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1. INTRODUCCION

El uso de datos de panel a menudo suscita el
problema de controlar de forma adecuada los efec-
tos omitidos especificos de los individuos y su
probable correlacidén con las variables observadas.
Mientras que transformaciones sencillas de 1los
datos (tales como diferencias en el tiempo o con
respecto a la media de cada grupo) deberian en
principic eliminar esta fuente de sesgo, en la
practica a menude conducen a estimaciones que
aparecen "estar mds proximas a cero" de lo que la
teoria econdémica predeciria, incluso despues de
permitir un namero suficientes de retardos en los
efectos de las variables explicativas’.

Un trabajo reciente por Griliches y Hausman
(1986) ha mostrado gque estos resultados contrain-
tuitivos puede deberse a la presencia de errores
en variables. Los intentos de eliminar log efectos
especificog de los individuos utilizando la trans-
formacidén "within" o similares puede incrementar
el sesgo del tipo errores en wvariables de las
estimaciones paramétricas, Mds generalmente, los
autores muestran que las diferentes transforma-
ciones de los datos que tratan de eliminar los
efectos especificos de los individuos tiemen con-
secuenclas diferentes para el sesgo de las estima-
clones paramétricas en la presencia de errores en
variables?. Por lo tanto, una comparacién de las

estimaciones obtenidas a partir de diferentes

'Un buen ejemplo de esta situacidén en el
contexto de la estimacidén de la demanda de trabajo
es Mairesse y Dormot (1985).

2Esta observacién ha sido también hecho por
Griliches (1983).
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transformaciones de los datos puede proporcionar
una buena indicacién acerca de la posible existen-
cia de errores en variables., En su modelo, con un
unico regresor, los autores muestran que, bajo
adecuados supuestos acerca de la estructura de
correcciodon serial del error de medida, puede dis-
poenerse de instrumentos "internos" que permitan

estimacidn consistente,

En este articulo examinamos estos temas en
el caso multivariante. Con varias variables suje-
tas a error de medida -una situacién que no es en
absoluto poco usual con datos de panel- aparecen
complicaciones adicionales: Por wuna parte, la
presencia de errores mutuamente correlacionados
puede hacer todavia mas dificil la identificacién;
per otra parte, si los errores son mutuamente
incorrelacionades pero las variables subyacentes
noe lo son, la identificacién puede ser mds senci-
lla. En general, la identificacién puede conse-
guirse utilizando Unicamente "instrumentos inter-
nes" siempre y cuando se disponga de suficiente
informacidn acerca de la estructura de covarianza
conjunta de los errores de medida multivariantes.
Proporcionamos condiciones para la identificacidn
y caracterizamos el conjunto de instrumentos vali-

dos en el caso general.

Este tratamiento se aplica mds adelante para
estimar una sencilla ecuacidén de demanda de tra-
bajo utilizando datos de panel para las empresas
manufactureras espafiolas. El1 colapso del empleo en
el sector manufacturero en Espadia desde finales de
los 70 ha contribuido a atraer una gran atencidn
al andlisis de los determinantes de la demanda de
empleo. Sin embargo, la mayoria de los estudios

empiricos se realizan con series temporales agre-
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gadas cuya calidad ha sido a menudo criticada?.
Una fuente alternativa de informacién viene pro-
porcionada por la Central de Balances del Banco
de Espafia (CBBE), que desde 1981 recoge datos
acerca de una gran seccldén cruzada de empresas

manufactureras.

ElL articule estd organizade como sigue.
Primero, discutimos las cuestiones tedricas en la
Seccidn 2. Los resultados empiricos se presenta en
la Seccién 3. Las conclusiones se resumen en la

Seccidn 4.

*Mientras que las cifras del empleo agregado
carecen de homogeneidad debido a los cambios de
definicidén, 1la metodolegia v a la frecuencia de
las encuestas de empleo, los datos salariales
parecen sobreestimar en gran medida los incremen-
tos salariales de los 70.



2. CUESTIONES TEORICAS

Sea la verdadera ecuacidn

(L) Yy, = x"; B+, + vy, ; 1=1, ...,N; t =1,...

donde x",, y B son vectores 1xK v Kxl respectiva-
mente, a; es un efecto no observado especifico de
cada individue y v,., es una perturbacién aleatoria
con media cero. Suponemos gue x",, es ortogonal a
Vit Pero potencialmente correlacionada con a,.
Ademds los verdaderos x",, no son directamente ob-

servables; sdélo su medida observada con truido, i

estd disponible al econdémetra:

(2) %3y = x"; ¢ 4+ ey ; i=1,...,N; t=1,..,T

donde ¢ es un vector 1xK de errores de medidas.

it

En términos de variables observables tenemos:

(3) ¥,

I

;B + (o + vy - 6;8)

= X; B+ ougy ; L=1, .., Ny £t =1,.,..,T

Es claro que MCO o MGG aplicados a 1la ecua-
cién (3) producirdn estimaciones inconsistentes de
B debido a la correlacién de x;,, con el término de
error compuesto. Transformar los datos para elimi-
nar el error especifico de la unidad eliminara una
fuente de sesgo pero mno corregird la presencia de
errores de medida. Sin embargo, £ puede ser iden-
tificable y estimable si pueden imponerse a priori
suficientes restricciones sobre la estructura de
covarianzas de las wvariables u,,. FPara ver esto,
ordenemos como vector columna las observaciones

para un valor dado de i vy reescribamos el modelo



{abandonando el subindice i por conveniencia)

(4) vy o= x"8 + lpa + v

(5) = x" + ¢

»

donde y y v son vectores Txl, 1, es un vector Txl
de unos y x, X' y € son matrices TxK. Para identi-
ficar B necesitamos una matriz de TxL (donde LzK)
variables instrumentales -que denotaremos por Z-
incorrelacionada con la perturbacidn compuesta

pere ceorrelacionada con los verdaderos regresores;

(6) E{(Z'u) = 0
(7) rank B (Z'x") = K

En ausencia de cualquier informacidn externa,
puede construirse Instrumentos vdlidos utilizando
combinaciones lineales de los wvalores corrientes,
retardados y futuros de las variables en el miem-
bro dexecho de 1la ecuaciodon sujeta a ervor., Esto
es, denotando por z una columna cualquiera de Z,

un conjunto de instrumentos viene dado por

(8) z = P vec(x)

donde P es una matriz TxTK. Para que =z sea un

instrumento vdlido, (6) requiere que

(6') Efvec(x)'P'(lya + v - ¢f)Y] =0

En ausencia de informacidn méds especifica acerca
de la estructura de correlaciones entre los ver-
daderos regresores y las perturbaciones especi-
ficas de cada individue, la ecuacidén (6') gene -

ralmente equivale a dos requisitos diferentes:

(9a) P'1l, = 0



(9b)  tr ([(B'®I )% + R] P') = O

donde 0 denota el producto de Kronecker, y hemos

definido la matriz simétrica TKxTK:

2 = E [vec{e) vec(e)"]

que suponemos positiva semidefinida, y la matriz

TxTK

R =E [v vec(¢)']

La condicioén (9a) asegura la eliminacidén del e-
fecto a especifico de los individuos haciendo que
las celumnas de P sumen cero, imponiendo de este
modo KT restricciones sobre sus elementos., La
condicidén (9b) es una representacidn de la ausen-
cia de correlacidn entre los instrumentos vy la
perturbacidén compuesta. De este modo, el wvector de
pardametros £ puede identificarse si se encuentran
al mencs K P-matrices linealmente independientes

que satisfagan (%a), (%b) v (7).

Mds formalmente, una condicién de orden para
la identificacién puede establecerse del siguiente

modo: Primero, notemos que {9b) puede reescribirse

(10) wvec[Z(f®T;) + R']'vec(P') = 0

El primer término en corchetes en (10) es
una suma de matrices TKxT de la forma ;0% ,
donde 3y = E[vec(e¢)e,'] y ¢, denota la k-ésima
columna de ¢, para k=1,...,K. Para B, £ vy R arbi-
taries es facil ver que cada elemento diferente
sin restringir de esta suma impondrd en general
una restriccidén lineal sobre la matriz P, forzando

a que uno de sus elementos sea cero. Definamos una

matriz S cuya j-ésima fila corresponda a la j-



ésima restriceidn; S tendrd entonces s filas donde
s es el ndmero de elementos diferentes sin res-
tringir en la matriz Z(Bf®I,) + R'. Entonces las

ecuaciones (9) pueden escribirse de modo compacto:

L R R T vec(P') = 0

La condicién de orden requiere que existan al
menos K P-matrices linealmente independiente cuyos
elementos satisfagan las (s + KT) ecuaciones 1i-
neales (1ll). En otras palabras, el espacio de
soluciones de (ll) debe tener al menos dimensidn
K. Puesto que la dimensidén del espacio de solucio-
nes es igual a KT?2 menos el rango de la matriz que
aparece en (11), se sigue gue la condicién de
orden se cumplird si v sé6lo si la matriz tenga
rango menor o igual que K(T?% - 1). Una condicién

suficiente para que ello ocurra es:

(12 K{(T? - T - 1) = s

Notemos que la condicidn no es necesaria porgque en
algunos casos si (9b) o (10) se cumple entonces
algunas de las restricciones implicadas por (9a)
serd redundante, en cuyo casc el nimerc de ecua-
ciones linealmente independientes en (ll) sersd

estrictamente inferior a s + KTY.

Por otra parte, la condicidén de rango (7)

puede escribirse

“Esto ocurre cuando las primeras s ecuaciones
en (11) fuerzan a que una columna de P sea igual a
vector de ceros de dimensidén T, La restriccidn de
que sumen cero eg entonces redundante.
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(13) rank E | e - K

donde P,, .....P; (LzK) son un coenjunte de matri-
ces linealmente independientes que satisfacen
(11). En esencia, (13) requiere gque cada instru-
mento esté correlacionado al menos con uno de los
regresores, y que cada regresor esté correlacio-

nado con al menos un instrumento.

La ddentificabilidad del modelo depende
crucialmente de la estructura de las matrices de
covarianzas % y R. Situaciones diferentes surgen
dependiendo de la correlacioén mutua y de la esta-
cionalidad de los errores de medida y de las va-
riables subyacentes. Por razones de espacio limi-
taremos nuestros comentarios a cuatro casos gene-

rales.

(I) Errores de medida mutuamente incorrela-
cionados, v las variables verdaderas x''s mutua-
mente incorrelacionadas. En este caso sencille, 2
es una matriz diagonal a bloques. Si los errores
de medida son tambien incorrelacionados con el
término original de perturbaciones, R es una ma-
triz de ceros. La situacidén entonces similar al
caso de un uUnico regresor discutido por Griliches
v Hausman, puesto que cada instrumento puede aso-
clarse de modo Unico con une de los regresores. En
tal caso, las P-matrices vdlidas pueden expresarse
como P = (0,...,0,Q,0,...,0), donde Q v 0 son
matrices TxT. Cada instumento hace uso unicamente
de una variable del miembre de la derecha de la
ecuacién, Las propiedades de cada submatrix Z,, =

E [eper'] determinan el ndmero de instrumentos
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validos disponibles para el k-ésimo regresor®., Si
R no es trivial de modo que, por ejemplo, Elve; "]
no es cero para algin j, el numero disponible para
el -ésimo regresor puede ser pequena.(véase pile

3
de pdgina numero 8).

(IT) Errores de medida mutuamente incorrela-
cionados, pero variables x"'s mutuamente correla-
cionadas. LEste caso puede proporcionar posibilida-
des adicionales de identificacién: incluso si para
algan k la estructura de la matriz 2y, hace que no
todas las combinaciones lineales de valores pasa-
dos y futuros del k-ésimo regresor no sea instru-
mentos vdlidos porque, por ejemplo, ¢y no es esta-
cionario y estd serialmente correlacionado a todos
los retardos temporales-, puede utilizarse com-
binaciones lineales de valores pasados y futuros
de otras variables del miembro derecho de la ecua-
cidén cuyos correspondientes errores de medida
muestren correlacidén serial de orden bajo para el

mismo propésito®,

(IT1I) Variables x"'s mutuamente incorrela-
cionadas pero errores de medida mutuamente corre-
lacionados. En este caso, bastante improbable, los
instrumentos vdlidos pueden asocociarse de nuevo de
modo unico <con el regresor correspondiente al

menos gque se disponga de informacién especifica

SEn este caso {9b) requlere que
tr{(By®T;;,...,B8xk88x)P'] = 0
Sin ninguna informacidn que ligue los elementos de
diferentes submatrices Iyy, cada Zy, determinard
la estructura de la correspondiente submatriz TxT
de orden P.

Nétese la similaridad entre este caso y la
situacién considerada por Griliches y Hausman en
la que los errores de medida son estacionarios
pero las verdaderas variables no lo son, propor-
cionande por tanto instrumentos adicionales v4li-
dos .
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acerca de la estructura de las submatrices Z;,
(para j diferente de k)’ . Para una estructura dada
de correlacidn serial de cada error de medida
individual, cada correlacién cruzada no contempo-
ranea restringe el nimero de instrumentos disponi-
bles®. En general, la didentificacién serd mas
dificil segin aumente el numero de correlaciones
(cruzadas o seriales) en retardos temporales no

nulos.

(IV) Variables x"'s mutuamente correlaciona-
das, y errores de medida mutuamente correlaciona-
dos. De nuevo cada correlacidén cruzada no contem-
pordnea de los errores de medida imponen restric-
ciones adicionales sobre la estructura de las P-
matrices wvalidas., En este caso, sin embargo, la
estructura diferenciada de las correlaciones cru-
zadas entre los errores de medida y las variables

oy

®x"'s puede todavia permitir el usec de algunas
combinaciones lineales de columnas diferentes de x
como instrumentos, ademds de las consideradas en

(LI1).

"Por supuesto, toda informacidén especifica
acerca de la estructura de Z y R puede utilizarse
en este asi como en los otros casos para propor-
cionar instrumentos vilidos adicionales. Tal in-
formacién contribuye a restringir el ntmero de
elementos diferentes en la matriz de coeficientes
del sistema de ecuaciones (11).

S Nétese gue unicamente las correlaciones
cruzadas no contempordneas introducen restric-
clones adicionales. Las correlaciones contempord-
neas no comparten esta propliedad porque sin infor-
macién adicional, las wvarianzas y covarianzas no
pueden identificarse de modo separade: Las K cova-
rianzas contempordneas (para un dado t) entre la
variable dependiente v las ®’s no puede identifi-
car K wvarianzas de error mds K(K-1)/2 mds los
correspondientes K elementos de r. Esto refleja
el hecho general de que Unicamente los elementos
diferentes de la matriz suma ¥ (A®IL)+R' (v no los
elementos individuales de Z y R) imponen restric-
ciones sobre la estructura de las P-matrices.
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Por supuesto, en el caso general de matrices
Z y/o R sin restringir la identificacién no es
posible sin la utilizacién de informacidén externa.
En muchos casos, sin embargo, los supuestos habi-
tuales de la estructura de esgtas matrices dejardn
el modelo sobreidentificado. Las restricciones de
sobreidentificacidén pueden entonces contrastarse,
proporcionando informacién acerca de la validez de
las especificaciones alternativas del modelo y de

los procesos de error multivarientes.

Si el modelo estda identificado, de tal modo
que pueden encontrarse M instrumentos vdlidos con
MzK, el estimador asintéticamente eficiente del
vector de pardmetros f puede calcularse utilizando

el método generalizade de Hansen (1982). Defi-

niendoe la matriz X = (x,',...,%x,')'de dimensidn
NTxK, donde x;{(i = 1,..,N) es una matriz TxK;
el vector Y o= (Y, ',.., ¥ NT=xl, donde vy,
(i = 1,..,N) es un vector Txl; y la matriz de
instyrumentos W = ( Z;',..,%Z;y")"'de dimensidén NTxL,
donde cada Z; (i = 1,..,N) es una matriz TxL, el

estimador viene dado por

b = (X'W O wxX) 'x'w @ lury

donde 2 = E[Z'uu’Z] es la matriz de ponderaciones
éptimas (ver Hansen (1982) o White (1982)). En la
practica, O sgse sgustituye por una estimacién con-
sistente utilizando los residuos de una estimacién

preliminar de g,
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3. RESULTADOS EMPIRIGOS

Consideremos una especificacién muy sencilla
de la demanda de empleo que relaciona al empleo
con los salarios reales y el producto, asi como la
productividad del trabajo -cuya evolucidén viene
descrita por una tendencia temporal- y otros efec-
tos no observables especificos de las empresas,

Mds especificamente,

(14) 1oy = ay + Byt + Bpgyy + Bawyy + Vg
donde 1, q y w representan los logaritmos del
empleo, el producto y el salario real, respecti-

vamente, t representa el tiempo, w; es una pertur-
bacidén especifica de cada empresa y v;, es una
perturbacién de media cero incorrelacionada a
través de los valores del indice 1. Para evitar
problemas de simultaneidad, las empresas se supone
gque operan en un régimen keynesiano, con el pro-

ducto determinado por el lado de la demanda.

Utilizamos datos del panel formado por 1la
Central de Balances del Banco de Espafia (CBBE)
acerca de 820 empresas manufactureras para los
afios 1981-1985. FE1 empleo total en estas empresas
equlvalia en 1985 a 360.000 trabajadores, apro-
ximadamente el 15% del empleo manufacturero agre-

gado en Espafia.

La muestra proporciona unicamente infor-
macién acerca de las cantidades mnominales. Por
tanto, para llegar a una medida del producto real
y de los salarios reales utilizamos los deflacto-

res v de los precios industriales proporcionados
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por el INE, que considera una desagregacidén de 17
sectores del sector manufactureroc. Ello puede
introducir errores de medida (mutuamente correla-
cionados) en ambas variables. El producto se defi-
nldé igual a las ventas mds los cambios de existen-
clas mas trabajos realizados internamente para el
stock de capital de las empresas. Sin embargo, la
CBBE proporciona informacidn unicamente acerca de
los costes salariales totales de la empresa, Por
lo tanto, las cifras de salarios tuvieron que
construirse dividiendo la factura salarial por el
nimero promedio de empleados, introduciendo otra
posible fuente de error de medida muy probable-
mente correlacionada con la perturbacidn original

V.

Para resumiyr, las variables en el miembro
derecho de la ecuaciodon (l4) estdn sujetas a erro-
res de medida debideo al uso de deflactores de
preciocs posiblemente no adecuados, a la definicidén
enddégena del salario real -y de modo mds importan-
te- al uso de salarios reales y producto verdade-
ros en vez de sus valores anticipados "permanente”
no observables, que son las wvariables relevantes
tedricamente, en tanto en cuanto las decisiones de
contratacldén y restricciones de contrato encierra

alguna clase de costes fijos.

Despreciando estos hechos por el momento,
estimamos la ecuacidén de empleo utilizando métodos
convencionales. La Tabla 1 muestra los resultados
de la estimacidén por MCG asi comoe para la especi-
ficacion de "within"?. Mientras que lag estima-

ciones de los coeficientes del salario real y el

®La especificacién MCG inicialmente incluia
16 variables ficticias sectoriales, que fueron méds
tarde excluidas debido a su falta de significacidn
conjunta,
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TABLA 1
ESTIMACIONES DE LA ECUACION DE EMPLEO

Coeficiente de la wvariable

Namero de

Método Producto Salario Real Tiempo observaciones
MCG . 587 - . 645 -.020 4.100
(.003) (.014) (.002)
Within A6 -.607 -~ QL7 4,100
(.011) (.014) (.002)

Nota: desviaciones tipicas en paréntesis.
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tiempo son aproximadamente similares en ambos
casos, la estimacidén MCG del producto parece sus-
tancialmente més alta (mds de 25%) que su contra-
partida en la especificacidén "within", con estima-
ciones puntuales en ambos casos c¢laramente por

debajo de la unidad,

Un contraste de Hausman de la especificacidn
MCG frente a la especificacién "within" propor-
clona un estadistico que bajo la hipétesis nula se
distribuye como wuna chi-cuadrado con tres grados
de libertad. El walor calculado fue 428, Por tan-
to, la hipdtesis nula de gue la especificacién MCGC
sea correcta se rechaza de modo abrumador, un
resultade gue apenas debe sorprender dada la més
que probable correlacidén entre el producto y los
salarios de las empresas y caracteristicas no
observables especificas de las empresas tales como
la capacidad de sus directivos o sus diferencias

tecneldégicas.

En este punto, una posible interpretacidén de
los resultados seria aceptar la presencia de im-
portantes efectos especificos y concluir que 1la
elasticidad producto de la demanda del trabajo
estd por debajo de .5, lo gque sugiere la existen-

cia de sustanciales economias de escalal?,

Una alternativa es contrastar la existencia

de errores en variables que pudieran aparecer por

*YFspecificaciones alternativas que incluyen
el empleo retardado y/o el producte en las ecua-
ciones (siguiendo la linea del modelo de coste de
ajuste) condujeron a resultados similares. M4as
ain, cuando estos modelos fueron estimados wutili-
zando métodos de variables instrumentales (tenien-
do cuidado con las variables endégenas retardadas;
ver p.e. Anderson y Hsiao (1982)) el coeficiente
del empleo retardade resulté siempre no signifi-
cativamente diferente de cero.
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las causas antes descritas. Ello puede conseguirse
calculando estimadores alternativos a partir de
los datos diferenciados. Como ha sido indicado por
Griliches y Hausman (1986) si todas las variables
se miden sin error entonces MCO aplicado a los
datos diferenciados deberia proporcionar estima-
ciones similares con independencia de 1a longitud
del intervalo temporal de acuerde con el cual se

diferencia.

l.as estimaciones resultantes se muestran en
la Tabla 2. Nétese que los coeficientes del pro-
ducto y del progreso tecnolégico (el ultimo dado
per la constante de la regresidn tras aplicar un
factor de escala de forma apropiada) crece de modo
monétono en valer absoluto cuando crece la longi-
tud del periodo de diferenciaci¢én, mientras que el
coeficiente del salario real se comporta de modo
mas ambigio, Un contraste de Wald de igualdad de
las estimaciones correspondientes a las diferen-
cias primera y mds larga condujo a una variable
chi-cuadrade con 12 grados de libertad. Su wvalor
calculado fue 42.1, rechazando claramente la hipé-

tesis nula,

A la vista de estos resultados, parece apro-
piado respecificar el modelo permitiende tanto
errores de medida como correlacidén no nula entre
los regresores y los efectos omitidos especificos
de las empresas. En ausencia de cualquier otra
infeormacidén exterior, tratamos la identificacién
y estimacidén del modelo utilizande tan solo ins-
trumentos internos del tipo descrito en la seccién
anterior, Para cada especificacidén alternativa de
las propiedades estocdsticas de los errores de
medida el <conjunto de instrumentos disponibles
puede encontrarse facilmente utilizando las ecua-

ciones (11).
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TABLA 2

ESTIMACIONES DE LA ECUACION DE EMPLEO
PARA FPERICDOS DE DIFERENCIACION ALTERNATIVOS

Ceoeficiente de

Namero de

Método Producto Salario Real Const? observaciones
Primeras .378 -.615 -.014 3.280
diferencias (.011) (.011L) (.002)
Segundas 420 -.653 -. 017 2.4560
diferencias

(.013) (.015) (.004)
Terceras . 510 -. 624 -.019 1L.640
diferencias (.016) (.022) (.006)
Cuartas .532 - 424 -.019 820
diferencias (.023) (.035) {.010)

Nota: desviaciones tipicas en paréntesis.
 dividida por la longitud del intervalo de diferenciacién
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Comenzamos suponiendo gque los errores de
medida no son estacionarios pero que estdn in-
correlacionados serialmente. Permitimos también
que estén correlacionados mutuamente en un mismo
periodo y correlacionados con la perturbacién
originall!, Dado nuestro tamafio muestral (T=5)
esto impone diez restricciones sobre los elementos
de las P-matrices definidas mas arriba, mas diez
restricciones adicionales precisan para eliminar
los efectos especificos de las empresas'?. Por
tanto, tenemos 30 instrumentos (31 con la tenden-
cla temporal) y el modelo estd claramente sobrei-
dentificado. 81 permitimos 1la no estacionariedad
conjunta del proceso de medias méviles de primer
orden de los errores de medida reduciriamos adi-
cionalmente numeros disponibles a 14 (22 si las
correlaciones cruzadas no contempordneas se supo-
nen no nulas. Un proceso conjuntoe de segundo orden
proporcionaria unicamente cuatro instrumentos
vadlidos (16 si todas las correlaciones cruzadas no
contempordneas son nulas)!®. Un proceso de orden
superiocr para los errores de medida dejarian el
modele identificado =sin informacidén adicional
(p.e. estacionariedad) sohbre sus propiedades esto-

cdsticas.

!lNotese que estas correlaciones cruzadas no
imponen mninguna restriccién adicional sobre las
matrices de instrumentos vdlidos (ver pie de péagi-
na 8).

!25uponemos que la tendencia temporal es un
instrumente wvalido. Por tanto, nos referiremos
tnicamente al subsistema (q,w) cuando se calcula
el nimero de instrumentos disponibles.

!3pe nuevo, nétese que los instrumentos se-
leccionados para los casos de estructuras conjun-
tas MA(O), MA(l) vy MA(2) permanecen vadlidos si los
errores de medida estan correlacionados con 1la
perturbacién original v hasta los retardos tem-
porales de orden cero, uno o dos, respectivamente.
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Para cada una de estas especificaciones, el
estimador eficiente asintdéticamente fue calculado
utilizandoe el Método Generalizado de Momentos
(MGM) . La matriz de ponderaciones éptima se cons-
truyd utilizande residuos de wuna estimacidén pre-

liminar por minimos cuadrados en 2 etapas.

Las estimaciones MGM resultantes se muestran
en la Tabla 3. La elasticidad estimada del pro-
ducto crece de .5 bajoe el supuesto de errores de
medida incorrelacionados serialmente a casi .9
bajo el supuestoe MA(l) o MA(2) sin correlacidn.
Las Gltimas estimaciones no son estadisticamente
diferentes de la unidad. El valor absoluto de la
elasticidad con respecto al salario real muestra
una caida paralela’®, Nétese también que segun
permitimos mds correlaciones seriales y cruzadas
no nulas entre los errores de medida las desvia-
ciones tipicas estimadas {que permiten heterosce-
dasticidad condicional) c¢crecen gradualmente, re-
flejando la disminucidn en el nimero de instrumen-

tos vdlidos.

La dltima columna de la Tabla 3 muestra el
estadistico para el contrase de la restricciones
de sobreidentificacidn (Hansen (1982)), que pro-
porciona un contraste formal acerca de la validez
de los supuestos que subyacen a las especificacio-
nes alternativas. Bajo la hipdétesis nula de una
especificacién correcta, dicho estadistico se
distyibuye como una chi-cuadrado con un ntmero de
grados de libertad igual al numero de instrumen-

tos, menos el numero de parédmetros estimados. Para

14 Notese que el error de medida que surge de

la definicidén de los salarios tenderia a sesgar el
coeficiente estimado hacia -1.
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TABLA 3
ESTIMACIONES MGM DE LA ECUACION DEL EMPLEOC

Coeficiente en

Contraste de las

Proceso restricciones de
de error - de sobreidentifi-
Supuesto Producto Salario Real Tiempo cacidn (g.d.e)
MA(O)® .505 -.736 .018 59 .7
(.030) (.063) (.002) (28)
MA (L) .560 ~-.560 -.022 12.5
conjuntob (.163) (.097) (.004) (12>
MA(1)® .826 -.636 -.027 17.2
(.137) (.107) -.028 (20)
MA(2)® .891 -.589 -,028 14.2
(.168) (.140) (.005) (14
Notas: 2 Permitiendo wunicamente correlacidén cru-

zada contempordnea de los errores
> Permitiendo también correlacién cruzada
en el primer retardo temporal,
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el caso de errores de medida serialmente incorre-
lacionados el estadistico es 59.7 con 28 grados de
libertad, lo que proporciona clara evidencia de
error de especificacidn. En contraste, el esta-
distico no puede rechazar la validez de las res-
tricciones de sobreidentificaciodon para las otras

especificaciones!? .

Concluimos esta seccidn con un breve resumen
de nuestros resultados empiricos. Hemos encontrado
evidencia acerca de gque las estimaciones de datos
de panel y de la seccién cruzada convencionales de
la demanda de empleo en el sector manufacturerxo
espafiol pueden estar recogiendo sesgos de errores
en las variables debido tanto a la probable impor-
tancia de los efectos emitidos especificos de las
empresas como a la existencia de errores de medida
en las wvariables. En particular, la elasticidad
producto de la demanda de trabajo obtenida a par-
tir de las estimaciones convencionales "within" o
con primeras diferencias aparece estar sesgada

claramente hacia el origen.

Aplicando técnicas de variables instrumenta-
les hemos llegado a una especificacién cuya vali-
dez no puede ser rechazada sobre la base de 1los
constrastes convencionales y que coloca a la e-

lasticidad producte de la demanda de trabajo entre

'3El contraste de especificacién de Hausman
(1978) puede también wutilizarse para comparar las
estimaciones paramétricas bajo los supuestos al-
ternativos acerca del proceso de errores. En nues-
tro caso, conducen a estadisticos chi-cuadrado con
tres grados de liberta. Por ejemplo, el wvalor
calculado cuando se comparan las especificaciones
conjuntas MA(G) y MA(Ll) fue 27.3, claramente por
encima de los niveles de significacidén habituales.
Para la comparacién del supuesto de ausencia de
correlacién frente a la especificacidén MA(Ll) con-
junta, el wvalor fue calculado 5.0, que conduce a
no rechazar la primera especificacidn.
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8 v .9 (y no significativamente distinta de 1) y
la elasticidad salarial real alrededor de .6,
Estos resultados son de hecho bastante similares a
los obtenidos wutilizando datos de series tempo-

rales para el sector manufacturero esparioll®,

16Por ejemplo, las estimaciones de series
temporales obtenidas por Raymond vy otre (1986)
produjeron la siguiente ecuacidén de empleo a largo
plazo (desviaciones tipicas en paréntesis):

1l = q -.456w/p - .035¢t
(.157) (.010)
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4. CONCLUSIONES

El uso de datos de panel en la investigacién
econométrica a menudo conduce a estimaciones para-
métricas que parecen "muy prdéximas a cero" a juz-
gar por la teoria economia habitual. Este tema ha
side investigado recientemente por Griliches y
Hausman (1986) en el caso de un unico regresor,
Estos autores muestran que en muchos casos, estos
resultados poce satisfactorios pueden deberse a la
presencia de errores de medida y puntualizan que,
bajo ciertas condiciones, existen suficientes
"instrumentos internos" como para permitir la
estimacién consistente de los pardmetros incluso

en ausencla de cualquier informacidén exterior.

En este articulo hemos extendido estos re-
sultados al modelo de regresidén multivariante. La
identificacidén sin instrumentos externos puede serx
posible s5i existe suficiente informacidén acerca de
las propiedades del error de medida multivariante.
Mds especificamente, la estructura de correlacio-
nes cruzadas entre los errores de medida se con-
vierte en uno de los determinantes clave de la
identificacién del modelo. Hemos mostrado también
como puede hallarse el conjunte de instrumentos
disponibles, para una especificacién dada de la
matriz de covarianzas del error medida multiva-

riante.

Hemos seguido este procedimiente para in-
vestigar la respuesta del empleo manufacturero al
producto y a los salarios reales, una cuestién
clave en el actual debate politicoc acerca de los
remedios al problema del desempleo en Espafia,.

Utilizando un panel de 820 empresas manufacture-
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ras, hemos estimado un sencillo modelo de demanda
de empleo. Hemos encontradoe que es muy probable
que estimaciones convencionales de datos de panel
subestimen la respuesta del empleo a cambios del
producto real, debido a la presencia de errores de

medida.

Estimando el modelo bajo supuestos alterna-
tivos acerca de las propiedades estocasticas de
los erroes de medida multivariantes, hemos podido
obtener estimaciones consistentes de la ecuacidn
de demanda de empleo, que en particular sittGan la
elasticidad-producto cerca de 1la unidad y que
parecen estar bastante de acuerdo con las obteni-

das a partir de datos de series temporales,
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