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I. HIpOTESIS DE FISHER

Segin la Hipétesis de Fisher (1930) los movimientos en el tipo de interés
nominal reflejan variaciones en la tasa de inflacién esperada. De hecho, esta
hipétesis puede considerarse subyacente en la eficiencia de los mercados de ca-
pital. Cambios en las expectativas de inflacién hacen variar las tasas de
rentabilidad esperadas. A fin de igualar los rendimientos reales esperados entre
activos nominales y reales, el tipo de interés nominal debe moverse conjunta-
mente con la inflacién esperada. De otro modo, los mercados de capital
eficientes compensan los cambios en el poder de compra del dinero. Asi pues,
resumiendo, a largo plazo el tipo de interés nominal no puede diferir en exceso
de la tasa de inflacién esperada y, suponiendo la eficiencia en los mercados de
capital, de la tasa de inflacién observada.

En este sentido, la Hip6tesis de Fisher puede ser expresada en su forma
“débil” como:

r=R-x 1)

donde r, el tipo de interés real de un activo financiero en t (neto de impuestos
segiin Carmichael-Stebbing (1983) no es més que el tipo de interés nominal en
t, R,, menos la tasa de inflacién esperadaen t, T,
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Suponiendo la eficiencia en el mercado de capitales, por lo que r, y &,
incorporan toda la informacién disponible hasta t, y, dado que Gnicamente R,
es una variable determinista:

Elr, /9, 1=R-E[x/g,] 2

donde, E[ 7 /g , ] es el valor esperado de la inflaciény E [1,/ g, ] es el valor
esperado del tipo de interés real en el periodo t dada toda la informaci6n
disponible hasta t-1.

Fama (1975) supone que el mercado del activo financiero est4 en equilibrio,
por lo que la rentabilidad real esperada es constante en el tiempo (E[r,]=E
[r]=cte), es decir:

E[r]=R,-E[x/g,] 3)

Asi pues, y operando en la ecuacién (3), la Hipétesis de Fisher puede
finalmente expresarse para ser contrastada econométricamente como:

R=0,+B 7 +u, C))

donde R es el tipo de interés nominal vigente en el periodo t para ser aplicado
dentrodet+k periodos, T, es la tasa de inflacién esperada, y representa el precio
del dinero en términos de bienes, o, representa el tipo de interés real ex-ante
(constante), y u, es una perturbacién aleatoria que se distribuye normalmente
con media cero y varianza constante. Se supone, ademés, que 0, <0y B, > 0.

En concreto, el contraste de la Hip6tesis débil de Fisher, implica contrastar
estadisticamente a la hipétesis nula definida como,

Ho:ao=ctey[31=1;corr(u,,ul_j)=O.Vj¢k 5)
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segiin esta hipétesis el tipo de interés ex-ante es constante y se cumple la
hipétesis de expectativas racionales. Rechazar H  implica rechazar el modelo
para la rentabilidad constante en equilibrio.

En este trabajo, la Hip6tesis de Fisher se validar4 si: a) el tipo de interés
nominal y la tasa de inflacién esperada comparten una tendencia estocéstica
comin, es decir, existe una relacién de equilibrio tal como la definida en (4),
¥, b) la inflacién esperada varia en la misma proporcién que el tipo de interés
nominal, es decir, = 1. Una rentabilidad esperada constante implica que toda
variacién a través del tiempo en el tipo de interés nominal es un reflejo directo
de la valoracién en el mercado del valor esperado de la inflacién.

Sin embargo, existen algunas dudas tedricas sobre la relacién propuesta por
Fisher y los resultados de los trabajos empiricos como los de Fama (1975). Por
ejemplo:

1.—Mundell (1963) sefiala que la inflacién reduce los saldos reales de dinero,
disminuyendo la riqueza, lo que implica que el tipo de interés nominal aumente
pero que la tasa de inflacién, disminuyendo asi el tipo de interés real.

2.— Nelson y Schwert (1977) argumentan que los constrastes realizados por
Fama (1975) no tenian el suficiente poder para rechazar la hipétesis conjunta
en que el tipo de interés ex-ante (real) es una constante y que las expectativas
son racionales. Rechazar la hipétesis supone admitir que el tipo ex-ante es
variable o que el mercado es ineficiente, 0 ambos.

3.— Famay Gibson (1982) encuentran que la variacién en larentabilidad real
esperada sobre las letras y otros activos financieros es fundamentalmente un
proceso de gasto de capital.

4.~ Carmichael y Stebbing (1983) observan una paradoja que el propio
Fisher habia adelantado, y es que el uso de datos sobre activos financieros para
contrastar una Teoria sobre activos reales debe incorporar algunos supuestos
implicitos sobre los margenes de sustitucién entre dinero y activos financieros
de un lado, y activos financieros y capital por otro lado.

5.— Atkins (1989) sefiala que si el tipo de interés nominal es un predictor de
la inflacién, entonces el tipo de interés real est4 determinado por factores reales
y no puede ser influenciado por la Politica Monetaria.
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I1. COINTEGRACION Y EFECTO FISHER.

La existencia de una relacién de equilibrio a largo plazo entre la inflacién
y tipo de interés nominal, tal como la implicada por la ecuacién (4), puede ser
estudiada a través de la nocién de cointegracion desarrollada por Granger
(1983) y Engle y Granger (1987).

La mayoria de los estudios previos no encuentran evidencia empirica que
sustente la Hip6tesis de Fisher. Si bien es cierto que casi todos los trabajos
encuentran que tanto el tipo de interés nominal ( R, ) como la tasa de inflacién
observada ( &, ) son variables integradas del mismo orden (I (1) ), ninguno de
ellos es capaz de rechazar la hip6tesis nula de no cointegracién, incumpliéndo-
se por tanto la Hipétesis de Fisher.

MacDonald y Murphy (1989) sefialan que la no cointegracién no es més que
un reflejo de errores de especificacién en (4), en particular de la omisién de
variables relevantes.

Bonham (1991) cree que en el fondo el tipo de interés nominal y la tasa de
inflacién observada comparten una tendencia estocédstica comuiin, es decir, estdn
cointegradas. El problema es que no es cierta la hipétesis subyacente de que el
tipo de interés real ex-ante sea constante. En este sentido, utilizando diversas
proxies que recojan el tipo de interés real, Bonham (1991) encuentra evidencia
empirica que sustenta la Hipétesis “débil” de Fisher, como en un trabajo
precedente habia demostrado Atkins (1989).

I1.1. Datos.

En este trabajo se han utilizado datos mensuales desde Junio de 1987 a
Diciembre de 1991.

1.— 7 es la tasa de inflaci6n interanual. Fuente: INE.

2.—~R3, es el tipo de interés de los préstamos bancarios a 3 meses. Media de
las cifras diarias. Fuente: Main Economics Indicators (O.C.D.E.).

Representa los intereses de los préstamos interbancarios en el mercado de
depésitos vigentes en t para inversiones a realizar en 3 meses.

3.~ LTS3, es el tipo de interés de las Letras del Tesoro a 3 meses. Datos
mensuales. Media de las cifras diarias. Fuente: Boletin Estadistico. Banco de
Espaiia.
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Los tipos de las Letras del Tesoro son fijados en compraventas con pacto de
recompra a fecha fija, negociados a través del Servicio Telefénico (hasta Junio
1988) y mercado secundario de valores (hasta Diciembre 1991).

I1.2. Integrabilidad.

Contrastamos la existencia de una raiz unitaria en las series temporales
analizadas a través del contraste de Dickey y Fuller Aumentado (ADF) y el test
de Phillips y Perron (1988).

1—- Test ADF.

k
Ay=ay,, + 2 ﬁiAyl-i t &
0

donde el cumplimiento de la hipétesis nula, H, : o = 0, implica que la serie y,
es integrada de orden uno, I (1).

2.— Test de Phillips y Perron’.
y=R+B(t-TR)+ay, +¢

donde aceptar la hipétesis nula supone aceptar que la serie y, sea I (1).

El nimero de retardos, k, se derivé utilizando las propuestas de Schwert
(1987),L4=4*(T/100)°%y L12=12* (T/100)°* donde T, es el nimero
de observaciones. Se utiliz6, también, los valores criticos propuestos reciente-
mente por Mackinnon (1991).

Mostramos la aplicacién de estos contrastes a nuestros datos en la Tabla 1.
Podemos observar que todas las series son estacionarias, hecho que ya se podia
intuir en sus representaciones graficas (Figura 1). Cabe resaltar, asimismo, la
mayor potencia del contraste de Phillips-Perron (1988) frente a otros contrastes
alternativos (Ver Dolado, Jenkinson y Sosvilla-Rivero (1990)).

1. Se puede utilizar la contrastaci6n secuencial propuesta por Dolado, Jenkinson y Sosvilla-
Rivero (1.990).
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Tabla 1
Aplicaci6n de los Test de Raices Unitarias

Dickey-Fuller Aumentado Phillips-Perron

14=3 L12=10 I4=3

m, -0.66 -2.21 -13.39
R3, -3.75 —4.17 —64.42
LT3, —4.38 -1.70 -11.93
Schwert -3.42 -3.40 -
Mackinnon -3.49 - =

Fuente: Elaboracién Propia. Nivel de significacién del 5%.

En la Tabla 1 puede observarse como a través del contraste de Phillips-
Perron todas las series son estacionarias de orden cero, por lo cual puede
encontrarse una relacién de largo plazo. Sin embargo, por el test ADF &ty LT3
para L12 son I (1), mientras que R3es I (0).

11.3. Cointegracion.

Se trata de contrastar la existencia de unarelacién de equilibrio alargo plazo.
Sila Hip6tesis de Fisher fuese cierta, existira la siguiente relacién de equilibrio,

R,=0,+B, T +u ®)

donde la hipétesis nula (H ) refleja que R, 7 estén cointegradas.

Se intenta contrastar la existencia de unarelacién de cointegracion, y en este
caso, que la inflacién y el tipo de interés tengan una representacién conjunta en
términos del Mecanismo de Correccién del Error segiin Granger (1983) y Engle
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y Granger (1987). Los contrastes propuestos en la literatura para determinar si
R,y &, estdn cointegradas podemos resumirlos en: 1) test de Dickey y Fuller
Aumentado (1979 y 1981) de los residuos de la cointegracién, donde H implica
que las series est4n cointegradas, y, 2) Sargan y Barghava (1983) basado en el
test de Durbin y Watson, donde aceptar H, supone aceptar que las series estdn
cointegradas.

Si las variables estuviesen cointegradas, los estimadores Minimo Cuadréti-
cos Ordinarios (MCO) serdn consistentes y altamente eficientes, como demues-
tra Stock (1984).

En este trabajo, se utiliza el ADF, recomendado por Engle y Granger (1987)
cuando el nimero de retardos utilizados es mayor o igual a dos, para conseguir
que el error del modelo sea ruido blanco.

Tabla 2
Resultados de la Regresién de Cointegracién.

Variable Pardmetros
Dependiente o B 02" R? ADF
R3 9441 0.7897 1.656 0.1838 -3.58

(1.378) (0.238)

LT3 10440 0.4418 1.628 0.0680 —4.56
(1.355) (0.226)

Fuente: Elaboraci6n Propia. Errores estdndard entre paréntesis. 6 es la varianza residual, R?
es el coeficiente de Determinacién y el ADF es de los resfduos, valor critico al 95% es —3.96.

En principio podria existir una tendencia comiin entre los tipos de interés y
la tasa de inflaci6n, puesto que se rechaza la hip6tesis nula de no cointegracién
en el caso de LT3,. En este sentido, tanto las representaciones gréficas (Figura
2) como los resultados de laregresion (4) (Tabla 2) sugieren la existenciade una
relacién de equilibrio a largo plazo.

Por otra parte, B no es significativamente distinto a la unidad en R3, cum-
pliéndose la segunda condicién que validarfa la Hip6tesis de Fisher en el caso
del tipo de interés nominal de los préstamos bancarios a 3 meses.
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Asi pues, encontramos alguna evidencia a favor de la Hipétesis de Fisher:
cointegracién en el caso LT3, B = 1 en el caso de R3,. El hecho de que la
evidencia sea tan débil puede ser debido a que el tipo de interés real ex-ante no
sea constante, tal y como supone Bonham (1991).

I1.4. Modelos estructurales.

Para probar este razonamiento se estima el siguiente modelo estructrual de
series temporales con una variable explicativa: (Harvey (1989), Séez y Pérez
(1991)).

R=0+Bm+y ®
al = at—l + n!

donde m, es ruido blanco e independiente de u,.
Este modelo permite considerar al tipo de interés real ex-ante como una
variable aleatoria, no constante, es decir,

6% #0 (10)

donde se incluyen componentes no observables, que a su vez, posibilitan
contrastar la Hip6tesis de Fisher desde una perspectiva mis realista (Bonham
(1991)).

Los resultados de la estimacién de los modelos estructurales de series tem-
porales se muestran en la Tabla 3. Se puede observar como el tipo de interés real
ex-ante no es constante en ningin caso, ya que se cumple (11), lo que confirma
nuestas sospechas. Por otra parte rechazamos la Hip6tesis de Fisher en todos los
casos considerados, por cuanto no encontramos ningunarelacién en la que  sea
significativa.
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Tabla 3
Resultados de la Estimaciéon de los Modelos Estructurales con una varizble
explicativa.
Variable Parametros
Dependiente o B o R?
R3, 0.295 0.058 0.599 0.8595
(0.093) (0.239)
LT3 0.222 0.441 0.484 0.8655

(0.073) (0.226)

Fuente: Elaboraci6n Propia. Errores estdndars entre paréntesis. 6> es la varianza del nivel
(Tasa de interés real o ex-ante), ('52‘I es la varianza residual, R2es el coeficiente de Determinacién.

III. CONCLUSIONES

En nuestro trabajo hemos adoptado el modelo propuesto por MacDonald y
Murphy (1989) en el que se plantea una diferente direccién causal de las
variables implicadas en la Hipé6tesis de Fisher.

Hemos examinado las relaciones a largo plazo entre inflacién y tipos de
interés usando las técnicas de cointegracién desarrolladas por Engle y Granger
(1987). Analizamos para Espaiia el cumplimiento de la Hip6tesis de Fisher en
el periodo Junio-87 hasta Diciembre-91. Para este periodo se demuestra que la
hipétesis nula de no cointegracién se rechaza bajo el criterio del ADF. Sin
embargo, las hipétesis de betas unitarias no se cumple, por lo que la Hip6tesis
de Fisher s6lo se cumple parcialmente.

Por otro lado, aunque para Fama (1975) los tipos de interés de la Letras del
Tesoro son predictores de la inflacién y su conducta es consistente con una
rentabilidad esperada constante de mercados eficientes (donde el precio de las
letras incorporaba toda la informaci6n del periodo), el valor de @, o tipo de
interés ex-ante, no es constante en el tiempo (Fama (1975) y Fama y Gibson
(1982)). Si el tipo ex-ante no es constante, es decir,
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r,=E[r]+n,

entonces, existe un comportamiento estocdstico para el tipo de interés real,
como confirman nuestros resultados.

El incumplimiento de la Hip6tesis de Fisher puede deberse a la influencia
de factores macroeconémicos sobre los tipos reales como al efecto de la
fiscalidad que hace que la inflacién tenga un efecto real, como en Atkins (1989).
En nuestro trabajo, tanto para los tipos de interés nominales de los préstamos
bancarios a tres meses como para los tipos de las Letras del Tesoro, los
resultados de Atkins (1989) y Maule6n (1991) 2 en su estudio refuerzan nuestros
resultados para el caso espafiol.
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Figura 1
Evolucion tamporal de los tipos de interés nominales de los préstamos
bancarios a 3 meses ( R3 ), de las Letras del Tesoro ( LT3) y de la Inflacién.

s Plot of the dependent variable - R3
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Figura 1
Evolucién tamporal de los tipos de interés nominales de los préstamos
bancarios a 3 meses ( R3 ), de las Letras del Tesoro ( LT3) y de la Inflacién.
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Figura 1
Evolucién tamporal de los tipos de interés nominales de los préstamos
bancarios a 3 meses ( R3 ), de las Letras del Tesoro ( LT3 ) y de la Inflacién.
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Figura 2
Representaciones graficas de las posibles relaciones de cointegracion.
Evolucién temporal conjunta de la inflacién y de los tipos de interés
interbancarios a tres meses y de los tipos de las Letras del Tesoro a tres meses.
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Figura 2
Representaciones graficas de las posibles relaciones de cointegracién.
Evolucién temporal conjunta de la inflacién y de los tipos de interés
interbancarios a tres meses y de los tipos de las Letras del Tesoro a tres meses.
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