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Resumen

En este trabajo se contrasta empiricamente el cumplimiento del efecto
Fisher a largo plazo para el caso espanol, utilizando datos trimestrales para el
periodo 1962-1996. Para ello se utilizan nuevas técnicas de rafces unitarias
y cointegracién, donde se tiene en cuenta explicitamente la presencia de
posibles cambios estructurales en la tendencia de las series. Los resultados
son favorables a la existencia de un efecto Fisher parcial en el largo plazo, con
una transmisién al tipo de interés nominal de aproximadamente un tercio
por cada punto de incremento en la tasa de inflacién.

Palabras clave: tipos de interés, inflacién, efecto Fisher a largo plazo,
cointegracion.
Clasificacién JEL: E31, E43.

Abstract

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

Key words: interest rates, inflation, long-run Fisher effect, cointegration.
JEL Classification: E31, E43.



1 Introduccién

El contraste empirico del denominado "efecto Fisher” constituye un tema
recurrente dentro de los estudios de economia monetaria y financiera. En
efecto, el mayor o menor grado en que los tipos de interés nominales in-
corporan la evolucién esperada de la tasa de inflacién, sin afectar al tipo
de interés real, es importante de cara a diversas cuestiones relevantes para
la teoria y la politica econémicas. Asi, por ejemplo, el cumplimiento del
efecto Fisher permitiria la superneutralidad del dinero, significaria que el
tipo de interés nominal seria un buen predictor de la inflacién futura y un
mal indicador del carédcter de la politica monetaria seguida, y seria necesario
para la validez del modelo de valoracién de activos financieros basado en el
consumo (CCAPM) (Haliassos y Tobin, 1990; Rose, 1988).

La hipétesis se remonta a la aportacién original de Fisher (1930), quien
realizé asimismo su primera validacién empirica. A este respecto, es import-
ante recordar que los resultados obtenidos por el propio Fisher indicaban un
cumplimiento solamente parcial de la hip6tesis asociada con su nombre, pues
los tipos de interés nominales respondfan a las variaciones de la tasa de in-
flacién en el sentido indicado por la teorfa, pero en menor proporcién y con
un notable retraso. Ademads, Fisher senalaba como causa tltima de sus res-
ultados la existencia de ilusién monetaria por parte de los agentes, esto es,
su incapacidad para distinguir entre cambios en valores nominales y cambios
en valores reales de las variables econémicas’.

Sin embargo, va a ser a partir del influyente trabajo de Fama (1975),
vy coincidiendo con el desarrollo del concepto de expectativas racionales,
cuando el contraste del efecto Fisher va a ocupar un lugar destacado en la
agenda de los investigadores. Como senala este autor, la evidencia empirica
obtenida por Fisher no serfa realmente coherente con la hipétesis de un
mercado financiero eficiente, esto es, aquél en el que los agentes utilizan
6ptimamente toda la informacién disponible a la hora de fijar los precios
(Fama, 1975, p. 269). Asf, segin Fama, no se rechazarfa la hip6tesis de que
el rendimiento real esperado de los bonos del Tesoro americano durante el
periodo 1953-71 habria sido constante, de manera que el mercado de bonos
habria sido eficiente. Estos resultados, que equivalian a confirmar la versién
més extrema de la hipétesis de Fisher, generaron una notable polémica y
dieron lugar a una serie de trabajos que pusieron en cuestién los hallazgos
iniciales de Fama [véanse las referencias en Haliassos y Tobin (1990)].

!De hecho, Fisher consideraba que la variacién de los precios y sus efectos sobre el
nivel acumulado de la deuda constituian el principal mecanismo generador de fluctuaciones
econémicas; véase Tobin (1987).



Posteriormente, la aparicién de la literatura sobre cointegracién y raices
unitarias va a significar un nuevo salto cualitativo para el contraste empirico
del efecto Fisher. Si el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién contienen
tendencias estocdsticas (o, lo que es lo mismo, poseen una raiz unitaria),
los contrastes de la hipétesis de Fisher realizados hasta entonces serian el
resultado de regresiones esptireas en el sentido de Granger y Newbold (1974).

El primer trabajo que aplicé los contrastes de raiz unitaria a las series de
tipo de interés nominal e inflacién, de nuevo para el caso americano, fue el
de Rose (1988), concluyendo que, si bien el tipo de interés nominal si posefa
una rafz unitaria, la tasa de inflacién habria sido estacionaria, de manera
que el tipo de interés real no serfa estacionario. Sin embargo, los resultados
anteriores van a ser criticados por Mishkin (1992), quien, aplicando unos
valores criticos diferentes a los utilizados por Rose, obtiene que la tasa de
inflacién americana seria no estacionaria y estaria cointegrada con el tipo de
interés nominal, lo que significaria el cumplimiento del efecto Fisher en el
largo plazo, no rechazdndose ademads la hipdtesis de un coeficiente unitario
en la regresién de cointegracién (esto es, que el efecto Fisher en el largo
plazo habria sido completo). No obstante, y a pesar de la indudable aporta-
cién que ha supuesto el empleo de las técnicas de cointegracién, la evidencia
empfirica acerca del cumplimiento del efecto Fisher sigue produciendo res-
ultados a veces un tanto dispares, como lo muestran, entre otros, los trabajos
de MacDonald y Murphy (1989), Bonham (1991), Moazzami (1991), Peldez
(1995) o Crowder (1997).

Por lo que respecta al caso espanol, existen contrastes indirectos de la
hipétesis de Fisher en el marco de estimaciones de ecuaciones para los ti-
pos de interés nominales, que incluyen la tasa de inflacién como uno de
sus factores explicativos: mientras Mauleén (1987), que utiliza datos tri-
mestrales para el periodo 1973-85, no obtiene un efecto significativo, Esteve
y Tamarit (1996) sf lo encuentran con datos anuales para el periodo 1964-
93, aunque con un coeficiente de 0.36-0.37 en el largo plazo (notablemente
inferior a la unidad, lo que seria compatible con la existencia de un efecto
Fisher parcial). Un trabajo dirigido explicitamente al contraste del efecto
Fisher es el de Aznar y Nievas (1995), quienes utilizan datos mensuales para
el periodo 1990-94 y concluyen que "no sélo debe rechazarse el efecto Fisher
en la economia espanola en el periodo 1990:1-1994.12, sino también el que
la tasa de inflacién tenga algin efecto sobre el tipo de interés nominal” (p.
301).

Sin embargo, la brevedad del periodo considerado por Aznar y Nievas
(apenas cinco afios), invita a un nuevo examen del efecto Fisher utilizando
una muestra més larga, puesto que, en la aportacién original de Fisher, es



éste un fenémeno inherentemente ligado al largo plazo [véanse, por ejemplo,
las consideraciones de Mishkin (1992, p. 213)]. Por otra parte, si se toma un
periodo suficientemente largo, cabe la posibilidad de que las series analizadas
estén sometidas a cambios estructurales en su tendencia, lo que dificultaria
la aplicacién de los contrastes de raices unitarias. Es por tal motivo que en
este trabajo contrastamos explicitamente la presencia de posibles cambios
estructurales en la tendencia de las series, en la linea del trabajo de Garcia
y Perron (1996).

Asi pues, nuestro objetivo en este trabajo va a ser contrastar empirica-
mente el cumplimiento del efecto Fisher para el caso espanol, utilizando
datos trimestrales para el periodo 1962-1996. En la seccién 2 se presenta
el marco tedrico, los resultados empiricos aparecen en la seccién 3, y las
principales conclusiones se resumen en la seccién 4.

2 Marco tedrico

El punto de partida seré la conocida ecuacién de Fisher, segiin la cual el tipo
de interés nominal puede descomponerse en dos partes, el tipo de interés real
ex-ante y la tasa esperada de inflacién:

iy =1y + 7§ (1)

donde #; es el tipo de interés nominal de un activo emitido en el periodo £,
r{ es el tipo de interés real ex-ante y 77 es la tasa de inflacién esperada en ¢-1
para el periodo siguiente. Actuando en su propio beneficio, los prestamistas
requirirfan un tipo de interés nominal que les compensara de la pérdida de
poder adquisitivo que pudieran experimentar durante el periodo de vida del
préstamo, la cual vendria aproximada por la tasa de inflacién esperada. En
2 un cambio en la tasa esperada de inflacién
deberia entonces repercutirse integramente en el tipo de interés nominal, de

ausencia de ilusién monetaria

2Es importante tener en cuenta que, aunque habitualmente se considera que la presen-
cia de un cierto grado de ilusién monetaria seria una condicién necesaria para que no se
produzca un efecto Fisher completo, en realidad no seria una condicién necesaria sino sufi-
ciente. En efecto, seria posible imaginar una situacién en que los prestamistas no sufrieran
ilusién monetaria alguna y, sin embargo, fueran incapaces de trasladar integramente a los
tipos de interés nominales las variaciones esperadas de la tasa de inflacién (por falta de
poder de mercado, consideraciones estratégicas, etc.); un argumento andlogo se aplicaria
a las decisiones de oferta de trabajo en modelos macroeconémicos de tipo keynesiano: el
hecho de que no se trasladen en su totalidad a los salarios las variaciones de los precios no
significa necesariamente que los trabajadores padezcan ilusién monetaria, ya que podria
ocurrir que las condiciones actuales del mercado de trabajo les impidieran hacerlo (Bajo



manera que el tipo de interés real ez-ante fuera aproximadamente constante
a largo plazo.

Asi pues, la hipétesis de Fisher podria contrastarse a partir de la siguiente
ecuacion:

it = a + (Bnf (2)

donde la constante o aproximarfa el tipo de interés real ex-ante, y el
no rechazo de la hipdtesis nula 8 = 1 indicaria la existencia de un efecto
Fisher completo. Si suponemos ademds que las expectativas son racionales,
la tasa esperada de inflacién coincidird con la efectivamente registrada, my,
salvo por un error aleatorio de prediccién e:

T =Tt + &t (3)
por lo que, sustituyendo (3) en (2) tendriamos:
ig = o+ e+ (4)

donde n, = Be.

Como la innovacién g (y, por tanto, 7;,) es estacionaria®, el cumplimiento
del efecto Fisher requiere que, si 72¢ y 7, contienen una raiz unitaria, ambas
variables deberdn estar cointegradas. FEn particular, un coeficiente 3 no
significativamente distinto de la unidad en la regresién de cointegracién (4)
indicaria la existencia de un efecto Fisher completo, de manera que ¢, — 7
seria estacionario. Noétese ademds que, por definicién:

Tt:it—’ﬂ't (5)

donde 7y es el tipo de interés real ex-post; y sustituyendo (1) y (3) en
(3):

v Monés, 1994). Asf pues, aunque mantendremos en el resto de la seccién el término méds

comin de ”ilusién monetaria”, en realidad estaremos haciendo referencia a la situacién
en que los prestamistas no trasladan integramente a los tipos de interés nominales los
movimientos de la tasa de inflacién esperada (bien porque sufran estrictamente de ilusién
monetaria, o bien porque, aun no padeciéndola, decidan no hacerlo por cualquier otro
motivo).

3Noétese que €l error £, serfa estacionario incluso relajando el supuesto de expectativas
racionales, si bien en tal caso no tendria por qué ser necesariamente ruido blanco.



re =717 + &t (6)

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

Sin embargo, podria ocurrir que, en la ecuacién (4), el tipo de interés
nominal y la tasa de inflacién estuvieran cointegrados pero el coeficiente @
estimado fuera significativamente distinto de la unidad, en cuyo caso 74— 07
serfa estacionario y ry = iy — 7 serfa I(1); en particular, un coeficiente
significativamente menor que la unidad indicarfa la existencia de un efecto
Fisher parcial. De esta manera, la presencia de una tendencia estocéstica en
los tipos de interés nominal y real indicarfa que el tipo de interés nominal se
mueve en el mismo sentido que la tasa de inflacién, pero en una proporcién
inferior (Moazzami, 1991). Por otra parte, el caso anterior equivaldria a la
existencia de ilusién monetaria parcial, de manera que podria estimarse una
ecuaciéon como:

re =i — 7 = (o + B + 1) — 7t

o bien:
re=a + 8'm +n, (7)

donde o/ = a, 8/ = 3—1, y, suponiendo que 7 fuera I(1), resultard que
ry y ™ estardn cointegrados y 7 — 3'm; serd estacionario. Y, puesto que una
combinacién lineal de series I(0) serd también 1(0), (iy — Bm¢) — (ry — B'my)
= iy — r¢ — 7 serd estacionario (Owen, 1993).

Ahora bien, si el coeficiente 3 estimado en (4) no fuera significativamente
distinto de cero, entonces el coeficiente 3’ estimado en (7) no serfa signific-
ativamente distinto de -1. En este caso, el efecto Fisher no se verificaria
v la ilusién monetaria seria total, ya que los prestamistas no trasladarfan
al tipo de interés nominal las variaciones registradas en la tasa de inflacién
esperada, las cuales se reflejarfan integramente en el tipo de interés real ez-
ante. Asf pues, r, y 7 serfan I(1) y estarfan cointegrados, de manera que
r¢ + 7 = i; serfa estacionario?.

“Noétese que el contraste de la hipétesis de ilusién monetaria a partir de la estimacién de



Adviértase, por otra parte, que las consideraciones anteriores serfan vél-
idas tinicamente si existiera cointegraciéon entre i, y 7 (o entre ry y my).
En efecto, si, aun siendo I(1), ambas variables no estuvieran cointegradas,
ello seria un sintoma de mala especificacién del modelo y, por tanto, de la
necesidad de incluir variables adicionales en la estimacién de la ecuacién (4)
(o de la ecuacién (7)); véase al respecto Owen (1993).

En la siguiente seccién verificaremos el cumplimiento del efecto Fisher
con datos correspondientes a la economia espanola para el periodo 1962-96,
cuya definicién precisa se contiene en el Apéndice. Para ello se contrastard
en primer lugar el orden de integrabilidad de las variables tipo de interés
nominal, tasa de inflacién y tipo de interés real ex-post (donde las dos iltimas
aproximarian, respectivamente, la tasa de inflacién esperada y el tipo de
interés real ex-ante, variables ambas no observables). A continuacion, si el
tipo de interés nominal y la tasa de inflacién resultaran ser integrados de
orden uno, se estimarg la ecuacién (4), de manera que:

e Si ambas variables estuvieran cointegradas y 3 no fuera significativa-
mente distinto de la unidad, se produciria un efecto Fisher completo
v la variaciones de la tasa esperada de inflacién se trasladarian uno a
uno al tipo de interés nominal.

e Si ambas variables estuvieran cointegradas y  fuera significativamente
menor que la unidad, se produciria un efecto Fisher parcial y las
variaciones de la tasa esperada de inflacién se trasladarfan en una
proporcién 8 < 1 al tipo de interés nominal, debido a la existencia de
ilusién monetaria también parcial.

Noétese que los dos casos anteriores implicarfan que el tipo de interés real
ex-post serfa 1(0) o I(1), respectivamente, lo que constituirfa un contraste
indirecto del orden de integrabilidad de dicha variable. Por tltimo, si ¢ y
¢ no estuvieran cointegrados, entonces estaria justificada la introduccién
de variables adicionales, presumiblemente explicativas del tipo de interés
nominal, en la estimacién de la ecuacién (4)°.

la ecuacién (7) no seria estrictamente lo mismo que contrastar la denominada ”hipétesis
de Fisher invertida” propuesta por Carmichael y Stebbing (1983), ya que para ello la
variable dependiente de dicha ecuacién deberia expresarse neta de impuestos. Asi, segtn la
hipétesis citada, si el tipo de interés nominal después de impuestos fuera aproximadamente
constante, el tipo de interés real después de impuestos se moveria inversamente y uno a
uno con la tasa de inflacién (Carmichael y Stebbing, 1983).

®Obsérvese que si el tipo de interés nominal resultara ser estacionario, y las otras
dos variables integradas de orden uno y cointegradas, el coeficiente 3 estimado en la



3 Resultados empiricos

3.1 Contrastes de estacionariedad

Para comprobar el orden de integrabilidad de las variables se utiliza una
combinacién de contrastes de estacionariedad. En primer lugar, los test
de Phillips y Perron (1988) (en adelante P-P) que corrigen de manera no
paramétrica los contrastes estdndar de Dickey y Fuller, y cuya hipétesis nula
es que la variable contiene una raiz unitaria. En segundo lugar, puesto que
estos contrastes tienen baja potencia®, el estudio de la estacionariedad se
complementa con los test propuestos por Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y
Shin (1992) (en adelante KPSS), cuya hipotesis nula es la estacionariedad,
es decir, la inversa de la de los test de rafces unitarias del tipo Dickey-
Fuller. Los resultados de estos contrastes para las tres variables analizadas
se presentan en el cuadro 1.

[insertar cuadro 1]

A partir de los resultados de ambos test se pueden extraer las siguientes
conclusiones. En primer lugar, se puede rechazar que las tres variables
contengan una doble rafz unitaria. En segundo lugar, se puede afirmar que
los tipos de interés nominales, i, y la tasa de inflacién, 7, son ambas I(1),
ya que no se puede rechazar la hipétesis nula de rafz unitaria (test P-P),
mientras que se puede rechazar la hipétesis nula de estacionariedad alrededor
de una constante (test KPSS).

Por lo que respecta al tipo de interés real ex-post, ry, el test P-P Z(ts)
permite rechazar la hipétesis nula de raiz unitaria al 5% (lo que indicarfa que
la variable es 1(0)), mientras que el test KPSS permite rechazar la hipétesis
nula de estacionariedad (lo que indicarfa que la variable es I(1)). En este
caso, existe un conflicto entre los resultados de ambos contrastes, que no nos
permitiria aclarar el orden de integrabilidad de la serie. El hecho de que la
variable muestre en su senda temporal un posible cambio estructural (véase
el grafico A.1 del Apéndice) nos llevaria a no extraer conclusiones definitivas
sobre el orden de integrabilidad en base a los contrastes P-P y KPSS. Como
ha senialado Perron (1989, 1990, 1997), los cambios estructurales en series

ecuacién (7) no serfa significativamente distinto de -1, existiria ilusién monetaria total

v las variaciones de la tasa esperada de inflacién se trasladarian uno a uno, con signo

contrario, al tipo de interés real ex-anie; mientras que si la tasa de inflacién resultara ser

estacionaria, y las otras dos variables integradas de orden uno y cointegradas, existiria

una relacién de uno a uno entre el tipo de interés nominal y el tipo de interés real ex-ante.
6V eanse al respecto los trabajos de DeJong et al. (1992) y Perron (1991).



temporales hacen que este tipo de contrastes muestren problemas cuando
existe una ruptura en algin punto de la muestra. Una via alternativa para
determinar el orden de integrabilidad en estos casos se ha planteado en los
trabajos de Perron y Vogelsang (1992a, 1992b), mediante la aplicacién de
un método en el que se endogeneiza la biisqueda del punto de ruptura de la
serie en variables sin perfil tendencial.

En el cuadro 2 se presentan los contrastes de raices unitarias cuando ex-
isten cambios estructurales, bajo la hipdtesis nula de raiz unitaria frente a la
alternativa de estacionariedad con un cambio estructural en algiin punto de
la muestra no conocido, a través de dos modelos alternativos: a) cuando el
cambio se supone gradual (Innovational Outlier Model 0o IOM); y b) cuando
el cambio es instantdneo (Additive Outlier Model o AOM)". En las dos tilti-
mas columnas aparecen las estimaciones del pardmetro de raiz unitaria, &, y
su respectivo estadistico t, t5, donde se contrasta si a=1. Para ambos mod-

elos la rafz unitaria sélo se puede rechazar al 5%, obteniéndose un cambio
estructural en T, = 1977:1 (Modelo AOM) y T, = 1977:2 (Modelo IOM).

[insertar cuadro 2]

Estos resultados sugieren que el tipo de interés real ex-post, r¢, no es
estacionario a un nivel de significatividad del 1%, cuando se introduce la
posibilidad de un cambio en la media (gradual o instantdneo) no conocido
a priori. El cambio estructural en la senda temporal de r; pudo haber sido
causado por el cambio de régimen de la politica macroeconémica espanola
en 1977-1978, coincidiendo con la nueva estrategia de control monetario
del Banco de Espana, por la que la autoridad monetaria comenzé a hacer
publico su objetivo intermedio en forma de unos limites maximos y minimos
de crecimiento de las disponibilidades liquidas.®

En el grafico del Apéndice se aprecia la posibilidad de que existan tam-
bién cambios estructurales en iy y . Ello nos lleva a la posibilidad de
utilizar también para estas dos series contrastes de raices unitarias cuando
existen cambios estructurales como los planteados por Perron (1997) y Vo-
gelsang y Perron (1994). Dichos contrastes suponen la aplicacién de un
método similar al anterior pero ahora para variables que presentan un perfil

"Para més detalle sobre el procedimiento econométrico véase el apéndice 2 de Esteve,
Ferndndez y Tamarit (1993).

®E] anuncio de los objetivos monetarios del Banco de Espafia quiso contribuir a config-
urar un nuevo escenario en el que la reconduccién del proceso de formacién de expectativas
de inflacién ocupaba un papel central en la politica monetaria. Véanse al respecto Ayuso

v Escrivd (1997) y Banco de Espafia (1978b, 1979).



temporal tendencial, como seria el caso de estas variables a diferencia del
tipo de interés real (véase de nuevo el grafico del Apéndice).9

Los resultados de estos contrastes se presentan en el cuadro 3 y no per-
miten rechazar la hipdétesis nula de raiz unitaria para el caso de 74, tanto
si se supone un modelo con cambio instantdneo en el nivel y la pendiente
(AOM-C) como si se supone un modelo con cambio gradual en el nivel y en
la pendiente de la serie (IOM-C). Para el caso de 71 el modelo de cambio
instantdneo (AOM-B) en la pendiente tampoco permite rechazar la hipétes-
is de raiz unitaria. No obstante, para las dos variables parece detectarse
un cambio estructural en los trimestres 78:1 y/o 79:2 para i, y en el 78:3
para ¢, en ambos casos muy cercanos a las observaciones que recogian una
ruptura estructural para el tipo de interés real (77:1 y 77:2).

[insertar cuadro 3]

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

3.2 Relaciones de largo plazo

Tras establecer que las tres variables i;, m; ¥ ¢ son no estacionarias, pasam-
os a analizar la existencia de relaciones de largo plazo entre las mismas,
mediante la estimacién de la ecuacién (4). Para ello, vamos a aplicar el
contraste de la hipdtesis nula de cointegracién frente a la alternativa de no
cointegracién, propuesto por Shin (1994) a partir del método de estimacién
de largo plazo de Stock y Watson (1993), que permite considerar la posible
endogeneidad de las variables presentes en la ecuacién de cointegracion, asf
como la posible correlacién serial de los errores en la misma. De acuerdo con
este enfoque, se aplica en dos etapas el test KPSS al caso de la cointegracién
de un conjunto de variables. En la primera etapa, se estima una regresién
de largo plazo dindmica que incluye los valores retardados y futuros de las
primeras diferencias de las variables explicativas, con o sin tendencia lineal
(cointegracién estocdstica o determinfstica, respectivamente)!'®:

®Para més detalle sobre el procedimiento econométrico véase el apéndice 2 de Camarero,
Esteve y Tamarit (1997). Los modelos A, B y C, indican, respectivamente, que se incluye
un cambio en el nivel, en la pendiente, o en el nivel y la pendiente simultdneamente.

10Fste procedimiento de estimacién se conoce como DOLS (Dynamic Ordinary Least
Squares) y ha sido propuesto por Stock y Watson (1993), que anaden a la regresién es-
tdndar por Minimos Cuadrados Ordinarios (MCO) de Engle y Granger (1987) valores
retardados y futuros de las primeras diferencias de los regresores, con el objetivo de cor-
regir paramétricamente los efectos causados por la posible endogeneidad de las variables



q
it = oo + ot + Bre + Z v AT+ v (8)

J=4q

(siendo ¢ una tendencia lineal) donde la existencia de cointegracién de-
terministica supondria que oy = 0, mientras que la cointegracién estocéstica
implicarfa que o # 0L

Posteriormente, en la segunda etapa del test de Shin se trata de cal-
cular los estadisticos LM de Lagrange, C,, (cointegracién deterministica) y
C; (cointegracién estocdstica), andlogos a los empleados en el contraste de
estacionariedad KPSS.

La aplicacién de los contrastes de cointegracién de Shin-Stock-Watson
a la expresién (8) aparece en el cuadro 4. En primer lugar, los resulta-
dos sugieren que es posible rechazar la hipétesis nula de cointegracién de-
terministica; por el contrario, existirfa evidencia de cointegracién estocéstica
entre i; y my.

[insertar cuadro 4]

Como era de esperar, el hecho de que el vector de cointegracién sea (1,
-0.32), diferente de (1, -1), nos llevarfa a aceptar la existencia de un efecto
Fisher en su versién parcial. En otras palabras, existiria un co-movimiento
entre ambas variables que, sin embargo, no seria uniproporcional, lo que, a
su vez, serfa coherente con la existencia de un grado parcial de ilusién mon-
etaria. Ademds, ello constituirfa evidencia indirecta en favor del cardcter
I(1) del tipo de interés real. De esta manera, nuestros resultados indicarfan
que, de cada punto porcentual de incremento en la tasa de inflacién, sola-
mente se trasladarfa a un mayor tipo de interés nominal aproximadamente
un tercio, reflejdndose los dos tercios restantes en una disminucién del tipo
de interés real.

Por dltimo, dado que se han detectado posibles cambios estructurales
en el comportamiento de las dos variables implicadas en la ecuacién de
largo plazo, puede resultar interesante la comprobacién de si el pardmetro

explicativas. Ademds, los posibles problemas de correlacién serial del término de error de
la regresiéon de MCO se corrigen de manera no paramétrica.

U'Nétese que el concepto de cointegracién deterministica implica que el mismo vector
de cointegracién elimina las tendencias deterministicas y las tendencias estocdsticas del
conjunto de variables, mientras que el de cointegracién estocdstica implica que la com-
binacién lineal estacionaria de las variables I(1) tiene una tendencia lineal distinta de cero.

Para més detalles, véanse Ogaki y Park (1989) y Park (1992).
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de largo plazo estimado, 3, es estructuralmente estable en el conjunto del
periodo muestral. En el cuadro 5 se presentan los contrastes propuestos
en Hansen (1992) para detectar posibles inestabilidades en las regresiones
de cointegracién estimadas anteriormente. El criterio seguido a la hora de
determinar la estabilidad de las relaciones estudiadas es el propuesto por el
propio Hansen (1992). Asf, debajo de cada uno de los estadisticos se ha in-
dicado la probabilidad de rechazo de la hipétesis nula de estabilidad. Hansen
(1992) aconseja tomar el valor 20% como limite, por lo que los estadisticos
cuya significatividad sea superior a este valor indicarfan la imposibilidad de
rechazar la hipétesis de estabilidad en la relacién (8)'2
ultados de los tres contrastes la estabilidad no se podria rechazar. Ademés,
Hansen (1992) muestra que estos tres estadisticos pueden también utilizarse
para contrastar la hipétesis nula de cointegracién frente a la alternativa de
no cointegracién, por lo que en los tres casos se confirmarfan nuestros anteri-
ores resultados de cointegracién estocdstica entre el tipo de interés nominal
v la tasa de inflacién. Por tltimo, en el grafico 1 se muestra la evolucién de
la secuencia del estadistico F' para cambio estructural propuesto también en
Hansen (1992)!3. Aunque el méximo de dicho estadistico se sittia en 77:3,
fecha muy cercana a las observaciones que recogian una ruptura estructural
para el tipo de interés real (77:1 y 77:2), el estadistico no corta en ningin
caso los valores criticos al 5% de los contrastes de estabilidad, por lo que el
cambio en el coeficiente de la relacién de largo plazo no resulta significativo.

. En base a los res-

[insertar cuadro 5]
[insertar grafico 1]

4 Conclusiones

En este trabajo se ha realizado un contraste empirico del cumplimiento del
efecto Fisher para el caso espanol, en el largo plazo, con datos trimestrales
para el periodo 1962-1996. A diferencia de otros trabajos anteriores, nuestro
anélisis abarca un periodo muestral relativamente largo, al tiempo que se han

12T.0s tres contrastes tienen la misma hipétesis nula de estabilidad pardmetrica de la
relacién de cointegraciéon estimada, aunque difieren en la hipétesis alternativa. Especifica-
mente, Supl resulta 1itil cuando se quiere detectar bajo la hipétesis alternativa la existen-
cia de un cambio de régimen brusco, mientras que el contraste MeanF' es més vélido para
el caso de un cambio gradual. Por su parte, el contraste L. resulta conveniente cuando la
probabilidad de una variacién en el pardmetro de largo plazo es relativamente constante
a lo largo de la muestra.

13F] estadistico F estéd calculado sélo para un periodo truncado de la muestra

[0.15T, 0.85T] .
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empleado técnicas de raices unitarias y cointegracién que tienen en cuenta
explicitamente la presencia de posibles cambios estructurales en la tendencia
de las series.

En una primera etapa, se aplicaban contrastes de raices unitarias y es-
tacionariedad, tanto los contrastes de Phillips y Perron y de Kwiatkowski
et al. como los contrastes en presencia de cambio estructural de Perron y
Vogelsang, a las series de tipo de interés nominal, tasa de inflacién y tipo
de interés real ex-post. En general, los resultados eran favorables a la no
estacionariedad de las tres variables, si bien se detectaban en los tres casos
signos de ruptura estructural en torno a los afios 1977-1978, coincidiendo con
un periodo de intensos cambios en el régimen de la polftica macroeconémica
espanola.

Posteriormente, en una segunda etapa, se contrastaba la existencia de
cointegracién entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién a través
del método propuesto por Shin, que permite considerar la posible endogen-
eidad de las variables en la relacién de largo plazo. De la aplicacién de dicho
contraste se obtenia evidencia de cointegracién estocdstica entre ambas vari-
ables, siendo el coeficiente estimado para la tasa de inflacién en la regresién
de cointegracién igual a 0.32. Por tltimo, los contrastes de Hansen no re-
chazaban la estabilidad de dicho coeficiente de largo plazo para el conjunto
del periodo muestral.

Por lo que respecta a la interpretacién econémica de los resultados, la
razén iltima que explicarfa la transmisién solamente parcial de las variaciones
de la tasa esperada de inflacién al tipo de interés nominal no serfa sino la
senialada ya por Irving Fisher en 1930: la existencia de alguna forma de
ilusién monetaria en los mercados financieros. Fendmeno éste que no sélo
significaria la ineficiencia de los mismos, sino que ademads serfa dificil de
eliminar por las propias fuerzas del mercado (Summers, 1983).

En conclusién, nuestros resultados serfan favorables a la existencia de un
efecto Fisher para la economia espanola en el largo plazo, si bien parcial en
vez de completo; en particular, de cada punto porcentual de incremento en
la tasa de inflacién, aproximadamente un tercio se trasladarfa a un mayor
tipo de interés nominal, reflejdndose por tanto los dos tercios restantes en
una disminucién del tipo de interés real. Ello se deberia a la existencia de
un grado parcial de ilusién monetaria por parte de los prestamistas (o, més
estrictamente, imposibilidad por parte de éstos de trasladar al tipo de interés
nominal las variaciones de la tasa de inflacién), de manera que el tipo de
interés nominal de la economfa espanola no serfa un buen indicador de la
evolucién de la inflacién y, por el contrario, aproximaria comparativamente
mejor el cardcter de la politica monetaria seguida por las autoridades.

12



5 Apéndice: Fuentes y datos

El presente estudio utiliza datos trimestrales (obtenidos a partir de la media
de los datos mensuales originales) para el periodo 1962:1-1996:4, procedentes
de las series histéricas del Boletin Fstadistico del Banco de Espana en dis-
quetes. Las definiciones de las variables son las siguientes:

1¢: Tipo de interés nominal a largo plazo. De 1962:1 a
1978:02, medido por la rentabilidad interna en Bolsa (media pon-
derada) de las obligaciones eléctricas. Fuente: Banco de Espana
(1978a, 1980), cuadro VII-11. De 1978:03 a 1996:12, medido por
el rendimiento interno de la deuda piiblica del Estado con venci-
miento a més de dos anos. Fuente: Banco de Espana (1997),
cuadro 22.12, columna 10.

7. Tasa de inflacién medida como la tasa de crecimiento
anual del Indice de Precios al Consumo, indice general, base
1992. Fuente: Banco de Espana (1997), cuadro 25.1, columna 1.

r¢: Tipo de interés real ex-post, i¢-T¢.

Adviértase que el hecho de utilizar dos series enlazadas para aproximar
el tipo de interés nominal a largo plazo, se debe a la inexistencia de una
tnica serie homdégenea para el periodo estudiado. No obstante, la solu-
cién adoptada en este trabajo cuenta con antecedentes en otros trabajos
empiricos de la economia espanola, en particular, los relacionados con el
modelo MOISEES; véanse, por ejemplo, los trabajos contenidos en Molinas,
Sebastidn y Zabalza (1991) o Ballabriga y Sebastidn (1993).

En el grafico A.1 puede verse la evolucién temporal de las tres series.

[insertar grafico A.1]
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CUADRO 1
CONTRASTES DE RAICES UNITARIAS Y ESTACIONARIEDAD

Test Phillips-Perron Test KPSS

Variable  Z(ts) Z(tar) Z(ta) 7, 7,
Ai -7.82*  -7.65"  -7.65* — —
Ary -9.57*  -9.59*  -9.58* — —
Ay -10.18*  -10.13* -10.13* — —
1 -0.69 -1.67 -0.34 1.561*  0.563*
T -2.90 -2.13  -2.09*  1.224*  0.220*
e -2.30 -2.09 -0.92  0.572*  0.500%
NOTAS:

(i) (*) y (**) indican un nivel de significatividad del 1% y 5%, respectiva-
mente.

(ii) Los contrastes de Phillips y Perron se han calculado utilizando el
estimador de la varianza a largo plazo propuesto en Newey y West (1987).
El retardo utilizado I = INT {4 (T/ 100)1/ 4} es el propuesto por Schwert
(1989), en nuestro caso 4. Los valores criticos se han tomado de Fuller
(1976), tabla 8.5.2, T = 100.

(iii) En los contrastes KPSS la varianza a largo plazo de los errores de
la regresién se ha estimado utilizando el procedimiento propuesto en Newey
y West (1987). El orden méximo de la longitud de la ventana de Barlett ({)
utilizado para el célculo del estimador de la varianza de largo plazo se elige
de acuerdo con el valor de [ = INT {4 (T/ 100)1/ 4} propuesto por Schwert

(1989), en nuestro caso 4. Los valores criticos se han tomado de Kwiatkowski
et al. (1992), tabla 1.

Valores criticos:

1% 5%  10%

Z(ty) -4.04 345 -3.15
Z(te) -351 -289 -258
Z(ty) -2.60 -1.95 -1.61
M, 0.739  0.463 0.347

7, 0.216 0.146 0.119
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CUADRO 2
CONTRASTES DE RAICES UNITARIAS CON CAMBIOS
ESTRUCTURALES PARA VARIABLES SIN TENDENCIA

Serie  Modelo T, k i ) 0 a ta

T IOM 772 1 -0.30 090 -8.18 0.25 -4.60**
(-1.6) (3.3) (-5.6)

T AOM 77:1 1 1.60 4.78 0.88 -4.41**
(-2.5) (5.7)

NOTAS:

(i) Estadisticos t entre paréntesis.

(ii) (**) indica un nivel de significatividad del 5%.

(iii) Criterio de seleccién del t significativo: retardo méximo k=5.

MODELOS ESTIMADOS:
a) TOM:

k
yr = p+6DU + 0D(Ty)e + aye—1 + Y. ciAyi—1 + €
=

donde D(T): = 1sit =T, +1, y 0 en caso contrario; y DU; = 1 si
t > Ty, y 0 en caso contrario.

b) AOM:

Yyt = i+ 6 DU + 4y

donde §p = Y-F owi D(Th)e—s + ofi—1 + gy i1 + e
Los valores criticos se han tomado de Perron y Vogelsang (1992a), tablas
1y 2, T =150.

Valores criticos:

Modelo 1% 5%  10%
I0M -4.95 -4.41 -4.13
AOM -4.90 -4.34 -4.09
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CUADRO 3
CONTRASTES DE RAICES UNITARIAS CON CAMBIOS
ESTRUCTURALES PARA VARIABLES CON TENDENCIA

Serie Modelo Tp k i 6 0 & ta
it IOM-C 79:2 5 0.02 -0.89 4.58 0.78 -4.05
(3.61) (-1.39) (4.35)

i AOM-C 781 5 0.11 16.95 0.82 -3.57
(11.93) (18.99)

¢ AOM-B 783 5 0.19 0.90 -2.47
(11.73)

NOTAS:

(i) Estadisticos t entre paréntesis.
(ii) (**) indica un nivel de significatividad del 5%.
(iii) Criterio de seleccién del t significativo: retardo méximo k=5.

MODELOS ESTIMADOS:

a) IOM-C:

Yo = pt +0DU 4 Bt +yDT +8D(Ty) + aye 1+ S8 1 cildyr i + e
b) AOM-C:

ye = p+ Bt +0DU + DT} + 4t

donde DT} =t — T si t>Ty y 0 en caso contrario; v ¢ = age—1 +
Z?:o §;D(TB)y j+ Y5 clDjii+ e

¢) AOM-B:

Yo = p+ Bt +yDTE + 4

donde gt = afe-1 + S8 1 iAJe i + e

Los valores criticos se han tomado de Vogelsang y Perron (1994) tablas
2A, T =150, Perron (1997), tabla 1 (d), T = 100 y Perron (1997), tabla 1
(g), T = 150.

Valores criticos:

Modelo 1% 5%  10%
IOM-C -6.21 -5.55 -5.25
AOM-C -5.89 -535 -5.03
AOM-B -5.28 -4.65 -4.38
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CUADRO 4
ESTIMACION DE LAS RELACIONES DE LARGO PLAZO:
CONTRASTES DE COINTEGRACION DE SHIN-STOCK-WATSON
Variable dependiente: 2,

Cointegracién deterministica Cointegracién estocastica

constante 8.63 3.39

(13.6) (5.5)

tendencia  — 0.06

(12.0)

T 0.23 0.32

(4.2) (8.3)

Cu 0.724*  —

Cr — 0.109
NOTAS:

(i) Estadisticos t entre paréntesis.

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

(iii) El ntmero de valores retardados y futuros, ¢, se selecciona de
acuerdo con las simulaciones de Stock y Watson (1993) y es igual a INT (Tl/ 3),
en nuestro caso 5. C, y C; son los estadfsticos LMgg;n sobre los residu-
os de la regresién dindmica de largo plazo propuesta por Stock y Watson
(1993), para el caso de la cointegracién deterministica y estocdstica, re-
spectivamente.

(iv) La varianza de largo plazo de los errores de la regresién se ha es-
timado utilizando el procedimiento propuesto en Newey y West (1987). El
orden méximo de la longitud de la ventana de Barlett utilizado para el c4l-
culo del estimador de la varianza de largo plazo se elige de acuerdo con el
valor de | = 1 NT(TI/ 2), en nuestro caso 12. Los valores criticos se han
tomado de Shin (1994), siendo N el nimero de variables explicativas.

Valores criticos:

1% 5%
C, N=1 0533 0.314
Cr N=1 0.184 0.121
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CUADRO 5
CONTRASTES DE INESTABILIDAD PARAMETRICA EN
REGRESIONES COINTEGRADAS*

Variable dependiente: 2,

L. Mean F' Sup F
0.115 0.751 3.988
(>0.20) (>0.20) (>0.20)

NOTA: Los estadisticos se refieren al caso de la cointegracién estocdstica
del cuadro 4. Entre paréntesis aparece la probabilidad de no rechazo de la
hipétesis nula de estabilidad paramétrica en la relacién de largo plazo. La
relacién es estable cuando la probabilidad estimada es > 20%, segtn el
criterio de Hansen (1992).

Valores criticos:

1% 5%  10%
L. 0.959 0.623 0.497
Mean F 861 6.22 520
Sup F 19.0 152 134
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