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Resumen

En este trabajo, se utiliza un VAR estructural para descomponer el
tipo de interds nominal espatiol en un componente de infiacién antici-
pada y un componente de tipo de interés real ez-anfe. Para identificar
los shocks de inflacién esperada y de tipos de interés reales ex-ante,
se utiliza las hipdtesis de que el tipo de interés nominal y la tasa de
inflacién esperada estdn cointegrados vy que el tipo de interds real es
estacionario.

Palabras clave: tipos de interéds, inflacién esperada, efecto Fisher a
largo plazo, SVAR, cointegracidn.
Clasificacién J.E.L.: E31, £43.

*La investigacién se ha podido realizar gracias a la financiacién del proyecto del Plan
Nacional de I+D, PB94-0955-C02-01. Parte del trabajo se realizé durante una estancia
investigadora en FEDEA.

Y Correspondencia: Vicente Esteve, Instituto de Economia Internacional, Universitat de
Vaiéncia, Apartado Oficial 22006, 46071 Valencia; teléfono: 96-3828358, fax: 96-3828354,
e-mail: vicente.esteve@uv.es



Abstract

In this paper, the SVAR methodology is used to decompose Spanish
nominal interest rates info an expected inflation component and ex ante real
interest rate component. Inflation expectations and ex ante real interest rate
shocks are identified by assuming that nominal interest rates and inflation
expectations move one-for-one in the long run -they are cointegrated- and
the real interest rate is stationary.

Key words: interest rates, inflation expectations, long-term Fisher effect,
SVAR, cointegration.
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1 Introduccion.

Una de las cuestiones mds controvertidas del andlisis de los tipos de interés
nominales a largo plazo es la cuestién relativa a sus fluctuaciones y, en par-
ticular, si las mismas son provocadas por las expectativas sobre la evolucién
futura de la inflacion ¢ por los cambios en los tipos de interds reales ez-ante.
La respuesta a esta cuestidn tiene importantes consecuencias para la gestién
y el disefio de la politica monetaria. As{, un aumento en los tipos de interds
a largo plazo cuyo origen sea un aumento de las expectativas inflacionarias
podria ser una sefial para el banco central para endurecer su polftica mone-
taria. Por otro lado, un aumento de los tipos de interés a largo plazo que
refleje mayores tipos de interés reales ez-ante puede tener diferentes impli-
caciones para la politica econdmica. Para la politica monetaria, los tipos
de interés reales constituyen el micleo del mecanismo de transmisidn cldsico
de la misma, ya que estos condicionan las decisiones de consumo, inversidn
y seleccidn de cartera de los agentes econdmicos. En lo que concierne a la
politica fiscal, los tipos de interés reales son los tipos relevantes en el angli-
sis de la posible existencia del efecto expulsién del gasto piiblico sobre la
inversién privada, y en la sostenibilidad de Ia polftica fiscal y solvencia del
gobierno.

En nuestro trabajo, utilizamos la metodologia, VAR estructural (SVAR)
desarrollada por Blanchard y Quah (1989) para descormponer el tipo de in-
terés nominal espafiol en un componente de inflacién anticipada y un com-
ponente de tipo de interés real ex-ante. De este modo, se estima un modelo
SVAR ¥y se identifica diferentes tipos de shocks que afectan a los tipos de
interés nominales utilizando restricciones de largo plazo sobre la estructu-
ra de la economia. Los shocks estructurales son identificados mediante dos
supuestos o restricciones a largo plazo: i) los shocks de expectativas inflacio-
narias tienen un efecto permanente sobre los tipos de interés nominales; i)
los shocks de tipos de interés reales sélo tienen un efecto temporal sobre los
tipos de interés nominales. Estos dos supuestos son consistentes con recien-
tes trabajos empiricos que muestran que expectativas inflacionarias v tipos
de interés nominales se mueven uno a uno en el largo plazo (estdn cointe-
gradas en un vector (1, 1}) v que el tipo de interés real es estacionariot. Si
se dan estos dos supuestos se cumplirfa entonces el Hamado "efecto Fisher
completo a largo plazo”, tal y como propone Mishkin (1992)2,

Una vez identificados los dos tipos de shocks, procedemos a cuantificar

'Véase al respecto los trabajos de Mishkin (1992a) y Mishkin y Simon (1995).
“Fste efecto es opuesto al “efecto Fisher a corto plazo” que utiliza el supuesto mas
restrictivo de que el 1ipo de interés real es constante.



sus efectos a través de un conjunto de ejercicios habituales en la metodologfa
SVAR. Asi, computamos las funciones impulso-respuesta, y la descomposi-
cion de la varianza de error de prediceion de lag variables ante los diferentes
tipos de shocks. De esta forma, resultard posible evaluar la contribucién
relativa de cada shock al comportamiento a largo plazo de los tipos de in-
terés nominales y a las fluctuaciones de los mismos. La ventaja del enfoque
SVAR es que no es necesario utilizar el supuesto restrictivo de que el tipo
de interés real ex-ante es constante.

El trabajo se articula de la siguiente forma. En la seccidn 2 presentamos
un modelo tedrice muy sencillo que nos ayudard a interpretar la naturaleza
de los shocks estructurales que subyacen en las fluctuaciones de los tipos de
interés nominales de largo plazo espafioles para el periodo 1962-1996. En
la geccién 3, ofrecemos un resumen de log aspectos econométricos mas rele-
vantes, en el contexto de la metodologfa SVAR, centrado en el proceso de
identificacion de los shocks. En la seccidn 4, presentamos un resumen de
los soportes tedricos que apoyan la estacionariedad o la no estacionariedad
del tipo de interés real. Ion la seccidn 5, se realiza un andlisis de la estacio-
nariedad de las variables del VAR, con especial atencidn al tipo de interés
real ex-post, y se contrasta la relacidn de largo plazo entre tipos de interds
nominales y tagsa de inflacidn. En la seceidn 6, analizamos los resultados
obtenidoes respecto a las respuestas dindmicas de la variable estudiada a los
distintos tipes de shocks. Finalmente, la seccion 7 se dedica a presentar
las conclusiones principales del trabajo, mientras que la seccidn 8 recoge los
apéndices.

2 Modelo tedrico.

Nuestro andlisis parte de la conocida ecuacién de Fisher, por la que el tipo
de interés nominal puede descomponerse en el tipo de interés real er-ante y
la suma de la tasa esperada de inflacidn:

Bp =Ty b .E(W){,’k (1)

donde i es el tipo de interés nominal en el momento t de un bono de
vencimiento en el momento k, 7z es el tipo de interéds real ez-ante sobre el
mismo bono y (7}, k es la tasa esperada de inflacién en el momento t para
el periodo de t a t+ k.

Se define los errores que los agentes econdmicos cometen a la hora de
anticipar el comportamiento futuro de la inflacién como:



Gk = To gk = E(0)ek (@)
donde 7 es la inflacidn efectivamente registrada.
De este modo, utilizando la expresién (1) la ecuacién (2) se transforma
en:

Tk = Tk = Tok ~ €k (3)

Si suponemos que €, es 1{0), lo cual es posible bajo el caso de ex~
pectativas racionales o bajo el supuesto menos restrictivo de que la inflacién
efectivamente registrada y la inflacién esperada estdn cointegradas, entonces
la expresién {3} implica que 4, ~ m x puede ser s6lo I(1) si 7y es 1{1). De
este modo, desde el punto de vista estocdstico, contrastar si 4, — 7k tiene
una raiz unitaria es equivalente a contrastar si la variable r ;. tiene también

una rafz unitaria®,

3 La econometria de los VAR estructurales.

Con el objeto de medir la importancia refativa de lag dos fuentes posibles
de fluctuaciones de los tipos de interés nominales (shocks de expectativas
inflacionarias y shocks de tipos de interds real ex-ante), nosotros aplicamos
el método de descomposicién propuesto por Blanchard y Quah (1989) a
un sistema VAR compuesto por dos variables: el tipo de interds nominal
(i) v el tipo de interés real ez-post (ry). De este modo, suponemos que
las fluctuaciones de los tipos de interés nominales son una funcién de dos
tipos de shocks ortogonales y no autocorrelacionados: 1) shocks de expec-
tativas inflacionarias {p) v ii) shocks de tipos de interés real ez-ante (e,).
Adicionalmente, suponemos que las expectativas inflacionarias estdn mejor
caracterizadas por un proceso estocdstico que corresponde al componente
permanente de los tipos de interés nominales, mientras que las expectativas
de tipos de interés reales ex-ante corresponden al componente transitorio {0
estacionario) de los tipos de interés nominales?,

®Los resultados de Alonsa y Ayuso (1996), Ayuso (1996) y Ayuso y Lipez-Salido (1997),
dénde se obtienen primas de riesgo reducidas y estables, llevar a la conclusién de que la
ecuacion de Fisher es una buena aproximacién empirica a la relacién entre tipos de interéds
nominales y reales para el caso espaiiol.

“Fl supueste de ortogonalidad no elimina la posibilidad de que perturbaciones en los
tipos de interéds real afecten a las expectativas inflacionarias o viceversa. La ortogonalidad



Este modelo VAR estructural puede ser representado en forma de mediag
moéviles:

[o.0]
o = Apey + Aseg + .= Z/L;E{;_i = A(L)Et (4)
i=0
donde:
£ Ad
fi == ci) SEEA

Adermas, para simplificar, las varianzas de los shocks estructurales son
normalizadas de manera que:

. 10
fiﬂ(@{,Ei)ﬂ 01 =1 (5)

In una primera etapa, debemos proceder a la estimacién de la forma
reducida autorregresiva (VAR) del modelo:

Axy =T Az + ...+ HyAzy_g + e (6)

donde q es el nimere de retardos y e, es el vector de residuos estimados:

11 O12 ~
Elewe) = 0_21 o =D (7)

PPuesto que el proceso descrito es estacionario, el VAR estimado en (6)
puede ser invertido para obtener la siguiente representacién en forma de
medias mdviles:

sélo significa que ambas fuentes de perturbaciones no estdn sistemdaticamente correlaciona-
das. Asi, es posible suponer que los shocks de expectativas inflacionarias reflejan cambios
percibidos por los agentes en el régimen de polftica monetaria, los cuales no estdn corre-
lacionados con factores que afectarfan a los tipos de interés reales ez-ante, por ejemplo,
cambios en la legislacién fiscal, incertidumbre politica o innovaciones tecnoldgicas.



Ty = ¢+ C}Gt_] + ... = Z()’isf,mi = C(L)Ei (8)
i=()

Por otra parte, de (4) v (8) se deduce la relacién entre los residuos de
la forma reducida del modelo y los residuos estructurales:

ey = Apey (9)
o que implica que:
Elewey) = AgB(eies) Ay (10)
donde:
A()Ab = ¥ (11)

De este modo, se identifica los shocks estructurales {e) a partir de ia
informacién obtenida de la estimacidn del VAR (ecuacién (6)), es decir,
mediante los shocks de forma reducida (e) y de su varianza (2).

Por otro lado, de la ecuacidn {9) se deriva que la solucién del modelo
pasa por la identificacidn de la matriz Ag, que debe realizarse a partir de la
relacién (10). Se tiene, por consiguiente, un sistema de k* incégnitas (siendo
k el niimero de variables dependientes del modelo) y (k%2 —k)/2+k ecuaciones
derivadas de la expresion (10), puesto que % es una matriz simétrica. En
consecuencia, se precisa (k%—k)/2 restricciones suplementarias para proceder
a la idenfificacidn, que en nuestro caso implica un supuesto adicional.

De las ecuaciones (4) y (9) se desprende que la matriz de efectos a largo
plazo de los shocks de la forma reducida, C(1), estd relacionada con la
matriz equivalente de los shocks estructurales, A(1), a través de la signiente
expresion:

A1) = C(1)Ag (12)

donde la matriz C(1) sc calcula a partir de los VAR estimados vy, por
tanto, contiene elementos conocidos.

ot



Por otra parte, debemos imponer una restriccidn adicional en uno de los
elementos de la matriz A(1) que en nuestro caso serd que un shock de tipos
de interés reales ex ante no tiene ningin efecto sobre los tipos de interés
nominales en el largo plazo. Ello implica que el elemento Ajs = 0, por lo
que la matriz A(1) quedard definida como:

A 0

AlL) = An Az

(13)

4 Soporte tedrico a la estacionariedad o a la raiz
unitaria de los tipos de interés reales.

En la actualidad no existe un claro consenso en el terreno empirico sobre
el tipo de interés real ex-ante ¢s constante o no, o con mds precisién, si es
estacionario o no estacionario, aungue la mayoria de los trabajos se inclinan
por la existencia de una raiz unitaria. Tampoco existe un consenso sobre
st las principales fuentes de sus fluctuaciones provienen de la politica mo-
netaria o de la polftica fiscal®. Desde el punto de vista tedrico, la potencial
estacionariedad o no estacionariedad de los tipos de interés reales ex-ante
tiene importantes implicaciones sobre la validez empirica de determinadas
teorfas econdmicas.

Por un lado, la potencial estacionariedad o constancia de los tipos de
interés reales ez-anie puede postularse en varios contextos tedricos asocia-
dos a la economia monetaria y financiera (i a iv), modelos neoclasicos de
crecimiento (v), y modelos keynesianos estructurales del tipo IS-LM {vi):

i) La formula de valoracion de los precios de las opciones de Black-
Scholes, se basa en suponer que ry es constante o 1(0).

if) El modelo de valoracién de activos financieros basado en el consumo
(CCAPM) implica la constancia de 1, o, equivalentemente, su aceptacién
supone que la tasa de crecimiento del consumo real y la variable 1; deben
ser I((0), tal y como muestran Lucas (1978) y Rose (1988).

ili) La no estacionariedad de r; implica también el rechazo de! modelo
tedrico estdndar de valoracién de activos financieros (CAPM), tal y como
muestran Ahn y Thomson (1988).

iv) El cumplimiento de efecto Fisher (completo) a largo plazo, bajo el
supuesto de expectativas racionales, implica también que r; es 1(0). Ello

5 ¥ . - 0 -
“Véase, por ejemplo, Blanchard y Summers (1684) para la economia americana y Esteve
y Tamarit {1994} para la economia espaiiola.



determinaria la habilidad de los tipos de interés nominales para predecir a
corto plazo la inflacién futura, tal y como propone Mishkin (1992).

v) Los modelos neocldsicos de crecimiento a largo plazo del tipo del que
proponen Shapiro y Watson (1988}, se basan en el supuesto de que los shocks
econdmicos sélo pueden tener efectos a corto plazo sobre ry. Ello implica
que 1y es constante o [(0), en la linea del cumplimiento del efecto Fisher.

vi) Por ltimo, Galf (1992) presenta un modelo estructural keynesiano
derivado de un modelo IS-LM aumentado con una Curva de Phillips, en la
que 1, se postula estacionario.

Por otro lado, la potencial no estacionariedad de los tipos de interés reales
ex-ante puede también derivarse en varios contextos tedricos asociados a las
dos fuentes alternativas de la raiz unitaria de 1

i) En una variante del modelo de contratos salariales solapados de Taylor
{1980}, West (1988) deriva el comportamiento estocdstico I{1) o cuasi-I{1)
de 1y (junto al output real) de una regla dptima de la autoridad monetaria,
optimizacion basada en la suavigzacién de los movimientos de los tipos de
interés nominales. n este modelo, los tipos de interés nominales no se
muevenr instantdneamente o simétricamente con la inflacién esperada. En
este caso, la fuente de la rafz unitaria de ry es la politica monetaria que sigue
la regla Optima.

i) Bl comportamiento estocdstico I(1) o cuasi-I{1) de r; es también deri-
vado por DeLong y Sumimers {1986) de una variante del modelo propuesto
por Taylor (1979). En este caso, la fuente de la rafz unitaria de 14 es la no
estacionariedad de Ios shocks de demanda agregada.,

ii) Por tltimo, si 1, tiene un componente que es un paseo aleatorio,
Jenkins y Walsh (1987) sugieren que los tipos de interds reales pueden ser
usados como guia en la estrategia de la politica monetaria.

5 Contraste de los supuestos del modelo.

5.1 Estacionariedad de las variables.

Para comprobar el orden de integrabilidad de las variables se utiliza una
combinacién de confrastes de estacionariedad. En primer lugar, los test de
Phillips y Perron (1988) que corrigen de manera no paramétrica los con-
trastes estdndar de Dickey y Fuller, y cuya hipStesis nula es que la variable
tiene una rafz unitaria. En segundo lugar, puesto que estos contrastes tie-
nen haja potencia®, el estudio de la estacionariedad se complementa con los

SV éase al respecto los trabajos de DeJong et al. {1992) y Perron (1991).



test propuestos por Kwiatkowski, Phillips, Schmidt y Shin (1992)7, cuya
hipotesis nula es la estacionariedad, es decir, la inversa de los test de rafces
unitarias tipo Dickey-Fuller. Los resultados de estos contrastes se presentan
en el cuadro 1.

[insertar cuadro 1)

Combinando los resultados de los test de Phillips-Perron (P-P) y los test
KP5S se pueden extraer las siguientes conclusiones. En primer lugar, se
puede rechazar que las tres variables tengan una doble rafz unitaria. En
segundo lugar, se puede afirmar que los tipos de interés nominales, iy, y la
tasa de inflacion corriente, 7y, son I(1), puesto que no puede ser rechazada
la hipétesis nula de rafz unitaria (test P-P), mientras que se puede rechavar
la hipdtesis nula de estacionariedad alrededor de una tendencia lineal (test
KPSS).

En lo que respecta al tipo de interés real ez-post, 14, el test Phillips-Perron
Z(ta) permite rechazar la hipdtesis nula de rafz unitaria al 5% (ia variable
es 1(0)), mientras que los test KPSS permiten rechazar la hipétesis nula de
estacionariedad (la variable es I(1)). En este caso, las contradiciones de los
dos tipos de contrastes no nos permite aclarar el grado de integrabilidad
de la serie. Kl hecho de que la variable muestre en su senda temporal un
posible cambio estructural (véase grafico A.1 del apéndice 1) nos Heva a no
extracr conclusiones definitivas sobre el orden de integrabilidad en base a
los contrastes de Phillips y Perron y de KPSS. Como ha sefialado Perron
{1989, 1990), los cambios estructurales en series temporales hacen que este
tipo de contrastes muestren problemas cuando existe una ruptura en algin
punto de la muestra. En conereto, los test P-P estdn sesgados al no rechazo
de la hipdtesis nula de raiz unitaria cuando las series presentan cambios en
la media. Una via alternativa para determinar el orden de integrahilidad en
estos casos se ha planteado en los trabajos de Perron y Vogelsang (1992a,
1992h), mediante la aplicacién de un método en el que se endogeneiza la
bisqueda del punto de ruptura de la serie en variables sin perfil tendencial
(véase para mds detalle el apéndice 2).

En el cuadro 2 se presentan los contrastes de raices unitarias cuando
existen cambio estructurales, con la hipétesis nula de rafz unitaria frente a
la alternativa de estacionariedad con un cambio estructural en algin punto
de la muestra no conocido, bajo dos modelos alternativos: a) cuando el cam-
bio se supone gradual {(Innovational Qutlier Model o IOM); y b) cuando el
cambio es instantdneo {(Additive Qutlier Model o AOM). En las dos dltimas

"En adelante KPSS.



colummnas aparecen las estimaciones del pardmetro de rafz unitaria, o, y su
respective estadistico t, tq, en el que se contrasta si a==1. Para ambos mode-
los la raiz unitaria puede ser rechazada al 5%, con el cambio estructural en
T, = 1977:1 (AOM} y Ty, = 1977:2 (IOM). Los resultados obtenidos sugieren
que el tipo de interéds real ex-post, 1y, es estacionario cuando se introduce la,
posibilidad de un cambio en la media (gradual o instantdneo) no conocido «
priori®. Fste cambio estructural de la senda temporal de r; pudo haber sido
causado por el cambio de régimen de la politica macroeconémica espafiola
en 1977-1978, coincidiendo con los "Pactos de 1la Moncloa” y la nueva estra-
tegia de control de monetario del Banco de Espafia, por la que la autoridad
monetaria comenzoé a hacer piblico su objetivo intermedio en forma de unos
limites maximos y minimos de crecimiento de las disponibilidades Yquidas®.

linsertar cuadro 2]

5.2 Relacidn de largo plazo entre tipos de interés nominales
e inflacién.

Existe una via complementaria para confirmar la estacionariedad de ry: exa-
minar si existe una relacién de cointegracion entre iy y 7. Para contrastar
esta relacion, se aplican fest de la hipdtesis nula de cointegracién frente a la
alternativa de no cointegracion, como los propuestos recientemente por Shin
(1994) en base a la estimacion de largo plazo de Stock y Watson (1993).
Bajo este enfoque, Shin (1994) aplica en dos etapas los test KPSS al caso
de la cointegracién de un conjunto de variables. En la primera etapa, se
estima una regresion de largo plazo dindmica gue incluye los valores retar-
dados y futuros de las primeras diferencias de las variables explicativas, con
o sin tendencia lineal {cointegracion estdcastica o deterministica, respecti-
vamente). Este procedimiento de estimacion ha sido propuesto por Stock y
Watson {1993}, v se conoce como la regresion DOLSY, En nuestro caso:

BPerron {1990} obtiene el mismo resultado para el tipo de interds real ex-post ame-
ricano, que es estacionario con un cambio estructural brusco (modelo IOM) en 1980,
coimcidiendo con el cambio de régimen que supuso para la politica monetaria americana la
nueva estrategia de control ¢ instrumentacién monetaria de la Reserva Federal instaurada
a partir de 1979.

9E] anuncio de los objetivos monetarios del Banco de Espaiia quiso contrilxir a configu-
rar un nueve escenario en ¢l que la reconduccidn del proceso de formacién de expectativas
de inflacién ocupaba un papel central en la politica monetaria. Véase al respecto Ayuso
y Escriva (1997} y Banco de Espafia {1978), 1979).

"DOLS = Dynamic Ordinary Least Squares. Stock y Watson (1993) afiaden a la
regresidn estdndar de MCO de Engle y Granger (1987) valores retardados v futuros de
las primeras diferencias de los regresores, con el objetivo de corregir paramétricamente los

9



q
iy = o + o4 oy - Z ﬁjATft_j + &y (14)
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expresion en la que la cointegracion deterministica supone que oy = 0,
mientras que la cointegracién estocdstica implica que qy # 0.

En la segunda etapa del test de Shin, se trata de calcular los estadisti-
cos de Lagrange LM, C, {cointegracién deterministica) y C; (cointegracién
estocdstica) de la misma manera que los contrastes de rafces unitarias KPSS.

La aplicacién de los contrastes de cointegracién de Stock-Watson-Shin a
la expresion (14) aparecen en el cuadro 3. En primer lugar, los resultados
sugieren que es posible rechazar la hipdtesis nula de cointegracién deter-
minfstica. Por el contrario, existe evidencia de cointegracidn estocdstice
entre iy y m. No obstante, el hecho de que el vector de cointegracion sea
diferente de (1, 1), en concreto (1, 0.32), nos lleva a aceptar el efecto Fis-
her a largo plazo en su version ”débil” o "parcial”, es decir, que existe un
co-movimiento entre ambos variables que no es uniproporcionall?,

[insertar cuadro 3]

6 Fuentes de fluctuacién de los tipos de interés
nominales: efectos dindmicos de los shocks es-
tructurales.

Los contrastes preliminares aseguran las dos condiciones previas para es-

timar el SVAR: i) el tipo de interés real es estacionario (con un cambio
estructural); il) v los tipos de interés nominales y la inflacién corriente estén

efectos causados por la posible endogeneidad de las variables explicativas. Ademas, los
posibles problemas de correlacidn serial del término de error de la regresion de MCO son
corregidos de manera no paramétrica.

HLa regresion de cointegracién inciuye en un primer caso una constante, mientras que
en el segundo caso incluye una constante y una tendencia lineal. El primer caso se trata de
"cointegracidn deterministica”, que implica que ¢l mismo vector de cointegracién elimina
las tendencias deterministicas y las tendencias estocasticas del conjunte de variables. El
segundo caso implica que la combinacidn lineal estacionaria de lag variables I(1) tiene una
tendencia lineal no cero, correspondiendo al caso de "cointegracidn estocastica”. Para mds
detalle véase Ogaki y Park (1989} y Park (1992).

En Meyer y Sahu (1995) se presenta un modelo tedrico del tipo IS-LM que permite
bajo ciertos supuestos un efecto Fisher no completo o parcial.



cointegrados (estocdsticamente) en el largo plazo. Asi, procedemos a esti-
mar el SVAR con seis retardos, incluyendo un término constante y las dos
variables [Ad, 7). El ntmero dptimo de retardos ha sido elegido segln el
método propuesto por DeSerres y Guay (1995). Con este método se selec-
ciona la longitud del retardo del SVAR, ¢, con un test de Wald o ratio de
verosimilitud (test LR al 5% ) y con un enfoque de lo general a lo especifico.

6.1 Descomposicidén de la varianza.

En el cuadro 4 se presentan la descomposicién de ia varianza del error de
prediccion de los tipos de interés nominales de largo plazo (VEP en ade-
lante) en términos de la aportacién de los dos tipos de shocks: i) shocks de
inflacién esperada; y ii) shocks de tipos de interds real ex-ante. Los distintos
elementos de la VEP permiten evaiuar, para diferentes horizontes tempora-
les, ia importancia relativa de los dos tipos de shocks en la fluctuaciones de
los tipos de interés nominales, Puesto que hermos impuesto la restriceidn de
que los shocks de tipos de interds real no tienen un efecto permanente sobre
los tipos de inferés nominales, la proporcién de la varianza de esta serie
explicado por estos shocks se acerca gradualmente a cero en el largo plazo.
Ademds, puesto que los dos tipos de shocks no estdn correlacionados por
definicion, la proporeidn de la varianza del tipo de interés nominal causada
por la suma de los dos shocks es siempre igual al 100%.

Las cifras del enadro 4 sugieren que ambos tipos de shocks explican la
variabilidad de los tipos de interés nominales espafioles, aunque de manera
contrapuesta. La variabilidad de los tipos de interés nominales en el corto
plazo viene explicada por los shocks de tipos de interés real ez-ante, mientras
que en el largo plazo dominan log shocks de inflacién esperada.

[insertar cuadro 4]

6.2 Funciones de Impulso-Respuesta.

Los graficos 1 y 2 presentan las funciones Impulso-Respuesta (IR) de los
tipos de inferés nominales ante los shocks estructurales, IR estimadas a paz-
tir del SVAR seleccionado. La lineas continuas representan las estimaciones
puntuales de las funciones IR del tipo de interds nominal a un shock unitario
positivo. Las lineas discontinuas representan un intervalo de conflanza del
95% computado a partir de un estudio de montecarlo'®. El eje horizontal

Tl ejercicio de simulacién se ha efectuado utilizando un programa escrito en RATS
4.10.
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representa la duracién de la respuesta en trimestres, mientras que el eje ver-
tical mide las desviaciones porcentuales del tipo de interés nominal respecto
a su valor inicial.

Los graficos muestran que el efecto del tipo de interds real ex-ante sobre
los tipos de interés nominales es positivo aungue desaparece en menos de dos
afios, mientras que el impacto de los shocks de inflacién experada es también
positivo, aunque gradual, y se mantiene durante mucho tiempo. Esto puede
reflejar la dindmica del ajuste de las expectativas de inflacién de los agentes
ante cambios en la tendencia de la inflacion,

linsertar gréficos 1 y 2]

7 Conclusiones.

Distinguir i los movimientos de los tipos de interds nominales responden
a cambios en los tipos de interds reales ez-anie 0 a variaciones en las ex-
pectativas sobre la evolucidn futura de la inflacion, resulta primordial para
evalvar la importancia relativa de los distintos canales del mecanismo de
transmision monetaria.

En este articulo se ha utilizade la metodologia VAR estructural desa-
rrollada por Blanchard y Qual (1989) para descomponer el tipo de interds
nominal espafiol en un componente de inflacién anticipada y un componente
de tipo de interés real ex-anie. De este modo, se estima un modelo VAR
estructural y se identifica diferentes dos tipos de shocks que afectan s los
tipos de interés nominales: los shocks de expectativas inflacionarias y los
shocks de tipos de interés real ez-ante.

Tres resultados merecen destacarse. En primer lugar, que ambos tipos
de shocks son una importante fuente de fluctuaciones de los tipos de interés
nominales de largo plazo espafioles en el corto plazo, aunque la mayor parte
de la variabilidad es explicada por los tipos de interés reales ex-ante (80%).
En segundo lugar, los shocks de expectativas inflacionarias explican por si
solos la variabilidad de los tipos de interés nominales en el largo plazo (tienen
un efecto permanente sobre los tipos de interés nominales). En concreto, el
impacto de estos shocks de expectativas de inflacidn sobre los tipos de interéds
nominales se extienden a lo largo de seis a sicte afios, reflejando quizd la
dindmica del ajuste de las expectativas de los agentes ccondémicos a cambios
en la tendencia de la inflacidén. Finalmente, en tercer lugar, los shocks de
tipos de interés reales sélo tienen un efecto temporal sobre los tipos de interés
nominales, desapareciendo el impacto en menos de dos afios.
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Desde el punto de vista de la politica econdmica, estos resultados preli-
minares muestran la importancia de las expectativas de inflacidn sobre las
variaciones a corto y a largo plazo de los tipos de interds nominales en la
economia espafiolal®. En el contexto actual, las expectativas de inflacién
constituyen un elemento de analisis relevante para la toma de decisiones del
banco central, sobre todo en caso de estrategias de politica monetaria ba-
sadas en el establecimiento de objetivos directos de inflacidn, al reflgjar 1a
confianza en las politicas antiinflacionistas instrumentadas y los cambios de
tendencia previstos en los precios!s,

Naturalmente, las conclusiones de nuestro trabajo se basan sobre un
esquema de identificacidn de shocks que pueden resuitar discutible por la
simplicidad del modele tedrico subyacente. Asi, los shocks de expectativas
de inflacién podrian estar correlacionados con los shocks de tipos de interés
reales ex-anfe. En este caso, los shocks de expectativas inflacionarias que
en nuestro caso reflejan cambios percibidos por los agentes en el régimen
de politica monetaria, estarfan correlacionados con factores que afectarfan
a los tipos de interés reales ex-ante, por ejemplo, cambios en la legislacién
fiscal, incertidumbre politica o innovaciones tecnoldgicas. Para abordar este
problenia, se deberfa estimar en [uturos frabajos un VAR estructural més
amplio y con mayor mimero de restricciones de largo plazo.

8 Apéndices.

A Fuentes y datos.

El presente estudio utiliza datos trimestrales de la economia espafiola para
el periodo 1962:1-1996:4, procedentes de las series histéricas del Boletin
Istadistico del Bance de Espaila en disquetes. En la parte econométrica se
ha utilizado datos trimestrales obtenidos de la media trimestral de los datos
mensuales originales.

pe: Indice de Precios al Consumo, indice general, base 1992. TFuente:
Banco de Espaifia (1997), cuadro 25.1, columna 1.

7;: Tasa de inflacion medida como la tasa de crecimiento anual (T %%) del
IrPC.

Miistos resultades confirman los encontrados en un frabajo reciente de Esteve y Tamarit
(1996), donde en el contexto de una estimacién de los determinantes a large plazo de los
tipos de interés nominales espanoles, se destacaba la imortancia relativa no sélo del déficit
publico, sino también de las expectativas de inflacion.

5 Para el caso el caso espafiol, véase Manzano y Campoy {1997}.
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: 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
eléctricas. Tuente: Banco de Espafia (1978a, 1980), cuadro VII-11. De
1978:03 a 1996:12, medido por el rendimiento interno de la deuda piiblica
del Estado con vencimiento a més de dos afios. Fuente: Banco de Espaiia
(1997), cuadro 22.12, columna 10.

ry: Tipo de interés real ex-post, i;-my.

[insertar grifico A.1]

B  Contrastes de raices unitarias con cambios es-
tructurales en variables sin tendencia de Perron
y Vogelsang (1992a, 1992b).

Segtin el estudio seminal de Nelson y Plosser (1982), la mayor parte de las
variables macroecondmicas siguen un proceso temporal caracterizado por la
existencia de una raiz nnitaria. La principal implicacién de estos resultados
s que los shocks aleatorios tienen efectos de cardcter permanente v que las
fluctuaciones son no transitorias. Perron {1089, 1996) v Zivot y Andrews
(1992) han sugerido que esta evidencia se puede deber a la presencia de
importantes cambios estructurales en la tendencia de las series. Su enfoque
se basa en el contraste del mimero de rajces unitarias incluyendo la posibi-
lidad de que haya un cambio estructural conocido en la funcidn tendencial
de la serie {y}. Este enfoque estd basado en la metodologia del andlisis de
intervencién de Box y Tiao (1975).

Perron {1990) extiende este enfoque al caso de variables sin tendencia
con un cambio estructural en su media conocido o priori (exégeno), que
se manifiesta en el momento temporal, T3, con 1 < 4} < T, donde T es
el tamafio de la muestra. Perron y Vogelsang (1992a, 1992b) amplian este
estudio al caso en que el punto de ruptura no es conocido a priori, mediante
la implantacion de un método que endogeneiza la busqueda del punto de
ruptura, como en Zivot y Andrews (1992) y Perron {1996} para el caso de
variables con tendencia.

Perron y Vogelsang (1992a, 1992b) consideran dos modelos diferentes,
fog cuales se presentan brevemente a continuacién.

B.1 Additive Outlier Model (AOM).

En el primer modelo, se supone que el cambio en el nivel de la serie {1} ocu-
rre instantdneamente. En este caso, bajo la hipdtesis nula de rafz unitaria,

14



e,

modelo puede ser parametrizado como:

Yo = 0D{TB); 4+ 1 +wy (15)

cont = 2,.., T, donde D(TB); =1sit=T,+ 1,y en caso contrazio.

Mientras que la hipdtesis altenativa de que la serie no contiene una, raiz
unitaria viene dada por la expresién:

Y= ¢ 0DU Ay (16)

siendo t = 2,...,T, donde DUy == 1 si £ > T}, v 0 en caso contrario.

En este caso, el contraste se realiza en dos ctapas. Asi, en la primera
etapa, la parte deterministica de la variable se estima v elimina de la serie
original a través de la siguiente regresion:

Yo = i+ SDU, + i, (17)

con t = 1,..., .

El test de raiz unitaria estd basado en el valor del estadistico t para
contrastar que la suma de los cocficientes autorregresivos es igual a uno
(e =1) en la signiente expresion:

i k
g = Z w; 1D (’TB},', + ey + Z CiAﬂf,._l -+ ey (i8)

i==0 e
siendo t = k+2,...,T.

B.2 Innovational Outlier Model (IOM).

En el segundo modelo se supone que el cambio estructural afecta al nivel de
la serie {1} gradualmente, es decir, hay un perfodo de ”transicién”.

En este caso, la hipdtesis nula de existencia de una rafz unitaria se puede
representar como:



v = Yt + (L) e+ OD(TBY,) (19)

donde ¢(L) = A* (L)' B{L).
Mientras que bajo la hipdtesis alternativa de estacionariedad, su forma
seria:

Yo = a+ ¢(L) (e, + 6DU, (20)

donde t = 2,..,T y ¢(L) = A(L) ' B(L).

En este caso, el test puede realizarse en una sola etapa, tal y como
aparece en el trabajo de Said y Dickey (1984), contrastando por Minimos
Cuadradoes Ordinarios si & = 1 en un modelo AR de orden finito como el
giguiente:

k
o= po+ DU+ 0D(TB) + a1 + Z Ay + ey (21)

i==]

donde bajo la hipdtesis de rafz unitaria, « es igual a 1, lo que implica
que & = (.

B.3 Procedimientos para seleccionar T, y k.

En ambos casos, el estadistico t, depende de los dos pardmetros no co-
nocidos a priori; ol punto de ruptura, Ty, v el valor del retardo k. Para
seleccionar ambos pardmetros se utiliza el método propuesto por Zivot y
Andrews (1992), Perron y Vogelsang (1992a, 1992b) y Perron (1996), méto-
do que endogeneiza la eleccion de Ty, Formalmente, para contrastar la rafz
unitaria se computa ¢l estadistico t4:(A), donde i = AOM, IOM. Estos es-
tadisticos dependen de la ubicacién del punto de ruptura A = 7, /T, donde
T es el tamafio de la mueséra, Utilizando dichos estadisticos se elige el que
minimiza el valor del estadistico t para contrastar que o = 1. En concreto,
se rechaza la hipdtesis nula de rafz unitaria dada por las expresiones (15) y

{19) si:
)]\l(jlg\ t(}i (A) < H’?nl',a (22)
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donde i = AOM, IOM y &, , representa los valores criticos de la dis-
tribucidn asintdtica de infyga t4:(A) dada por Zivot y Andrews (1992), para
una fraccion de ruptura A = 13/, cuyo rango varfa entre J = 2/T y } =
{T-1)/T y para un nivel de significatividad «.

En segundo lugar, Zivot y Andrews (1992} determinan el valor del niime-
ro de retardos k utilizando el método propuesto iniclalmente por Perron
(1989}, y recomendado posteriormente por Perron y Vogelsang (1992, 1992Dh)
y Perron {1996). Este método consiste en fijar a priori un valor méximo de
k=lamax y eclegir el primer valor de k tal que el estadistico t del coeficiente
asociado con el Wltimo retardo de la autorregresion estimada sea significati-
vo. De acuerdo con Perron (1996), el procedimiento selecciona el valor de k
{dado k*}, siempre que el coficiente en el 1iltimo retardo de la autorregresién
de orden k* sea significativo, y siempre que el dltimo coeficiente de la, auto-
correlacion de orden mayor que k™ sea no significativo. Este procedimiento
se repite hasta el orden méximo de k, kmax, elegido a priori.

17



Referencias

[1]

2]

Ahn,CM. y Thompson,H.E. (1988): ”Jump-Diffusion Processes and
the Term Structure of Interest Rates”, Journal of Finance 43, pp. 155-
174.

Alonso,F. y Ayuso,J. (1996): ”Una estimacién de las primas de riesgo
por inflacién en el caso espafiol”, Boletin Fcondmice, Banco de Espaiia,
noviembre, pp. 68-73.

Ayuso,J. (1996): " Un andlisis empirico de los tipos de interds reales ex-
ante en Espana”, Beletin Econdmico, Banco de Espafia, julio-agosto,
pp. 07-61.

Ayuso,J. y Eserivd,J. L. (1997): ”La evolucién de la estrategia de control
monetario en Espaiia”, en F. Gutierrrez y J. Viflals {eds.), La politica
monetaria y la inflacidn en Espaiia, Alianza Editorial, Madrid, pp. 89-
120.

Ayuso,J. y Loper-Salido,D. (1997): 7;Qué nos dice la evolucién del
consumo sobre los tipos de interds reales y las expectativas de inflacién”,
Boletin Econdmico, Banco de FEspaila, marzo, pp. 55-61.

Banco de Espafia (1978a): Boletin Estadistico, enero.
Banico de Espafia (1978b}: Informe anual 1977, Madrid.
Banco de Espafa (1979): Informe anual 1978, Madrid.
Banco de Espaila (1980): Boletin Estadistico, enero.

Banco de Espaiia (1997): Boletin Estadistico, enero, series histéricas en
disquetes,

Blanchard,0.J. y Quah,D. (1989): "The Dynamic Effect of Aggregate
Demand and Supply Disturbances”, American Fconomic Review 79,
pp. 635-6G73.

Blanchard,0.J. y Summers,L.T. (1984): "Perspectives on High World
Real Interest Rates”, Brooking Papers on Economic Activity 2, pp.
273-324.

18



13)

[14]

[18]

9]

[20]

[21]

[22]

23]

[24)

Box,G.EI. y Tiao,G.C. (1975): "Intervention Analysis with Applica-
tions to Economic and Environmental Problems”, Journal of the Ame-
rican Statistical Associalion 70, pp. 70-79.

DeJong,D.N., Nankervis,J.C., Savin,N.E. y Whiteman,C.T. (1992):
"Integration Versus Trend Stationarity in Time Series”, Econometri-
ce 60, pp. 423-433.

DeLong,J.B. y Summers,[.H. (1986): "Is Increased Price Fiexibility
Stabilizing?”, American Economic Review 76, pp. 1031-1044.

DeSerres,A. y Guay,A. (1995): "Selection of the Truncation Lag in
Structural VARs (or VECMs) with Long-Run Restrictions”, Working
Paper 95-9, Bank of Canada.

Engle,R.I". y Granger,C.W.J. (1987): ”Cointegration and error correc-
tion representation: Estimation and testing”, Econometrica 55, pp.
251-276.

Esteve, V. y Tamarit,C.R. (1994): ”Determinantes de los tipos de interés
reales a largo plazo en la economia espanola”, Revista de Economia
Aplicada, Vol. I1, ntim. 5, pp. 27-50.

Esteve,V. y Tamarit,C.R. (1996): "Déficit piblicos, expectativas infla-
cionarias y tipes de interés nominales en la economia espafiola”, Moneda
y Crédito, nium. 203, pp. 11-41.

Fuller, W.A. (1976): Introduction to statistical time series, Wiley, New
Yorl, NY.

Galf,J. (1992): "How Well Does the IS-LM Model Fit Postwar U.S.
Data?”, Quarterly Journal of Economics, pp. 709-738,

Jenkins,P. y Walsh,C.IZ. (1987): "Real Interest Rates, Credit Markets,
and Economic Stabilization”, Journal of Macroeconomics 9, 95-108.

Kwiatkowski,D., Phillips,P.C.B., Schmidt,P. y Shin, Y. (1992): *Testing
the null hypothesis of stationary against the alternative of a unit root,
How sure are we that economic time series have a unit root?”, Journal
of Econometrics 54, pp. 159-178.

Lucas,R.E. (1978): ”Asset Prices in an Exchange Economy”, Econo-
metrica 46, pp. 1429-1445.

19



(25]

[26]

[27]

(28]

[29]

[31]

[32]

[33]

134]

(36]

Manzano,M.C. y Campoy,J.A. (1997): ” Algunos indicadores sobre ex-
pectativas de inflacidn: andlisis de su contenido informativo”, Boletin
Econdmico, Banco de Espafia, febrero, pp. 41-53.

Meyer,L. y Sahu,A.P. (1995): "Inflation non-neutralities and the res-
ponse of interest rates to inflation expectations”, Fastern Economic
Journal 21, pp. 67-81

Mishkin,F.S. (1992): "Is the Fisher Effect for Real? A Re-examination
of the Relationship between Inflation and Interest Rates”, Journal of
Monetary Economics 30, pp. 195-215.

Mishkin, .S, y Simon,J. (1995): ”An Empirical Examination of the
Fisher Effect in Australia”, Economic Record 71, pp. 217-229.

Nelson,C.R. y Plosser,C.1. (1982): "Trends and Random Walks in Ma-
croeconomics Thme Series”, Journal of Monetary Fconomics 10, pp.
139-162.

Newey, W.K. y West K.D. (1987): "A simple, positive semi-definite,
heteroskedasticity and autocorrelation consistent covariance matrix”,
Eeconometrica 55, pp. 703-708.

Ogali, M. y Park,J.Y. (1989): 7 A Cointegration Approach to Estima-
ting Preference Parameters”, Working Paper No. 209, Rochester Center
for Economic Research, University of Rochester, Rochester, USA.

Park,J.Y. (1892): ”Canonical cointegration regressions”, Econometrica
60, pp. 119-143.

Perron,P. (1989): ”"The Great Crash, the Qil Price Shock and the Unit
Root Hypothesis”, Econometrica 57, pp. 1346-1401,

Perron,P. (1990): "Testing for a Unit Root in a Time Series With a
Changing Mean”, Journal of Business and Economic Statistics 8, pp.
153-162.

| Perron,P. (1991): "Test Consistency with Varying Sampling Fre-

quency”, Fconomic Theory 7, pp. 341-368.

Perron,P. (1996): *Farther evidence on breaking trend functions in
macroeconomic variables”, Journal of Econometrics, forthcoming,

20



137)

[38]

[(39]

[40]

[41]

42)

[43]

44

[47]

[48]

Perron,P. v Vogelsang,T.J. {1992a): ”Nonstationary and Level Shifts
With an Application to Purchasing Power Parity”, Journal of Business
and Feonornic Statistics 10, pp. 301-320.

Perron,P. y Vogelsang, T.J. (1992b): " Testing for a Unit Root in a Time
Series With a Changing Mean: Corrections and Extensions”, Journal
of Business and Economic Statistics 10, pp. 467-470.

Phillips,P.C.B. y Perron,P. (1988): ”Testing for a unit root in time
series regression”, Biometrika 75, pp. 335-346.

Rose,A.K. (1988): "Is the Real Interest Rate Stable?, Journal of Fi-
nance 43, pp. 1095-1112.

Schwert,G.W. (1989): "Tests for unit roots: A Monte Carlo investiga-
tion”, Journal of Business and Economic Stalistics 7, pp. 147-159,

Shapiro,M.D. y Watson,M.W. (1988}: ”Sources of Business Cycle Fluc-
tuations”, en S. Fisher (ed.), NBER Macrocconomics Annual, MIT
Press, pp. 111-156.

Shin,Y. (1994): "A residual-based test of the null of cointegration
against the alternative of no cointegration”, Econometric Theory 10,
pp. 91-115.

stock, .. y Watson, M. W, (1993): ” A simple estimator of cointegration
vectors in higher order integrated systems”, Economeirica 61, pp. 783-
820.

Taylor,J.T. (1979): ”Staggered Wage Setting in a Macro Model”, Ame-
rican Fconomaic Review 69, pp. 108-113..

Taylor,d. T. (1980): ”Aggregate Dynamics of Staggered Contracts”,
Journal of Political Economy 88, 1-23.

West, K.W. (1988): ”On the Interpretation of Near Random Walk Beha-
viour in GNP”, American Feonomic Review 78, pp. 251-270.

Zivot,E. y Andrews,D.W.I. (1992): "Further Evidence on the Great
Crash, the Oil-Price Shock, and the Unit-Root Hypothesis”, Journal of
Business and Economic Statistics 10, pp. 251-270.

21



CUADRO 1

TEST DE RAICES UNITARIAS Y ESTACIONARIEDAD?

(1962:1-1996:4)

Variable Phillips-Perron Test® (1 = 4) KPSS Test® (1 = 4)
Z,(t&) Z(ta*) Z(t&) n, .
# 8K * %% L3 &3
Ait ~7.82 -7.65 -7.65 0.335 0.061
EE2 3 EE 23 L3 23
L\.rt ~9,57 -5.59 -9.58 0.070 0.055
* %% 4 e L2 23
A'n:t -10.18 ~10.13 -10.13 0.189 0.044
#* 3K % ER 2]
it ~0.69 -1.67 ~-0.34 1.561 0.563
¥ K P
T -2.90 -2.13 -2.09 1.224 0.22
* ¥ Lk 2
T ~-2.30 -2.09 -0.92 0.572 0.500
NOTAS:
a. Los signos (¥), (¥¥) y (*%*) representan un nivel de significatividad del
10%, 5% y del 1%, respectivamente.
b. Los test de Phillips y Perron se han calculado utilizando el estimador de
la varianza a largo plazo proEuesto en Newey y West (1987). El retardo
utilizado 1 = INT[12 (T/100) es el propuesto por Schwert (1989), en

nuestro casc 4. lLos valores Crlncos son tomados de Fuller (1976), tabla
8.5.2., T = 100.

c. La varianza a largo plazo de los errores de la regresién se ha estimado
utilizando el procedimiento propuestc en Newey y West (1987). El orden
maximo de la longitud de la ventana de Barlett (1) utilizado para el
calculo del estimader de la vamanza de largo plazo es elegido de acuerdo
con el valor de I = INT[12 (T/100)"% propuesto por Schwert (1989), en
nuestro caso 4. Los valores criticos provienen de Kwiatkowski et al.
(1992), tabla 1.

Valores criticos:

10% 5%: 1%:
Z(t&): -4, 04 -3.45 -3.15
Z(ta*): -3.51 ~2.89 -2.58
Z(t&}: -2.60 ~1.95 -1.6l
T]“: 0.347 0.463 0.739
7N 0.119 0.146 0.216




CUADRO 2

CONTRASTES DE RAICES UNITARIAS CON CAMBIC ESTRUCTURALES DE

PERRON Y VOGELSANG (1992a,1992b)

(1962:1-1996:4)

Serie

Modelo T 4 K 3 5] o t

b o
Criteric de seleccién: t-sig (Kmax = 2)
r TOM 77:2 1 -0.30  0.90 -8.18 0.25 -4.60"
{-1.6) (3.3} {-5.6)
r, AOM 77:1 1 160 4.78 0.88 -~4.41""
{-2.5) (5.7}

NOTAS: Los estadisticos t entre paréntesis, los signos (¥), (¥%) y (**¥)
representan un nivel de significatividad del 10%, 5% y del 1%,
respectivamente. Los valores criticos son (T=150):

Modelo: 1% 5% 107 Fuente:

TOM: ~4.95 -4.41 ~4.13 Perron v Vogelsang (1992a), tabla 2

AOM: -4.90 -4.34 ~-4.09 Perron y Vogelsang (1992a), tabla 1



CUADRO 3

ESTIMACION DE LAS RELACIONES BE LARGO PLAZO [15]

CONTRASTES DE HIPOTESIS NULA DE COINTEGRACION DE STOCK-WATSON~SHIN®

Variable dependiente: it
{1964:1-1996:4)

Cointegracion deterministica Cointegracién estocéstica

constante 8.63 3.39
{13.6} (5.5)

tendencia -—= 0.06
(12.0)

0.23 0.32

(4.2) (8.3)

o

0.724 _—

- 0.109

NOTAS:

Los signos (*} y {**) representan un nivel de significatividad del 5% y
del 1%, respectivamente. Entre parentésis el estadistico t.

El namero de valores retardados y futuros, q, se selecciona de acuerdo
con las simulaciones de Stock y Watson (1993) y es igual a INT(T1 ), en

nuesiro casc, 5. CM v CT son los estadisticos LM’SHIN sobre los residuos

de la regresion dindmica de largo plazo propuesta por Stock y Watson
{1993) para el case de la cointegracién deterministica y estocastica,
respectivamente.

La varianza a largo plazo de los errores de la regresién se ha estimado
utilizando el procedimiente propuesto en Newey y West (1987). £l orden
maximo de la longitud de la ventana de Barlett (1) utilizado para el
calculo del estimador de la varianza de largo plazo es elegido de acuerdo
con el valor de | = INT(T""), en nuesiroc caso 12. Los valores criticos
son tomadoes de Shin {1994}. N = nimero de variables explicativas.

Valores criticos:

5% 1%
N =1 0.314 0.533
N =1 0.121 0.184




CUADRO 4

DESCOMPOSICION DE LA VARIANZA DE LOS TIPOS DE INTERES
NOMINALES DE LARGO PLAZO

(Contribucién relativa de los diferentes tipos de shocks, en %)

Horizonte Inflacidén Tipo de interés
temporal esperada real ex-ante
(en trimestres)

1 20 80
4 25 75
8 34 66
12 44 55
24 65 34
36 77 23

largo piazo 100 0
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GRAFICO A.1

Evolucién de los tipos de interés nominales, tipos de interés reales ex-post
y tasas de inflacién en Espafia
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