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Resumen

En este trabajo se contrasta empiricamente el cumplimiento del efecto Fisher a largo plazo
para el caso espafiol, utilizando datos trimestrales para el periodo 1962-1996. Para ello se
utilizan nuevas técnicas de raices unitarias y cointegracién, donde se tiene en cuenta expli-
citamente la presencia de posibles cambios estructurales en la tendencia de las series. Lo
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 inflacion.
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Abstract. Is there a Fisher effect in the long-run? Evidence for the Spanish economy,
1962-1996

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.
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1. Introduccién

El contraste empirico del denominado «efecto Fisher» constituye un tema recu-
rrente dentro de los estudios de economia monetaria y financiera. En efecto, el
mayor o menor grado en que los tipos de interés nominales incorporan la evolu-
cion esperada de la tasa de inflacion, sin afectar al tipo de interés real, es importan:
te 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
inflacion futura y un mal indicador del caracter 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 hipotesis se remonta a la aportacion original de Fisher (1930), quien reali-
z6 asimismo su primera validacion empirica. A este respecto, es importante recor-
dar que los resultados obtenidos por el propio Fisher indicaban un cumplimiento
solamente parcial de la hipotesis asociada con su nombre, pues los tipos de interé
nominales respondian a las variaciones de la tasa de inflacion en el sentido indica-
do por la teoria, pero en menor proporciéon y con un notable retraso. Ademas,
Fisher sefialaba como causa ultima de sus resultados la existencia de ilusion
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 econé
micas!

Sin embargo, va a ser a partir del influyente trabajo de Fama (1975), y coinci-
diendo con el desarrollo del concepto de expectativas racionales, cuando el con-
traste del efecto Fisher va a ocupar un lugar destacado en la agenda de los
investigadores. Como sefiala este autor, la evidencia empirica obtenida por Fishel
no seria realmente coherente con la hipétesis de un mercado financiero eficiente,
esto es, aquél en el que los agentes utilizan 6ptimamente toda la informacién dis-
ponible a la hora de fijar los precios (Fama, 1975: 269). Asi, segun Fama, no se
rechazaria la hipotesis de que el rendimiento real esperado de los bonos del Teso
ro americano durante el periodo 1953-1971 habria sido constante, de manera qu
el mercado de bonos habria sido eficiente. Estos resultados, que equivalian a con
firmar la versibn mas extrema de la hipétesis de Fisher, generaron una notable
polémica y dieron lugar a una serie de trabajos que pusieron en cuestion los
hallazgos iniciales de Fama [véanse las referencias en Haliassos y Tobin (1990)].

Posteriormente, la aparicion de la literatura sobre cointegracion y raices unita-
rias 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
estocasticas (0, lo que es lo mismo, poseen una raiz unitaria), los contrastes de |
hipotesis de Fisher realizados hasta entonces serian el resultado de regresione
espureas en el sentido de Granger y Newbold (1974).

1. De hecho, Fisher consideraba que la variacién de los precios y sus efectos sobre el nivel acumuladc
de la deuda constituian el principal mecanismo generador de fluctuaciones econémicas; véase
Tobin (1987).
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El primer trabajo que aplico 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 poseia una raiz uni-
taria, la tasa de inflacion habria sido estacionaria, de manera que el tipo de interés
real no seria estacionario. Sin embargo, los resultados anteriores van a ser critica
dos por Mishkin (1992), quien, aplicando unos valores criticos diferentes a los
utilizados por Rose, obtiene gque la tasa de inflacion americana seria no estaciona:
ria y estaria cointegrada con el tipo de interés nominal, lo que significaria el cum-
plimiento del efecto Fisher en el largo plazo, no rechazandose ademas la hipotesis
de un coeficiente unitario en la regresion de cointegracion (esto es, que el efecto
Fisher en el largo plazo habria sido completo). No obstante, y a pesar de la indu-
dable aportacién que ha supuesto el empleo de las técnicas de cointegracion, I
evidencia empirica acerca del cumplimiento del efecto Fisher sigue produciendo
resultados a veces un tanto dispares, como lo muestran, entre otros, los trabajo:
de MacDonald y Murphy (1989), Bonham (1991), Moazzami (1991), Pelaez
(1995) o Crowder (1997).

Por lo que respecta al caso espafiol, existen contrastes indirectos de la hipote:
sis de Fisher en el marco de estimaciones de ecuaciones para los tipos de interé
nominales, que incluyen la tasa de inflacion como uno de sus factores explicati-
vos: mientras Mauledn (1987), que utiliza datos trimestrales para el periodo
1973-1985, no obtiene un efecto significativo, Esteve y Tamarit (1996) si lo
encuentran con datos anuales para el periodo 1964-1993, aunque con un coefi
ciente 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 dirigi-
do 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
s6lo debe rechazarse el efecto Fisher en la economia espafiola en el period
1990:1-1994:12, sino también el que la tasa de inflacion tenga algin efecto
sobre el tipo de interés nominal» (p. 301).

Sin embargo, la brevedad del periodo considerado por Aznar y Nievas (ape-
nas cinco afios), invita a un nuevo examen del efecto Fisher utilizando una mues-
tra més larga, puesto que, en la aportacion original de Fisher, es éste un fenoment
inherentemente ligado al largo plazo [véanse, por ejemplo, las consideraciones de
Mishkin (1992: 213)]. Por otra parte, si se toma un periodo suficientemente largo,
cabe la posibilidad de que las series analizadas estén sometidas a cambios estru
turales en su tendencia, lo que dificultaria la aplicacion 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 |
linea del trabajo de Garcia y Perron (1996).

Asi pues, nuestro objetivo en este trabajo va a ser contrastar empiricamente e
cumplimiento del efecto Fisher para el caso espafiol, utilizando datos trimestrales
para el periodo 1962-1996. En la seccion 2 se presenta el marco tedrico, los resul
tados empiricos aparecen en la seccion 3, y las principales conclusiones se resu
men en la seccion 4.
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2. Marco teérico

El punto de partida ser& la conocida ecuacion de Fisher, segun la cual el tipo de
interés nominal puede descomponerse en dos partes, el tipo de intexésaraal
y la tasa esperada de inflacion:

i = o4 [1]

dondei, es el tipo de interés nominal de un activo emitido en el petjofices el

tipo de interés readx-antey z; es la tasa de inflacion esperada-eh para el
periodo siguiente. Actuando en su propio beneficio, los prestamistas requiririan
un tipo de interés nominal que les compensara de la pérdida de poder adquisitivo
gue pudieran experimentar durante el periodo de vida del préstamo, la cual ven-
dria aproximada por la tasa de inflacion esperada. En ausencia de ilusion moneta:
ria2, un cambio en la tasa esperada de inflacion deberia entonces repercutirse
integramente en el tipo de interés nominal, de manera que el tipo de interés real
ex-antefuera aproximadamente constante a largo plazo.

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

i, =+t 2]

donde la constante aproximaria el tipo de interés read-ante y el no rechazo

de la hip6tesis nuld = 1 indicaria la existencia de un efecto Fisher completo. Si
suponemos ademas que las expectativas son racionales, la tasa esperada de infl
cién coincidira con la efectivamente registradasalvo por un error aleatorio de
prediccidne; :

Ty = Mt e, (3]
por lo que, sustituyendo [3] en [2] tendriamos:

iy = a+Bm+ig, (4]
donder, = fe;.

2. Esimportante tener en cuenta que, aunque habitualmente se considera que la presencia de un ciert
grado de ilusion monetaria seria una condicién necesaria para que no se produzca un efecto Fishe
completo, en realidad no seria una condicidn necesaria sino suficiente. En efecto, seria posible
imaginar una situacién en que los prestamistas no sufrieran ilusién monetaria alguna y, sin embar-
go, fueran incapaces de trasladar integramente a los tipos de interés nominales las variaciones es
peradas de la tasa de inflacién (por falta de poder de mercado, consideraciones estratégicas, etc.)
un argumento analogo se aplicaria a las decisiones de oferta de trabajo en modelos macroecon6
micos de tipo keynesiano: el hecho de que no se trasladen en su totalidad a los salarios las varia-
ciones de los precios no significa necesariamente que los trabajadores padezcan ilusion monetaria
ya que podria ocurrir que las condiciones actuales del mercado de trabajo les impidieran hacerlo
(Bajo y Monés, 1998). Asi pues, aungue mantendremos en el resto de la seccién el término méas
comun de «ilusion monetaria», en realidad estaremos haciendo referencia a la situacion en que los
prestamistas no trasladan integramente a los tipos de interés nominales los movimientos de la tase
de inflacion esperada (bien porque sufran estrictamente de ilusion monetaria, o bien porque, aun
no padeciéndola, decidan no hacerlo por cualquier otro motivo).



¢ Existe un efecto Fisher en el largo plazo?... Vol. 15, n° 2, 1998

Como la innovacion; (y, por tantoy;) es estacionardael cumplimiento del
efecto Fisher requiere que,isy 7; contienen una raiz unitaria, ambas variables
deberan estar cointegradas. En particular, un coefigientesignificativamente
distinto de la unidad en la regresion de cointegracioén [4] indicaria la existencia de
un efecto Fisher completo, de maneraigue; seria estacionario. Nétese ademas
que, por definicién:

I't = it—i'[t [5]
donder, es el tipo de interés reak-posty sustituyendo [1] y [3] en [5]:
r=ri+e, [6]

es decir, que, dado el supuesto de expectativas racionales, los tipos de interés rez
les ex-antey ex-postdifieren 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 si es una variable observable).

Sin embargo, podria ocurrir que, en la ecuacion [4], el tipo de interés nominal
y la tasa de inflacion estuvieran cointegrados pero el coefigegimado fuera
significativamente distinto de la unidad, en cuyo das@yr; seria estacionario y
r; = iy—m; serial (1); en particular, un coeficiengesignificativamente menor que
la unidad indicaria la existencia de un efecto Fisher parcial. De esta manera, la
presencia de una tendencia estocastica en los tipos de interés nominal y real indi-
caria que el tipo de interés nominal se mueve en el mismo sentido que la tasa de
inflacion, pero en una proporcion inferior (Moazzami, 1991). Por otra parte, el
caso anterior equivaldria a la existencia de ilusi6n monetaria parcial, de manera
gue podria estimarse una ecuacién como:

re=iy—m = (a+pm+n)—m
o bien:
re=a'+pfm+n [7]

dondea' =a, ' =—-1, y, suponiendo que fueral (1), resultara qug y o, esta-

ran cointegrados y; —f'w; sera estacionario. Y, puesto que una combinacion
lineal de serie$(0) sera tambiéh(0), (—pfm; )—({—p 'm; ) =iy—r; —1, Seré esta-
cionario (Owen, 1993).

Ahora bien, si el coeficientg estimado en [4] no fuera significativamente
distinto de cero, entonces el coeficiefiteestimado en [7] no seria significativa-
mente distinto de —1. En este caso, el efecto Fisher no se verificaria y la ilusion
monetaria seria total, ya que los prestamistas no trasladarian al tipo de interés
nominal las variaciones registradas en la tasa de inflacion esperada, las cuales s

3. Notese que el erref seria estacionario incluso relajando el supuesto de expectativas racionales,
si bien en tal caso no tendria por qué ser necesariamente ruido blanco.
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reflejarian integramente en el tipo de interésegalnte Asi puesy; y 7, serian
I(1) y estarian cointegrados, de manerargti, = i; seria estacionarib.

Adviértase, por otra parte, que las consideraciones anteriores serian validas
Unicamente si existiera cointegracién entnes, (0 entrer, y ;). En efecto, si,
aun siendd (1), ambas variables no estuvieran cointegradas, ello seria un sintoma
de mala especificacion del modelo y, por tanto, de la necesidad de incluir varia-
bles adicionales en la estimacién de la ecuacion [4] (o de la ecuacion [7]); véase
al respecto Owen (1993).

En la siguiente seccion verificaremos el cumplimiento del efecto Fisher con
datos correspondientes a la economia espafiola para el periodo 1962-1996, cuy
definicién precisa se contiene en el Apéndice. Para ello se contrastara en primer
lugar el orden de integrabilidad de las variables tipo de interés nominal, tasa de
inflacién y tipo de interés realx-post(donde las dos uUltimas aproximarian, res-
pectivamente, la tasa de inflacion esperada y el tipo de interé&x+aale varia-
bles ambas no observables). A continuacién, si el tipo de interés nominal y la tasa
de inflacion resultaran ser integrados de orden uno, se estimara la ecuacion [4], de
manera que:

— Si ambas variables estuvieran cointegradg@snp fuera significativamente
distinto de la unidad, se produciria un efecto Fisher completo y la variaciones
de la tasa esperada de inflacién se trasladarian uno a uno al tipo de interés
nominal.

— Si ambas variables estuvieran cointegradasuera significativamente menor
gue la unidad, se produciria un efecto Fisher parcial y las variaciones de la tasa
esperada de inflacién se trasladarian en una propgtsidral tipo de interés
nominal, debido a la existencia de ilusion monetaria también parcial.

Notese que los dos casos anteriores implicarian que el tipo de intes real
postseria (0) ol (1), respectivamente, lo que constituiria un contraste indirecto del
orden de integrabilidad de dicha variable. Por ultimQ,ysir; no estuvieran coin-
tegrados, entonces estaria justificada la introducciéon de variables adicionales, pre-
sumiblemente explicativas del tipo de interés nominal, en la estimacién de la
ecuacion [4p

4. Notese que el contraste de la hipotesis de ilusibn monetaria a partir de la estimacion de la ecuacion
[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
ecuacion deberia expresarse neta de impuestos. Asi, segun la hipotesis citada, si el tipo de interé:
nominal después de impuestos fuera aproximadamente constante, el tipo de interés real después d
impuestos se moveria inversamente y uno a uno con la tasa de inflacion (Carmichael y Stebbing,
1983).

5. Obsérvese que si el tipo de interés nominal resultara ser estacionario, y las otras dos variables inte-
gradas de orden uno y cointegradas, el coeficigmstimado en la ecuacion [7] no seria significa-
tivamente distinto de —1, existiria ilusibn monetaria total y las variaciones de la tasa esperada de
inflacién se trasladarian uno a uno, con signo contrario, al tipo de interés-egdé mientras que
si la tasa de inflacion 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
realex-ante
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Tabla 1. Contrastes de raices unitarias y estacionariedad.

Test Phillips-Perron Test KPSS
Variable Z(t) Z(t,) Z(t) Ny 1
Aiy -7,82* -7,65* -7,65* - -
Ar, -9,67* -9,50* -9,58* - -
Ay -10,18* -10,13* -10,13* - -
iy -0,69 -1,67 -0,34 1,561* 0,563*
re -2,90 -2,13 -2,09** 1,224* 0,220*
Ty -2,30 -2,09 -0,92 0,572** 0,500*

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

(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 utilizel&dNT[4(T/100}/4] es el
propuesto por Schwert (1989), en nuestro caso 4. Los valores criticos se han tomado de Fuller
(1976), tabla 8.5.2T = 100.

(ili)En los contrastes KPSS la varianza a largo plazo de los errores de la regresiéon se ha estimado
utilizando el procedimiento propuesto en Newey y West (1987). El orden maximo de la longitud
de la ventana de Barlet) (itilizado para el calculo del estimador de la varianza de largo plazo se
elige de acuerdo con el valor de INT[4(T/1004 propuesto por Schwert (1989), en nuestro
caso 4. Los valores criticos se han tomado de Kwiatkowski y otros (1992), tabla 1.

Valores criticos 1% 5% 10%

Z(t;) -4,04 -3,45 -3,15
Z(t,) -3,51 -2,89 -2,58
Z(t;) -2,60 -1,95 -1,61
o 0,739 0,463 0,347
. 0,216 0,146 0,119

3. Resultados empiricos
3.1. Contrastes de estacionariedad

Para comprobar el orden de integrabilidad de las variables se utiliza una combina-
cion 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 con:
trastes estandar de Dickey y Fuller, y cuya hipétesis nula es que la variable con-
tiene una raiz unitaria. En segundo lugar, puesto que estos contrastes tienen baj
potenci4, el estudio de la estacionariedad se complementa con los test propuestos
por Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992) (en adelante KPSS), cuya
hipétesis nula es la estacionariedad, es decir, la inversa de la de los test de raice
unitarias del tipo Dickey-Fuller. Los resultados de estos contrastes para las tres
variables analizadas se presentan en la tabla 1.

A partir de los resultados de ambos test se pueden extraer las siguientes con
clusiones. En primer lugar, se puede rechazar que las tres variables contengan un
doble raiz unitaria. En segundo lugar, se puede afirmar que los tipos de interés
nominalesij;, y la tasa de inflaciong, , son ambak(1), ya que no se puede recha-

6. Véanse al respecto los trabajos de DeJong y otros (1992) y Perron (1991).
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zar la hipotesis nula de raiz unitaria (test P-P), mientras que se puede rechazar I:
hipétesis nula de estacionariedad alrededor de una constante (test KPSS).

Por lo que respecta al tipo de interés exapostr,, el test P-FZ(t;) permite
rechazar la hipétesis nula de raiz unitaria al 5% (lo que indicaria que la variable
esl(0)), mientras que el test KPSS permite rechazar la hipétesis nula de estacio-
nariedad (lo que indicaria que la variable @3). En este caso, existe un conflic-
to entre los resultados de ambos contrastes, que no nos permitiria aclarar el ordetr
de integrabilidad de la serie. El hecho de que la variable muestre en su senda tem
poral un posible cambio estructural (véase la figura A.1 del Apéndice) nos lleva-
ria a no extraer conclusiones definitivas sobre el orden de integrabilidad en base &
los contrastes P-P y KPSS. Como ha sefialado Perron (1989, 1990, 1997), los
cambios estructurales en series temporales hacen que este tipo de contraste
muestren problemas cuando existe una ruptura en algin punto de la muestra. Un:
via alternativa para determinar el orden de integrabilidad en estos casos se he
planteado en los trabajos de Perron y Vogelsang (1992a, 1992b), mediante la apli-
cacion de un método en el que se endogeneiza la busqueda del punto de ruptur
de la serie en variables sin perfil tendencial.

En la tabla 2 se presentan los contrastes de raices unitarias cuando exister
cambios estructurales, bajo la hipétesis nula de raiz unitaria frente a la alternativa
de estacionariedad con un cambio estructural en algin punto de la muestra no
conocido, a través de dos modelos alternativos: a) cuando el cambio se supone
gradual (Innovational Outlier Model o IOM); y b) cuando el cambio es instanta-
neo (Additive Outlier Model o AOMJ.En las dos ultimas columnas aparecen las
estimaciones del parametro de raiz unitatia, , y su respectivo estaglisfico
donde se contrasta gi=1. Para ambos modelos la raiz unitaria sélo se puede
rechazar al 5%, obteniéndose un cambio estructurdl,enl977:1 (Modelo
AOM) y T, = 1977:2 (Modelo IOM).

Estos resultados sugieren que el tipo de interésrepbstr;, no es esta-
cionario a un nivel de significatividad del 1%, cuando se introduce la posibili-
dad de un cambio en la media (gradual o instantdneo) no coreopidari. El
cambio estructural en la senda temporat,dpudo haber sido causado por el
cambio de régimen de la politica macroeconémica espafiola en 1977-1978,
coincidiendo con la nueva estrategia de control monetario del Banco de Espafia,
por la que la autoridad monetaria comenz6 a hacer publico su objetivo interme-
dio en forma de unos limites maximos y minimos de crecimiento de las disponi-
bilidades liquidas.

En la figura del Apéndice se aprecia la posibilidad de que existan también
cambios estructurales g1y 7; . Ello nos lleva a la posibilidad de utilizar también
para estas dos series contrastes de raices unitarias cuando existen cambios estru

7. Para mas detalle sobre el procedimiento econométrico véase el apéndice 2 de Esteve, Fernandez
Tamarit (1993).

8. Elanuncio de los objetivos monetarios del Banco de Espafia quiso contribuir a configurar un nuevo
escenario en el que la reconduccion del proceso de formacion de expectativas de inflacion ocupaba
un papel central en la politica monetaria. Véanse al respecto Ayuso y Escriva (1997) y Banco de
Espafia (1978b, 1979).
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Tabla 2. Contrastes de raices unitarias con cambios estructurales para variables sin
tendencia.

Serie Modelo T, k u ) (] % ta

re IOM 77:2 1 -0,30 0,90 -8,18 0,25 -4,60**
(-1.6) (@R3) (-56)

re AOM 77:1 1 -1,60 4,78 0,88 -4,41*
(-215) (517)

(i) Estadisticos entre paréntesis.
(i) (**) indica un nivel de significatividad del 5%.
(iii)Criterio de seleccion ddlsignificativo: retardo maximk = 5.

Modelos estimados
a) IOM

k
Yr = u+0DU +0D(Tp) +ay,_1+ Y CAY_; +&
i=1

dondeD(Ty); = 1 sit=T,+1, y 0 en caso contrario;BU, = 1 si t>T,,, y O en caso contrario.
b) AOM
Vi = u+0DU +Yy,

dondey, = z:(:owiD(Tb)t—i +ay_+ z:(:j_CiAglt—l-"el :

Valores criticos (T = 150) Fuente

Modelo 1% 5% 10% Perron y Vogelsang (1992a), tablas 1y 2
IOM -4,95 -4,41 -4,13

AOM -4,90 -4,34 -4,09

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

Los resultados de estos contrastes se presentan en la tabla 3 y no permitet
rechazar la hip6tesis nula de raiz unitaria para el cagq @#mto si se supone un
modelo con cambio instantaneo 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 dg el modelo de cambio instantaneo (AOM-B) en la pen-
diente tampoco permite rechazar la hip6tesis de raiz unitaria. No obstante, para las
dos variables parece detectarse un cambio estructural en los trimestres 78:1 yic
79:2 pard, , y en el 78:3 para; , en ambos casos muy cercanos a las observacio-
nes que recogian una ruptura estructural para el tipo de interés real (77:1y 77:2).

Por lo tanto, teniendo en cuenta los posibles cambios estructurales, podriamos
concluir que las tres variables analizadasl $ébn

9. Para mas detalle sobre el procedimiento econométrico véase el apéndice 2 de Camarero, Esteve
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.



158 Vol. 15, n° 2, 1998 Oscar Bajo; Vicente Esteve

Tabla 3. Contrastes de raices unitarias con cambios estructurales para variables con
tendencia.

Serie Modelo T, k u ) (] % ta

i IOM-C  79:2 5 0,02 -0,89 4,58 0,78 -4,05
(3,61) (-1,39) (4,35)

i AOM-C 78:1 5 0,11 16,95 0,82 -3,57
(11,93) (18,99)

T AOM-B 78:3 5 0,19 0,90 -2,47
(11,73)

(i) Estadisticos entre paréntesis.
(i) (**) indica un nivel de significatividad del 5%.
(iii)Criterio de seleccion delsignificativo: retardo maximk = 5.

Modelos estimados
a) IOM-C
Y, = u+6DU, +Bt+yDT, +0D(Tp) +ayiog + 3= 1G4y +&

b) AOM-C
Yo = p+ ft+0DU +yDT, +§,
dondeDT: =t-T, sit>T, yO0encaso contrario;y
Vo = a1+ 3¥-00;D(TB),_; + S K- 1CAY_; +&.
c) AOM-B
Yo = u+pt+yDT +,
dondey, = ay,_1+ S K- 1CAY ;i +e .

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

Modelo 1% 5% 10%

IOM -C -6,21 -5,55 -5,25
AOM-C -5,89 -5,35 -5,03
AOM-B -5,28 -4,65 -4,38

3.2. Relaciones de largo plazo

Tras establecer que las tres varialjlesr; y r; son no estacionarias, pasamos a
analizar la existencia de relaciones de largo plazo entre las mismas, mediante la
estimacion de la ecuacion [4]. Para ello, vamos a aplicar el contraste de la hipote-
sis nula de cointegracion frente a la alternativa de no cointegracion, propuesto por
Shin (1994) a partir del método de estimacion de largo plazo de Stock y Watson
(1993), que permite considerar la posible endogeneidad de las variables presente:
en la ecuacioén de cointegracion, asi como la posible correlacion serial de los erro-
res en la misma. De acuerdo con este enfoque, se aplica en dos etapas el te:
KPSS al caso de la cointegracion de un conjunto de variables. En la primera eta-
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pa, se estima una regresion de largo plazo dindmica que incluye los valores retar-
dados y futuros de las primeras diferencias de las variables explicativas, con o sin
tendencia lineal (cointegracion estocastica o deterministica, respectivafiente)

q
iy = agtagt+fm+ Y yiAm_j+u (8]
j=a
(siendat una tendencia lineal) donde la existencia de cointegracion deterministica
supondria quex; = 0, mientras que la cointegracién estocastica implicaria que
ay * 0.11

Posteriormente, en la segunda etapa del test de Shin se trata de calcular lo:
estadisticos LM de Lagrang€, (cointegracion deterministica)@; (cointegra-
cion estocastica), analogos a los empleados en el contraste de estacionarieda
KPSS.

La aplicacion de los contrastes de cointegracion de Shin-Stock-Watson a la
expresion [4] aparece en la tabla 4. En primer lugar, los resultados sugieren que e
posible rechazar la hipétesis nula de cointegracién deterministica; por el contra-
rio, existiria evidencia de cointegracién estocastica gntne.

Como era de esperar, el hecho de que el vector de cointegracion sea (1, —0,32)
diferente de (1, —1), nos llevaria a aceptar la existencia de un efecto Fisher en sL
version parcial. En otras palabras, existiria un co-movimiento entre ambas varia-
bles que, sin embargo, no seria uniproporcional, lo que, a su vez, seria coherente
con la existencia de un grado parcial de ilusiébn monetaria. Ademas, ello constitui-
ria evidencia indirecta en favor del carad{d) del tipo de interés real. De esta
manera, nuestros resultados indicarian que, de cada punto porcentual de incre
mento en la tasa de inflacion, solamente se trasladaria a un mayor tipo de interés
nominal aproximadamente un tercio, reflejAndose los dos tercios restantes en une
disminucién del tipo de interés real.

Por ultimo, dado que se han detectado posibles cambios estructurales en el
comportamiento de las dos variables implicadas en la ecuacion de largo plazo,
puede resultar interesante la comprobacién de si el pardmetro de largo plazo esti-
mado,f, es estructuralmente estable en el conjunto del periodo muestral. En la
tabla 5 se presentan los contrastes propuestos en Hansen (1992) para detect:
posibles inestabilidades en las regresiones de cointegracién estimadas anterior:
mente. El criterio seguido a la hora de determinar la estabilidad de las relaciones

10. Este procedimiento de estimacion se conoce como DOLS (Dynamic Ordinary Least Squares) y ha
sido propuesto por Stock y Watson (1993), que afiaden a la regresion estandar por Minimos Cua-
drados Ordinarios (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. Ademas, los posibles problemas de co-
rrelacion serial del término de error de la regresion de MCO se corrigen de manera no parameétrica.

11. Nétese que el concepto de cointegracion deterministica implica que el mismo vector de cointegra-
cién elimina las tendencias deterministicas y las tendencias estocéasticas del conjunto de variables,
mientras que el de cointegracion estocastica implica que la combinacion lineal estacionaria de las
variablesl (1) tiene una tendencia lineal distinta de cero. Para mas detalles, véanse Ogaki y Park
(1989) y Park (1992).
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Tabla 4. Estimacion de las relaciones de largo plazo: contrastes de cointegracion de Shin-
Stock-Watson.

Cointegracion deterministica Cointegracion estocastica
Constante 8,63 3,39

(13,6) (5.5)
Tendencia — 0,06

(12,0

7 0,23 0,32

(4,2) (8.3)
C, 0,724* —_
C, — 0,109

(i) Estadisticos entre paréntesis.

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

(iii)El nimero de valores retardados y futurgsse selecciona de acuerdo con las simulaciones de
Stock y Watson (1993) y es igualMT( TY3), en nuestro caso &, y C, son los estadisticos
LM gy sobre los residuos de la regresion dindmica de largo plazo propuesta por Stock y Watson
(1993), para el caso de la cointegracion deterministica y estocastica, respectivamente.

(iv)La varianza de largo plazo de los errores de la regresion 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 dd = INT(T¥9, en nuestro caso 12. Los valores criticos se han tomado de Shin
(1994), sienddN el nimero de variables explicativas.

Valores criticos

1% 5%
C, N=1 0533 0,314
(of N=1 0,184 0,121

estudiadas es el propuesto por el propio Hansen (1992). Asi, debajo de cada unc
de los estadisticos se ha indicado la probabilidad de rechazo de la hipétesis nuls
de estabilidad. Hansen (1992) aconseja tomar el valor 20% como limite, por lo
que los estadisticos cuya significatividad sea superior a este valor indicarian la
imposibilidad de rechazar la hipétesis de estabilidad en la relaci&hgB]base

a los resultados de los tres contrastes la estabilidad no se podria rechazar. Ade
mas, Hansen (1992) muestra que estos tres estadisticos pueden también utilizars
para contrastar la hipétesis nula de cointegracion frente a la alternativa de no
cointegracion, por lo que en los tres casos se confirmarian nuestros anteriores
resultados de cointegracion estocastica entre el tipo de interés nominal y la tasa de
inflacién. Por dltimo, en la figura 1 se muestra la evolucién de la secuencia del
estadistico F para cambio estructural propuesto también en Hansen1$1992).

12. Los tres contrastes tienen la misma hipétesis nula de estabilidad parametrica de la relacién de co-
integracion estimada, aunque difieren en la hipotesis alternativa. Especificaupitegsulta
atil cuando se quiere detectar bajo la hip6tesis alternativa la existencia de un cambio de régimen
brusco, mientras que el contrabteanFes mas valido para el caso de un cambio gradual. Por su
parte, el contraste, resulta conveniente cuando la probabilidad de una variacion en el parametro
de largo plazo es relativamente constante a lo largo de la muestra.

13. El estadistic& esta calculado sdélo para un periodo truncado de la muestra [0,15T; 0,85T].
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Aunque el maximo de dicho estadistico se sitla en 77:3, fecha muy cercana a las
observaciones que recogian una ruptura estructural para el tipo de interés rea
(77:1y 77:2), el estadistico no corta en ningun 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.

Tabla 5. Contrastes de inestabilidad paramétrica en regresiones cointegradas. Variable
dependientei;.

L¢ Mean F SupF
0,115 0,751 3,988
(>0,20) (>0,20) (>0,20)

Nota. Los estadisticos se refieren al caso de la cointegracion estocastica de la tabla 4. Entre paréntesis
aparece la probabilidad de no rechazo de la hip6tesis nula de estabilidad paramétrica en la
relacion de largo plazo. La relacion es estable cuando la probabilidad estim&{#essegun el
criterio de Hansen (1992).

Valores criticos

1% 5% 10%
L. 0,959 0,623 0,497
MeanF 8,61 6,22 5,20
SupF 19,0 15,2 13,4

F stat
14 - - - - - - - - - - - - :

[ 5% valor critico, Sup F 7
12+ -
10+ .

8 _
5% valor critico, punto de ruptura

BE e N

| i 5% valor critico, Mean £___ 7

4+ i

2+ _

| Secuencia del estadistico F i

0 n n n n n n n
1964 1968 1972 1976 1980 1984 1988 1992

Figura 1. TestF de Hansen: estabilidad de la relacion de largo plazo (8).
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4. Conclusiones

En este trabajo se ha realizado un contraste empirico del cumplimiento del efecto
Fisher para el caso espafiol, en el largo plazo, con datos trimestrales para el perio
do 1962-1996. A diferencia de otros trabajos anteriores, nuestro analisis abarca
un periodo muestral relativamente largo, al tiempo que se han empleado técnicas
de raices unitarias y cointegracion que tienen en cuenta explicitamente la presen:
cia de posibles cambios estructurales en la tendencia de las series.

En una primera etapa, se aplicaban contrastes de raices unitarias y estaciona
riedad, tanto los contrastes de Phillips y Perron y de Kwiatkowski y otros como
los contrastes en presencia de cambio estructural de Perron y Vogelsang, a la
series de tipo de interés nominal, tasa de inflacion y tipo de interésxrpast
En general, los resultados eran favorables a la no estacionariedad de las tres varia
bles, si bien se detectaban en los tres casos signos de ruptura estructural en torno
los afios 1977-1978, coincidiendo con un periodo de intensos cambios en el régi-
men de la politica macroecondmica espafiola.

Posteriormente, en una segunda etapa, se contrastaba la existencia de cointe
gracion entre el tipo de interés nominal y la tasa de inflacion a través del método
propuesto por Shin, que permite considerar la posible endogeneidad de las varia-
bles en la relacion de largo plazo. De la aplicacion de dicho contraste se obtenia
evidencia de cointegracion estocastica entre ambas variables, siendo el coeficien
te estimado para la tasa de inflacion en la regresion de cointegracion igual a 0,32.
Por ultimo, los contrastes de Hansen no rechazaban la estabilidad de dicho coefi-
ciente de largo plazo para el conjunto del periodo muestral.

Por lo que respecta a la interpretacion econémica de los resultados, la razén
tltima que explicaria la transmisién solamente parcial de las variaciones de la
tasa esperada de inflacion al tipo de interés nominal no seria sino la sefialada yz
por Irving Fisher en 1930: la existencia de alguna forma de ilusion monetaria en
los mercados financieros. Fendmeno éste que no solo significaria la ineficiencia
de los mismos, sino que ademas seria dificil de eliminar por las propias fuerzas
del mercado (Summers, 1983).

En conclusion, nuestros resultados serian favorables a la existencia de un
efecto Fisher para la economia espafiola 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 trasladaria a un mayor tipo de interés
nominal, reflejAndose por tanto los dos tercios restantes en una disminucion del
tipo de interés real. Ello se deberia a la existencia de un grado parcial de ilusién
monetaria por parte de los prestamistas (0, mas estrictamente, imposibilidad por
parte de éstos de trasladar en su totalidad al tipo de interés nominal las variacio-
nes de la tasa de inflacién), de manera que el tipo de interés nominal de la econo-
mia espafiola no seria un buen indicador de la evolucion de la inflacién y, por el
contrario, aproximaria comparativamente mejor el caracter de la politica moneta-
ria seguida por las autoridades.
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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 :196296:4, procedentes de las
series histéricas ddoletin Estadisticalel Banco de Espafia en disquetes. Las
definiciones de las variables son las siguientes:

i;: Tipo de interés nominal a largo plazo. De 1962:1 a 1978:02, medido por la
rentabilidad interna en Bolsa (media ponderada) de las obligaciones eléctri-
cas. Fuente: Banco de Espafia (1978a, 1980), tabla VII-11. De 1978:03 a
1996:12, medido por el rendimiento interno de la deuda publica del Estado
con vencimiento a mas de dos afios. Fuente: Banco de Espafa (1997), table
22.12, columna 10.

160 1
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Figura Al. Evolucion del tipo de interés nominal, tipo de interésegal
posty tasa de inflacion en Espafia (1962:1-1996:4).
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m;: Tasa de inflacién medida como la tasa de crecimiento anual del Indice de Pre-
cios al Consumo, indice general, base 1992. Fuente: Banco de Espafia (1997)
tabla 25.1, columna 1.

ri: Tipo de interés realx-posti;—;.

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 Unica serie
homégenea para el periodo estudiado. No obstante, la soluciéon adoptada en est
trabajo cuenta con antecedentes en otros trabajos empiricos de la economia esp:
fiola, en particular, los relacionados con el modelo MOISEES; véanse, por ejem-
plo, los trabajos contenidos en Molinas, Sebastian y Zabalza (1991) o Ballabriga
y Sebastian (1993).

En la figura A.1, en la pagina anterior, puede verse la evolucion temporal de
las tres series.
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