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En este trabajo se estiman primas por inflación, a partir de su forma funcio- 
nal teórica en el marco del CCAPM: el producto del coeficiente de aversión 
relativa al riesgo por la covarianza condicional entre consumo y precios. Esta 
última se ha estimado a partir de un modelo GARCH bivariante para las se- 
ries trimestrales de consumo y precios durante el período 1970-1995. El coe- 
ficiente de aversión al riesgo se ha fijado a partir de las estimaciones disponi- 
bles para el caso español. Los resultados muestran que las primas por 
inflación a los plazos de 1 ,3  y 5 años han sido notablemente reducidas (por 
debajo de 40 puntos básicos) y estables. 
Palabras clave: CCAPM, relación de Fisher, GARCH bivariante. 

s comúnmente aceptado que los agentes económicos que participan en los mer- 
cados financieros toman sus decisiones sobre la base de sus expectativas con 
respecto al comportamiento futuro de las variables relevantes y que, además, 
forman tales expectativas de manera racional. En estas condiciones, los precios E de los activos negociados en estos mercados pueden constituir una importante 

fuente de información sobre las reacciones de dichos agentes ante distintos cambios 
en el contexto económico, entre los cuales ocupan un lugar destacado las medidas de 
política económica adoptadas por las autoridades pertinentes. El análisis de la estruc- 
tura temporal de los tipos de interés, un tema de larga tradición en la literatura finan- 
ciera, se enmarca en este intento de extraer información relevante de los precios de los 
activos financieros. 

Como se comenta con detalle en Soderlind (1995) o Ayuso y Núñez (1996), la 
estructura temporal de los tipos de interés proporciona, en determinadas condiciones, 
información relevante sobre la evolución futura de los tipos de interés y de la tasa de 
inflación que anticipan los agentes participantes en los mercados financieros. Extraer 
esa información, sin embargo, requiere la estimación de las primas de riesgo por plazo 
y por inflación que incorporan los tipos de interés nominales a largo plazo. En Restoy 
(1995) se lleva a cabo la estimación de las primas por plazo, en el caso español, y se 

(*) Agradecemos los comentarios y sugerencias de dos evaluadores anónimos, así como los de J.R. 
Martínez Resano y los demás asistentes a un Seminario en el Servicio de Estudios del Banco de España. 
Las opiniones aquí expresadas son las de los autores y no tienen por qué coincidir necesariamente con 
las del Banco de España. 

5 



Revista de Economía Aplicada 

concluye que, dado su reducido tamaño, los tipos de interés nominales a largo plazo 
pueden considerarse completamente determinados por las expectativas sobre la evolu- 
ción futura de los tipos de interés nominales a corto plazo -hipótesis expectacional. 

Por el contrario, no existen hasta el momento estimaciones similares sobre la 
magnitud de las primas por inflación que permitan determinar hasta qué punto esos 
mismos tipos de interés nominales a largo plazo están igualmente determinados por la 
suma de un tipo de interés real ex-ante a largo plazo y de las expectativas de los agen- 
tes sobre la evolución futura de los precios -ecuación de Fisher. El objetivo de este 
trabajo es, precisamente, proporcionar una estimación de las primas por inflación im- 
plícitas en los tipos de interés nominales españoles, durante el período 1970-1995. La 
estimación se realiza a partir de las condiciones de equilibrio del conocido modelo de 
valoración de activos CCAPM (Consumption Capital Asset Pricing Model). En la me- 
dida en la que el Banco de España fija, en la actualidad, sus objetivos en términos de 
la tasa de inflación interanual a medio plazo, el trabajo se centra en la estimación de 
las primas por inflación a los plazos de 1 ,3  y 5 años, necesarias para deducir la infla- 
ción esperada por los agentes en los próximos 5 años. 

De acuerdo con ese objetivo, la estructura del trabajo es la siguiente. Tras esta in- 
troducción, en la sección 1, se deriva la forma teórica de las primas por inflación en el 
contexto del CCAPM: el producto del coeficiente de aversión relativa al riesgo de los 
individuos por la covarianza condicional entre consumo y precios. En la sección 2, se 
aborda la estimación de la citada covarianza condicional, de acuerdo con la metodolo- 
gía GARCH, se tabula el coeficiente de aversión relativa al riesgo y se analiza el com- 
portamiento de la prima por inflación durante el período considerado. Finalmente, la 
sección 3 cierra el trabajo con las principales conclusiones del análisis. Estas conclu- 
siones pueden resumirse de modo breve, diciendo que las primas por plazo aquí esti- 
madas son pequeñas y estables, de modo que la relación de Fisher parece ser, en el 
caso español, una buena aproximación a la relación empírica entre tipos de interés no- 
minales, tipos de interés reales ex-ante y tasas esperadas de inflación. 

1 .  PRIMAS POR INFLACI~N: FORMULACI~N TEÓRICA 

En esta sección, se deriva la forma teórica de las primas por riesgo de inflación a 
partir de las relaciones de equilibrio entre los rendimientos nominales y reales de los 
diferentes activos financieros existentes en la economía, de acuerdo con el modelo es- 
tocástico intertemporal convencional de valoración de activos financieros conocido 
como el CCAPM' . 

El CCAPM parte del supuesto de que los agentes eligen la composición de sus 
carteras para maximizar la utilidad esperada de la senda infinita de consumos futuros 
contingentes y que su única fuente de riqueza es, precisamente, el rendimiento de 
dicha cartera. Es decir, eligen los consumos y cantidades invertidas en cada activo fi- 
nanciero que, en cada momento t ,  , resuelven el siguiente problema: 

( 1 )  Véase Lucas (1978). La evidencia empírica internacional sobre la capacidad del CCAPM para expli- 
car los precios de los activos financieros no es concluyente [véase, por ejemplo, Hardouvelis, Kim y 
Wizman (1995)J. En el caso españo1,Ayuso (19%) y Rubio (19%), utilizando datos y metcdologías dife- 
rentes, encuentran evidencia relativamente favorable al CCAPM. 
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k h x  E1 [Vt(C,> Ct+l,...)l 
C S 7  WSJ 

sujeto al siguiente conjunto de restricciones: 

J J 
P, (C, +c Wsj)  = Ps.l W,.ljRi.lJ; s>t 

j =  1 j =  1 

donde J es el número de activos financieros -con y sin riesgc- disponibles en la eco- 
nom’a; C,, el consumo real del individuo en el momento s; WSJ, la cantidad real inver- 
tida en el período s en el activo financiero j, cuyo rendimiento nominal por período 
(incluida, si es el caso, la devolución del principal) es R,J,,+l; y, finalmente, P ,  es el 
nivel general de precios en el momento s. 

Un poco de álgebra permite probar que las condiciones de primer orden del pro- 
blema anterior toman la forma: 

donde RMS,,,+l es la relación marginal de sustitución entre consumo futuro y consumo 
presente. La explicación intuitiva del significado de este conjunto de condiciones de 
optimalidad es sencilla: cuando se descuentan adecuadamente -esto es, según la rela- 
ción marginal de sustitución entre consumo presente y consumo futuro-, los rendi- 
mientos esperados en términos reales de todos los activos financieros deben ser, en 
equilibrio, iguales entre sí. 

Del conjunto del total de los activos financieros tiene interés seleccionar, ahora, 
uno cuya rentabilidad nominal sea sin riesgo y, por tanto, conocida en t, es decir, un 
bono cupón cero. Caracterizando dicho activo con el supenndice b, las condiciones de 
primer orden anteriores pueden escribirse como: 

Asimismo, si se consideran activos financieros cuya rentabilidad esté expresada 
en términos reales, es fácil comprobar que las condiciones de primer orden [ 11 toman 
la forma: 

donde RR$,t+l es el rendimiento (real) total por período del activo h.  Como en el caso 
anterior, puede seleccionarse ahora un activo cuya rentabilidad real sea sin riesgo y, 
por tanto, conocida en t (es decir, un hipotético bono cupón cero perfectamente indi- 
ciado). Denotando con el superíndice c dicho activo, el conjunto de condiciones [3] 
puede reescribirse en ese caso como: 
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Tomando logaritmos en [2] y [4] y restando esta última ecuación de la anterior se 
obtiene 

D 

r t +  1 

donde representa el (logaritmo del) rendimiento nominal por período de un 
bono cupón cero emitido en t con un plazo de maduración igual a 1 período, y el 
(logaritmo del) rendimiento real por período de un bono cupón cero emitido en t con 
igual plazo de maduración y perfectamente indiciado. 

Si se supone, a continuación, que la relación marginal de sustitución y el cocien- 
te de precios siguen una distribución (condicional) lognormal, es fácil comprobar que 
la ecuación anterior toma la forma? 

donde rmst,t+l = log RMSr,t+l y J C ~ , ~ + ~  = log (Pt+l /Pf) .  Reagrupando términos: 

Obsérvese que el lado derecho de [6’] mide la diferencia entre la rentabilidad 
real esperada ( 1  período por delante) para una inversión en activos cuya rentabilidad 
es conocida en términos nominales, pero arriesgada en términos reales (ya que se des- 
conoce cuál será la tasa de inflación) y la rentabilidad real sin riesgo a dicho plazo. 
Precisamente, estos dos sumandos diferencian la ecuación [6’] de la conocida ecua- 
ción de Fisher. Como es bien sabido, la interpretación de cada uno de estos sumandos 
en términos económicos es diferente. El sumando que depende de la varianza condi- 
cional de la tasa de inflación aparece como consecuencia de la conocida desigualdad 
de Jensen, de modo que carece de interpretación económica3. El sumando que depen- 
de de la covarianza condicional, sin embargo, puede caracterizarse como la prima de 
riesgo exigida al activo cuyo rendimiento es seguro en términos nominales, pero 
arriesgado en términos reales. En la medida en que dicho riesgo procede, exclusiva- 
mente, del desconocimiento de la eyolución futura de los precios, esta prima es cono- 
cida como la prima por inflación. Esta es, precisamente, la prima de riesgo que esta- 
mos interesados en medir. 

Para estimar la prima por inflación es necesario realizar algún supuesto adicional 
sobre la función de utilidad de los individuos. En este trabajo, se supone que la fun- 
ción de utilidad es del tipo isoelástico4: 

(2) La expresión se obtiene inmediatamente sin más que aplicar la relación entre la esperanza del loga- 
ritmo y el logantmo de la esperanza de una variable aleatoria que sigue una distribución lognormal. 
(3) De hecho, este término desaparece si se considera el desarrollo del modelo en tiempo continuo y no 
en tiempo discreto. 
(4) En Ayuso y López-Salido (19%) se proporcionan cotas para las primas de riesgo por inflación para 
esta y otras especificaciones de las preferencias de los agentes. De acuerdo con sus resultados, salvo en 
casos extremos, la mayoría de las especificaciones llevan al mismo tipo de conclusiones sobre la magni- 
tud y estabilidad de las primas. 
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c B’log (Cí+J, si y = 1 1 -  i=O 

donde y mide el grado (constante) de aversión relativa al riesgo de los individuos y fj 
es un parámetro de preferencia temporal. En estas condiciones, es inmediato que la 
prima por inflación PZí,t+I toma la forma: 

PZí,,, 1 = -Y coví (ACí+ 1 7  %t+ 1) [81 

donde c, I log (CJ. 
A partir de la relación anterior, es posible estimar primas por inflación a plazos 

distintos simplemente considerando distintas aproximaciones empíricas al concepto 
teórico de “1 período”. Así, fijado un plazo k, será preciso estimar la covarianza con- 
dicional entre las tasas de crecimiento del consumo y los precios, a dicho plazo: 

coví (Akct+k? %,t+k)? 

donde AkCt+k = C,+k - ct. Esta estimación, junto con la del coeficiente de aversión rela- 
tiva al riesgo y, constituye el objetivo de la sección siguiente. 

2. PRIMAS POR INFLACIÓN: ESTIMACIÓN EMPfRICA 

2.1.  Estimación de Cov, (&Ct+k, q t + k )  y y 
Con objeto de maximizar el número de observaciones disponibles para el análisis 

empírico, la covarianza condicional entre consumo y precios a distintos plazos se esti- 
ma, en este trabajo, a partir de las series trimestrales de consumo nacional privado no 
duradero -en pesetas constantes de 1986- y de su correspondiente deflactor, elabora- 
das en el Servicio de Estudios del Banco de España, a partir de las series de consumo 
total publicadas por el INE5. El período que se analiza abarca desde el primer trimes- 
tre de 1970 hasta el Último de 1995 (véase gráfico l)6. 

La estimación de la covarianza condicional requiere descomponer cada serie en 
sus componentes anticipado y no anticipado. Así pues, es preciso, en primer lugar, re- 
alizar una estimación previa de las correspondientes medias condicionales de ambas 

(5 )  Véase Estrada (1997). Conviene señalar que las series publicadas por el INE proceden de la trimes- 
tralización de las correspondientes series anuales. En general, estos procesos de trimestralización de se- 
ries anuales suelen provocar una cierta suavización artificial de la serie, por lo que los resultados que se 
ofrecen deben tomarse con cierta cautela. Desgraciadamente, el uso de la serie anual -que resolvería este 
problema- nos dejaría sin suficientes grados de libertad en el análisis. 
(6) Se han realizado también pruebas adicionales con series mensuales para el período 1985-1995. Los 
resultados cualitativos son muy similares a los que se obtienen para las series trimestrales, si bien el perí- 
odo cubierto es notablemente inferior. Asimismo, la sustitución del deflactor por las series del IFC y del 
IPSEBENE tampoco altera las conclusiones del trabajo. 
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Gráfico 1 : TASAS DE CRECIMIENTO INTERANUAL 

% O !  

series. Dicha estimación se ha realizado en el marco de un modelo bivariante para las 
transformaciones estacionarias de las series originales. Asimismo, se ha optado por in- 
cluir un elevado número de retardos en el lado derecho de cada ecuación, con el fin de 
garantizar un alto grado de ajuste intramuestral'. Más concretamente, la especifi- 
cación de cada variable (consumo y precios) incluye ocho retardos de la propia varia- 
ble y, adicionalmente, la ecuación para el consumo incluye cuatro retardos de la varia- 
ble precios8. Es decir: 

(7) Véase Estrada (1997) para un análisis detallado del orden de integración de cada serie. De acuerdo 
con sus resultados, los precios son I(2) y el consumo, I(1). Obsérvese, por otro lado, que la covarianza 
condicional en f entre la tasa de crecimiento del consumo y de los precios coincide con la covarianza 
condicional en t entre los niveles de ambas series en r+k. 
(8) Los retardos del consumo en la ecuación de precios no resultaron estadísticamente significativos. 
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donde p ,  representa el logaritmo del nivel de precios y 

siendo a,, el conjunto de información disponible en t-l . 
Las ecuaciones anteriores pueden reescribirse de modo compacto como: 

( 1 -L) [ o 
O ] X,=%+@(L) ["O" ( 1 -L)2 O ] X,+E, (I-L)2 

donde 

El conjunto de ecuaciones [9] se ha estimado por mínimos cuadrados ordinarios 
(véase el cuadro A.l en el anejo) que, aun en presencia de heteroscedasticidad, pro- 
porcionan estimaciones consistentes (aunque no eficientes) de los parámetros de las 
medias condicionales. Dado nuestro objetivo, es suficiente contar con estimaciones 
consistentes de los parámetros. Como puede verse en el cuadro 1, el número de retar- 
dos incluido es adecuado para eliminar cualquier tipo de correlación residual. 

Cuadro 1 : CONTRASTES DE AUTOCORRELACIÓN RESIDUAL 

O ,O8 3E-3 
0 4  0,88 
328 1 ,O3 
657 3,72 
10,4 9,70 

1 .  Q(x) es el valor del contraste de Ljung-Box de autocorrelación residual de hasta orden x. 

Una vez estimado el vector de innovaciones E,, la covarianza condicional entre 
consumo y precios se ha obtenido a partir de la estimación de un modelo ARCH(3) bi- 
variante para E,, en línea con la parametrización sugerida en Engle, Granger y Kraft 
(1984) y Bollerslev, Engle y Wooldridge (1988). Concretamente, se supone que la ma- 
triz de varianzas-covarianzas condicional toma la forma: 

Vt(&,+i) = Z, = A0 + Al * - &,E; + A2 * - ~ ~ - 1 ~ i - 1  + A3 * - ~ ~ - 2 ~ 1 . 2  [ 101 
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donde el símbolo "* -" representa el producto de matrices elemento a elemento9. Así, 
cada varianza condicional depende exclusivamente de las innovaciones pasadas (al 
cuadrado) en la propia serie, mientras que la covarianza condicional entre consumo y 
precios depende del producto cruzado entre las innovaciones pasadas de ambas series. 
Por otra parte, se impone la restricción de que Ao, Al, A2 y A3 sean matrices semidefi- 
nidas positivas, para garantizar que la matriz de varianzas-covarianzas condicional 
sea, a su vez, semidefinida positiva. 

Los resultados de la estimación máximo-verosímil de [ 101 aparecen en el cuadro 
2. Como puede observarse, los parámetros que caracterizan el comportamiento de la 
covarianza condicional (los elementos fuera de la diagonal de las distintas matrices) 
son solo marginalmente significativos, no siendo posible rechazar, en consecuencia, 
que, salvo para niveles de significación bastante exigentes, las primas por riesgo infla- 
cionario hayan sido nulas durante el período considerado. Por otra parte, el ajuste del 
modelo es satisfactorio, no apreciándose evidencia de heteroscedasticidad condicional 
residual. 

Tomando como referencia las estimaciones puntuales de los parámetros relevan- 
tes, y obviando su reducido nivel de significación, es fácil obtener la covarianza con- 
dicional entre consumo y precios k períodos por delante. En primer lugar, es preciso 
expresar el proceso para la media condicional de precios y consumo en forma de MA 
infinito: 

B(L) x, = @o + Er, B(L) = [Z - ayL)] "" (1;)2] * 

x, = Y (L) @o + Y @)Et, B(LJ Y (L) = 1 

A partir de la expresión anterior, es inmediato que: 

Dado que la varianza condicional del vector de innovaciones E, sigue el proceso 
ARCH(3) caracterizado en [lo], un poco de álgebra permite hallar las expresiones 
para sus varianzas condicionales a los diferentes plazos comprendidos entre 1 y k: 

(9) Esdecir: 
ae bf 
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Cuadro 2: RESULTADOS DE LA ESTIMACI~N DE LA COVARIANZA CONDICIONAL 

a11,o a12,o a11.1 a12,1 &y E; &f 

V&/+l )=(  a12.o a22,o ] + (  a12,1 a22,1 ) - * ( '  E; E? ] +  

Parámetro Valor estimado (error estándar) 

0,12 (0,03) 
-0,Ol (0,Ol) 
0,OS (0,02) 
0,19 (025)  
3E-3 (0,13) 
0,06 (0,08) 

0 (-1 
0 (-) 

0,19 (0,14) 
0 (-> 
0 (-) 

058 (023) 
0,01 
0,89 
0,02 
1 ,o0 
1,79 
O,@ 
222 
4,24 
252 
11,30 
8,40 
1 3 ,O0 

1. Las series €,están multiplicadas por 100. 
2. Q(x) es el valor del contraste de Ljung-Box de autocorrelación residual de hasta orden x, correspon- 
diente al cuadrado de los residuos normalizados de las ecuaciones de consumo (subíndice c) y precios 
(p), y al producto de los residuos normalizados de ambas series (cp). 
3. O (-) significa que el valor de los parámetros correspondientes se ha restringido a O. 
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/ / / 

/ / 

Vt(&t+i> = AO + Ai&tEt + AZ%let-l + A3Et-2Et-2 

Vt(&t+Z) = A0 AlVt(&t+l) + AZEtEt + A3&t-IEt-l 
r121 

Vt(&t+3) = A0 + AIVt(Et+Z) + AZVt(&t+i) + A3EtE: 

Vt(Et+j) = AO + AlVt(Et+j.i) + A~Vt(&t+j.z) + A3Vr(&t+j.3),j=45...k. 

Sustituyendo [ 121 en [ 113, puede obtenerse la covarianza condicional a cualquier 
plazo entre los precios y el consumo que aparece en la ecuación [8] -e1 elemento 
fuera de la diagonal principal de la matriz Vr(Xr+k). 

De acuerdo con esa misma ecuación [8], la estimación de la prima por inflación 
requiere, además, una estimación previa del coeficiente de aversión relativa al riesgo. 
El cuadro 3 muestra los resultados, al respecto, de diferentes trabajos realizados para 
el caso español. Como puede verse, el valor estimado de y varía dentro de un rango 
entre -0,39 y 7,22, con un valor medio de 2,32. Con el fin de evaluar la importancia 
de las primas por inflación, se van a considerar aquí dos posibles valores de y: sus va- 
lores medio y máximo, de acuerdo con los resultados resumidos en el cuadro 3. 

Cuadro 3: ESTIMACIONES DEL COEFICIENTE DE A V E R S I ~ N  RELATIVA AL RIESGO 

Autor 

Alcalá, J. T., Bachiller, A. y Olave, P. (1993) 

Alonso, A., Rubio, G. y Tusell, F. (1987) 

Alonso, A., Rubio, G. y Tusell, F. (1988) 

Alonso, F. y Restoy, F. ( 1995)(a) 

Ayuso, J. (1996) 

Martínez , M . A. ( 1 994)(a) 

Mora, J. (1992) 

Período 
Estimación 
(e. estándar) 

1 970- 1990 
1970- 1974 
1975-1980 
198 1- 1990 

1965-1984 
1965- 1974 
1975- 1984 

1965-1984 
1965- 1974 
1975-1984 

1974- 1992 

1988- 1995 

1980- 1992 

1976- 1989 

-0,Ol (0,03) 
-0,02 (0,32) 
-0,39 (0,33) 
0,03 (0,Oi) 

3,88 (036) 
6,66 (0,04) 
1,38 (0,09) 

3,82 (1,74) 
7,22 (1,80) 
0,82 (2,41) 

335 (599) 
5,90 (7,77) 
022 (4E-3) 

252 (1  , W  
1 6 1  (121) 
2,64 (1,09) 
1,64 (1,19) 
0,02 (3E-3) 

(a) Estos autores presentan varias estimaciones de y dependiendo del método de estimación elegido. 
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2.2. Primas por riesgo de inflación 

Estimado el proceso para la covarianza condicional que aparece en la ecuación 
[8], y dados unos valores de referencia para y, en esta subsección se presentan los re- 
sultados de la estimación de las primas por riesgo de inflación a 1 , 3  y 5 años. Como 
puede verse en el gráfico 2, las primas por inflación son positivas durante la totalidad 
del período, aunque notablemente reducidas en comparación con los niveles de los 
tipos de interés nominales a los distintos plazos consideradoslo. Este resultado se 
mantiene incluso para el valor máximo del coeficiente de aversión relativa al riesgo 
en el cuadro 3 ,  en cuyo caso las primas por inflación no superan en ningún momento 
los 40 puntos básicos. De hecho, para que la prima media por inflación a 5 años fuese 
de 1 punto porcentual, el coeficiente y debería de ser superior a 30, un valor conside- 
rablemente alto. El comportamiento de las primas por inflación ha sido, además, bas- 
tante estable durante el período consideradoll. 

Estos resultados están bastante en línea con los encontrados en Soderlind (1995) 
e Ireland (1996), para el caso americano, y en Levin y Copeland (1 993), para el caso 
inglés. Así, el primero encuentra primas por inflación a 1 año que, para un valor del 
coeficiente y de 5 ,  alcanzan un valor máximo de 0,3% a lo largo del período 19553- 
1990:IV. Levin y Copeland, por su parte, presentan una estimación conjunta de la 
suma de la prima por inflación y el término de desigualdad de Jensen (negativo, por 
definición) al plazo de 3 años, a partir de datos diarios sobre los tipos de interés de los 
bonos ingleses indiciados. Estos autores concluyen que dicha suma es pequeña (con 
un valor medio de -0,16%) y estable (oscila entre -032% y 0,12%) durante el período 
1982-1991. Además, afirman que la prima por inflación representa en torno al 80% de 
la suma de ambos componentes. En Ireland (1996) no se aportan estimaciones puntua- 
les concretas de las primas por inflación, pero se presenta evidencia indirecta al res- 
pecto que permite afirmar al autor que su valor para los bonos a 10 años del Tesoro es 
“muy pequeño”. 

En definitiva, los resultados obtenidos llevan a la conclusión de que la relación 
de Fisher, según la cual la diferencia entre los tipos de interés nominales y los tipos de 
interés reales ex-unte mide, exclusivamente, las expectativas de inflación de los agen- 
tes, es una buena aproximación empírica a la relación entre tipos de interés nominales 
y tipos de interés reales en el caso español. 

3. CONCLUSIONES 

Los tipos de interés nominales pueden ser una fuente importante de información 
sobre las expectativas de los agentes con respecto a la evolución futura de la tasa de 

(10) Aunque no existen datos sobre los tipos nominales para la totalidad del período aquí analizado, el 
valor medio del tipo interbancario a 1 año entre 1976 y 1995 fue del 14,1%, mientras que entre 1979 y 
1995 los tipos de interés de la Deuda Pública entre 2 y 4 años y a más de 4 años fueron, respectivamente, 
del 13,7% y del 12,7%. 
(1 1) Por otra parte, el término que capta el error de aproximación debido a la desigualdad de Jensen, 
-112 Vr(x,,,+k), toma valores medios de 3 ,14  y 35 puntos básicos para los plazos de 1 . 3  y 5 años, respec- 
tivamente. 
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Gráfico 2: PRIMAS POR RIESGO DE INFLACI~N 
Puntos porcentuales anuales 

YO 

o 

Coeficiente máximo de aversión al riesgo 

e :  c O 
7 G 5 : I  77:l 79:l 8;:l 83:i 85:i 87:l 89:i 9;:l 93:l 95:l I 

Coeficiente medio de aversión al riesgo 

A 5 años 



Primas de riesgo por inflación en España 

inflación. Para obtener dicha información, sin embargo, es preciso disponer de una es- 
timación de la magnitud de las primas por inflación que dichos tipos de interés incor- 
poran. 

En este trabajo se ha abordado la estimación de las primas por inflación a los 
plazos de 1 , 3  y 5 años, necesarias para conocer la tasa de inflación interanual espera- 
da por los agentes y poder proceder a su comparación con los objetivos establecidos 
por la autoridad monetaria. La estimación se ha realizado a partir de la forma funcio- 
nal teórica de las primas en el marco del CCAPM, de acuerdo con el cual pueden ex- 
presarse como el producto entre el coeficiente de aversión relativa al riesgo de los in- 
dividuos y la covarianza condicional entre consumo y precios. Esta última se ha 
estimado a partir de un modelo GARCH bivariante para las series trimestrales de con- 
sumo y precios durante el período 1970- 1995. El coeficiente de aversión al riesgo se 
ha fijado, sin embargo, a partir de las estimaciones disponibles para el caso español, 
que lo sitúan en un rango entre -0,39 y 722. 

De acuerdo con los resultados aportados, y con las lógicas cautelas asociadas al 
hecho de que los datos de consumo proceden de la trimestralización de las series 
anuales, puede concluirse que las primas por inflación a los plazos de 1 , 3  y 5 años 
han sido, durante el período considerado, notablemente reducidas (por debajo de 40 
puntos básicos) y bastante estables, sobre todo en comparación con los valores mos- 
trados por los tipos de interés nominales. La evidencia no es, pues, contraria a la veri- 
ficación, en el caso español, de la relación de Fisher, según la cual el tipo de interés 
nominal es la suma del tipo de interés real ex-ante y de la tasa esperada de inflación. 

ANEJO 

Cuadro A . l . :  MEDIAS CONDICIONALES DE CONSUMO Y PRECIOS 

Parámetro i = c , j = p  i = p  , j = c  

0,06 (0,07) 

O99 (0,ll) 

-035 (0,16) 

OS4 (0,161 

O S O  (0,161 

-025 (0,16) 

0,07 (0,15) 

0,OS (0,14) 

0,OS (OJO) 

-0,02 (0,05) 

0,lO (0,Il) 

-0,16 (0,ll) 

-OJO (0,Il) 

-0,03 (OJO) 

-0,14 (0,lO) 

-0,14 (0,lO) 

-0,19 (0,lO) 

0,17 (OJO) 
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Cuadro A. 1 .: MEDIAS CONDICIONALES DE CONSUMO Y PRECIOS (continuación) 

i = c  , j = p  i = p , j = c  Parámetro 

$y -0,12 (0,lO) 

$; os1 @,lo) 

$! -0,02 (OJO) 

$! -0,14 (0,lO) 

R 2  0,67 

0 7 4 0  

N 94 

A 
U 

- 

OJO 

0 4  
94 

1. Errores estándar entre paréntesis. 

Mi 
2. Series multiplicadas p”r 100. 
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ABSTRACT 
In this paper we estimate inflation risk premia within a CCAPM framework, 
that is to say, the relative risk aversion coefficient times the conditional cova- 
riance between consumption and prices. The latter has been estimated from a 
GARCH bivariate for quarterly data on the Spanish economy from 19701 to 
1995:IV. ”he former has been chosen according to the available estimates in 
the literature. Our results show that 1- ,  3- and 5-year inflation risk premia 
have been rather low (below 40 basis points) and stable. 
Keywords: CCAPM, Fisher relation, GARCH bivariate. 
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