferencial positivo, los tipos de interés a corto plazo esperados
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en el futuro deberian ser superiores (en media) que los tipos de
interés a corto plazo actuales, mientras que con la presencia de
un diferencial negativo deberian ser inferiores.

2.2. Estructura temporal de los tipos de interés,
cointegracion y correccién de error

En este apartado, se describe brevemente las condiciones
desarrolladas por Campbell y Shiller (1987, 1988) a partir de la
expresién[3’], que nos sirven para contrastar la ETTIR, utilizan-
do la teoria de la cointegracion.

Engle y Granger (1987), han mostrado que si dos variables
estdn cointegradas pueden tener una representacion bajo la
siguiente forma de correccién de error.

B(L) Az, =-AS,  +e, 4]

donde z = [R, )’, B(L) es una matriz polinomial 2 x 2 con retar-
dos de orden g, y A es un vector columna con dos elementos. La
ecuacion [4] implica que si al menos un elemento del vector A
10 es cero, existird una relacion de causalidad de S, hacia Az,

Existen dos posibles mecanismos que entrafian la presencia
de cointegracion en un modelo como [4], los cuales representan
dos interpretaciones economicas.

En primer lugar, un mecanismo que recoge la presencia de
cointegracion es el de relacién causa-efecto. El teorema de repre-
sentacion de Granger liga la.presencia de cointegracion a la
existencia de una representacion de los datos que corrige los
errores del equilibrio a largo plazo. Bajo esta representacién de
correccion de error (MCE), tal y como [4], la combinacién li-
neal estacionaria de R, y 7, causa, en el sentido de Granger
(1969), los cambios de ambas variables. El MCE recoge tanto el
desequilibrio a corto plazo, como la forma en que las variables
del sistema tienden hacia el equilibrio de largo plazo. En este
sentido, el MCE causa cambios en las variables del modelo.
Este fenémeno ha sido desarrollado en los trabajos de los auto-
res de la Escuela de la LSE (Phillips, 1954; Sargan, 1964; David-
son, Hendry, Srba y Yeo, 1978; Davidson y Hendry, 1981; y

Hendry, 1986, entre otros), y por los propios Engle y Granger
(1987). Estos autores consideran que el ajuste hacia el equili-
brio a largo plazo descrito por la teoria econdmica es, por lo
general, lento. En definitiva, todo modelo que imponga una rela-
cién deterministica a largo plazo entre dos variables econdmi-
cas que son integrables del mismo orden, dejandolas desviarse
en el corto plazo, presentara una relacién de cointegracion.

Bajo esta interpretacion, partiendo de la expresion [3'] y bajo
el supuesto de que existe una prima de riesgo constante en el
tiempo, Campbell y-Shiller (1987) muestran que si los tipos de
interés a corto plazo, 7, son I(I), y el diferencial entre tipos a
corto y a largo S, es una variable estacionaria en niveles o I(0),
las tasas de interés a largo plazo y a corto plazo deberdn estar
cointegradas en un vector de cointegracion (I, -I) de acuerdo
con la expresion:

R=n+07+u {5]

Una segunda interpretacion alternativa, hace depender el
mecanismo que produce relaciones de cointegracion de las pre-
visiones de las variables méas que del mecanismo de causa-efec-
to. Este mecanismo ha sido formalizado precisamente en la lite-
ratura de los modelos de ETTIR considerados en nuestro traba-
jo. En este contexto, Campbell y Shiller (1987, 1988) describen
el MCE como resultado de las previsiones de los agentes sobre
Tos cambios en las variables. Estos autores muestran que si una
variable es I(I) y otra variable produce una prevision racional
de valores futuros de aquélla, estas dos variables estarén cointe-
gradas. En general, cuando las previsiones estin basadas sobre
un conjunto multidimensional de variables, la combinacion li-
neal estacionaria causara (en el sentido de Granger) los cam-
bios al menos en la variable predicha. Ademds, es posible que la
variable que produce las previsiones de los agentes econémicos
sea también afectada.

La ETTIR, es un buen ejemplo del mecanismo descrito por
Campbell y Shiller (1987, 1988). Bajo este segundo mecanismo
generador de cointegracion, y suponiendo que existe una prima
de riesgo constante en el tiempo, Campbell y Shiller (1988)
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muestran que el diferencial entre los tipos de interés alargoy a
corto plazo producird cambios en ambas variables debido a las
relaciones de causa-efecto en el sentido de Granger (1969). Y
esto es asi porque S, contiene informacion en los retardos de Az,
que sirve a los agentes econémicos para predecir Az, . En otras
palabras S, causa en el sentido de Granger a A, (0 a AR) debido
a que los agentes economicos tienen mayor informacién dispo-
nible que la que contiene los retardos de A7, En definitiva,
Campbell y Shiller (1988) representan la ETTIR en forma de un
modelo de valor presente, en que el MCE es el resultado de
cambios en las previsiones de los agentes econdmicos sobre las
variables del sistema.

Esta idea puede ser desarrollada en términos més formales
utilizando la relacién entre cointegracion y modelos de correc-
cién de error. Asi, la ecuacion [4] que representa el MCE puede
ser expresada en forma de un Vector Autorregresivo (VAR).
Asi, si el operador de retardos en B(L) es uno, la expresion [4]
puede reescribirse en forma de un VAR de segundo orden en
funcion del vector [A7, S

Ar
) [ S‘] ¢,

t

61

donde G(L) es una matriz polinomial.

Si se define un vector y, = [A7, ..., A7, S,y e St_M]’ que
sigue un proceso AR(1), tal y como y, = Ay  +v,donde Aes la
matriz representativa de los coeficientes autorregresivos, se
puede utilizar la formula estandar para efectuar la prevision en
un VAR

Ely,, \H) =4, (7]
donde H, es el conjunto de la informacion disponible para el eco-
németra (subconjunto del conjunto de la informacion I), que
incluye solamente los valores corrientes y retardados de los
tipos de interés a corto y a largo plazo.

Si se define dos vectores 1x 2, g’y b,y se efectia proyeccio-
nes en ambos lados de la expresion [3] utilizando 1a expresion
[7], se puede obtener las ecuaciones:

S=g3="5 (8]

S =S Ay, -k dA - dA'y, 8]

donde la condicién que impone €l modelo de ETIR, es simple-
mente que el diferencial entre los tipos de interés a corto y a
largo plazo, S, debe ser igual a una prevision no restringida del
valor presente de la futura primera diferencia de los tipos de
interés a corto plazo Ar, en el VAR [5] evaluado utilizando la
expresion [7], donde S’ es el diferencial teérico (Campbell y
Shiller, 1987, 1988, para méas detalles). Bajo estas condiciones, el
diferencial deberfa causar en el sentido de Granger ala primera
diferencia del tipo de interés de corto plazo en el VAR bivariante
estimado entre A7y S,

Campbell y Shiller (1987) proponen un enfoque alternativo
més informal para contrastar las restricciones impuestas en [8).
Fstos autores muestran que el diferencial observado con los
datos, S, debe moverse conjuntamente en el tiempo con el dife-
rencial teérico, S, definido en [3'] y generado por el VAR esti-
mado de la expresion [6] u [8]. Si la teoria de la ETIix s
refrendada por los datos, estas dos variables deberian diferir
s6lo por el término de error. En este caso, la prediccion optima
no restringida por el VAR estimado del valor presente de futuros
cambios de 7, (diferencial teorico) deberia coincidir con el ver-
dadero diferencial, puesto que los agentes pueden predecir de
antemano la posible desviacion. Y esto es asi, porque S, contiene
informacién en los retardos de Az, que sirve a los agentes eco-
némicos para predecir Az, .

En sintesis, existen varias vias economeétricas para evaluar el
cumplimiento del modelo del valor presente de la estructura
temporal de tipos de interés mds arriba descrito.

Una primera via es comprobar, de acuerdo con las expresio-
nes [3'] y [4], que los tipos de interés a corto y a largo plazo
estan cointegrados en un vector que de existir tendra que ser
1,-1).

Una segunda via es estimar un VAR restringido bivariante
(BVAR) de [A7, S}, tal como [6], y comrpobar que:

1. El diferencial entre los tipos de interés a corto y a largo
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plazo causa en el sentido de Granger los cambios en los tipos de
interés a corto plazo (o a largo plazo).

2. El diferencial observado, S, se mueve conjuntamente con
el diferencial teérico, §', generado por el VAR estimado.

3. Resultados empiricos para el caso espafiol

3.1. Estacionariedad de los datos

En el trabajo se utilizan datos mensuales para el periodo
1978:3 a 1992:10. La descripcién detallada de las variables y sus
fuentes, pueden verse en el apéndice. La evolucion temporal de
las variables R, 7,y S, aparecen representados en los Gréficos 1,
2y 3, respectivamente

La estacionariedad de las series es contrastada, en primer
lugar, mediante los test de raices unitarias de Phillips y Perron
(1988), contrastes que corrigen la autocorrelacion serial median-

te un enfoque no paramétrico’. Los resultados de estos test se
presentan en el Cuadro 1. Para el caso de las variables R, y 7, se
puede rechazar la hipétesis nula de que las mismas son I(2) fren-
te a la alternativa de ser I(Z). Por el contrario, no se puede recha-
zar que sean I(I) sin constante ni tendencia frente a la alternativa
de ser I(0). Por lo que respecta a la variable S, a través de los test
de Phillips y Perron se llega a la conclusién de que la misma es
estacionaria en niveles sin constante ni tendencia, o I(0).

* Véase Perron {1988) para una definicion exacta de estos contrastes y
del factor de correccién ufilizado. La correcta aplicacién de estos test requiere
la especificacion del nimero de retardos, m, vfilizados en la varianza del
estimador de Newey y West (1987). Schwert (1987) sugiere ufilizar la regla
dada por la expresién:

m= inf[n(T/lOO)'/‘]

donde inf{.] denota el valor entero del argumento recogido entre corchefes.
En nuestro caso, con datos mensuales, m = 13.
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r GRAFICO 3 | CUADRO 1
DIFERENCIAL ENTRE TIPOS DE INTERES A TEST DE RAICES UNITARIAS DE PHILLIPS-PERRON
LARGO Y A CORTO PLAZO [S, =R, - r]
AR, Ar, AS,
=3 (i-Lp1-L)s
<o a0 58.75° 57.58°
s -10.95° 1094
o 0 0.57 0.002
s 25 -1.08 0.17
« o 39.17° 38.39°
s u -10.84° -10.95°
- - -10.81° -10.95°
s s R r, S
meee oo m T e m o e R 17.43 7.00°
(1-43s -5.82° -3.77°
582 -1.49
s -2.83 0.95
i, 1.75° 4.66
-5.32° -3.63°
o 5.31° -1.40
s 2.14 6.69°
-0.46 337
i . Valores criticos, 5 por 100, T= 250 (2):
L Zo): 634 Zoy): 475 Zo): 4.63
., . . ., ). -3.43 Zt ") -2.88 2t -1.95
En conclusion, en una primera aproximacion, los datos d_ev la Zir): 3.09 26 2.53 24): 279
economia espafiola cumplen las condiciones necesarias impues- -
tas por el modelo de ETTIR: Ryrsonl (1), por lo que satisfa- (1‘; : denoa significatividad al 5 por 100.
cen la condicién necesaria para formar un vector de cointegra- (2) Los valores crificos de Z18), 241, 2}y Ze) {i = 1, 2, 3) han sido tomados
de Dickey y Fuller (1981, Tablas | a VI, respectivamente). Los valores criticos de
cion, mientras que diferencial entre ambas variables, S, es esta- | 2207y 2143 han sido tomados de Fuller (1976, Tabla 8.5.2)

cionario en niveles 0 1(0).
3.2. Cointegracion

En este apartado se contrasta si los tipos de interés a largoy
a corto plazo estan cointegrados en-un vector (I, -1). En pri-
mer lugar, estimamos el vector de cointegracion por el proce-
dimiento desarrollado por Phillips y Hansen (1990), método
que corrige de manera semiparamétrica la correlacion serial y
la posible endogeneidad de las variables. Como han demostra-
do recientemente Phillips y Loretan (1991) y Phillips (1991),

las estimaciones basadas en el procedimiento de Phillips y
Hansen tienen las mismas propiedades que los estimadores
obtenidos por maxima verosimilitud con informacion comple-
ta. En sintesis, en comparacion con los coeficientes obtenidos
por el método clasico de Minimos Cuadrados Ordinarios
(MCO) de Engle y Granger (1987), los coeficientes estimados
tienen menores sesgos en los t-ratios en muestras finitas, la
inferencia es optima y los test de hipétesis pueden ser imple-
mentados bajo la forma de una funcién #° asintéticamente
estandar.
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CUADRO 2 GRAFICO 4
ESTIMACION DE LA RELACION A LARGO RESIDUOS DE LA ESTIMACION DE LA
PLAZO ENTRER, Y r, RELACION DE COINTEGRACION
Método de Phillips y Hansen (1990) Método de Phillips-Hansen CI [R, r]
A} Estimacién de Phillips-Hansen: o
Variable dependiente: R, '
Perfodo: 78:3a 92:10 T=176 '
25
Parametro o de la ecuacién [51: ‘ ,A n!\ P{\A
Variable -, - 0 U A /\\. MNa
MCO Correccidn Error  Estadistico - V v wv NV
semiparamétrica  estandar t, )
-2.5 1
T eeeeereresneansaarnnens 0.9037 0.9269 0.0274 33.82
R 05391 05717 o
B) Test de raices unitarias de Phillips y Ouliaris (1990) sobre los residuos: ~75
Residuos Residuos f:!e la V?!or 100 -
Test MCO correccion critico
semiparamétrica 1 por 100
A -125 A
2 e 3112 -31.46 -22.82 (a) cestouos —
Z o -4.16 -4.18 -3.38 (b) -15.0 T e e T e
78 80 82 84 86 88 S0 92
Notas:
{a) Valor critico de Phillips y Ouliaris {1990), Tabla la.
(b) Velor crtico de Philis y Ouliaris (1990, Tabla ll. cointegracién desarrolladas por Johansen y Juselius (1990),

~ método de mdxima verosimilitud que nos permite contrastar
En la parte A del Cuadro 2 aparecen los resultados de laesti- o precisién si los parametros de la relacién de cointegracion

macién de la relacion de cointegracién entre R y 7,atravésdela  apire ambas variables son @, -1).

metodologia de Phillips-Hansen, sin incluir una constante en la La metodologia de méxima verosimilitud para estimar y contras-
regresion de largo plazo. En la segunda y tercera columnas apa- ¢ gistemas de variables cointegradas presupone que el proceso
recen, respectivamente, las estimaciones del parametro de coin- generador de datos se puede representar por un modelo en forma
tegracién entre ambas variables, mediante la estimacion por 4o Vector Autorregresivo Gaussiano de orden finito & [VAR(R)),
MCO y a través de las correcciones semipardmetricas propues- o o] que se pueden incluir algunos componentes deterministicos,
tas por Phillips y Hansen. Los resultados sugieren que el vector  a¢f como variables estacionales, y en el que se supone que el
de cointegracién entre ambas variables es (-1,0, 0,90). En la orden de integrabilidad de las variables es uno. Johansen y Juse-
parte B, los test de cointegracion de Phillips y Ouliaris (1990) s (1990), muestran que el VAR(E) se puede expresar en el caso
sobre los residuos estimados (Grifico 4) indican que existe una general, en forma de un sistema de diferencias de primer orden y
relacién de largo plazo entre R y 7, al rechazar ambos contras- e piveles retardados, tal y como la expresién:
tes la hipétesis nula de no cointegracion, a un nivel de significa-
tividad del 1 por 100. AX=T,AX +..+T, AX, +af X +u +pt+yD e,

En segundo lugar, utilizamos las recientes técnicas de multi- & ~N, (0, N 9
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CUADRO 3

ESTIMACION DE LA RELACION A LARGO
PLAZO ENTRER Y r. .
Método de Johansen y Juselius (1990).

VAR estimado: AX =T AX, | + ... +
+ T, AKX, +alld, BHX |, -1) +g

A} Test para el nomero de vectores de coinfegracion:
Periodo: 78:3 a 92:10.
Nomero de retardos del modelo VAR: 8.
Restricciones del modelo VAR: p, = O, = 0; 7, B, 7, = 0; B3,#01q).

. Vect int i6
Vector propio ector cointegracion

normalizado
R r, Constante
-0.045925 0.052275 -0.12501 (-1.0,1.13,-2.72)
Nomero vectores cointegracién Test del Valor eritico
bajo H, bajo H, Améximo ol 95 por 100 (a)
r= r=1 18.2363 15.672
r<d r=2 3.1388 9.243
Nimero vectores cointegracién Test del Valor critico
bajo H, bajo H, la fraza al 95 por 100 (o}
r=0 r21 127.3751 19.964
r< r= 3.1388 9.243

B) Test sobre 3
H, B =(1, -T), %, = 0.29124.

C) Test de estacionariedad de Phillips-Perron sobre los residuos:.
H,: X es no estacionario (b):.
Zit): -6.24 2t *): -6.35 ). -6.39
Notas:
{a) Valores criticos de Osterwald-Lenum {1992, Tabla 1*) y en Johansen y
Juselivs (1990, Tabla A.3.).
(b} Valores criticos en el Cuadro 1.
{c) Véase Johansen y Juselius {1990}, para mas detalles.

donde X es un vector columna de dimension p de las variables
estécasticas del sistema, ¢ = I, ...T% D, es un vector columna de
dimension (s - 1) de las variables ficticias estacionales de media
cero; 1, es la constante; yt, representa el coeficiente de la ten-
dencia; o y 8 son dos matrices de dimensién p x 7, donde 7 es
el rango de cointegracién del sistema; y v es una matriz de

dimensién p x (s - I), donde es el periodo estacional (con datos
mensuales, m = 12).

Por otra parte, si expresamos la matriz o en funcién de una
matriz ortogonal o de dimensién p x (p - 7), la ecuacion [9]
puede reescribirse a través de las proyecciones de las partes
deterministicas del modelo sobre el espacio de o y de o (Oster-
wald-Lenum, 1992; y Johansen y Juselius, 1990, para més deta-
lles"). En nuestro caso particular, en el que las variables no tie-
nen tendencia en niveles (1, = 0), y en el que se incluye una
constante en el VAR en niveles pero no en la representacion en
diferencias (caso 1* de Osterwald-Lenum, 1992), el VAR estima-
do es el siguiente’:

AX =T, AX +..+T,, AX

t-kel

+a (8, 8) &, -I)+e, {10]

En el Cuadro 3 se presentan los resultados con este procedi-
miento para un VAR estimado de ocho retardos de las variables
R,y 7, Tanto el test del A-mdximo como el test de la traza sugie-
ren la existencia de un tnico vector de cointegracion entre las
variables, al no poder rechazar la hipotesis nula 7 = 1. Al norma-
lizar el vector propio se obtiene coeficientes proximos a los que
impone el cumplimiento de la ETTIR desde el punto de vista
teérico (1,0, 1,13). Especificamente, se contrasta si tales pard-
metros del vector de cointegracién son iguales a uno en el largo
plazo, 8’ = [1, -11, no pudiéndose rechazar tal hipétesis a un
nivel de significacion del 5 por 100. En la parte superior del Gré-
fico 5 aparecen los residuos estimados de la relacion de largo
plazo. Los test de raices unitarias de Phillips-Perron sobre los
residuos de la relacién de largo plazo entre los tipos de interés a
largo plazo y a corto plazo, confirman que tales residuos son
estacionarios, rechazdndose la hipétesis de no estacionariedad
en todos los casos considerados. Por tltimo, como se puede
apreciar en la parte inferior del Gréfico 5, el diferencial actual,
S, se mueve conjuntamente con el diferencial tedrico, S’, gene-
rado por la ecuacion estimada.

“B =0 o) oy = Mo o 1y B =00l o'p, y v, oy o)
S En este caso particular, las restricciones impuestas en el VAR son que
Y B.7,=0yB#0.
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GRAFICO 5

RESIDUOS Y AJUSTE DE LA ESTIMACION DE
LA RELACION DE COINTEGRACION
Método de Johansen-Juselius CI[R, r]

residuos

A.AnI\IJ\A

D UV V\N\/ \/

ACTUAL =i~
TEORK -——

En definitiva, los resultados obtenidos en los Cuadros 2y 3
muestran que R y 7, estan cointegrados en un vector (1, -1), por
lo que se-cumiplen las condiciones para proceder a la estimacion
de un modelo BVAR entre A, y el diferencial entre ambas varia-
bles, S, con el objeto de contrastar las relaciones de causalidad.
Esta tarea se efecttia en el siguiente apartado.

3.3. Test de causalidad

Tal y como se expuso en la seccion tedrica, una interpretacion
alternativa del modelo del valor presente de la ETTIR propone
que, en el contexto de un modelo BVAR, ¢l diferencial deberia cau-
sar en el sentido de Granger a Ar, Y esto es asi, porque tal y como
vimos en la ecuacién 3], S, es una prediccién 6ptima de futuros
valores de Ar,. Desde el punto de vista estadistico, si los agentes

CUADRO 4
VAR BIVARIANTE ENTRE [Ar, S}’

Relaciones de causalidad (a)

Probabilidad

» gt 2
Pares de variables Estadistico F(12,38) Q(36) R
Ar,no es causada por S,....... 406*  0.00002 40.12 043
S, no es causada por Ar....... 3.09*  0.0006 4600 0.86 1

Notas:

{a) La hipbtesis nula a contrastar es que X no causa en ¢l sentido de Granger a
Y, Lo hipétesis es contrastada con 12 retardos.

* Significatividad al 5 por 100.

econdémicos no tienen mas informacién disponible que los datos
pasados de A7, entonces S, deberia tener un poder explicatorio
adicional para predecir valores futuros de Az, En el Cuadro 4 se
contrasta esta implicacién del modelo mediante el test de causali-
dad de Granger. Los resultados muestran que, tal y como predice
la ETTIR, el diferencial causa a corto plazo en el septido de Gran-
ger los cambios en los tipos de interés a corto plazo espaiioles.
Ademss, los cambios en los tipos de interés a corto plazo causan
al diferencial. Obviamente, los test de causalidad de Granger indi-
can la direccién de la causalidad, pero no el signo de la misma.

4. Conclusiones

En este trabajo, se ha aportado alguna evidencia empirica de que
el comportamiento de los tipos de interés de la economia espafiola
apoya el punto de vista sugerido por la teorfa de la estructura tem-
poral de los tipos de interés, en el caso particular de la hipotesis de
eficiencia de mercados y expectativas racionales (ETTIR). Elio
implica, por una parte, que los tipos de interés a largo plazo espaiio-
les pueden representarse por la suma ponderada (o valor presente)
de los tipos de interés a corto plazo, actuales y esperados en el fufu-
ro. Desde el punto de vista econdmico, ello supone que los tipos a
largo reflejan las expectativas del mercado sobre la evolucién de los
tipos a corto. Por otra parte, la evidencia encontrada muestra que el
diferencial entre tipos a largo y a corto plazo espafioles puede repre-
sentarse como la suma poderada (o el valor presente) de futuros
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cambios en los tipos de interés a corto plazo. Desde una perspectiva
econémica, esto tltimo significa que los agentes pueden utilizar el
diferencial como un indicador 6ptimo para hacer sus previsiones
sobre los futuros movimientos de los tipos a corto plazo.

Para obtener tal evidencia se ha utilizado el enfoque sugerido
en Campbell y Shiller (1987, 1988) que liga la estructura de los
tipos de interés con los modelos de valor presente y la teorfa
de la cointegracion. Utilizando los test de raices unitarias de
Phillips y Perron (1988), se ha mostrado que los tipos de interes
a corto y a largo plazo son estacionarios en primeras diferencias
o I(1), mientras que el diferencial es I(0), por lo que se cumplen
las restricciones estocasticas necesarias impuestas por la teorfa.
Adicionalmente, se ha comprobado que los tipos a corto y a
largo plazo forman un vector de cointegracion de paramétros
{, -1, _tal y como impone la teorfa, utilizando la estimacién
méximo verosimil de Johansen y Juselius (1990), y el enfoque
semiparamétrico de Phillips y Hansen (1990).

Otra implicacion del enfoque de Campbell y Shiller (1987, 1988)
es que el modelo puede representarse en forma de un modelo de
correccion de error (MCE), lo que implica relaciones de causali-
dad. En este caso, se ha comprobado que el diferencial de los
tipos de interés a largo y a corto plazo causa en el sentido de Gran-
ger a las primeras diferencias de los tipos a corto plazo. Desde €l
punto de vista econémico, ello significa que el diferencial entre
tipos a largo y a corto plazo de la economia espafiola contiene
informacién (conocida por los agentes econémicos) que resulta
vélida para efectuar predicciones sobre los cambios futuros de los
tipos de interés a corto plazo. Por (iltimo, se ha comprobado empi-
ricamente que, el diferencial actual, S, se mueve conjuntamente
con el diferencial tedrico, S’, generado por el VAR estimado.

La evidencia aportada en nuestro trabajo tiene dos importantes
implicaciones para la politica econdmica espafiola desde el punto de
vista macroeconémico. En primer lugar, asumiendo Ia hipétesis de
mercados eficientes, las autoridades monetarias espafioles podrian
alterar los tipos de interés a largo plazo, mediante intervenciones
selectivas en el mercado de titulos a corto plazo, aunque no podran
alterar (ni revertir) la estructura temporal de los tipos de interés.

En segundo lugar, la estructura temporal de los tipos de inte-

rés condiciona el disefio e instrumentacién de las politicas mone-
taria y fiscal espafiolas. Por ejemplo, si las autoridades moneta-
rias pueden controlar més directamente los tipos de interés a
corto plazo, pero los componentes de la demanda agregada
dependen en mayor medida de los tipos de interés a largo plazo,
la estructura temporal de los tipos de interés espafioles determi-
nar4 el mecanismo de transmision monetaria y la habilidad del
Banco de Espafia para influir en las variables macroeconomicas
reales. En este ambito no existe, por el momento, evidencia eco-
némica solida para la economia espafiola, por lo que los trabajos
empiricos deberian profundizar en el futuro sobre las respuestas
de los diferentes componentes de la demanda agregada a los
cambios en los tipos de interés a corto y a largo plazo.

Apéndice. Fuentes y datos

El estudio utiliza datos mensuales de la economia espaiiola para el

periodo 1978:3-1992:10.

R= Tipo de interés nominal a largo plazo. Medido por el rendimiento
interno de la deuda ptblica del Estado con vencimiento a més de
dos afios. Hasta julio de 1987 representa el rendimiento en el mer-
cado bursatil. A partir de agosto de 1987 refleja el rendimiento de
la deuda anotada negociada a través del servicio telefonico. FUEN-

" TE: Banco de Espafia (1993), Cuadro 22.12, columna 10, y Ministe-
rio de Economia y Hacienda (1993), Cuadro VIL9, columna 5.

r= Tipo de interés nominal a corto plazo. Medido por €l tipo de interés
de los depésitos del mercado interbancario a tres meses. FUENTE:
Banco de Espafia (1993), Cuadro 20.4, columna 7, y Ministerio de
Economia y Hacienda (1993), Cuadro VIL7, columna 7.

S= Diferencial entre los tipos de interés a largo plazo y el tipo de
interés a corto plazo (R, - 7).

Todos los célculos han sido realizados con RATS, version 3.11, Rootine,

version 1.21 y Microfit 3.0. Datos, procedimientos y resultados menciona-
dos en el texto pero no ofrecidos, estén disponibles a partir del autor.
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