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RESUMEN

A partir de diversos tests, recientemente propuestos, sobre
estabilidad estructural en regresiones con variables I(1) y sobre la
existencia de cointegracién en presencia de cambio estructural, se analiza
la evidencia empirica disponible sobre la existencia de un cambio
estructural en la funciéon de demanda a largo plazo de ALP.

Los resultados apuntan a que los desplazamientos a los que
se ha visto sometida durante los ultimos afos la demanda de este agregado
han modificado en forma sustancial sus propiedades de largo plazo. En
cuanto al sentido de este cambio estructural, se destaca el papel
desempeiiado por la creciente apertura, a medida que desaparecian las
trabas a la libre circulacién de capitales, del sistema financiero espaiiol a
los mercados internacionales.






1. INTRODUCCION

En 1978, el Banco de Espaiia hacia piblicos por vez primera
objetivos monetarios en forma de una banda para el crecimiento anual de
M3. Esta publicacién culminaba un largo proceso, iniciado en 1973, de
disefio de un esquema de politica monetaria que consagraba la evolucién
de un agregado monetario amplio como su objetivo intermedio. Ya desde el
primer momento, la existencia de una relacién estable entre las variables
finales y las magnitudes monetarias constituyé -al igual que en otros
paises- el criterio fundamental de seleccién del citado objetivo.

Durante la década de los ochenta, el esquema basico de
politica monetaria se vio sometido a miltiples alteraciones. Se adopt6 una
variable instrumental de tipos de interés, en lugar de los activos de caja.
Se amplié la definicién del propio objetivo intermedio, que, a partir de
1984, pas6 a ser ALP. Incluso este ultimo agregado se modificé en
sucesivas ocasiones para acomodar los procesos de innovaciéon financiera
que incrementaron el grado de sustitucién entre activos incluidos y no
incluidos en su definicion. En estos mismos afios, se producia un
importante cambio conceptual en el seguimiento de los objetivos de
crecimiento de la cantidad de dinero. A medida que surgian dificultades
para mantener un control estricto a corto plazo de la liquidez y que el tipo‘
de cambio de la peseta entraba a formar parte de la funcién de reaccién del
Banco de Espaiia, la estrategia de control monetario derivé hacia una
concepcién mas gradualista, en la que las desviaciones a corto plazo en los
objetivos se consideraban poco informativas.

La incorporaciéon de la peseta al mecanismo de cambios del
SME en junio de 1989 marcé, sin duda, un hito en este proceso. En un
contexto de bandas de fluctuacion para el tipo de cambio del $6% en torno
a las paridades centrales, la evolucién de los agregados monetarios pasé
a constituir, mas que un objetivo en si mismo, una referencia de politica
econ6émica que advertia de las posibles inconsistencias entre objetivos
internos y externos. Sin embargo, la restriccién cambiaria limit6é de hecho
la capacidad de reaccion de las autoridades ante evoluciones no deseadas
de los agregados monetarios.



La ampliacion de las bandas de fluctuaciéon de las monedas
participantes en el mecanismo de cambios del SME en agosto de 1993 aporta
un dato novedoso para el disefio de la politica monetaria, abriendo la
posibilidad de que el menor anclaje nominal que proporciona el tipo de
cambio tenga como contrapartida una mayor atencién a la evolucién’ de
algunos indicadores internos. Desde este punto de vista, un agregado
monetario amplio como ALP es un candidato obvio para desempeiiar un
papel destacado en este sentido. Sin embargo, existe hoy la extendida
percepcién de que las relaciones histéricas que sustentaban la seleccién
de ALP como agregado monetario sobre cuya evolucién el Banco de Esparia
fijaba su atencién se han deteriorado considerablemente!. Dicha
percepcién afecta no solo a las sefiales que se desprenden de la evolucién
mds a corto plazo del agregado, sino a la misma relacién de largo plazo,
sugiriendo la existencia de un importante cambio estructural en la
demanda de ALP.

Con tal perspectiva, en este trabajo se analiza la evidencia
empirica disponible sobre la existencia de un cambio estructural en la
funcién de demanda a largo plazo de ALP que invalidaria las relaciones
histéricas estimadas, y se contrastan diversas hipétesis sobre la
naturaleza de dicho cambio estructural. Para ello, en la seccién 2 se
utilizan diversos contrastes, recientemente propuestos en la literartura,
sobre estabilidad estructural en regresiones con variables integradas de
orden uno y sobre la existencia de cointegracién en presencia de cambio
estructural. En la seccién 3, se resumen las principales conclusiones.

! Véase al respecto, por ejemplo, el propio Informe Anual (1993) del
Banco de Espaiia.



2. DEMANDA A LARGO PLAZO DE ALP: COINTEGRACION Y
ESTABILIDAD

Desde el trabajo de Dolado (1988), los estudios empiricos
sobre estimacion de funciones de demanda de dinero en Espafia han hecho
hincapié -de forma congruente con la evidencia internacional al respecto-
en la existencia de una relacién de equilibrio a largo plazo entre variables
integradas (cointegracién), interpretable como una funcién de demanda
de saldos reales, y en la estimacién del proceso dindmico de ajuste a dicho
equilibrio en forma de modelo de mecanismo de correccién de error (ECM).

Asi, en el ultimo de los trabajos publicados al respecto
(Cabrero, Escriva y Sastre, 1992), se estiman ecuaciones de demanda
para diversos agregados monetarios en la forma:

A(m-p), = k - a[m-p-m*(.) ]y + 6o(L)A(m-p),, + 6,(L)Ay, )

+ 6,(L)Ar} + 6,(L)Ar, + 6,(L)A%p, + €,

d P a
m(.) =a, + Qy, +ar, +ar, +amn (2)

donde: y , p,, r®, r,*y n, son’, respectivamente, el producto
interior bruto en términos reales (PIB), el indice precios de consumo
(IPC), el tipo medio ponderado neto de impuestos de los activos incluidos
en el agregado monetario, un tipo de interés representativo de los activos
alternativos (rendimiento interno neto de impuestos de la deuda publica)
y la tasa de inflacién medida por el IPC?; A es el operador diferencia y

? Véase Cabrero et al. (1992) para una definicién precisa de las
variables y sus fuentes.

> El orden de integracién de las variables que intervienen en la
ecuacién (2) ha sido objeto de estudio en multitud de trabajos: Cabrero et
al. (1992), Ayuso y Vega (1994), etc. En general, no se rechaza que los
agregados monetarios y precios son I(2), mientras que los agregados
monetarios en términos reales, renta, inflacién y tipos de interés son
I(1).



& (L) son polinomios de retardos distribuidos.

En el caso del agregado monetario ALP ampliado con pagarés
de empresa (ALP2), se concluia la existencia de cointegraciéon en el
periodo 1979/1-1989/II, al tiempo que se afirmaba que determinadas
inestabilidades puntuales a corto plazo convivian con un elevado grado de
estabilidad de la relacién a largo plazo, si bien no se realizaban contrastes
formales a este ultimo respecto. Otros autores -Escriva y Malo de Molina
(1991) y Dolado y Escriva (1992)- han destacado el mismo tipo de
resultados.

Dado el énfasis puesto en las propiedades de largo plazo del
agregado monetario, el presente trabajo se centra, precisamente, en la
relacién de demanda a largo plazo de saldos reales que viene dada por la
ecuacioén (2), e intenta analizar si el transcurso del tiempo obliga a
modificar algunas de las conclusiones anteriores, y en qué sentido. Desde
este punto de vista, los pardmetros que describen la dindmica de corto
plazo son tratados aqui como parametros molestos sobre los que no

centraremos la atencién. Es también objetivo del trabajo la aplicacién de
métodos de estimacién que, mas alld de los habituales resultados de
superconsistencia (Stock, 1987), permitan el uso de procedimientos de
inferencia (asintética) estdndar sobre los parametros de largo plazo.

En el cuadro 1, se recoge la estimacién para el periodo
1979/1-1993/1V de la ecuacién (2), asi como diversos contrastes basados
en los residuos que ayudan a evaluar la evidencia empirica sobre la
existencia o no de cointegracién en el periodo analizado. El método de
estimacién utilizado es el propuesto en Phillips y Hansen (1990): fully
modified estimation (FME), al que se han incorporado las sugerencias de

Andrews (1991) y Andrews y Monahan (1992) para la estimacién de la
matriz de varianzas-covarianzas de largo plazo. Este procedimiento es
asintéticamente equivalente a maxima-verosimilitud y permite, por un
lado, mitigar los sesgos de segundo orden que, en muestras finitas, se
detectan en las estimaciones de vectores cointegrantes basadas en
regresiones estaticas, y, por otro, el uso de procedimientos de inferencia
(asint6tica) estandar.



CUADRO 1

Método de estimacion: FME; Periodo: 1979/1-1993/IV
(m-p), =- 9.09 + 1.67 y_+ 3.43 rp, - 1.43ra_~ 0.09 A,p,
(32.38) (55.55) (7.75) (6.66) (0.81)
ADF = -0.26 PP = -1.10 DHS = 46.00 h =1.11""
ADF-LS = -1.89 (7=91/III) PP-LS = -2.28 (t=91/III)
ADF-RS = -6.74" (7=89/III) PP-RS = -6.19 (t=89/II)
(0.10) {0.23)
ADF-RS* = -4.78 (t=91/1I) PP-RS™ = -5.24 (7=91/1I)
(0.58) (0.34)
ADF-RS**'® = =548 (7=89/11I) PP-RS*** = -5.62 (1=
Notas: FME:fully wodified estimation ([Phillips y Hansen (1990)). t-ratioe entre paréntesis.

**%, &% y * indican rechazos de la nula al 1%, 5% y 10%, respectivamente. Debajo de algunos

contrastes, e reportan, entre paréntesis, los niveles de significacién.

Los tests ADF y PP que se reportan son, respectivamente,
los contrastes de Dickey y Fuller aumentado y de Phillips y Perron. DHS,
por su parte, es un contraste del tipo Durbin—Hausﬁxan, recientemente
propuesto en Choi (1994) . Estos tres tests contrastan la hip6tesis nula de
no-cointegracién, es decir, la existencia de una raiz unitaria en los
residuos de la regresién. Frente a ellos, el testh _[Leybourne y MacCabe,
1993] contrasta directamente la nula de cointegracién’. La razén de

¢ Ninguno de estos tests posee una distribucién estdndar. Valores
criticos para ADF y PP pueden encontrarse en MacKinnon (1991); los
valores criticos asintéticos para DHS y h_se encuentran tabulados en las
referencias citadas.
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incluir este dltimo es cubrirse de algin modo frente a la critica tradicional
del escaso poder que para rechazar la hipétesis nula presentan, en
muestras finitas, los contrastes de raices unitarias. El argumento en este
sentido es que, en una situacién en la que la hip6tesis econémica de
interés es la alternativa (cointegracion), los tests estadisticos tenderdan
habitualmente a no rechazar la nula (no-cointegracién), a menos que
exista una sustancial evidencia en su contra. Asi, el test hk puede
constituir una buena herramienta complementaria a los anteriores , de modo
que, si ambas clases de contrastes proporcionan el mismo tipo de
inferencia sobre la existencia o no de cointegraciéon, podemos tener una
relativa confianza en la solidez del resultado.

Cuando la ecuacién se estima para todo el periodo, ninguno
de los tres primeros contrastes ~ADF, PP y DHS- permite rechazar a los
niveles de significacion habituales la hip6tesis nula de no-cointegracion.
Igualmente, el test h rechaza la hipétesis de cointegracion a niveles de
confianza muy elevados. Este resultado difiere de los obtenidos en los
trabajos antes mencionados y viene condicionado, como veremos més
adelante, por la inclusiéon en el periodo muestral de los afios méds
recientes.

El resto de contrastes que se incluyen en el cuadro 1
pertenece a la familia de los propuestos en Gregory y Hansen (1993). A
partir de la nocién de cambio estructural, estos autores extienden los
tradicionales ADF y PP en el sentido de permitir que, bajo la hipétesis
alternativa, la relacién de cointegracién cambie en un punto no conocido
del periodo muestral, bien la constante de la regresion (LS), bien todo el
vector de coeficientes (RS)>, incluida la constante. En este contexto de
cambio estructural, en el que el poder de los contrastes tradicionales ADF
o PP cae sustancialmente, estos tests pueden detectar cointegraciéon, al
tiempo que aportan una estimacién de lafecha () en la que se produce
el posible cambio estructural. El siguiente esquema -en el que se ha
denominado genéricamente DF a los tests tradicionales y DF' a los
propuestos por estos autores- puede ayudar a la interpretaciéon conjunta

® Los valores criticos asintéticos de ambos tests se encuentran
tabulados en la referencia citada.
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de ambos tipos de contrastes:

Interpretacion
H :no-
cointegracion cointegracién cambio estructural
DF no rechaza no-cointegracién -
DF" no rechaza
DF no rechaza cointegracién cambio estructural puede ser
DF" rechaza importante
DF rechaza cointegracién ninguna evidencia sobre cambio
DF’ rechaza estructural
DF rechaza cointegracion ninguna evidencia sobre cambio
DF" no rechaza estructural

A partir del esquema anterior, es fdcil interpretar que los
contrastes propuestos en Gregory y Hansen (1993) resultan utiles solo
cuando los tests tradicionales no permiten rechazar la hipétesis nula de
no-cointegracién. En los otros casos, cuando DF rechaza, el rechazo de
DF* no puede ser interpretado como evidencia en favor de cambio
-estructural, ya que la alternativa contiene como caso particular el modelo
estandar de cointegracién con pardmetros constantes. Igualmente, cuando
DF rechaza y DF’ no, el resultado ha de ser interpretado a la luz del
menor poder del segundo cuando, de hecho, no hay cambio estructural.
En ambos casos, los tests sobre cambio estructural en regresiones con
variables integradas de orden uno propuestos en Hansen (1992) o en
Phillips y Quintos (1993) pueden permitir evaluar la estabilidad de la
relacién de cointegracién.

Una dificultad de los contrastes de Gregory y Hansen radica
en la existencia, en muestras finitas, de sesgos en contra de la hipétesis
nula (no-cointegracién), tal como muestran los resultados de los ejercicios
de Monte Carlo realizados por estos autores. Para soslayar este problema,

-11-



CUADRO 2

Método de estimacién: FME ; Periodo: 1979/1-1988/IV

(m-p), =- 7.64 + 1.51 y, + 3.01 rp, - 1.10 ra, - 0.41 A,p,
(12.61)  (23.03) (9.89) (7.81) (2.87)
ADF = -4.89" PP =-5.20" DHS =1119.7""°  h_=0.061
F-mean = 5.89 Lc =0.38 F-sup = 16.30 (t'= 81/I)

Rotas : Ver notas al cuwadro 1.

en este trabajo se han simulado®, cuando ha sido necesario, los valores
criticos correctos para el tamafio muestral manejado. En el caso de de los
tests RS, en el cuadro 1, estos son: -7.93 (1%), -7.14 (5%) y -6.70 (10%),
muy superiores en valor absoluto a los valores criticos asintéticos
tabulados en Gregory y Hansen (1993): -6.92, -6.41 y -6.17,
respectivamente.

Solo con el test ADF-RS aparece cierta evidencia marginal a
favor de la existencia de cointegracién cuando se permite que todo el
vector de parametros cambie. Esta evidencia resulta mas débil atin, si se
observa que el punto de ruptura (7) se sitia muy al final de la muestra
-en torno al segundo o tercer trimestre de 1989-, implicando que los
cambios en los parametros de largo plazo se estiman con pocos grados de
libertad. En todo caso, los resultados si parecen sugerir que existe una
relacién de cointegracién para la primera parte de la muestra.

Esta ultima apreciacién se ve corroborada por la evidencia
presentada en el cuadro 2. En este, se estima la misma ecuacién de
demanda de ALP2 para el periodo comprendido entre el primer trimestre

¢ Las simulaciones se han realizado con n=5000 repeticiones para T=60
observaciones. Aunque n es relativamente pequeiio para este tipo de
ejercicios, empiricamente se comprueba que los valores criticos calculados
son suficientemente robustos para los objetivos de este trabajo.
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de 1979 y el ultimo de 1988. Los contrastes de Dickey y Fuller aumentado
(ADF), Phillips y Perron (PP) y el de Choi (DHS) rechazan fuertemente
la hipétesis de no-cointegracién en el periodo analizado. Igualmente, el
test de Leybourne y MacCabe (h,) proporciona el mismo tipo de inferencia,
no rechazando, a niveles de confianza habituales, la nula de
cointegracién. El resto de los contrastes en el cuadro 2 (F-mean, Lc y F-
sup) son los propuestos en Hansen (1992), y tratan de evaluar
explicitamente la constancia de la relacién de largo plazo. Ninguno de ellos
permite rechazar la hipétesis de la existencia de una demanda de dinero
a largo plazo que es estable en el periodo 1979/1-1988/1V.

Asi, pues, los resultados obtenidos hasta el momento apuntan
a la existencia de una funcién de demanda a largo plazo de ALP2, que es
estable hasta 1988. Sin embargo, la evidencia a favor de la hipétesis de
cointegracién cuando el periodo muestral se extiende hasta finales de 1993
es escasa, sugiriendo un cambio estructural en la funcién de demanda a
largo plazo de ALP2. Se estima que este cambio estructural pudo
producirse en torno a 1989. Por otro lado, también hemos visto cémo la
solucién de permitir que todos los pardametros cambien se revela
insatisfactoria, en el sentido de que la evidencia que los tests RS aportan
a favor de la hipétesis de dos regimenes de cointegracién es débil.

Una posibilidad adicional consiste en restringir el tipo de
cambio estructural al que, bajo la hipétesis alternativa en los tests RS de
Gregory y Hansen, se habria visto sometida la demanda de ALP2. Ello
permitiria, por un lado, ganar potencia en los tests, y, por otro, analizar
hipé6tesis més precisas sobre la naturaleza del posible cambio estructural.
En lo que sigue, se analizan varias lineas argumentales que se han
utilizado en los ultimos afios para significar perturbaciones que afectaban
a la demanda de ALP’.

En primer lugar, en ocasiones se ha sefialado que el

incremento reciente de la tasa de ahorro y de la riqueza del sector privado

7 Se pueden ver al respecto, por ejemplo, el citado Informe Anual de
1993 del Banco de Espaiia o el articulo La Politica Monetaria en 1994 en el
Boletin Econémico del Banco de Espafia de diciembre de 1993.
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residente  puede ser uno de los factores subyacentes tras las
inestabilidades detectadas en la demanda de ALP. Desde esta éptica, la
elevada elasticidad-renta a largo plazo estimada para este agregado (1.51
en la ecuacién del cuadro 2) captaria efectos riqueza no incluidos
explicitamente en la ecuacién (2), de modo que alteraciones de la ratio
renta-riqueza inducirian inestabilidad en la ecuacion estimada y, mas
especificamente, en el pardmetro que mide la elasticidad-renta a largo
plazo (a,).

Para contrastar el papel que desempeiian factores de esta
indole, los tests ADF-RS®* y PP-RS™ en el cuadro 1 restringen las
posibilidades de cambio estructural bajo la hipétesis alternativa a la
constante y al pardmetro que afecta a la renta en la ecuacién (2)%. Al
igual que en el caso de los tests RS, se simularon los valores criticos
correctos para el tamafio muestral manejado, dando como resultado: -7.06
(1%), -6.32 (5%) y -6.01 (10%). Los resultados de los tests recogidos en
el cuadro continian sin permitir rechazar la hip6tesis nula de no-
cointegracién.

En segundo lugar, se ha argumentado frecuentemente que
uno de los posibles factores tras la aparente inestabilidad de la demanda
de ALP ha sido el incremento -respecto a estdndares histéricos- de la
sensibilidad del agregado ante variaciones en los tipos de interés. Esta
idea no es, en principio, contradictoria con la evidencia presentada del
afio 1989 como fecha en torno a la cual se produce un cambio estructural
que afect6é a la demanda de ALP2. En efecto: a finales de dicho afio,
anticipando la profunda reforma del coeficiente de caja que el Banco de
Espaiia llevé a cabo en los primeros meses de 1990, se producen los
primeros episodios de lo que se denominé guerra de las supercuentas, y

que, a la postre, se enmarcé en un proceso mas amplio de creciente
competencia entre las entidades financieras por la captacion del pasivo.

Asi, los contrastes ADF-RS®'®® y PP-RS®'*? que se reportan

8 . . . .
Resulta obvio que este es un contraste indirecto, que viene

condicionado por la carencia para la economia espafiola de una serie
histérica trimestral de riqueza del sector privado.
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en el cuadro 1 restringen el cambio de régimen a la constante y a los
parametros que afectan a los tipos de interés propio y alternativo en la
ecuacién (2)°. La evidencia a partir de estos tests tampoco permite
rechazar la hipétesis nula de no-cointegracién cuando la alternativa
permite el cambio descrito en los parametros que afectan a ambos tipos de
interés en la ecuacién de demanda a largo plazo de ALP2.

Finalmente, también se ha argumentado que la desaparicién
progresiva de los obstdculos administrativos a la libre circulacién de
capitales y la consiguiente apertura del sistema financiero espaiiol a los
mercados internacionales han ampliado notablemente las oportunidades de
inversion/financiacién del sector privado residente, incrementando la
gama de activos sustitutos de los incluidos en ALP. Desde este punto de
vista, aunque el gran impulso liberalizador corresponde a 1987*°, 1989
vuelve a ser un aifio importante en el que se produce la eliminacién de
limites cuantitativos a las inversiones en titulos emitidos en mercados
exteriores'’. En fechas posteriores, este proceso se fue consolidando a
través de sucesivas liberalizaciones: de los depdsitos en ecus, en \
septiembre de 1989; de la compra de titulos de mercados monetarios
extranjeros, en abril de 1990; o de la apertura por residentes de cuentas
bancarias en pesetas y en divisas en bancos no residentes, en febrero de
1992. Igualmente, la reduccién del riesgo cambiario que supuso la
incorporaciéon de la peseta al mecanismo de cambios del Sistema Monetario
Europeo el 19 de junio de 1989 pudo desempeilar un papel destacado en
este proceso de apertura exterior del sistema financiero espafiol.

De acuerdo con lo anterior, el conjunto de variables que
entran en la ecuacién (2) se ha ampliado para afiadir algin tipo de interés
de los activos exteriores (rxt). Méas concretamente, en las estimaciones
subsiguientes se ha incluido la media simple de los tipos de interés a tres

? Para este caso, no se han simulado valores criticos. No obstante,
estos han de ser mayores en valor absoluto que los correspondientes a los
tests RS™.

19 OM del 25-5-87, que desarrollaba el RD 2374/1986.

1 OM de 19-12-88.
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meses del marco y del délar en el euromercado®®.

Como se observa en el cuadro 3, la influencia de esta variable
es nula cuando la ecuacién se estima para la totalidad del periodo 1979/1-
1993/1V, y, ademés, los contrastes ADF, PP, DHSy h, siguen sin permitir
modificar las conclusiones anteriores sobre la ausencia de cointegracion.
Por el contrario, los resultados de los tests ADF-RS*® y PP-RS™ si arrojan
cierta evidencia a favor de la existencia de cointegracién, cuando se
contempla la posibilidad de un cambio de la sensiblilidad de ALP2 ante
variaciones en este tipo exterior, rechazando®® a niveles de confianza del
93%, el primero, y del 85%, el segundo, la hipdtesis de la existencia de una
raiz unitaria en los residuos de la ecuaciéon estimada (no-cointegracién).
La fecha de cambio de régimen (1) secontinuaestimando en torno al afio
1989, y, ademas, el tipo de interés exterior no resulté significativo en el
periodo previo.

De acuerdo con esta ultima apreciacién, en el cuadro 4, se
reestima la ecuacién de demanda a largo plazo de ALP2, incluyendo solo
valores de rx_a partir del primer trimestre de 1989 (rxt’) . Los resultados
al respecto pueden calificarse de satisfactorios, apareciendo como muy
significativo el tipo de interés exterior y sin que se produzcan
modificaciones sustanciales en el resto de coeficientes respecto de la
estimacién hasta 1998/IV recogida en el cuadro 2'*. La semielasticidad a
largo plazo de ALP2 respecto a variaciones en este tipo exterior se estima
en -1.39, que implicaria una semielasticidad en torno a -0.7 respecto a
variaciones individuales de los tipos de interés alemanes y americanos.

2 Estrictamente, estos tipos de interés deberian corregirse por las
expectativas de depreciacién del tipo de cambio. Aqui se ha obviado este
problema con el argumento de que este componente seria I(0), no
afectando (asint6ticamente) a la estimacion de los parametros de largo
plazo.

13 1,0s valores criticos simulados para estos tests son: -7.30 (1%), -
6.65 (5%) y -6.29 (10%).

* Los valores ADF, PP, DHS y h, que se reportan en este cuadro
tienen un fin meramente ilustrativo de comparacién con los obtenidos en
el resto de cuadros, ya que los tests relevantes son los ADF-RS™ y PP-
RS* del cuadro 3.
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CUADRO 3

Método de estimacion: FME; Periodo: 1979/1-1993/1V

(m-p), = - 9.08 + 1.67 y, + 3.34 rp, - 1.41 ra,
(28.25) (48.12) (7.03) (5.78)

- 0.10 Ap, + 0.001 rx,

(0.67) (0.009)
ADF = -0.25 PP = -1.07 DHS = 40.26 h =1.32""
ADF-RS™ = -6.48" (7=89/III) PP-RS®® = =6.07 (t=89/II)
(0.07) (0.15)

Notas: Ver notas al cuadro 1.

CUADRO 4
Método de estimacién: FME; Periodo: 1979/1-1993/1IV
(m-p), =~ 8.21 + 1.57 y, + 2.74 rp, - 0.85 ra,
(16.76) (29.56) (9.77) (5.97)
- 0.34 Ap, - 1.39 rx_ + 0.124 S89/1
(3.00) (7.95) (8.37)
ADF=-4.81 PP=-5.54 DHS=564.31 hk=.0766

*
Notas: Ver notas al cuadro 1. Las variables S89/1 y =, toman valores cero antes de 1989, y,
a partir de esa fecha, uno, la primera, y ia wedia simple de los tipos de interés a tres

meses en Alemania y USA, la segunda.
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Gréfico 1

Desviaciones de ALP respecto de su demanda a largo plazo

1973 1380 1381 1982 RELE] 1384 1985 1988 1987 1968 1588 1930 1391 1932 1993

_______ Ecuac1é6n cuadro 2 (sin tipos de Interés externos)

Ecuac!én cuadro 4 (Con t1ROS de interés externos)

El grafico 1 arroja cierta luz sobre el papel desempefiado por
los tipos de interés exteriores, recogiendo las desviaciones de ALP2
respecto de las sendas a largo plazo calculadas con las ecuaciones
estimadas en los cuadros 2 (linea discontinua) y 4 (linea continua). En el
periodo anterior a 1989, ambas lineas muestran perfiles muy similares. A
partir de dicho afio, sin embargo, se observa una tendencia clara del
agregado monetario a experimentar crecimientos por encima de los
compatibles con la ecuacién de demanda estimada en el cuadro 2, de forma
que las desviaciones respecto de la senda de largo plazo resultan cada vez
mayores y persistentes. Por el contrario, la inclusién del tipo de interés
exterior entre los determinantes de la demanda de ALP2 -esto es, el
considerar que los activos exteriores denominados en divisas son

-18-



sustitutos de los incluidos en ALP- permite obtener desviaciones mas
estacionarias. Desde este punto de vista, los altos diferenciales de tipos
de interés mantenidos en estos aiios estarian en la base de los elevados
crecimientos que experimenté ALP2 en el periodo. Ello, por su parte,
seria consistente con la reducida dimensién de las inversiones exteriores
en cartera realizadas por residentes y con el creciente peso del sector
exterior en la financiacion de las familias y las empresas no financieras.

Un dltimo aspecto que merece comentario es la estimacion del
parametro que afecta a los tipos de interés exteriores en la ecuacion del
cuadro 4. Existen dos problemas asociados a esta estimacién. El primero
es que este pardmetro se estima con pocos grados de libertad (cinco afios
de observaciones) y, por tanto, con poca precisiéon, de modo que los
resultados presentados han de ser observados con cierta cautela. El
segundo es un problema técnico y radica en que no es trivial extender el
procedimiento de estimacién propuesto por Phillips y Hansen a casos como
el de la ecuacién del cuadro 4, en los que una variable toma valores
iguales a cero en un subconjunto del periodo muestral. La solucién
adoptada aqui ha consistido en suponer que el tipo de interés exterior en
la ecuacion del cuadro 4 es fuertemente exégeno.

En el cuadro 5, se presenta, junto a la estimacion FME, el
resultado de la aplicacién a la ecuacién del cuadro 4 de diversos
procedimientos propuestos en la literatura para la estimacion de vectores
cointegrantes: SOLS (static ordinary least squares: Engle y Granger,
1987), ECM (Hendry y Ericsson, 1991), DOLS (dynamic OLS: Saikkonen,
1991), DGLS (dynamic generalized least squares: Stock y Watson, 1993)
y JOH (Johansen, 1988). De estos, los tres ultimos, junto a FME, son

asintdéticamente eficientes en el sentido de Saikkonen (1991), esto es, su
distribucién asintética es estrictamente mds concentrada en torno al
verdadero valor del parametro. Los detalles de la estimacién se dan en las
notas al cuadro.

Las estimaciones de los parametros que afectan a la renta,
tipos de interés propio y alternativo e inflacion resultan bastante
estables, con independencia del método de estimaciéon utilizado. Por el
contrario, el parametro que mide la semielasticidad de ALP2 ante
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variaciones de los tipos de interés exteriores, aunque significativo en la
mayoria de los casos, es el que presenta una mayor variabilidad entre
estimaciones, con valores que oscilan entre -1.387 con FME y -0.537 con
DGLS. Ello refleja, quizas, las pocas observaciones disponibles para su
estimacion.

Por el contrario, la estimacion de este parametro si resulta
sélida frente a algunos cambios en la definicion del tipo de interés exterior
relevante. Asi, por ejemplo, si la ecuacion del cuadro 4 se reestima
mediante FME utilizando un tipo exterior medio ponderado®® en lugar de
la media simple de los tipos del marco y del délar, la semielasticidad a
largo plazo estimada (-1.279) resulta muy similar al caso anterior.
Igualmente, cuando los tipos alemanes y americanos se incluyen por
separado en la ecuacién, se obtiene una semielasticidad algo superior al
primero (-1.0 frente a -0.7), si bien se pierde precision en la estimacion.

% En concreto, el tipo medio ponderado utilizado es el que aparece en
la primera columna del cuadro 19.24 del Boletin Estadistico del Banco de
Esparia.
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CUADRO §

Método de v, rp, ra Ap, rx’,
Estimacion
SOLS 1.497 2.968 -1.052 -0.456 -1.382
FME 1.572 2.740 -0.851 -0.341 -1.387
(0.053) (0.280) (0.143) (0.114) (0.174)
ECM 1.480 3.115 -1.333 -0.477 -1.111
(k=2)
DOLS 1.579 2.913 -0.890 -0.400 -0.827
(k=1) (0.079) (0.384) (0.228) (0.193) (0.314)
DGLS 1.553 3.058 -1.111 -0.425 -0.537
(k=1) (0.083) (0.398) -(0.238) (0.185) (0.324)
JOH 1.559 3.227 -1.149 -0.257 -1.561
(k=2) (0.381)  (0.696) (0.241) (0.178) (0.325)
Rota:

Entre paréntesis, erroree esténdar (consistentes a autocorrelacién y heterocedasticidad para DOLS).
8i denomipamos: xw(y,rp,ra,n,rx ) y z=m-p, los estimadores de los coeficientes de largo plazo (8)
son:
1.0LS: minimos cuadrados ordinarios en la regresién estitica: Zt_ = BXt + u,,
k k

2.ECM: OLS en la regresién: Bz = T Az yyy + L bxp. g6y -azey +aBXey +up

: 3= 32
3.DOLS: OLS en: vy, =BX, *+ b Bxy gyq + U3¢

=%k
4.DGLS: minimos cuadrados generalizados en la regresién (3), donde se supone que u sigue un

proceso AR(1} 3t

*
5.J0H: apligacién del procedimiento de Johansen (1988) al vector x=(y,rp.ra,n,rx ), en el que la
variable rx se supone débilmente ex6gena.
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3. CONCLUSIONES

Comenzaba este trabajo preguntdndose si era necesario, y en
qué sentido, modificar las conclusiones que otros autores habian
formulado sobre la ecuacién de demanda de ALP, principalmente las
relativas a la existencia de cointegracién y a la estabilidad de los .
coeficientes que definian la relacién de largo plazo. La evidencia empirica "
que a este respecto ha sido analizada en el trabajo apunta a que los
desplazamientos a los que que se ha visto sometida durante los iltimos
afios la demanda de este agregado, lejos de representar episodios
transitorios, limitados al corto plazo, han modificado de forma sustancial
sus propiedades de largo plazo. Asi, no es posible aceptar, a niveles de
confianza razonables, la existencia de una relacion de demanda de ALP
como la estimada en Cabrero et al. (1992), que sea estable en el periodo
1979:1-1993:1V. Ello contrasta con los resultados obtenidos para el periodo
inmediatamente anterior a 1989, y, junto a los tests mas especificos que se
reportan, sugiere la existencia de un cambio estructural en torno a dicho

ano.

En cuanto al sentido de este cambio estructural, se ha
analizado la relevancia empirica de algunas de las explicaciones que, en
diversos informes de coyuntura, se han venido utilizando para senalar
perturbaciones que afectaban a la evolucién del agregado monetario: el
aumento de la tasa de ahorro del sector privado, el incremento de la
sensibilidad de ALP ante variaciones en los tipos de interés propio y
alternativo, y la creciente apertura, a medida que desaparecian las trabas
a la libre circulaciéon de capitales, del sistema financiero espaiiol a los
mercados internacionales. De estas tres hipé6tesis, es la tercera la que
parece desempefiar un papel mas destacado a la hora de explicar la
aparente inestabilidad de las ecuaciones tradicionales de demanda de ALP.
De este modo, solo cuando los rendimientos alternativos a los incluidos en
ALP se amplian para incorporar, a partir de 1989, tipos de interés
exteriores, es posible recuperar una ecuaciéon de demanda a largo plazo
de ALP con visos de estabilidad en los ultimos afios. Sin embargo, es
necesario introducir una nota de cautela: el valor estimado del parametro
que mide la semielasticidad de la demanda de ALP respecto de los tipos de
interés exteriores presenta, debido a un problema de grados de libertad,
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una gran variabilidad entre distintas estimaciones. No obstante,
independientemente del procedimiento de estimaciéon utilizado, sfi resulta
posible rechazar a niveles de confianza elevados que este pardametro no sea
significativo.

Este trabajo se ha centrado en los parametros que definen la
ecuaciéon de demanda a largo plazo de ALP. No obstante, ello no debe
ocultar que la descripcién del proceso de ajuste dindmico a la senda de
largo plazo puede ser de interés primordial en muchas ocasiones: por
ejemplo, cuando se precisa de una ecuacion de prediccién. En un contexto
diferente, factores aqui no considerados, especialmente las expectativas
de depreciacion del tipo de cambio, pueden desempefiar un papel
destacado a la hora de interpretar la evolucién a corto plazo de ALP. Este
ultimo fue el caso, por ejemplo, cuando en los trimestres de 1992 que
precedieron a las sucesivas devaluaciones de la peseta se produjo un
importante, aunque transitorio, proceso de deslocalizacién de depésitos.

En general, la amplitud de este agregado monetario, que
incorpora activos financieros muy heterogéneos desde el punto de vista
de los servicios de liquidez que prestan, hace que la interpretacion de su
evolucién sea enormemente compleja, al combinar su demanda motivos
estrictamente de transacciones con motivos de inversién financiera.
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