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Resumen

Se estima una regla de Taylor para el Banco Central Europeo uti-
lizando una representacion equivalente en forma de modelo de correc-
cion de error. Esta estrategia de estimacién es consistente con las
propiedades de no estacionariedad de la inflacién y del tipo de interés
nominal y con la existencia de una relacién de cointegracién entre am-
bas dada por la hipétesis de Fisher. Los posibles cambios de régimen
en los pardametros de la regla de Taylor se introducen mediante una
especificaciéon de tipo Markov Switching y la regla de politica moneta-
ria estimada corresponde a un modelo con correccién de error donde
el equilibrio de largo plazo y la velocidad de ajuste hacia el mismo
estan sujetos a cambios de régimen.

Palabras clave: raiz unitaria, cointegracion, reglas de politica monetaria,
hipdtesis de Fisher



1. Introduccion

Desde la aparicién del trabajo seminal de Taylor (1993), que introducia
la conocida “regla de Taylor” que relaciona el nivel del tipo de interés repre-
sentativo de la politica monetaria con las desviaciones de la tasa de inflacién
y del producto respecto de sus niveles objetivo, se han sucedido numerosas
extensiones que, tanto en el ambito tedrico como en el aplicado, han contri-
buido a hacer de las reglas de politica monetaria un instrumento estandar de
analisis e interpretacion de la actividad de los bancos centrales en la actua-
lidad.

La popularidad alcanzada por las reglas de Taylor contrasta sin embargo
con la escasa atencion que en los trabajos aplicados se presta a las propie-
dades de no estacionariedad y posible cointegracion de la inflacién y del tipo
de interés nominal y sus implicaciones para la validez de las estimaciones
obtenidas. Para evitar los problemas asociados a la regresién de variables no
estacionarias en nivel, en este trabajo proponemos estimar la regla de Taylor
utilizando una representacion de la misma en forma de modelo de correc-
cion de error. Ademas consideramos la interpretacion usual de la hipdtesis
de Fisher como una relacién de equilibrio a largo plazo entre la inflacién y
el tipo de interés nominal (cuando estas variables son procesos no estaciona-
rios) para identificar el término de correccién de error, que consecuentemente
deberia medir las desviaciones del tipo de interés real respecto de su nivel de
equilibrio de largo plazo.

Este enfoque es aplicado a la estimacién de una regla de Taylor para el
Banco Central Europeo (BCE). Una vez comprobado el cardcter no estacio-
nario de la inflacién y del tipo de interés nominal utilizado para representar
la actividad de las autoridades monetarias europeas, contrastamos la existen-
cia de cointegracién entre ambas variables en el contexto de la hipdtesis de
Fisher. En este sentido, las importantes transformaciones estructurales que
ha supuesto el proceso de convergencia de las economias nacionales hacia la
UEM hace plausible la existencia de cambios en el nivel de equilibrio del tipo
de interés real. Dadas las dificultades para identificar el momento preciso en
que se habrian producido estos cambios, recurrimos a una especificacién de
tipo Markov switching donde los cambios son inducidos por un proceso de
Markov subyacente. El contraste de la hipdtesis de Fisher implementado es
por tanto un test de raiz unitaria sobre el tipo de interés real bajo el supuesto
de que su nivel de equilibrio no es constante y experimenta cambios infre-
cuentes. Finalmente, interpretamos que la sucesion de periodos de mayor y
menor actividad del BCE como un resultado de cambios en la velocidad de
ajuste del tipo de interés al equilibrio de largo plazo (o, en otras palabras,
cambios en el grado de inercia en la regla de Taylor), y este comportamiento



se incorpora al andlisis mediante una especificacién Markov Switching.

El resto del trabajo se organiza como sigue. En el segundo apartado se
introduce la regla de Taylor y planteamos una representacién alternativa de la
misma como modelo de correccion de error. En el tercer apartado estimamos
una regla de Taylor para el BCE considerando su representaciéon en forma
de correccién de error. El cuarto apartado explora la posibilidad de cambios
en la velocidad de ajuste hacia el equilibrio de largo plazo del tipo de interés
representativo de la politica monetaria en la eurozona. Por 1ltimo, el quinto
apartado se dedica a resumir los principales resultados y conclusiones.

2. Estimacion de reglas de politica moneta-
ria: juna regresion espuria?

El modelo de referencia es una regla de politica monetaria simple de la
forma (Taylor, 1993),

i =1"+ 7"+ Be(m — ) + Byyr + €, (1)

donde el tipo de interés representativo de la politica monetaria (i;) se expresa
en funcién de las desviaciones de la tasa de inflacién respecto de su nivel
objetivo (m; — 7*), y de la brecha del producto (y;). La inclusién de un
término de error (e;) permite capturar situaciones en que el tipo de interés
representativo de la politica monetaria se desvia temporalmente del nivel
prescrito por la regla sistematica, aunque se supone que estas desviaciones
no estan autocorrelacionadas.

En realidad, las autoridades monetarias ajustan el tipo de interés a corto
plazo de un modo gradual en respuesta a las condiciones econémicas. Una
forma de incorporar este comportamiento a la formulacién de la regla mo-
netaria es mediante un mecanismo de ajuste parcial de la forma (ver por
ejemplo, Judd y Rudebusch, 1998),

Aip = (1—p)(if —44-1), 0<p<1, (2)

donde i} es el nivel objetivo (no observable) determinado por una regla de
politica monetaria como (1). En (2), p mide la velocidad a la que el banco
central “cierra” la brecha existente entre el tipo de interés a corto plazo y su
nivel objetivo. Combinando (1) y (2) se obtiene la regla de politica monetaria
con ajuste parcial,

i = plea + (L= p) (7 + 7"+ BT = 77) + Byye) + € - (3)



En (3) se incluyen variables, el tipo de interés y la tasa de inflacién, que
en la practica suelen caracterizarse como procesos I(1) y una variable, la
brecha del producto, que por construccién es 1(0). Esto implica que incluso
con una especificacion sencilla como (3) la estimacién de una regla de Taylor
debe afrontarse con cautela puesto que las propiedades del estimador por
minimos cuadrados no son las convencionales. De hecho, este estimador sélo
es consistente si las variables I(1) estdn cointegradas y, en ese caso, en general
no es aplicable la teorfa asintética estandar (ver Park y Phillips, 1988, 1989).
Por el contrario, si las variables no estan cointegradas, entonces la estimacién
de la regla de Taylor (3) constituiria un caso de regresién espuria (Phillips,
1986).

La ecuacién (3) puede reescribirse como un modelo con mecanismo de
correccion de error condicional para el tipo de interés. Restando i, de cada
miembro y sumando y restando (1 — p)B,m;_1 en el miembro de la derecha,
se tiene:

Ait = )\0 + Aﬂ—A'ﬂ't ‘I— Ayyt — (it—l — ﬁﬂ-t—l — T*) + €t (4)

donde: Ag = (1 = p)(1 = Bx)7", Ax = (1L = p)Br, Ay = (1 = p)By, = (1 — p),
B = Br. En (4) todos los coeficientes se derivan de (3) y las variaciones del
tipo de interés se explican por las variaciones de la inflacién, por la brecha del
producto y por la magnitud del desequilibrio existente entre los niveles del
tipo de interés y la inflacién, medida por el término (i, — fm;_1 — r*). Con
una especificacion de la regla de Taylor como (4) desaparecen los problemas
asociados a una regresién espuria porque Ai;, A e y; son procesos 1(0) vy,
como una variable estacionaria (Ai;) no puede ser explicada por una variable
no estacionaria, o« = 0 si (iy_1 — fm—1 —r*) ~ I(1) (caso en que i; y m; no
cointegran). Por otra parte, si (i;—1 — Sm—1 —1*) ~ I(0), el coeficiente «
mide la velocidad de ajuste del tipo de interés hacia una nueva posicién de
equilibrio (Hendry y Juselius, 2000).

En adelante vamos a considerar la estimacién de una regla de politi-
ca monetaria en forma de modelo con correccion de error. En primer lugar
examinamos el orden de integracion de las variables y la existencia de coin-
tegracion. A continuaciéon adoptaremos una estrategia de estimacion en dos
etapas: en la primera etapa se estima la relacion de largo plazo entre las
variables I(1) y en la segunda etapa reemplazamos en (4) el término de des-
equilibrio por la estimacién obtenida previamente y estimamos el resto de los
coeficientes.



3. Estimacién de una regla de politica mone-
taria para el BCE

3.1. Propiedades estadisticas de las series

La muestra de datos utilizada estd compuesta por observaciones mensua-
les del periodo comprendido entre enero de 1999 y septiembre de 2004. De
este modo la frecuencia de los datos se aproxima en mayor medida a la perio-
dicidad del proceso de toma de decisiones del BCE;! y adem4s sélo utilizamos
datos correspondientes a un mismo régimen de politica monetaria.?

Como tipo de interés representativo de la actividad del BCE consideramos
el promedio mensual del tipo Eonia. La inflacién se mide como la variacién
interanual del indice armonizado de precios al consumo desestacionalizado,
esto es, dado el indice de precios P, la tasa de inflacién se ha calculado
segin m; = 100 (log P, — log P;_15). La brecha del producto se ha estimado
aplicando el filtro de Hodrick—Prescott a un indicador mensual del producto
calculado a partir de las series de PIB trimestral y del indice mensual de
produccién industrial. El pardametro de suavizacion del filtro de Hodrick—
Prescott se ha seleccionado siguiendo las recomendaciones de Ravn y Uhlig
(2002) y Maravall y del Rio (2001). La representacion de las series utilizadas
se presenta en los graficos 1-3.

3.1.1. Contrastes de raiz unitaria

Para estudiar las propiedades de integracién de las variables, en el cua-
dro 1 se recogen los estadisticos ADF, Z, y Z, para la hipotesis nula de
raiz unitaria frente a la alternativa de estacionariedad (se han utilizado las
versiones modificadas de estos estadisticos propuestas en Ng y Perron, 2001),
asi como contrastes de la hipdtesis nula de estacionariedad mediante el test
de Kiatkowski et al. (1992). Los resultados de estos contrastes sugieren que
el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién son procesos con una raiz
unitaria. Sin embargo los test de raiz unitaria y KPSS conducen a resultados
contradictorios para la brecha del producto, aunque la evidencia favorable
a la existencia de raices unitarias en esta variable es poco plausible desde
el punto de vista de su interpretacién econémica (supondria que el producto
puede mantenerse alejado de su nivel potencial por tiempo indefinido) y cree-

'El Consejo de Gobierno del BCE se retine dos veces al mes y, normalmente, las decisiones
sobre cambios en el tipo de referencia de la politica monetaria se adoptan en la primera
de estas reuniones.

2Los datos se han obtenido del Boletin Mensual del BCE (apartado “Estadisticas de la
zona del euro”) y de Furostat.



mos mas oportuno trabajar con el supuesto de que esta variable no responde
a un proceso integrado, aunque exhibe un comportamiento caracterizado por
una elevada persistencia.

Estos resultados confirman la necesidad de ser cautelosos a la hora de
estimar una regla de politica monetaria en su especificacion estandar para
los niveles de las variables dado que, como senaldbamos, la validez de dicha
aproximacion esta condicionada por la existencia de cointegracion entre el
tipo de interés y la tasa de inflacién.

3.1.2. Cointegracién y efecto Fisher

Segtin la ecuacion (4), si existe una relacién de equilibrio entre el tipo de
interés y la tasa de inflacién estarfa dada por el vector (1, —f,) y para que
se verifique el conocido principio de Taylor, debe cumplirse que (5, > 1. En
la literatura, el principio de Taylor se presenta como una condiciéon necesaria
para que una regla de Taylor tenga propiedades estabilizadoras; exige que
ante un incremento de la inflacion, el tipo de interés se eleve lo suficiente
para que el tipo de interés real no disminuya (puesto que una reduccion del
tipo de interés real estimularia el gasto agregado y con ello crearia nuevas
presiones inflacionistas). Sin embargo, cuando el tipo de interés nominal y
la inflacién son procesos I(1), la teoria econémica (la hipétesis de Fisher)
sugiere una relacion de largo plazo entre ambas variables dada por el vector
(1,—1) que serd la que consideremos a continuacién.? Adviértase como bajo
esta restriccion, el principio de Taylor se cumple en el limite, esto es, que en el
largo plazo el tipo de interés nominal varia lo suficiente para que los cambios
en la inflacién no alejen el tipo de interés real de su nivel de equilibrio.

Segun la ecuacién de Fisher, el tipo de interés nominal (i;) es igual a la
suma del tipo de interés real ex—ante (r{) y la tasa de inflacién esperada (7f),

v =1y + Ty (5)

La ecuacién (5) puede interpretarse como una relacién de equilibrio a
largo plazo segtn la cual los cambios en la inflacion esperada son reflejados
integramente en el tipo de interés nominal en el largo plazo, puesto que si
aceptamos la hipdtesis de neutralidad del dinero en el largo plazo, los cambios
en la inflacion no deberian ejercer efecto alguno sobre una variable real, el
tipo de interés real ex—ante en este caso.

3En este caso, el andlisis de las propiedades estabilizadoras de la regla de Taylor quizés
debiera reconducirse hacia un estudio de las controlabilidad de una variable no estacionaria,
la inflacién, utilizando el tipo de interés a corto plazo como instrumento, como en Johansen

y Juselius (2001).



Desde el punto de vista de las propiedades estadisticas de las series, la
hipdtesis de Fisher implica que si las variables ; y 7y son procesos integrados
de orden uno, en el largo plazo deberia existir una relacién de equilibrio uno
a uno entre ambas, definida por el tipo de interés real (r¢). De este modo, el
cumplimiento del efecto Fisher exige que el tipo de interés real sea un proceso
estacionario y podemos analizar el cumplimiento de la hipotesis de Fisher
estudiando la existencia de una relacién de cointegracion entre el tipo de
interés nominal y la tasa de inflacion o, alternativamente, la estacionariedad
del tipo de interés real.

El tipo de interés real ez—ante no es observable, y por tanto debemos tra-
bajar con una variable observable, el tipo de interés real ez—post (r;) definido
como,

Ty = — Ty . (6)

Combinando las ecuaciones (5) y (6) el tipo de interés real ez—post puede
expresarse como:
re=r; — (M —7g)=71] —w (7)

donde w; es el error de expectativas de inflacién, que bajo el supuesto de
expectativas racionales tendra propiedades de ruido blanco. Consecuente-
mente, el tipo de interés real ez—post inicamente difiere del tipo de interés
real ez—ante por un término de error de expectativas racionales. Como w; es
estacionario, si el tipo er—ante es un proceso estacionario, entonces el tipo
ex—post también lo es; conclusion que nos permite estudiar el cumplimiento
del efecto Fisher analizando una variable observable, el tipo de interés real
ex—post.

Para analizar la estacionariedad del tipo de interés real ex—post conside-
raremos que puede representarse segin

re=r1i v, (8)

donde 7} puede interpretarse como el nivel natural del tipo de interés real y
v es la brecha entre el tipo de interés real y su nivel natural en cada periodo.
Laubach y Williams (2003) definen la tasa natural de interés como el nivel
del tipo de interés real a corto plazo consistente con un nivel de producto
convergente al nivel compatible con la estabilidad de precios.* No obstante,
la tasa natural del tipo de interés no es constante sino que esté expuesta a
cambios a lo largo del tiempo conforme lo hacen sus determinantes: preferen-
cias, tecnologia y otros factores, como la politica fiscal, que pueden inducir

4Aunque esta interpretacién es plausible, no es necesariamente la tnica como sefialan los
propios autores del trabajo citado.



cambios persistentes en el mismo.?

La tasa natural del tipo de interés real puede estimarse especificando un
modelo estructural completo (como hacen, por ejemplo, Laubach y Williams
(2003) y Mésonnier y Renne (2004)), si bien aqui hemos optado por una
solucién mas sencilla, basada en Garcia y Perron (1996), donde el término
r; es de naturaleza esencialmente constante pero experimenta cambios infre-
cuentes y persistentes gobernados por un proceso de Markov que recogeria
factores exdgenos determinantes de la tasa natural de interés. En concreto,
utilizamos la siguiente especificacién, donde S1; es un proceso de Markov

de primer orden con probabilidades de transicion p;; constantes (Hamilton,
1989):

Ty = T;lt + USltgt ) (9)
Dij = Pr(S1; = i|Slt_1 =7J), Zipij =1, 4,53=12,....m, (10)
& ~N(0,1) (11)

La especificacion (9)—(11) sirve para contrastar el efecto Fisher: si & es un
proceso estacionario, entonces el tipo de interés real ex—post (r;) es también
un proceso estacionario en torno a un nivel de equilibrio sujeto a cambios
discretos y por tanto se verificaria la hipétesis de Fisher. Alternativamente,
podria concluirse que el tipo de interés nominal y la tasa de inflacién estan
cointegrados segiin una relacion de equilibrio de largo plazo compatible con
la hipotesis de Fisher. En consecuencia, analizar la existencia de cointegra-
cion entre el tipo de interés nominal y la inflacién se reduce a contrastar la
estacionariedad del término de error & en (9).5

La estimacién por méxima verosimilitud del modelo (9)—(11) aparece en
el cuadro 2 (Panel A). El nimero de estados (m = 4) se ha seleccionado
utilizando los criterios de informacién AIC y SC (Psaradakis y Spagnolo,
2003). En el gréfico 4 representamos el tipo de interés real ex—post y su nivel
de equilibrio estimado (7§;,). Para asignar cada observacién a un régimen
particular aplicamos el siguiente criterio:

S1, = argmax Pr(S1, = i|S7), (12)
ie{1,...,m}

donde Pr(S1; = i|Sr) es la probabilidad de que la observacién en ¢ corres-
ponda al régimen i, condicionada en toda la informacién muestral, S (pro-

Ver, por ejemplo, Romer (2001, p. 53).

SDe hecho, esta es la estrategia que proponen Gabriel et al. (2002) para contrastar la
existencia de cointegracién cuando el nivel de equilibrio a largo plazo esté sujeto a cambios
discretos controlados por un proceso de Markov.



babilidad suavizada).” Como puede apreciarse, el nivel de equilibrio del ti-
po de interés real en la eurozona ha experimentado sucesivas caidas desde
mediados de los noventa hasta la actualidad. Este comportamiento puede
relacionarse por la mayor disciplina fiscal de los estados miembros durante
la primera parte del periodo analizado. Posteriormente es mas dificil atribuir
las reducciones del tipo real a factores concretos, aunque es posible que las
expectativas de desaceleracion del crecimiento del producto de los tltimos
anos haya desempenado un papel no despreciable.

Por 1ltimo, analizamos el orden de integracion del tipo de interés real ez—
post, para ello es suficiente con estudiar las propiedades del término de error
estandarizado &;. En este caso los contrastes de raiz unitaria no se aplican
directamente a &, sino a una estimacién del proceso (los residuos estandari-
zados de un modelo que incluye cambios de régimen estocasticos) y por tanto
los valores criticos tabulados no seran validos. Por este motivo hemos rea-
lizado un pequeno experimento de Monte Carlo para obtener los p-valores
asociados al contraste,® que se presentan junto al valor de los estadisticos
de raiz unitaria en el cuadro 2. Los contrastes rechazan la hipétesis nula de
no estacionariedad del tipo de interés real ex—post una vez controlados los
cambios en la tasa natural, evidencia que refuerza la idea de que el tipo de

interés nominal y la inflacién estan cointegrados tal como predice la hipotesis
de Fisher.

3.1.3. Estimacion de la regla de Taylor en forma ECM

En la segunda etapa del andlisis estimamos la regla de Taylor en forma
ECM condicional, introduciendo en la misma la estimacién obtenida para el
término de correccién de error, consistente con la hipdtesis de Fisher:

Ait = /\0 + )\WA’R} + )\yyt - Oé(?“t_l - fjéltfl) + € . (13)

Esta especificacion es de caracter dinamico y en ella los cambios del tipo

TPara calcularla se ha empleado el algoritmo propuesto en Kim (1994).
8Para el experimento de Monte Carlo hemos considerado el siguiente proceso generador de
datos:

2y =181, + 051, Mt
ne="1n-1+C, m=0, ¢~N(@0,1)
Pij :Pr(Slt:i|Slt_1 :]) y Zzplj =1 , i,j:1,2,...,m
utilizando los valores estimados para cada uno de los parametros del modelo, y un tamano

muestral igual al nimero de observaciones disponibles. Los p—valores calculados se basan
en 3000 repeticiones del experimento.



de interés 7; responden a condicionantes de corto y largo plazo. El componente
de corto plazo estd determinado por la evolucién de la tasa de inflacién y de
la brecha del producto. También influyen las desviaciones del tipo de interés
real respecto de su nivel de equilibrio, que inducen en el comportamiento del
tipo de interés nominal un factor de correccién de las mismas, a un ritmo
determinado por el coeficiente . El signo de oo deberia ser positivo: cuando
re—1 > 7§, . el tipo de interés real estd por encima de su nivel de equilibrio de
largo plazo, lo que a su vez exigiria una reduccién del tipo de interés nominal
controlado por el banco central para restablecer el equilibrio de largo plazo.

En el cuadro 3 (Panel A) se recoge la estimacién por méaxima verosimi-
litud de la ecuacién (13).? El término constante no se ha estimado porque
la relacién de cointegracién especificada implica que A\g = 0 (ver (4)), sin
embargo hemos preferido estimar el coeficiente A, (segin (4), A, = af; y
por tanto bastaria con estimar « puesto que la relacién de cointegracion
identificada presupone (3, = 1) porque confiere un mayor grado de generali-
dad a la especificacién.!” En el Panel B presentamos algunos contrastes de
diagnéstico, que examinan si el modelo captura adecuadamente la variacién
en los momentos de primer y segundo orden. Bajo la hipétesis nula de correc-
ta especificacion, los residuos estandarizados vy = o '¢; deben verificar las
siguientes condiciones:

E[Utvt—j] = 07 j - 1a <P
El(vi =) (i ;=1 =0, j=1,...,p

que equivalen a la ausencia de correlacion serial (de orden p como méximo)
tanto en el nivel como en la varianza. Estas condiciones pueden contrastarse
aplicando el principio de momentos generalizados de Hansen (1982) y el es-
tadistico para cada restriccién de momentos se distribuye segiin una y? con
p grados de libertad.

Son destacables varios aspectos de la estimacion. El valor estimado para
a es indicativo de que la velocidad de ajuste del tipo de interés hasta re-
cuperar el equilibrio de largo plazo es moderada. Este resultado constituye

9 Adviértase que todo el tiempo suponemos que es valido basar el anlisis sélo en la ecuacién
para i;. Para ello es condicién necesaria que m; sea débilmente exdgena respecto a los
coeficientes que aparecen en la ecuacién para i;.

10Si no restringimos A, entonces la regresién (13) es consistente con una regla de Taylor de
la forma,

iv = pir—1 + (L= p) (r" + Bro(m — 7°) + Bra(me—1 — 7°) + Byye) + & -

En la representacién en forma ECM de esta regla de Taylor se verifica: A\g = (1 — p)(1 —

Bro — ﬂﬂ'l)ﬂ*a Ar = (1 - P)@TO, B = Bro + Br1-

10



un argumento favorable a la especificacion de una regla de Taylor con ajuste
gradual para las autoridades monetarias europeas. Para explicar la dinamica
a corto plazo del tipo de interés, sélo la brecha del producto desempena un
papel estadisticamente significativo, con un coeficiente de magnitud similar
al que prescribe la regla de Taylor estandar. Conviene subrayar ademas que
la relacién de equilibrio implicita en la funcién de reaccién estimada (dada
por el efecto Fisher) implica que los cambios en la inflacién son integrados
por completo por el tipo de interés nominal una vez concluido el ajuste. Por
ultimo, podemos utilizar la estimacion de la forma ECM para recuperar la
regla de Taylor en su formulacién mas habitual (el nivel objetivo para la
inflacién no esté identificado):

iy = 0.85i,_1 + 0.15 (7%, + 0.70(m; — 7) + 0.30(m_y — 7°) + 0.4Ty,) + 6 .
(14)

4. ;Cambios de régimen?

Aunque la especificacién ECM estimada previamente es en principio plau-
sible, presupone que el ajuste del tipo de interés a corto plazo (utilizado como
proxy para el tipo oficial de la politica monetaria) tiene lugar de manera con-
tinua, conforme cambian las condiciones econémicas generales. Sin embargo,
es un hecho bien conocido que durante la mayor parte del tiempo el tipo
oficial de la politica monetaria en la eurozona no ha experimentado cambios,
y éstos en realidad se han concentrado en periodos muy concretos de manera
que la situacién “normal” es una en que el tipo oficial no sufre cambio al-
guno y consecuentemente el tipo Eonia exhibe una volatilidad minima.!! La
sucesion de periodos de mayor y menor actividad por parte del BCE puede
interpretarse como una consecuencia de cambios en el grado de inercia pre-
sente en la regla de politica monetaria, que en la representacién en forma
ECM implica cambios en el coeficiente o (Dueker y Rasche, 2004).

Este tipo de comportamiento del tipo de interés a corto plazo puede in-
corporarse al andlisis mediante una especificacion ECM de tipo Markov swit-
ching con dos regimenes: uno donde la volatilidad del tipo de interés a corto
plazo es baja como corresponderia a periodos donde las autoridades moneta-
rias no modifican su tipo de referencia; y un segundo régimen caracterizado
por una mayor volatilidad, en aquellos periodos en que el banco central se

HTas fluctuaciones diarias que experimenta este tipo de interés en el dia a dfa tienden a
cancelarse entre si a lo largo de cada mes, de manera que en aquellos meses en que no se
produce cambio alguno del tipo oficial el tipo Eonia, su promedio mensual se comporta de
un modo bastante estable.
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muestra mas activo. El sistema se encuentra en uno u otro régimen en funcion
de una variable de estado S2; gobernada por un proceso de Markov de orden
uno. El modelo ECM con dos regimenes, que denotaremos MS(2)-ECM, es
de la forma:

Ay = Xos2, + M52 AT 4 Ayso,ye + s, (re-1 — 78y, ) + osa,t,  (15)

DPij = Pr(S2t = ,L.|Szt—1 = j)v Zzpl] = 1a 'La] = 1a 2 ) (16)
vy ~ N(0,1) (17)

La naturaleza cambiante de los coeficientes A, y A, en esta especificacién es
inducida por la existencia de cambios de régimen que afectan a a dado que
M52, = Qs2,Br ¥ Ay s2, = Qsp, By. De este modo el modelo en forma ECM en
(15) es compatible con una regla de Taylor donde (3, y (3, son constantes; pero
sin restricciones adicionales la ecuacion (15) también es compatible con una
regla de Taylor donde otros pardmetros aparte de a estan sujetos a cambios
de régimen (también controlados por el proceso S2;).'2

En cualquier caso, es necesario confirmar la relevancia empirica de even-
tuales cambios de régimen en la regla de Taylor para el BCE. En el cuadro 4
comparamos la especificacion ECM lineal con la especificacién MS(2)-ECM.
En términos de error cuadratico medio asociado a las predicciones con dife-
rentes horizontes temporales y del coeficiente de determinacién no hay dife-
rencias apreciables entre ambos modelos. El estadistico LR estandarizado de
Hansen (1992) concluye en favor de la especificacién lineal. Sin embargo tan-
to los criterios de informacién AIC y BIC como el estadistico LR (Rydén et
al., 1998)!3 favorecen claramente la especificacién con dos regimenes. Vistos

12Por ejemplo, la especificacién (15) es compatible con la siguiente regla de Taylor:

it = pso,t—1 + (1 — ps2,) (r* + Broso, (e — ) + Briso, (me—1 — ) + By ,s2,yt) + & ,

si se cumple la condicién: Bro sz, + Br1,52, = 1.
I3Para contrastar la hipétesis nula de m estados frente a la hipdtesis alternativa de m + 1
estados, Rydén et al. (1998) proponen el siguiente método:

(1) obtener el estimador de méxima verosimilitud de los pardmetros del modelo bajo la
hipétesis nula, 6,,, y bajo la hipdtesis alternativa, 0,,1;

(2) calcular el estadistico
LR= -2 (L(ém) - L(ém+1)) :

donde L(6,,) es la funcién de verosimilitud evaluada en su méximo bajo la hipdtesis

nula, y L(6,,+1) bajo la hipdtesis alternativa;
(3) generar una muestra de datos artificial a partir de O,

(4) calcular el estadistico LR con la muestra de datos generada,
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estos resultados en conjunto, si bien no proporcionan argumentos rotundos
en favor del modelo con dos regimenes, tampoco lo excluyen definitivamen-
te y, por tanto, a continuacién examinamos la actividad del BCE bajo la
perspectiva de una especificacion MS(2)-ECM.

Cuando estimamos (15)—(17) obtenemos ay ~ 0, y dada la estructura
del modelo tiene sentido introducir la restriccion Ao = A\yo = ag = 0 . El
estadistico LR para esta hipotesis es igual a 6.1863, con un p—valor igual a
0.1028, lo que proporciona soporte empirico a un modelo restringido donde
el tipo de interés se comporta como un paseo aleatorio en el régimen de vo-
latilidad reducida (cuando S2; = 2), mientras que por el contrario sigue una
regla de Taylor en el régimen de volatilidad elevada (S2;, = 1). La estimacién
por maxima verosimilitud del modelo restringido aparece en el cuadro 5. En
el Panel B se recogen contrastes de especificacion basados en el principio de
momentos generalizados'* que sugieren que el modelo captura aceptablemen-
te la dinamica presente en los momentos de primer y segundo orden del tipo
de interés.

Los estados son claramente diferenciables en términos de su desviacién
estandar, es decir las estimaciones verifican o; > oy y la clasificacion de
las observaciones representada en el gréfico 5 confirma que las observaciones
asignadas al estado de volatilidad baja tienden a concentrarse en las etapas
durante las que el BCE no ha modificado el nivel de su tipo de referencia (los
meses centrales de 1999, desde finales de 2001 hasta finales de 2002, y desde
mediados de 2003 hasta la actualidad), mientras que hay una corresponden-
cia bastante precisa entre observaciones asignadas al estado de volatilidad
elevada y los periodos durante los que han tenido lugar cambios en el tipo
oficial. En cuanto a los coeficientes que determinan el ajuste a corto plazo,
es destacable que en el estado de volatilidad elevada (etapas durante las que
el BCE aplica cambios a su tipo de referencia) sélo es significativa la brecha

del producto.
La regla de Taylor en forma estdndar asociada al modelo MS(2)-ECM
restringido es:

. {0.87it_1+ 0.23 (72, + 0.70(ms — 1)+ 0.30(ms—1 — )+ 0.38y;) + 0.197; i S2,= 1,
it—1 + 0.040; si 52, = 2.

(18)

En resumen, la especificacién de la funcién de reaccién con cambios de

(5) repetir N veces los pasos (3)—(4).

El p—valor empirico se calcula como ]’\}iﬁl, donde n es el nimero de estadisticos LR simu-

lados mayores que el estadistico obtenido con los datos originales.
14Ver Breunig et al. (2003) sobre la utilizacién de test de momentos condicionados en modelos
Markov Switching.
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régimen es adecuada para capturar una caracteristica del comportamiento del
BCE que escapa a la especificacién lineal. Sin embargo, el modelo MS(2)—
ECM no es totalmente satisfactorio porque las probabilidades de transicion
son constantes y por tanto es incapaz de identificar qué factores econémicos
deben concurrir para que las autoridades monetarias decidan en un momento
incrementar o reducir la frecuencia de sus intervenciones. Por ejemplo, la
funcion de reaccién estimada es incapaz de explicar por si misma por qué el
BCE ha mantenido inalterado el tipo oficial durante periodos en que la tasa
de inflacién realizada superaba claramente la barrera del 2 %.

5. Resumen y conclusiones

Este trabajo destaca la necesidad de tener en cuenta las propiedades de
no estacionariedad y posible cointegracién entre las variables que aparecen
habitualmente incluidas en la regla de Taylor y sugiere adoptar una estrategia
de estimacién basada en su representacion en forma de modelo con mecanis-
mo de error (ECM). Ademés, cuando la inflacién y el tipo de interés nominal
son procesos no estacionarios I(1), la hip6tesis de Fisher sugiere la existencia
de una relacién de cointegracion uno—a—uno entre ambas variables, de modo
que una regla de Taylor deberia también incorporar esta restricciéon para ser
consistente con la teoria econémica.

Este enfoque se ha aplicado a la estimacion de una regla de Taylor para
el BCE. Tras comprobar que el comportamiento de la inflacién y del tipo
de interés nominal a corto plazo corresponde a procesos I(1), contrastamos
el cumplimiento de la hipétesis de Fisher teniendo en cuenta la posibilidad
de que se hubieran producido cambios en el nivel de equilibrio del tipo de
interés real mediante una especificacion Markov Switching. Los resultados
obtenidos de la estimacién del modelo en forma ECM implican una regla de
Taylor caracterizada por un considerable grado de inercia en los movimientos
del tipo de interés nominal, donde ademas la brecha del producto recibe una
ponderacién similar a la que se le asigna en la regla de Taylor estdndar (0.5).
Por su parte, la reacciéon del tipo de interés a las desviaciones de la inflacién
respecto de su objetivo esta condicionada por el cumplimiento de la hipotesis
de Fisher y en el largo plazo la evolucién del tipo de interés nominal y la
inflacion es compatible con que el tipo de interés real sea igual a su nivel de
equilibrio.

Por tltimo, la sucesién de periodos de mayor y menor actividad del BCE
como un resultado de cambios en la velocidad de ajuste del tipo de interés
al equilibrio de largo plazo (o cambios en el grado de inercia en la regla de
Taylor). Para explorar esta hipdtesis especificamos una regla de Taylor con
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dos regimenes. La estimacion de esta especificacion sugiere que en el primer
régimen el tipo de interés de referencia del BCE se comporta como un paseo
aleatorio y la volatilidad es mas reducida, mientras que en el segundo régimen
el tipo de referencia puede describirse segin una regla de Taylor en su forma
mas familiar, donde el tipo de interés responde a la inflacién y a la brecha
del producto aunque con un considerable grado de inercia.
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Cuadros

Cuadro 1: Contrastes de raiz unitaria

GLS GLS

ADFSES Mz, MZ.” KPSS
iy 04927  0.5391  0.6420 4.4825
m -1.0142  -1.1044 -2.7211  0.7201
n 21781 -2.1533 -9.5781  0.7370
v.e 5% 198 198  -810  0.46

— _GLS ——GLS . .
Notas: ADFGES MZ,™, MZ, "~ son los estadisticos modificados de

Ng y Perron (2001) para el contraste de la hip6tesis nula de raiz unitaria
en la serie. El niimero de retardos incluidos en la regresién del contraste
ADF y el pardmetro de truncamiento para la estimacién de la varian-
za de largo plazo en los contrastes Z; y Z, se ha determinado segun
el criterio de informacién M AIC (Ng y Perron, 2001). KPSS es el es-
tadistico del contraste de la hipdtesis nula de estacionariedad en media
(Kiatkowski et al., 1992).
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Cuadro 2: Tipo de interés real ex—post.

Panel A: Estimacion por maxima verosimilitud.
coef. s.e. i.c. (95%)

r; 0.0931  1.2019 -0.0459 0.2405
ry 1.3817 17.3255 1.2458 1.5187
ry  2.4749 67.3330 2.4067 2.5417
ry 3.5932 49.9054 3.4617 3.7211
op 0.3220 7.3729 0.0000 0.4493
oy 03676  7.7324 0.2897 0.4830
o3 0.2317  8.5418 0.1910 0.2883
os 0.3061  5.5150 0.2343 0.4213

[0.9855 0.0360 0.0000 0.0000]
[0.0083]  [0.0204] -] -]

O.([)O]OO 0.9365 0.0436 O.([)O]OO

[0.0296]  [0.0243]

0.0000 0.0274 0.9564 0.0143
-] [0.0191]  [0.0243]  [0.0306]

0.0145 0.0000 0.0000 0.9856
| [0.0083] (-] -] [0.0306] |

Panel B: Test de raiz unitaria.
ADF Zy Zo
estadistico -6.1012 -6.4051 -65.7361
p-—valor 0.0230 0.0427  0.0370

Notas: El Panel A recoge la estimacion por quasi-méxima verosimilitud del
modelo:

re =18y, + 051,&4,
pij ZPI‘(Slt :i|Slt_1 :j), Zipij = 1, Z,j = 1,...,4,
gt ~ N(Oa 1)

7 es el tipo de interés real ex—post. Para cada parametro se presenta su esti-
macién, desviacién estandar calculada segin Bollerslev y Wooldridge (1992)
y el intervalo de confianza al 95%. En el Panel B, Z,, Z;, ADF son los
estadisticos correspondientes al contraste de la hipdtesis nula de existencia
de una raiz unitaria (no cointegracién) en la serie de residuos estandarizados
del modelo (&;). El nimero de retardos incluidos en la regresién del contraste
ADF y el parametro de truncamiento para la estimacion de la varianza de
largo plazo en los contrastes Z; y Z, se ha determinado segun el criterio de
informacién M AIC (Ng y Perron, 2001). El p—valor se ha calculado mediante
una simulacién de Monte Carlo (ver texto principal).
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Cuadro 3: Modelo ECM.

Panel A: Estimacion por maxima verosimilitud.
coef. s.e. i.c. (95%)

A 0.1219 0.1036 -0.0850  0.3288
Ay 0.0729 0.0243 0.0243  0.1215
a -0.1534 0.0666 -0.2865 -0.0203
o -0.1477 0.0186 -0.1106 -0.1847

Panel B: Diagnéstico.

stat (p—valor) stat (p—valor)

mi(1)  0.5596 (0.4544) mo(1) 0.0818 (0.7749)
m1(3) 5.4013 (0.1447) my(3) 1.6966 (0.6377)
m1(6) 9.8632 (0.1305) ma(6) 6.1599 (0.4055)

Notas: Estimacion por méxima verosimilitud de la funcién de reaccién:

Aip = A\ Ay + Ny — are—1 — 78, ) +0cv
Vg ~ N(O, 1)

iy es el tipo de interés Eonia; la brecha del producto (y;) se ha es-
timado mediante el filtro de Hodrick—Prescott con un parametro de
suavizado igual a 116116. El Panel A recoge la estimacién de cada
parametro, su desviacién estandar calculada segin Bollerslev y Wool-
dridge (1992) y el intervalo de confianza al 95 %. En el Panel B, m;(p)
y ma(p) corresponden a los contrastes basados en el principio de mo-
mentos generalizados de las condiciones E[v,v,—;] =0, j=1,...,py
E[(vf —1)(v}_; —1)] =0, j =1,...,p, respectivamente.
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Cuadro 4: Comparacién de los modelos ECM y MS(2)-ECM.

ECM  MS(2)-ECM

AIC -60.1557 -83.4494
BIC -51.2193 -61.1084
mse(1) 0.0221 0.0234
mse(3) 0.0651 0.0716
mse(6) 0.1243 0.1454
mse(12) 0.2024 0.2556
R? 0.4928 0.4928
LRpra 35.2937 (0.0000)
LR, .. 2.9440 (0.3542)

Notas: Comparacién entre el modelo ECM y su correspondiente versién
con dos regimenes, MS(2)-ECM. AIC, BIC representan los criterios de
informacién de Akaike y Swartz, respectivamente. mse(h) es el error
cuadratico medio asociado a las prediccién con horizonte temporal de h
periodos. R? es el cuadrado del coeficiente de correlacién muestral entre
los valores observados de la variable dependiente en diferencias y sus
valores ajustados a partir del modelo estimado (Greene, 2000, p. 240—
241). El estadistico LRrT 4 corresponde al contraste de la hipétesis nula
de linealidad frente a la alternativa con dos regimenes, entre paréntesis
se incluye el p—valor calculado segin el método propuesto en Rydén et
al. (1998). LR} nsen €S €l estadistico LR estandarizado para la hipétesis
nula de linealidad frente a la alternativa Markov Switching desarrollado
en Hansen (1992) (p—valor entre paréntesis).
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Cuadro 5: Modelo MS(2)-ECM.

Panel A: Estimacion por maxima verosimilitud.

coef. s.e. i.c. (95%)
Ar1 01639 0.1672 -0.1446 0.4657
Ay 0.0904 0.0364 0.0218 0.1684
a;  0.2349 0.1194 0.4419 0.0481
op  0.1872 0.0300 0.1272 0.2473
oy 0.0405 0.0065 0.0275 0.0536

P=

0.8097 O.%l}lél

[0.3138]

0.1903 0.7886

[-]

[0.2747]

Panel B: Diagnéstico.

stat (p—valor)

stat (p—valor)

my (1) 0.1365 (0.7118)
my(3) 3.5433 (0.3152)
my(6) 8.5711 (0.1992)

ma(1)  0.4192 (0.5173)
ma(3)  0.7808 (0.8540)
ma(6)  3.8317 (0.6994)

Notas: Estimacion por maxima verosimilitud del modelo:

Aiy = Ap 52, ATy + Ay s2,Ye + as2, (Te-1 — 751, ) + 052,0¢,
Dij = PI‘(S2t == i|S2t_1 = ]),
Uy ~ N(O, 1)

iy es el tipo de interés Eonia; la brecha del producto (y;) se ha es-
timado mediante el filtro de Hodrick—Prescott con un pardmetro de
suavizado igual a 116116. El Panel A recoge la estimacién de cada
parametro, su desviacion estandar calculada segtin Bollerslev y Wool-
dridge (1992) y el intervalo de confianza al 95 %. En el Panel B, m;(p)
y ma(p) corresponden a los contrastes basados en el principio de mo-

lel_]zla iaj:152a

mentos generalizados de las condiciones E[v,v,—;] =0, j =1,...
E[(vf —1)(v7_; —1)] =0, j =1,...,p, respectivamente.
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Graficos

Figura 1: Tipo de interés Eonia (i;)
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Notas: Promedio mensual del tipo de interés Eonia y valor el dltimo dia
de cada mes del tipo de interés aplicado a las operaciones principales de
financiacién del BCE. Escala en %. Fuente: Boletin Mensual del BCE.

Figura 2: Tasa de inflacién ()
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Notas: Variacién interanual (m/m-12) del Indice Armonizado de Precios
al Consumo en la eurozona. Escala en %. Fuente: Eurostat.
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Figura 3: Brecha del producto (y;)
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Notas: Estimacién de la brecha del producto utilizando el filtro de
Hodrick—Prescott con pardmetro de suavizado igual a 116116. Escala
en %. Fuente: Eurostat y elaboracién propia.

Figura 4: Tipo de interés real.
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Notas: Representacion del tipo de interés real ex—post () y su nivel de
equilibrio estimado (7, ).
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Figura 5: Modelo MS(2)-ECM: probabilidad suavizada del estado 1.
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Notas: Probabilidad suavizada del estado 1, Pr(52, = 1|S7), en el mo-
delo MS(2)-ECM (ecuaciones (15)—(17) del texto principal).
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