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1. Introduccion.

La reaparicion de los déficit publicos en la mayoria de los paises
industrializados, junto a su persistencia o resistencia a la baja, ha vuelto
a despertar el interés por los efectos econ6micos de las diferentes fuen-
tes de financiaci6n del gasto ptblico.

Por ello, una de las cuestiones que surgen con mayor frecuencia en
este tema es la que se refiere a los efectos de los déficit pablicos y los
stocks de deuda piblica sobre los tipos de interé$inacionales. Es fre-
cuente encontrar opiniones que utilizan, sin cuestionarla, la conexién
entre déficit y stock de deuda publica y tipos de interés nacionales. Esta
conexidn tedrica es importante al menos por tres razones: (1) es la pieza
clave para la transmision de choques fiscales entre paises; (2) incide en
la independencia de la politica monetaria y la politica fiscal; y (3) puede
provocar, via los efectos de retroalimentacion entre déficit y carga de
intereses, problemas de sostenibilidad de la politica fiscal en el largo
plazo y de solvencia del gobiernot.

¢ La investigacion ha podido realizarse gracias a la financiacién del proyecto del Plan Nacional de I+D,
DGICYT-PB94-095-C0O2-01 y del Programa de Investigacién sobre Economia piblica de la Fundacién BBV,
Vicente Esteve ha utilizado también la financiacién del proyecto DGICYT-PR94-317 y Cecilio R. Tamarit del
proyecto DGICYT-PR95-213, ambos del Plan Nacional de I+D. Parte de la investigacidn se realiz6 mientras
Vicente Esteve era Visiting Scholar en el Centre de recherche et developpement en économique (CR.D.E.) de
la Université, de Montréal, Canadi y Cecilio R. Tamarit era Senior Fellow en la Wharton School de la Univer-
sity of Pennsylvania, USA. Los autores agradecen los comentarios de dos evaluadores anénimos.

1 Contrastes de sostenibilidad de la politica fiscal en el largo plazo y de solvencia del gobierno para el
caso espafiol puede verse en Esteve, Fernindez y Tamarit (1993) y Camarero, Esteve y Tamarit (1994).
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No obstante, tanto desde un punto de vista tedrico como empirico,
la conexion entre déficit publicos y tipos de interés sigue siendo una
cuestién controvertida?. En efecto, la evidencia empirica reciente tam-
poco es concluyente. De una parte, Mascaro y Meltzer (1983), Makin
(1983), Hoelscher (1983), Evans (1985, 1987a, 1987b) y Barro y Sala-i-
Martin (1991), entre otros, no encuentran una conexién significativa
entre déficit piblicos 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 (1993),
entre otros, confirman la existencia de esta relacién. Otros autores,
como Allen (1990, 1991) defienden que la relacién es mis bien entre
tipos de interés y stock de deuda piblica, en lugar de déficit piblicos en
cualquiera de sus medidas.

En lo que respecta a la economia espafiola los resultados tampoco
son definitivos. A favor, se encuentran los trabajos de Mauledn y Pérez
(1984) que muestran una fuerte relacion positiva entre el stock de deuda
y el tipo de interés, pero no entre déficit y tipos, Maule6n (1987) que
recoge una significativa relacion positiva entre crédito otorgado al sec-
tor ptiblico y diversos tipos nominales, tanto a corto como a largo plazo,

y Raymond y Palet (1989), que atribuyen asimismo. al déficit pblico,” :

tanto observado como esperado, un papel clave en la determinacién de
los tipos de interés reales.

En cuanto a los trabajos en contra, cabe destacar dos aportaciones
recientes. En primer lugar, Ballabriga y Sebastidn (1993) al estimar
modelos bivariantes (déficit-tipos de interés) y trivariantes (déficit-tipos-
dinero) no detectan una interaccioén clara entre tipos de interés nomina-
les y el déficit de las AA.PP. En segundo lugar, Esteve y Tamarit (1994),
en el contexto de la estimacién de una funcién de forma reducida de los
tipos de interés reales, encuentran evidencia de que con definiciones
alternativas de déficit ptblico y stock de deuda piblica, s6lo en el corto
plazo influye alguna variable representativa de la politica fiscal en los
tipos de interés reales.

Tanto en el trabajo de Raymond y Palet (1989), como en el de Esteve
y Tamarit (1994), se utiliza un supuesto de formacién de expectativas
inflacionarias discutible desde el punto de vista tedrico. Asi, en los
modelos tedricos planteados, se suponen tipos de interés ex-ante ajus-

2' Una f:xceler‘lte exgosicién resumida de los distintos canales tedricos entre ambas variables, asi como
de la evidencia empirica disponible aparece en Ballabriga y Sebastian (1993).
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tados por la inflacién futura esperada, mientras que en la estimacion
econométrica ambos trabajos utilizan tipos de interés ex-post ajustados
por la inflacién corrienite, por uno o varios periodos. Al sustituir la infla-
cion esperada por la observada, el tipo de interés real aparece con error,
y si las expectativas de los agentes economicos no son racionales, estos
errores pueden ser importantes y sistematicos.

Un problema adicional de toda la evidencia empirica presentada
hasta ahora es que los distintos trabajos difieren en cuantoala definicion
del déficit pablico utilizado (déficit observado, ajustado por inflacion,
por ciclo, anticipado 0 no), en cuanto a los tipos de interés utilizados
(nominales o reales, corto o largo plazo) y, por tltimo, en lo referente al
esquema de formacién de expectativas de inflacion necesario para ajus-
tar los tipos de interés nominales a reales ex-ante (no ajustados o tipos
ex-post, expectativas estaticas, utilizacion de otras variables macroeco-
n6micas, modelos AR, encuestas de expectativas inflacionarias o sur-
veys, modelos monetarios de expectativas inflacionarias y componentes

~de baja frecuencia). '

El proposito de nuestro trabajo es estimar para la economia espa-
fiola y con datos anuales para el periodo 1964-1993, una funcion redu-
cida de tipos de interés nominales a largo plazo, con el objetivo dltimo
de medir los efectos sobre los mismos de los déficit pablicos y destacar
el papel jugado por las expectativas de inflacién. La aportacion de nues-
tro trabajo radica en dos elementos. En primet, lugar, se incluird en la
funcién ilguna variable que aproxime la tasaide inflacién esperada a
largo plazo, generando las expectativas inflacionarias con el filtro de

Hodrick-Prescott. En segundo lugar, se estimard la relacién de largo

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

La estructura del trabajo es la siguiente: en la seccion 2 se presentan
los fundamentos tedricos utilizados para modelizar los tipos de interés
nominales. En la seccién 3 se presenta la técnica utilizada para modeli-
7ar las expectativas inflacionarias. En la seccion 4 se examina la eviden-
cia empirica para la economia espafiola, haciendo uso de recientes téc-
nicas de raices unitarias y de cointegracion. La seccion 5, recoge algunas
conclusiones relevantes. En sucesivos apéndices se describen con algin
detalle los datos y algunos de los procedimientos econométricos utiliza-
dos en el trabajo empirico.
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2, MODELO TEORICO

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

El marco tedrico utilizado es basicamente el modelo de fondos pres-
tables propuesto originalmente en Sargent (1969), enfoque extendido
posteriormente, entre otros, por Echols y Elliot (1976) y Holscher (1986).
Es este un modelo de economia cerrada3 en el que se supone que el tipo
de interés nominal a largo plazo estd formado por tres elementos: i) un
componente real de equilibrio; i) un componente que recoge la influen-
cia de los cambios de la politica monetaria sobre el tipo de interés real;
y iii) un componente que refleja las expectativas inflacionarias. La rela-
cién entre los componentes nominales y reales del tipo de interés a largo
plazo aparece a través de una identidad en la que el tipo de interés nomi-
nal es igual a la suma del tipo de interés real de equilibrio mas la dife-
rencia entre el tipo de interés de mercado de los fondos prestables y-de
dicho tipo de interés real de equilibrio mis la diferencia entre el tipo de
interés nominal y el tipo de interés de mercado de fondos prestables:

Rn, = Re; + (Rm, - Re) + (Rn, -~ Rmy) - [1] |

donde Rn, es el tipo de interés nominal, Re, es el tipo de interés real de
equilibrio y Rm, es el tipo de interés real del mercado de fondos presta-
bles. Con el objetivo de deducir la ecuacién de tipos de interés nominal
que se estima en la parte empirica, es interesante destacar qué factores
determinan cada uno de los tres componentes del tipo de interés nomi-
nal a largo plazo que aparecen en el lado derecho de la expresion [1].

El primer término, Re,, es el tipo de interés real que iguala ex-ante
el ahorro y la inversion de la economia, incluido el ahorro y la inversién
publica y, por tanto, el déficit pablico. De este modo, se supone que el
ahorro (S y la inversion privados (I,) dependen de las variables funda-
mentales de la economia. Las ecuaciones que determinan ambos agre-
gados son, respectivamente:

I, = 0 + 0,y Ay, ~ 0, Re, 2]

3 La eleccién de un modelo de economia cerrada se justifica en el hecho de que los movimientos de
capital no se liberalizan en Espafia hasta 1990, por lo que pricticamente la totalidad del periodo muestral es
anterior a esta fecha. No obstante, conviene tener en cuenta, que la progresiva liberalizacion financiera podria
afectar a la relacion entre déficit y tipos de interés, tal y como aparece en el modelo presentado.
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S;=Bot By + B, Re Bl

donde y, representa el dutput real de la economia. 5 .

La expresion [2] representa una funcion de inversion productiva
basada en el efecto acelerador, a la que se ha incorporado los efectos de
los tipos de interés reales. La expresion (3] es una func’ic’)g de ahorro
estandar keynesiana, En equilibrio, el déficit del sector pablico debe ser
cubierto por el exceso de ahorro sobre la inversion pr}vada. Por tanto, _’el
tipo de interés real de equilibrio de la economig/sera la tasa de interés
que garantiza que se cumple la siguiente expresion:

DEFR, = $,- I, (4]
donde DEFR, representa el déficit pablico en términos reales.

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

la economia:

Re, = -BZ_}TEZ— [Coy - Bo) + oAy, - BlYt + DEFR| Bl

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

El segundo término de la derecha de la ecuacion (1], (Rm, - Rep)
representa las desviaciones de los tipos de interés reales dg mercagio res-
pecto 4l tipo de interés real de equilibrio. Este gap d.e tipos de interés
proviene, fundamentalmente, de las medidas de politica monetaria eje-
cutadas por el banco central. La autoridad monetaria puede influir en }os
tipos de interés reales alterando la oferta real de dinero. Esta medida
afecta a los mercados de préstamos a través de los efectos sobre las cur-
vas de oferta y demanda de fondos prestables. Bajo estas premi§as, el
gap entre el tipo de interés real del mercado de préstamos y el tipo ’de
interés real de equilibrio, vendré determinado por la siguiente expresion:

(Rm, - Re,) = -¢; Am, (6]
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donde m, representa la oferta real de dinero.

De acuerdo con la ecuacién [6], un aumento en la oferta real de
dinero en circulacién reduce el gap entre el tipo de interés del mercado
de préstamos y el tipo de interés real de equilibrio.

El tercer término de la derecha de la ecuacién (11, (Rn, - Rm,) repre-
senta el gap entre los tipos de interés nominales y los tipos de interés rea-
les y recoge los efectos de las expectativas de evolucion de la inflacion.
Este gap surge como resultado de la inflacion esperada por los agentes
econdmicos, término que se puede representar en la siguiente expresion:

Rn, — Rm, = n ) [71
donde 7 representa la inflacion esperadat.
Finalmente, sustituyendo las expresiones [5], [6] y [7] en la identidad

[1), se obtiene la ecuacién que incluye los factores determinantes poten-
ciales de los tipos de interés nominales a largo plazo:

Rn, = Ho + WA + 4y DEFR, - Wy, — WeAm, + Ay, (8]

La ecuacion [8] predice que los tipos de interés nominales a largo.

plazo dependen, positivamente, de la inflacién esperada por los agen-
tes, del nivel del déficit ptblico y de los cambios del nivel del output
real; y negativamente, del nivel del output real y de los cambios en la
oferta real de dinero.

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

En el modelo original de Sargent (1969), el término Am, de la ecua-
cién [8] intenta recoger el impacto de las medidas de politica monetaria
sobre el tipo de interés de equilibrio de la economia. Actualmente existe

~ 4En el modelo se ha considerado que la inflacion esperada es exdgena y que por tanto, ni las accio-
nes de politica monetaria ni los déficit pueden afectarla. La primera hipdtesis se justifica en el supuesto de que
la politica monetaria es neutral respecto a la economia en el largo plazo, por lo que cambios discrecionales
en las acciones del banco central no afectan a la inflacién esperada por los agentes en el largo plazo. Respecto
a la hipétesis de trabajo de que el déficit piblico (o las acciones de politica fiscal en general) no afectana la
inflacién esperada, esto se debe al supuesto de que se excluye la posibilidad de que el gobierno se financie
con sefioreaje y de que exista una burbuja especulativa (inflacionaria) en la deuda piiblica, por lo que se esta-
ria excluyendo del analisis la posibilidad de modelos clasicos de inflacion (dtiles para procesos hiperinfla-
cionarios). En este sentido la politica fiscal serfa «neutrals en el largo plazo respecto a la inflacién esperada.
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un claro consenso de que el proceso de desregulacion, liberalizacion e
innovacion acontecido en los mercados financieros de los paises indus-
trializados durante la década de los ochenta y noventa, ha alterado el
valor y la calidad de los diferentes agregados monetarios como indica-
dores de la evolucion monetaria en el corto plazo. La mayoria de los
bancos centrales, utilizan en el presente también objetivos de tipos de
interés (entre otros) para tratar de compensar los efectos perversos que
los desplazamientos de la demanda de activos producen sobre los nive-
les de los agregados monetarios’.

Por esta razon, siguiendo a Mehra (1994), en la estimacion empirica
se ha optado por sustituir el término que recoge la evolucion de los agre-
gados monetarios, por un factor que mida el comportamiento de los
tipos de interés reales a corto plazo, rcpy, ya que son las tasas utilizadas
como objetivo intermedio de la politica monetaria, y que ajustan mis a
la realidad el impacto de las acciones de politi¢a monetaria sobre los
tipos de interés nominales a largo plazo. Bajo este supuesto, la ecuacién

18] se transforma en la expresion que serd finalmente estimada:

RLP, = W, + WyTts + pdefy + Yarepet Wage + W 9l

donde rcp, serd aproximado para el caso espafiol por los tipos de interés
reales del mercado interbancario a 1 mes, mientras que el tipo de interés
nominal 2 largo plazo, RLP,, se medird por la reptabilidad de los titulos
de deuda publica a mas dos afiosS. El término g, representa la tasa de cre-
cimiento real de la economia, medido por Alog y,, mientras que def; es
el déficit pablico bruto de intereses en proporcion al P1B.7 Por dltimo,
u, es el termino de error que recoge las perturbaciones estructurales que
afectan a los tipos de interés nominales en el largo plazo.

Fnla estimacion de la ecuacién [9) se espera los siguientes signos
para los distintos coeficientes estimados:

v;>0, Y20, y5>0, yi>0.

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

Para mis detalle de la construccion de las series, véase apéndice 1.

7 Bsta especificacion recoge el supuesto de que en una economia en crecimiento déficit pablicos ele-
vados inducen 2 niveles altos de tipos de interés nominales, slo en el caso de que se produzcan aumentos
de los déficit en proporcién al P.LB. Ello implica que se introduce en el modelo {8} la restriccion de que los
coeficientes J1, ¥ i son iguales.
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En particular, a partir de la ecuacién [9], los tipos de interés nomi-
nales espafioles, RLP,, serfan funcion en el largo plazo de las s1gu1entes
variables:

1) Por una parte, el término ;¢ en [9] intenta medir la prima que la
inflacién incorpora en el tipo de interés del bono a largo plazo, por lo que
indirectamente se estd contrastando el efecto Fisher. Al introducir los cam-
bios en la inflacion esperada como variable explicativa se intenta medir el
hecho de que el tipo de interés nominal no necesariamente se mueve en €l
corto plazo proporcionalmente con los cambios en la inflacién esperada. Al
aparecer el tipo de interés nominal a largo plazo y la inflacién esperada
separados en la estimacion, se tiene en cuenta que es posible que no se
cumpla el efecto Fisher «completos, el cual predice que y; = 18, -

2) El término \yzdef recoge los efectos de las variaciones del déficit
ptiblico (en proporcién al P.I.B.) sobre los tipos de interés nominales’.
En este caso, el signo del pardmetro y, serd ambiguo, dependiendo del
cumplimiento de la hipétesis de equivalencia ricardiana en el contexto
de una economia cerrada’

3) El término Wstcp, recoge un modelo de estructura temporal de 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 titulos a largo plazo.

4) Por ltimo, el'término y,g, es una variable proxy del efecto ace-
lerador que puede tener el ciclo econdémico sobre la inversion y sobre el
consumo de bienes duraderos, e indirectamente sobre los cambios en
los tipos de interés nominales.

3. METODO DE GENERACION DE LAS EXPECTATIVAS
INFLACIONARIAS

El principal problema de la estimacién de [8] 6 [9] es que la inflacién
esperada a largo plazo por los agentes es una variable no observable.
Por ello, uno de los principales problemas planteados en los estudios

8 De esta manera no se impone a priori el Efecto Fisher «puros o «completos, es decir, que los cambios
en la inflacion esperada se transmiten proporcionalmente a los tipos de interés a nominales, por lo que los
tipos de interés reales se mantendrian constantes a corto plazo. De hecho, en algunos estudios se ha encon-
trado que impactos de la inflacién esperada sobre los tipos de interés nominales van asociados a un coefi-
ciente menor que la unidad [véase Mishkin (1984, 1991)).

9 Somos conscientes de que, por su cardcter bruto, la exogeneidad del déficit ptiblico puede ser pro-
blematica.

10 Véase Bernheim (1987) y Seater (1993) para mis detalles.
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empiricos que contrastan la relacion entre tipos de interés nominales y
déficit ptblicos es el,método utilizado para medir en la practica las
expectativas de los agentes sobre la inflacién futura. Muchos de los estu-
dios anteriores han utilizado incorrectamente la inflacién corriente. No
obstante, algunos trabajos si que han construido variables proxies de las
expectativas del mercado sobre la inflacion futura:

{) Evans (1985, 1987) utiliza como proxies diversas variables econ6-
micas, como gasto ptblico y stock de dinero en términos reales.

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

iii) Un tercer grupo utiliza encuestas de expectativas inflacionarias
como el indice de Livingston [Tanzi (1985) y Hoelscher (1986)1.

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

modelos monetarios de expectativas de inflacién del tipo P* [Reichens-
tein y Elliot (1987), Hallman, Porter y Small (1991)1.
*v) Por altimo, Tease et al. (1991) y, mds recientemente, Nunes-
Correia y Stemitsiotis (1993) utilizan los componentes de baja frecuencia
derivados de cambios en el IPC generados por el filtro de Hodrick-Pres-
cott (HPF).

Esta Gltima metodologia es la que se utiliza en nuestro caso. Esta

eleccion est4 justificada porque el HPF tiene las propiedades matemati-
cas idoneas para extraer de las series de inflagion observadas (IPC o
deflactor del PIB en nuestro caso) los componehtes no observables que
van a medir la inflacién esperadall, En la practica, el investigador ve la
inflacién observada, 7, como una variable que contiene simultinea-
mente un componente esperado ¢, y componentes no esperados, v

"\
ﬂﬁj U t+ n”l [10]
donde el subindice t indica el periodo actual y t+j el horizonte temporal
del tipo de interés. Por lo tanto, se supondra que la inflacién observada
en el perfodo t es igual a la inflacion esperada generada en los periodos
previos a t para el periodo t+, mas un componente aleatorio no espe-
rado.

En el periodo t+, el investigador puede observar & pero no puede
medir ni 7¢ ni 7¢. No obstante, si los precios son rigidos se puede espe-

11 Vease Hodrick y Prescott (1980), King y Rebelo (1993) y el apéndice 2 para mds detalles.
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rar que el ajuste de los mismos serd lento y, por lo tanto, la inflaci6n es-
perada cambiard continuamente y se ajustard temporalmente de manera
gradual2. Bajo este supuesto, se extraerd el componente no observable
de la inflacion esperada con el HPF, resolviendo el problema de minimi-
zacion siguiente:

T T
Min3, (n- 192+ A Y [(re,, - 79 - (n - 72 )] [11]
e t=1 =2

El objetivo final de esta seccion es seleccionar la inflacion esperada,
7e, que minimiza la suma de los cuadrados de las desviaciones de la
inflacién observada, 7, sujeta a la restriccién de que los cambios en la
inflacién esperada varian gradualmente a lo largo del tiempo. EI multi-
plicador de Lagrange, A, serd un nimero positivo que penaliza los cam-
bios esperados en la tasa de inflacion. Asi, cuanto mis grande es A, mds
se suaviza la inflacion esperada. En este sentido, el valor elegido del coe-
ficiente A depende del grado de rigidez de precios que se suponga.

Manipulando la ecuacion en diferencias derivada de [11], se puede
mostrar [véase King y Rebelo (1993)] que la inflacion esperada se puede

representar en funcién de la inflacion observada a través de la siguiente:

expresion de medias moviles:

e = i on [12]

j= e

-+

donde el parimetro o depende del valor del multiplicador de Lagrange.

Conviene destacar que el HPF contiene propiedades matemdti-
cas Gtiles para extraer la parte no observable de la inflacién esperada de
la serie observada. La serie de la inflacion esperada construida con es-
te filtro contiene tanto la informacién futura como pasada de las tasas
de inflacion, lo cual permite trabajar en un contexto de expectativas
racionales con precios no flexibles y ajuste lento. La informacién
pasada es necesaria para ajustar los precios de una posicion de dese-
quilibrio, mientras que la informacion futura es también 1til, puesto que
los agentes econdmicos se comportan de una manera racional utili-
zando esta Gltima para formar sus expectativas sobre la tasa de inflacién
futura.

12 vgase Mussa (1981) para un modelo similar en el que existe una regla de ajuste de precios que com-
bina expectativas racionales con precios rigidos y ajuste lento.
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En el Grafico 1 se presentan las tasas de inflacion originales (para el
IPC y el deflactor del PIB en tasas anualizadas) asi como la serie trans-
formada utilizando el flltro de Hodrick-Prescott. Mediante el HPF se ha
separado el componente permanente que se asocia en el modelo pro-
puesto a la tasa de inflacién esperada (tendencia) del componente tran-
sitorio (ciclico).
GRAFICO 1

TASAS DE INFLACION CORRIENTE Y ESPERADA EN ESPANA, 1964-1993
METODO: FILTRO DE HODRICK-PRESCOTT

deflactor del PIB Indice de Precios al Consumo
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4. RE_SULTADOS EMPIRICOS PARA LA ECONOMIA
ESPANOLA

41 Test de raices unitarias y estacionariedad
de las variables

Las propiedades estacionarias de los datos son importantes para la
estimacion de la ecuacion de largo plazo [9]. Si las variables determi-
nantes de los tipos de interés nominales son variables no estacionarias
pero estan cointegradas en el sentido propuesto por Engle y Granger
(1987), la expresion [9] puede ser estimada por Minimos Cuadrados
Ordinarios.
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Para comprobar si las variables tienen una raiz unitaria o son estacio-
narias se utiliza una combinacion de contrastes de estacionariedad. En pri-
mer lugar, los test de Phillips y Perron (1988) que corrigen de manera no
paramétrica los contrastes estindar de Dickey y Fuller, y cuya hipétesis
nula es que la variable tiene una raiz unitaria. En segundo lugar, puesto
que estos contrastes tienen bajo poder?3, el estudio de la estacionariedad
se complementa con los test propuestos por Kwiatkowski, Phillips
Schmidt y Shin (1992)4, cuya hipdtesis nula es la estacionariedad, es decir)
la inversa de los test de raices unitarias tipo Dickey-Fuller!s. Los resulta:
dos de ambos test se presentan en el Cuadro 1. Para ambos conjuntos de
contrastes de estacionariedad se concluye que todas las variables implica-
das en la ecuacidn [9) son estacionarias en primeras diferencias o I(1).

CUADRO 1
TEST DE RAICES UNITARIAS Y ESTACIONARIEDAD?
(1964-1993)
Variable Phillips-Perron Testb KPSS Test¢ (/= 0)
g 2ty Zty) My e
RLP! -1,12 -1,97 -0,06 1,448* 0,518*
i 0,57 0,57 -0,34 0,782 0,756*
L7 0,30 ~0,32 0,45 0,792 0,754
def, -2,37 -0,52 0,50 2,364* 0,204*
rcpy -3,98 -1,62 -1,56 2,072* 0,210*
g 2,86 2,08 1,65 1,151 0,240

E;)) Ié(l)a sigzosp;ly”“ representan un nivel de significatividad del 5% y del 1%, respectivamente.
test de Phillips y Perron se ha calculado utilizando el estimador de la varianza a lar
g0 plazo propuesto en And
© I51991) y Andrlews y I]VIonahan (1992). Los valores criticos son tomados de Fuller (1976) 1[“)abla g 5 g e
) La varianza a largo plazo se ha estimado utilizando el procedimiento propuesto en N s W 2t (1
criticos provienen de Kwiatkowski et al. (1992). Pep ey st (98, Loslores

Valores criticos:

5% 1%
Lty -3.60 —4,38
2@y -3,00 -3,75
0y A% 2,66
My 0,463 0,739
" 0,146 0,216

13 Véase al respecto los trabajos de Dejong et al. (1992) y Perron (1991),
14 En adelante estadisticos KPSS.
13 Véase detalles en el apéndice 3.
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4.2, Estimacion de la ecuacion de largo plazo

En el Cuadro 2, se recoge la estimacion para el periodo 1964-1993
de la ecuacién [9], asf como diversos contrastes basados en los residuos
que ayudan a evaluar la evidencia empirica sobre la existencia o no de
cointegracion en el perfodo analizado. El método de estimacion uti-
lizado es el propuesto en Phillips y Hansen (1990) y Hansen (1992), el
Fully Modified Estimation (EME)'S, al que se han incorporado las su-
gerencias planteadas por Andrews (1991), Andrews y Monahan (1992)
para la estimacion de matriz de varianzas-covarianzas de largo plazo.
La ventaja de este método es que el mismo es asintoticamente equi-
valente al de maxima-verosimilitud y permite, por un lado, mitigar los
sesgos de segundo orden que, en muestras finitas, se detectan en las es-
timaciones de vectores de cointegracién basadas en regresiones estd-
ticas, y, por otro, el uso de inferencia (asintotica)-estandar para el uso de
contrastes de hipdtesis sobre restricciones lineales en los parimetros.
TLos test de cointegracién que se presentan son el test CRDFA sugerido
por Engle y Granger y los contrastes Z, ¥ Z sugeridos en Phillips y
Ouliaris (1990), basados en una version de los test de Phillips y Perron
(1988). Estos tres test contrastan la hipotesis nula de no-cointegra-
cioén, es decir, la existencia de una raiz unitaria en los residuos de la
regresion de largo plazo obtenida por el método FME de Phillips y Han-
sen (1990). Solamente el test CRDFA al 1% para Jos dos casos y el test Z;
al 10% para el caso del IPC, permiten rechazarsla hipGtesis nula de no
cointegracion, Este problema puede provenir del bajo poder de este tipo
de contrastes en presencia de raices persistentes lo que podria inutili-
zarlos como un indicativo de la ausencia de relacion a largo plazo entre
las variables.

‘Paia solucionar este problema, Shin (1994) ha propuesto recien-
temente un nuevo contraste cuya hipétesis nula es la de cointegracion.
Se trata de la aplicacion en dos etapas del test KPSS al caso de la cointe-
gracion de un conjunto de variables. Para la primera etapa, Shin (1994)
propone estimar una ecuacién dindmica de largo plazo que incluye los
valores retardados y futuros de las variables explicativas. Este procedi-
miento de estimacién de la relacién de cointegracion dindmica ha sido
elaborado por Stock y Watson (1993), y se conoce como la regresion

16 vgase apéndice 4 para ms detalles.
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DOLSY. En la segunda etapa del test de Shin, se trata de calcular el esta-
distico de Lagrange LM de la misma manera que el test de raices unita-
rias KPSS. '

CUADRO 2
CONTRASTES DE HIPOTESIS NULA DE NO COINTEGRACION
DE ENGLE-GRANGER Y DE PHILLIPS-OULIARIS2, ECUACION [9]

(1964-1993)
Vector de Cointegracién: [RLP,, constante, 7, def,, rcp]

Caso A: deflactor del PIB, x1%: Caso B: IPC, n2}:
CRDFAP ~4,66" (K = 3) ’ 481" (K =3)
AN
Zy -19,95 -21,35
Sh
Z, -3,63 -3,87*

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

Valores criticos:

10% % 19%

CRDFAD 383 411 4,73
7 . -23,54 26,70 -32,53
A -3,83 411 473

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

q q
RLP, = Yo + yim + Wdef, + yyrep, + 3 Wiy A, + 3, i Adef,_ +
i~ i
q

X Wy Arept e (13]
i=-q

En los Cuadros 3 y 4 se presentan los pardmetros estimados obte-
nidos de la regresion DOLS de Stock y Watson (1993) para el caso que la
inflacion esperada esté basada en el deflactor del PIB o el IPC, respecti-
vamente, asi como el test de Shin asociado a los residuos de esta ecua-

17 DOLS = Dynamic Ordinary Least Squares. Stock y Watson (1993) afiaden a la regresion estindar de
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. Ademds los posibles problemas de correlacion serial del término de error de la regresion de MCO
son corregidos de manera no paramétrica.
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cion. Por un lado, el test estimado C, toma el valor de 0,05819y 0,05993,
respectivamente, lo que no permite rechazar la hipétesis nula de cointe-
gracién al 1%. Todos los coeficientes estimados para las variables son
estadisticamente significativos y presentan los signos predichos a priori
por el modelo tedrico. Por otro, los residuos de la ecuacion estimada
(véase Grifico 2) y el ajuste obtenido es aceptable (véase Grifico 3).

CUADRO 3
ESTIMACION DE LA RELACION DE COINTEGRACION ECUACION [13]
(1964-1993)

Caso A: deflactor del PIB, ©1%:
METODO: DOLS DE STOCK Y WATSON#:

__
RLP =B+ By X+ NG AX i+,
i==

Variable Pardmetro estimado Estadistico t
Constante 7,02 12,38
1} 0,37 ' 7,00
def; 0,51 4,72
Icp, 0,15 3,22
Tes de estacionariedad R2=0.92

de los residuos de Shin: DW =151

Cj: 0,05819

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

(b) Estadisticq IMgyyy para el caso de la cointegracion deterministica. Los tesiduBs son tomados de la regresion dindmica
de largo plazo propuesta por Stock y Watson (1993). Los signos * y ** represéntan un nivel de significatividad del 5%y
del 1%, respectivamente. Los valores criticos son tomados de Shin (1994).

Valores criticos:
5% - 1%

C, .01 0,271

“Cabe destacar que no aparece el coeficiente correspondiente a la tasa
de crecimiento real del PIB, porque el mismo no ha resultado ser significa-
tivo 0 en alglin caso presentaba signo negativo. Este resultado es el mismo
que el del trabajo de Nunes-Correia y Stemitsiotis (1993) para un grupo de
paises industrializados, y como ellos mismos sefialan, una posible explica-
cién puede ser que la tasa real de crecimiento del PIB afecte simultinea-
mente a la demanda de fondos prestables (a través del efecto acelerador de
la inversién) y a la oferta de fondos (via el crecimiento del ahorro global)!8.

18 Solamente encuentran un coeficiente significativo y positivo para los dos grandes paises de la
OCDE: Estados Unidos y Jap6n.
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CUADRO 4
ESTIMACION DE LA RELACION DE COINTEGRACION ECUACION [13]
(1964-1993)

Caso B: IPC, 72}:
METODO: DOLS DE STOCK Y WATSON#:

- - q
RLP1=B0+BLI 1,I+ZEjAXt—j+n(

i=—q
Variable ) Pardmetro estimado Estadistico t
Constante 7,30 13,65
n2 0,36 6,96
def, 0,48 4,36
1P 0,16 3,42
Tes de estacionariedad R2=0,92
de los residuos de Shin: DW =145
Ch: 0,05993

(a) El nmero de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo con las simulaciones de Stock y Watson (1993)
y s igual a INT(T/3), en nuestro caso, 3. )

(b) Estadistico LMy para el caso de la cointegracién deterministica. Los residuos son tomados de la regresion dindmica
de largo plazo propuesta por Stock y Watson (1993). Los signos * y ** representan un nivel de significatividad del 5% y
del 1%, respectivamente. Los valores criticos son tomados de Shin (1994).

Valores criticos:-

5% 1%
Cu= 0,159 02
GRAFICO 2
RESIDUOS DE LA ECUACION [13]
deflactor del PIB Indice de Precios al Consume
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GRAFICO 3
AJUSTE DE LA ECUACION [13]
deflactor del PIB * . Indice de Precios al Consumo
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El coeficiente asociado a la inflacién esperada es positivo y recoge
la importancia de las expectativas de los agentes sobre la evolucion
futura de los precios. Para el caso espafiol es clara la desviacion del
efecto Fisher del caso extremo, dado que su valor se aleja claramente de
la unidad (0,37), lo que implica que los tipos de interés nominales no se
ajustan totalmente a la inflacion en el largo plazg. Estos resultados con-
firman la'hecesidad de no imponer a priori un €oeficiente 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 inflacion pre-
sionan al alza al tipo de interés nominal de equilibrio en un 0,37%.

El coéficiente que mide la relacion entre los tipos de interés a largo
y a cortd plazo es también positivo y destaca la importancia de tener en
cuenta la teoria de la estructura temporal de los tipos de interés. Ello nos
permite introducir indirectamente los cambios de la politica monetaria
que afectan a los movimientos de los tipos de interés nominales en el
largo plazo. De acuerdo con el coeficiente estimado, un aumento de 100
puntos bsicos en el tipo de interés real a corto plazo incrementan en 15
puntos basicos el tipo de interés nominal a largo plazo de equilibrio.

Por lo que respecta al déficit pablico, los resultados confirman un
signo positivo del coeficiente asociado. Se ha estimado que un aumento
del 1% en la participacion del déficit pablico bruto de intereses en el PIB
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nominal, provoca un crecimiento de 51 puntos basicos en el tipo de inte-
rés nominal de equilibrio. Por dltimo, este coeficiente estd muy proximo
al valor medio estimado por Nunes-Correia y Stemitsiotis (1993) para
ciertos paises de la OCDE.

4.3. Una explicacion de la evolucion a largo plazo
de los tipos de interés nominales

El Cuadro 5 muestra que el sencillo modelo de determinacion de los
tipos de interés nominales dado por la expresion [13] explica la practica
totalidad del aumento de los mismos entre los dos subperiodos conside-
rados, recogiendo tan sdlo una parte no explicada de 0,14 y 0,20 puntos
para los dos casos analizados. En el Cuadro 5 se presenta el cambio
habido en cada variable explicativa de argo plazo», al pasar de un sub-
periodo al siguiente, dentro de los dos en que se ha subdividido la mues-
tra. La tasa de inflacién esperada aument6 2,64 puntos por término
medio en el periodo 1974-93 respecto a 1964-73. El déficit ptblico en
proporcion del PIB creci6 3,74 puntos al pasar del primer subperiodo al

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

en término medio 6,18 puntos del segundo al primer subperfodo. -
Utilizando la ecuacién de largo plazo del andlisis de cointegracion
(expresion [13]) se puede calcular la contribucién, ex-post, de cada
variable explicativa a la senda temporal de crecimiento de los tipos de
interés nominales espafioles. Tal y como muestran las cifras del Cuadro
5, el aumento de la tasa de inflacion esperada llevaria consigo 0,98 (0,97
para el IPC) puntos de aumento de los tipos de interés nominales al
pasar del primer al segundo subperiodo, mientras que el crecimiento
del déficit pablico en porcentaje del PIB y de los tipos de interés reales
a corto plazo serfan 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. '
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CUADRO 5
DESCOMPOSICION A LARGO PLAZO: CONTRIBUCION DE LAS
VARIABLES EXPLICATIVAS AL CRECIMIENTO DE LOS TIPOS
DE INTERES NOMINALES
(Variacion media de los subperiodos 1964-73 y 1974-93)

Cambio a largo Contribucion de las variables
plazo observado explicativas al crecimiento
de los tipos de interés nominales

Caso A: deflactor del PIB, n1

Tasa de inflacién esperada 2,64 0,98
Déficit pablico/PIB 3,74 191
Tipos de interés

reales a corto plazo 6,18 0,93
Cambio en el tipo de

interés nominal de equilibrio

(cambio explicado por {13 & 3,82
Cambio observado en el i

tipo de interés nominal , 3,96
Resto no explicado 0,14

Caso B: IPC, 72§

Tasa de inflacién esperada 2,69 0,97
Déficit ptiblico/PIB ’ 3,74 1,80
Tipos de interés

reales a corto plazo 6,18 0,99

Cambio en el tipo de 2
interés iominal de equilibrio :

(cambio explicado por [13]) 3,76
Cambio observado en el

tipo de interés nominal 3,96
Resto no explicado 0,20

5. CONCLUSIONES

A través de un modelo de fondos prestables de determinacion de
los tipos de interés y utilizando técnicas economeétricas recientes de
cointegracién, nuestro trabajo ha identificado los determinantes macro-
econdmicos a largo plazo de los tipos de interés nominales de la econo-
mia espafiola. De particular interés era descubrir la importancia de la
inflacién esperada en el modelo y la relacién entre déficit publicos y
tasas de interés en el largo plazo.
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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 macroecondmicas
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 econdmicos. En el trabajo se ha utilizado el filtro de Hodrick-
Prescott para generar las series de inflacién esperada. Este filtro tiene las
propiedades estadisticas necesarias para asegurar que los agentes man-
tienen expectativas racionales bajo el supuesto de precios rigidos y
ajuste lento en la economia, por lo que la estimacién tiene en cuenta la
informaci6n pasada y futura de las tasas de inflacién.

En sintesis, la inflacién esperada, el déficit pablico en proporcion al
PIB y los tipos de interés reales a corto plazo aparecen como los deter-
minantes a largo plazo de los tipos de interés nominales de equilibrio.
Sorprendentemente, y en contra de los postulados tedricos propuestos,
la tasa de crecimiento real de la economia no entra en la ecuacion esti-
mada de equilibrio. No obstante, nuestros resultados confirman la evi-
dencia presentada en contra de estos postulados para otros paises indus-
trializados. .

De este modo, se ha presentado evidencia empirica que avala la-

tesis de que el déficit piblico no es la Gnica variable responsable del
fendmeno de «persistencia» de altos tipos de interés nominales en la eco-
nomia espafola. De hecho, el crecimiento de los tipos de interés nomi-
nales en 3,96 puntos entre el periodo 1964-73 y 1974-93 es el resultado
combinado de tres factores que presionan al alza los tipos en la misma
direccién: el crecimiento de la tasa de inflacién esperada contribuye
positivamente en el aumento de 0,98 puntos (0,97 para el IPC), mientras
que el crecimiento del déficit pablico y de los tipos de interés a corto
plazo serfan responsables de un aumento adicional de los tipos nomina-
les a largo plazo de 1,91 (1,80 para el IPC) y 0,93 (0,99 para el IPC) pun-
tos, respectivamente. Conviene sefialar, sin embargo, que el proceso de
endogeneizacion de la politica monetaria sufrido por la economia espa-
fiola desde finales de los afios ochenta puede variar parcialmente los
resultados hasta ahora presentados, especialmente en el futuro.

El trabajo muestra también la importancia de no imponer a priori en
la estimaci6n el cumplimiento del Efecto Fisher «completor, puesto que
los resultados indican que aunque los tipos de interés nominales estin
correlacionados positivamente con la tasa de inflacién (esperada), los
tipos de interés no se ajustan por completo a los cambios en los precios.
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Por Gltimo, la relacion encontrada entre tipos de interés nominales
a largo plazo y déficit ptblicos indica también que el ahorro privado en
la economia espafiola no logra compensar completamente los aumentos
en los desequilibrios de las finanzas ptblicas, por lo que indirectamente
se podria rechazar el teorema de equivalencia ricardiana.

Extensiones del presente trabajo deberfan contrastar la solidez de
las relaciones de cointegracién encontradas relajando los supuestos de
economia cerrada y de exogeneidad del déficit ptblico bruto de intere-
ses y, adicionalmente, utilizando posibles descomposiciones de la infla-
cién que incorporen criterios economicos?. :

APENDICE 1. LOS DATOS.

El estudio utiliza datos anuales de la Economia espafiola para el

periodo 1964-1993.

RIP;  Tipo de interés nominal a largo plazo. Desde 1964 a 1981,
medido por el rendimiento interno de las obligaciones
industriales (media ponderada). Fuente: Banco de Espafia
(1994b), Cuadro 57, columna 13. De 1982 a 1993, medido
por el rendimiento interno de la deuda publica del Estado
con vencimiento a mds de dos afios. Fuente: Banco de
Espafia (1994b), Cuadro 57, columna 5.

RCP;  Tipo de interés nominal a corto pazo. Desde 1964 a 1973,

° tipos de interés de las instituciones crediticias, banca,
medida por los depositos a 1 afio a menos de 2. Fuente:
Banco de Espafia (1994b), Cuadro 3, columna 9. De 1974 a
1993, tipos de interés del mercado interbancario de deposi-
o tos a 1 mes. Banco de Espafia (1994b), Cuadro 1, columna 6.
P Deflactor del Producto Interior Bruto a coste de factores,
base 1980. Fuente; Molinas, Sebastidn y Zabalza (1991) y

Banco de Espafia (1991, 1992, 1993, 1994a).

IPC;  Indice de Precios al Consumo, base 1980. Fuente: Molinas,
Sebastiin y Zabalza (1991) y Banco de Espafia (1991,
1992, 1993, 1994a).

19 Existen intentos de modelizacién de la inflacién y de descomposicién de la misma que incorporan

critesios econdmicos més que estadisticos. Los conceptos de inflacion Jatente» y permanente- desarrollados
por Quah y Vahey (1993) y aplicados al caso espafiol por Alvarez y Sebastidn (1995) constituyen un intento

en este sentido, y generan una inflacién tendencial para la economia espafiola visualmente distinta de Ia obte-
nida en el presente articulo con el HPF.
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PIB;  Producto Interior Bruto a precios de mercado, base 1980.
Fuente: Molinas, Sebastidn y Zabalza (1991) y Banco de
Espafia (1991, 1992, 1993, 1994a).

Ve Producto Interior Bruto en términos reales, base 1980,
deflactado por P,. Fuente: Molinas, Sebastiin y Zabalza
(1991) y Banco de Espafia (1991, 1992, 1993, 1994a).

CNFPU,;: Capacidad/Necesidad de financiacion de las AA.PP.
incluido los intereses de la deuda. Fuente: Molinas, Sebas-
tidn y Zabalza (1991) y Banco de Espafia (1991, 1992,
1993, 1994a).

g Tasa de crecimiento real de la Economia, (y, - ¥,.))/V.s.

def;: Déficit pablico bruto de intereses en porcentaje del PIB
nominal, CNFPU,/PIB,.

nl; Tasa de inflacién corriente medida por el deflactor del PIB
a precios de mercado, (P, - P,_;)/P_;.

2 Tasa de inflacion corriente medida por el Indice de Pre-
cios al Consumo, (IPC, - IPC_,)/IPC,_,.

Tl Tasa de 1nﬂac1on esperada medida por el componente de

baja frecuencia de la tasa de inflacion, nlt, generado por. -

el filtro de Hodrick-Prescott.
m2s Tasa de inflacién esperada medida por el componente de
baja frecuencia de la tasa de inflacién, 72, generado por
el filtro de Hodrick-Prescott.
rcp: Tipo de interés real a corto plazo, RCP, - nl,.

APENDICE 2. EL FILTRO DE HODRICK-PRESCOTT

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

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

-1

T
Min 3 (7, - P+ A [ Qg 1) - (- 1] A.2.1]
t=1 t=2
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donde i, es el componente tendencial e y, - i, = ¢, es el componente
ciclico.

El primer termmo mide el ajuste de ¢, sobre y, mientras que el
segundo indica el grado de ahsado de y,. El pardmetro A juega un papel
crucial en la descomposicién de la serie en sus dos componentes.

La condicién de primer orden es:

Vo= Mg = 4ty + 6+ 27D B -4 oyt ) [A.2.2]

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

Vo= AL2-4L 1+ (6 +AD)-4L+ 1Y, =
=M -D2A-1D2+ A, [A.23]

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

~ponible, el componente tendencial vendra dado por la media mévil infi-

nita:

ﬁ 0y, ; 04 = 0 [A.2.4]

donde las ponderaciones vienen dadas por:  §
(D) = L [A-LR L2+ 1 A2

Harvey y Jaeger (1993) muestran que el filtro [A.2.3] puede ser con-
siderado’como la estimacion optima del componente tendencial cuando
la séri¢y, se genera por el proceso:

Ve = et 0y | : ' [A.2.6]
He= Mg+ Yy '
V=Vt &

n, NID [0,(5,)4), & NID [(0,(0p)%, & = (0,)/(0¢),

Hodrick y Prescott han propuesto un algoritmo que permite estimar
el componente ciclico de una serie a partir de un nimero finito de obser-
vaciones. En notacién matricial, la expresion [A.2.1] se transforma en:
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min ¢, ¢, + A (K, K, (A.2.7]
1 =21 0 0.000 | |
0 0 1 -2 1..000 | |u,

conkKy,=10 0 1 -2 1..000 U3

0 00 0 0..1-21] [H

El paridmetro A recoge la importancia relativa concedida a los dos
componentes de la funcién de pérdida [A.2.1]. Cuanto mids alto es
lambda, mis la descomposicién de la serie se hace en detrimento del
componente ciclico. Cuanto mds bajo sea el valor del parimetro, en
mayor medida se ajusta la tendencia a la serie original. La eleccién a
priori de un valor para lambda es, en buena medida, arbitraria. Hodrick
y Prescott han sugerido un valor elevado de lambda, y en la prictica
recomiendan utilizar el valor de A = 1600 para datos de alta frecuencia
(trimestrales y mensuales) y 100 para datos anuales. En el presente tra-

bajo, con datos anuales, su interpretacion es la de una aproximacién'a. -

un filtro que eliminara de la serie todos los ciclos de periodo superior a
8 afnios. :

APENDICE 3. TEST DE RAICES UNITARIAS
DE KWIATKOWSKI ET AL. (1992)

Los test de raices unitarias tipo Dickey-Fuller [Fuller (1976) y Phi-
llips y Perron (1988)] que utilizan la hipdtesis nula de raiz unitaria, pue-
den tener bajo poder contra alternativas de persistencia si la muestra de
los datos disponibles no es suficientemente larga [véase Perron (1991)].
Ademis, DeJong et al. (1992)] 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 solucionar este problema Kwiatkowski, Phi-
llips, Schmidt y Shin (1992) han sugerido un nuevo contraste (en ade-
lante test KPSS) que se basa en la hipdtesis nula de estacionariedad
frente a la hip6tesis alternativa de raiz unitaria, es decir, la inversa 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 regresion de la farma siguiente:

V=0t Pyt [A3.1]
donde v, se supone estacionario. Kwiatkowski et al. (1992) proponen un
contraste de raiz unitaria basado en la descomposicion de la serie en la

suma de una tendencia deterministica, un paseo aleatorio y un término
de error estacionario:

Ve=Gitrte (43.2]
I, - fg U (A.3.3]

con u, como i.i.d. y € estacionario. El valor inicial del paseo aleatorio se
considera fijo, por lo que hace el papel de una constante o la media a la

~ que vuelve la serie. La hipétesis nula de estacionariedad implica que

02 = 0o, lo que es equivalente, que 6= 0.
En realidad el test KPSS es un caso particular de un coeficiente ale-
atorio del modelo:

V. = E; + Xtﬁ[ + & [A.3.4]
B=Bsty (A.35]

en el que imponiendo las condiciones x, = 1y P, =1, la ecuacion [A.3.4]
queda reducida a la expresién [A.3.2]. Ello significa que contrastar la
hipdtesis'nula de estacionariedad contra la alternativa de raiz unitaria es
equivalente a contrastar la nula de un modelo de coeficiente constante
contra la alternativa de un modelo de coeficiente aleatorio.

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

T
TS
t=1 A3,
LMpgs — [A.3.0]
68
donde:
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t
S= X € [A3.7]

siendo e, los residuos de la regresién de y, sobre una constante y una
tendencia (test 1)) 0 respecto a una constante sin tendencia (test 1),), 62
es la estimacion de la varianza residual de estas dos regresiones (suma
de los cuadrados de los residuos dividido por T-1) y T es el tamafio de la
muestra. La distribucién de ambos estadisticos no es estandar y los valo-
res criticos apropiados se encuentran disponibles en la tabla 1 de Kwiat-
kowski et al. (1992).

Por tltimo, Kwiatkowski et al. (1992) extienden estos dos contras-
tes de estacionariedad al caso en el que €, presenta autocorrelacién y
problemas de heterocedasticidad. Bajo este supuesto es necesario reem-
plazar en la expresion [A.3.6] el denominador por el estimador de la
varianza de largo plazo de ¢, s? (k), segln el procedimiento recomen-
dado en Newey y West (1987), lo que lleva a los estadisticos |y ﬁ ya
mencionados:

T
T2y st
fi = =1 [A.3.8]
s%(k)

donde k es igual al nimero de retardos y T2 es el factor utilizado para
normalizar el numerador.

APENDICE 4. METODO DE ESTIMACION DE LA RELACION
DE COINTEGRACION DE PHILLIPS Y HANSEN
(1990) Y HANSEN (1992)

En este procedimiento se aplican correcciones semipardmetricas
que corrigen los sesgos de endogeneidad y la presencia de correlaciéon
serial de la estimacion de cointegracién por MCO. La ventaja de la utili-
zacion de los estimadores de Phillips y Hansen (1990) es que éstos pue-
den ser usados para realizar inferencia estadistica debido a que se distri-
buyen como una normal. En el método de estimacién de cointegracién
sugerido en Phillips y Hansen (1992) y en Hansen (1992), se considera

DEFICIT, INFLACION Y TIPOS DE INTERES

la variable y, y un conjunto de variables representadas en el vector x,, las
cuales estan cointegradas y cuya relacion de cointegracidn viene repre-
sentada por la expresion siguiente:

y,=0x +g [A4.1]
donde t=1,..,T
X, = (X'py, X'
Xlt =1 .
Xy = Xppg T T, (A.4.2]

Por otra parte, se define {u} como la secuencia del término de los
errores por el vector v, = (€', ') y las matrices asociadas siguientes:

T T
Q=lm (/DY Y By} ) [A43] -
Ty =1 j=1
T t
=lim (/D Y Y By (A.4.4]
Ty o0 =1 j=1

Las matrices (o matriz de covarianzas a Largo plazo) y A son par-
ticionadds en funcién de u;

Age Net
Agg Mg

Qﬁﬁ Qﬁ‘c

€ QT’E

[A.4.5)

)

o-|

\"‘-m

“Latprimera etapa de la estimacion de la regresion de cointegracion

de [A.4.1] consiste en aplicar MCO a esta expresion con el objetivo de

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

expresion [A.4.2] en diferencias aplicando MCO, obteniéndose los resi-
duos 7, En este caso, la secuencia de los términos de los errores ser:

4, = (8, Ax) [A4.6]

Dado que los residuos de cointegracion € tienen a menudo proble-
mas de autocorrelacion, Hansen (1992) sugiere, siguiendo a Andrews y
Monahan (1992), pre-blanquearlos residuos {}, mediante un VAR (1) con
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el objetivo de obtener los residuos blanqueados de £2. De este modo,
las matrices de covarianzas son estimadas a través de regresion espectral
mediante la forma:

. T T

Q.= ¥ oo UT Y & .8 [A.47]
=-T t=s+1
T T )

A= 3 @ UT Y 8.8 A.4.8]
s=1 t=s+1

donde w (.) es el retardo de la ventana utilizada en la funcién de densi-
dad espectral.

Posteriormente, la funcién de covarianzas de los pardmetros esti-
mados se obtiene recoloreando las matrices de covarianzas originales:

QE.‘C =Q£‘t - QE‘I: thlz Q‘re [A4.9]
Ate = A —Ag Q‘é QIE [A410] :

donde () representa la matriz de varianzas a largo plazo de g, condi-
cionada a 1, y A}, recoge el sesgo en la estimacion debido a la endoge-
neidad de los regresores después de haber aplicado la correccién semi-
paramétrica de Phillips y Hansen (1990).

Por otra parte, la estimacion del pardimetro 3 de la expresion [A.4.1]
es consistente o superconsistente pero estd sesgada en muestras finitas.
Por este motivo, Hansen (1992) propone el cilculo de un estimador de
0 segtin el método propuesto en Phillips y Hansen (1990):

T -1
[ Y X x;} [A.4.11]

t=1

T
5 - [z ;X ~A2)

t=1

ot A A -1 . . .
doncAie ¥i = V; — Qg Q7 Ax,, ¥ los correspondientes residuos asociados
son & =y; -0 x,.

20 En primer lugar, se estima un VAR para obtener los residuos @, = § 0, = & En segundo lugar,
gn esgxmador de la funcion de densidad espectral (<kernel estimator-) se aplica para blanquear los resi-
uos g,
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ABSTRACT

This paper examines whether long-term nominal interest rates 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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