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ABSTRACT

This paper investigates the stochastic properties of Spanish regional unemployment
rates using quarterly data spanning the period 1976(1)-2013(2). Towards this end,
we employ the Panel Analysis of Nonstationarity in Idiosyncratic and Common
components (PANIC) procedures of Bai and Ng (2004, 2010), which allow for the
decomposition of the observed unemployment rate series into a common compo-
nent and an idiosyncratic component. This enables us to identify the exact source
behind the nonstationary behavior in Spanish regional unemployment. Our anal-
ysis provides clear-cut evidence for the hysteresis hypothesis, which appears to be
caused by a common stochastic trend driving all the regional unemployment series.
These results are largely backed up by those obtained from the median-unbiased
estimation of the persistence parameter which equals one for the common factor
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and to a lesser extent from the half-life estimate obtained from impulse-response
functions that equals 12.5 years for the case of shocks hitting the common trend.
This persistence analysis also provides evidence of stationarity for most of the id-
losyncratic series (two regions being the exception), as found in the PANIC analysis.

Key words: Unemployment Rate, Persistence, PANIC Analysis, Common Factor,
Median-Unbiased Estimation, Half-Life of a Shock. JEL Classification: 64, E24, C23.

RESUMEN

Este articulo estudia las propiedades estocdsticas de las tasas regionales de des-
empleo espafiol usando datos trimestrales del periodo 1976(1)-2013(2). Para ello,
se emplean los métodos Panel Analysis of Nonstationarity in Idiosyncratic and
Common components (PANIC) de Bai y Ng (2004 y 2010), que permiten la descom-
posicion de las series observadas de tasas de desempleo en un componente comtin y
un componente idiosincrasico. Esto nos permite identificar con precisién la fuente
subyacente en el comportamiento no estacionario del desempleo regional espafiol.
Nuestro anilisis ofrece evidencia clara de la hipétesis de histéresis, que parece estar
causada por una tendencia estocdstica comin que impulsa a las series de desempleo
regionales. Estos resultados estin respaldados por los obtenidos de la estimacién
insesgada en la mediana del pardmetro de persistencia, que arroja un valor unitario
para el factor comtin, y en menor medida por la estimacién de la vida media obteni-
da a partir de funciones impulso-respuesta, que arroja un valor de 12.5 para el caso
de las perturbaciones que afectan a la tendencia comtn. Este andlisis de persistencia
también ofrece evidencia de estacionariedad para la mayoria de las series idiosin-
crésicas (salvo para dos regiones), en la linea del andlisis PANIC.

Palabras clave: tasa de desempleo, persistencia, andlisis PANIC, factor comun, esti-
macién insesgada en la mediana, vida media de una perturbacién. Clasificacion JEL:
J64, E24, C23.

INTRODUCCION

| presente articulo investiga las propiedades estocdsticas de la tasa de
desempleo en las regiones espafiolas durante el periodo 1976-2013. Es-
to se lleva a cabo con el marco de trabajo del Anilisis de Panel de la No-
Estacionariedad en los Componentes Comunes e Idiosincrisicos (PANIC,
por sus siglas en inglés) desarrollado por Bai y Ng (2004) y posteriormente
ampliado por Bai y Ng (2010). A diferencia de la mayoria de los contrastes
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de panel empleados en la literatura, la metodologia paNIC toma en cuenta
formas fuertes de correlacién transversal, como la cointegracién cruzada.
En estudios anteriores, se ha enfatizado el hecho de que no considerar la de-
pendencia cruzada cuando estd presente en los datos puede ocasionar gra-
ves distorsiones de tamafio (véase O’Connell, 1998; Maddala y Wu, 1999;
Banerjee et al., 2005). Asimismo, los métodos PANIC nos permitirdn 7) inves-
tigar si existe una dependencia transversal generalizada impulsada por uno
o varios factores comunes y iz) determinar si la fuente de la no estacionarie-
dad son los factores comunes y/o los componentes idiosincrasicos.

El nivel alto y persistente del desempleo espafiol, que se ha mantenido
durante las Gltimas tres décadas y media, se considera uno de los casos mds
impactantes de histéresis y ha llamado mucho la atencién entre los académi-
cos del drea. Las explicaciones acerca del pobre desempefio del desempleo
espafiol se han basado en la nocién de “Euroesclerosis” (instituciones pro-
pensas al desempleo), la interaccidon desfavorable entre las perturbaciones y
las instituciones, el protagonismo del desempleo a largo plazo, la rigidez de
los salarios reales, la limitada movilidad geogrifica y, principalmente, en el
modelo insider-outsider (mercado laboral dual).!

Por lo tanto, si se quieren formular prescripciones de politica econémica
a fin de combatir el problema del desempleo en el medio plazo, es necesario
determinar qué componente(s) de las series de tasas de desempleo obser-
vadas estd(n) impulsando la alta persistencia en las series. Si, por ejemplo,
hallamos evidencia de un factor comun no estacionario como el principal
impulsor de las tasas de desempleo regionales, esto indicaria que las politi-
cas macroecondémicas contractivas podrian tener efectos permanentes sobre
el desempleo regional espafiol. En este caso, el nivel de demanda agregada
y las politicas de estabilizacién correspondientes merecen la mixima aten-
cién. Si, en lugar de lo anterior, el comportamiento histerético del desem-
pleo regional proviene de la no estacionariedad de las series idiosincrésicas,
deberfa entonces prestarse gran atencién a los factores especificos de cada
region en lugar de a las politicas de estabilizacion a nivel nacional o a las
tendencias internacionales generales. En el caso de la no estacionariedad en
el/los factor(es) comun(es) o en los componentes idiosincrésicos, serd cru-

1 Algunas aportaciones representativas en esta drea son las de Blanchard y Summers (1986 y 1987);
Lindbeck y Snower (1988); Layard et al. (1991); Blanchard y Jimeno (1995); Nickell (1997); Jimeno
y Bentolila (1998); Blanchard y Wolfers (2000); Nickell ez al. (2005); Bentolila y Jimeno (2006); Ball

(2009) y Bentolila et al. (2012a). Esta lista combina estudios enfocados en Espafa con trabajos mds
internacionales.
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cial reducir la lentitud del mercado laboral para ajustarse a las perturbacio-
nes comunes desfavorables. Especialmente importante es la rigidez en los
mercados laboral y de productos (ocasionada por los costes de contratacién
y despido, prestacion por desempleo, impuestos, salarios minimos, barreras
al libre mercado, etc.) que evitan que los salarios (en lugar del empleo) se
ajusten rapidamente en caso de perturbaciones negativas.

En general, el anélisis empirico ofrece evidencia predominante de no es-
tacionariedad en las series de tasas de desempleo regional, y que estd impul-
sada por un factor estocdstico comun. En el caso de las series idiosincrasicas
estacionarias, la evidencia respalda la existencia de cointegracién por pares
entre las series de tasas de desempleo regional. En términos pricticos, los
resultados indican que el comportamiento histerético del desempleo espa-
fiol observado para las regiones es causado por una fuerza comtn que pa-
rece exhibir no estacionariedad. Estos resultados parecen ser robustos a la
incorporacién del cambio estructural en la metodologia PANIC, asi como
a la exclusion del periodo que recoge la Gran Recesion y que generd una
presién al alza en el desempleo a lo largo y ancho de Espaiia.

Como complemento del andlisis PANIC, también ofrecemos estimaciones
del pardmetro de persistencia y de la vida media de una perturbacién que
afecte tanto al factor comin como a las series idiosincrasicas. Esto lo hace-
mos porque los contrastes de raiz unitaria pueden proporcionar informacién
incompleta acerca del grado de persistencia de una serie debido a su enfo-
que centrado en la distincién, demasiado restrictiva, entre las hipStesis 1(0) e
I(1), mientras que el andlisis de vidas medias puede proporcionar una medida
precisa y exacta de la persistencia al captar el nimero de afios requeridos
para que el efecto de un impulso unitario (ya sea sobre el factor comtin o los
componentes idiosincrasicos) se reduzca a la mitad.? Con este fin aplicamos
las técnicas de estimacidn sin sesgo en la mediana de Andrews y Chen (1994),
que calcula las vidas medias directamente a partir de las funciones impulso-
respuesta. Hasta donde sabemos, éste es el primer intento en la literatura de
establecer el grado de persistencia tanto del factor comin como de los com-
ponentes idiosincrasicos obtenidos a partir de la descomposicion de las series
de tasas de desempleo observadas de acuerdo con la metodologia paNIC.

2 Dado que las series idiosincrasicas reflejan las desviaciones de las series de tasas de desempleo
observadas de la tendencia comtin, la medicion de la vida media de una perturbacién a las series idiosin-
crésicas es de especial relevancia econémica, ya que puede proporcionar informacién sobre la velocidad
de ajuste de las distintas regiones a las perturbaciones econémicas.
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El andlisis de persistencia con el que se calculan las estimaciones sin ses-
go en la mediana del pardmetro de persistencia y la vida media de las per-
turbaciones sobre ambos componentes ofrece evidencias que apoyan los
resultados obtenidos con los procedimientos PANIC. En primer lugar, los com-
ponentes idiosincrisicos especificos de cada regién parecen revertirse a su
media, como lo indican las vidas medias finitas en todas las series idiosin-
crésicas, con excepcion de dos regiones. Esto implica que los efectos de las
perturbaciones idiosincrisicas que afectan a las tasas de desempleo especifi-
cas de cada region desaparecerdn a medida que pase el tiempo. En segundo
lugar, existen evidencias claras de una estimacién puntual sin sesgo en la
mediana del pardmetro de persistencia del factor comin que toma un valor
unitario, lo cual es coherente con la hipétesis de raiz unitaria. Ademds, una
estimacion puntual de vida media de 12.5 afios en el caso de perturbaciones
que afectan al factor comun implica que se requiere un periodo relativa-
mente largo (para una variable como el desempleo) para que el efecto de
un impulso unitario sobre el componente comun de las tasas de desempleo
regional se reduzca a la mitad.

El resto del articulo estd estructurado de la siguiente manera. En la sec-
ci6n I se hace un breve repaso de las principales hipdtesis tedricas que estin
detrds del comportamiento de la tasa de desempleo y se presentan los prin-
cipales estudios previos sobre el tema. La seccion II describe la metodologia
PANIC empleada en el articulo. La seccidn III presenta los resultados de la
descomposicidn de las series de tasas de desempleo observadas en las regio-
nes espafiolas en un componente comin y un componente idiosincrasico,
y las propiedades de las respectivas series de tiempo obtenidas mediante el
método PANIC. La seccién IV utiliza varias vias para incorporar el cambio
estructural en el andlisis PANIC. La seccion V estd dedicada a proporcionar
estimaciones sin sesgo en la mediana del parimetro de persistencia y de las
vidas medias para los componentes tanto comunes como idiosincrésicos.
Finalmente, se presentan las conclusiones.

|. REVISION BIBLIOGRAFICA

Hay tres principales hipdtesis tedricas relacionadas con el comportamiento
exhibido por la tasa de desempleo. La teoria tradicional de la tasa natu-
ral, promovida por los trabajos de Friedman (1968) y Phelps (1967, 1968),
sostiene que la tasa de desempleo fluctia en torno a cierta tasa natural o
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de equilibrio, que implica un mercado laboral completamente equilibrado.
Las perturbaciones sobre el desempleo son, por lo tanto, temporales, y se
supone que la tasa de desempleo vuelve a su nivel de equilibrio.

Los cambios en el mercado laboral de las décadas de 1970 y 1980 dieron
origen a la hipétesis estructuralista, como un perfeccionamiento de la teoria
de la tasa natural. Los proponentes de esta hipétesis, como Phelps (1994)
y Phelps y Zoega (1998), sostienen que la tasa natural de desempleo siguié
una tendencia alcista como resultado de ciertos cambios en los factores es-
tructurales de la economia, que inclufan la ralentizacién del crecimiento
de la productividad (Hoon y Phelps, 1997), los elevados aumentos en los
precios del petréleo en la década de 1970 (Carruh ez al., 1998) y los cambios
en los tipos de interés mundiales (Phelps, 1994). Bajo este paradigma del
desempleo, la mayoria de las perturbaciones sobre el desempleo parecen
ser temporales, aunque ocasionalmente la tasa natural cambia de manera
permanente, como resultado de perturbaciones poco frecuentes e impor-
tantes. Sin embargo, dado que la tasa de desempleo de los Estados Unidos
regresé al nivel que tenfa antes de las perturbaciones comentadas, mientras
que la tasa de desempleo permanecié elevada en Europa, algunos autores
muy destacados, como Blanchard y Summers (1986, 1987), empezaron a
dirigir su atencién hacia la hipétesis de la histéresis, que sostiene que las
diferencias en los engranajes institucionales que rigen el funcionamiento
de los mercados laborales en cada pais llevan a diferencias marcadas en la
manera en que las economias se ajustan a las perturbaciones macroeconé-
micas. Asi, en algunos mercados laborales europeos, el predominio de las
rigideces del mercado laboral puede ser responsable del aletargamiento en
los ajustes a las perturbaciones desfavorables. Al contrario de la hipétesis de
la tasa natural, la hipétesis de la histéresis supone que la tasa de desempleo
es dependiente de la senda seguida, de manera que los niveles actuales de
desempleo dependen en gran medida de los niveles del pasado.

Estas hipétesis tedricas se han puesto a prueba en la literatura empirica
que evalda las propiedades como serie temporal de la tasa de desempleo. En
resumen, la hipdtesis de la histéresis estd formulada como un proceso de raiz
unitaria, y su rechazo respalda la teoria de la tasa natural si no se incluye nin-
guna ruptura en la especificacion o la visién estructuralista si se consideran
cambios estructurales en la media del desempleo. Cronolégicamente, encon-
tramos tres grupos principales de estudios en funcidn del tipo de pruebas
de raiz unitaria y estacionariedad utilizadas para investigar la hipétesis de la
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histéresis. En primer lugar, hay un grupo de estudios que emplean contrastes
univariantes de raiz unitaria tradicionales, basicamente del tipo Dickey-Fu-
ller aumentado (ADF, por sus siglas en inglés) —para los paises de la Organi-
zacion para la Cooperacion y el Desarrollo Econdmicos (OCDE), véanse, por
ejemplo, Blanchard y Summers (1986), Alogoskoufis y Manning (1988), An-
drés (1993), Jaeger y Parkinson (1994), Roed (1996) y Everaert (2001). Por lo
general, la evidencia respalda la hipétesis de la histéresis para las economias
de la Unién Europea y aparece ambigua para los Estados Unidos.

En segundo lugar, estudios como los de Mitchell (1993), Bianchi y Zoega
(1998), Arestis y Biefang-Frisancho Mariscal (1999, 2000), Papell et al.
(2000) y Everaert (2001) aplican contrastes univariantes de raiz unitaria que
tienen en cuenta rupturas estructurales en la tasa de desempleo para los
paises de la OCDE. En el caso espafol, Arestis y Biefang-Frisancho Mariscal
(2000), Papell et al. (2000) y Carrién-i-Silvestre et al. (2004) hallan eviden-
cia de histéresis incluso después de considerar la inestabilidad estructural,
mientras que Arestis y Biefang-Frisancho Mariscal (1999) y Everaert (2001)
encuentran apoyo para la estacionariedad con cambios de régimen, acom-
pafiada de un alto grado de persistencia.

Un tercer grupo de estudios se basa en pruebas de raiz unitaria con da-
tos de panel, que tratan de explotar la variacién transversal de las series.
Las pruebas de raiz unitaria con datos de panel mds comtinmente utiliza-
das cuando no se incluye ninguna ruptura, son las pruebas de Levin et al.
(2002) e Im ez al. (2003), y en los casos en los que si se incluyen rupturas, las
pruebas de Im et al. (2005) y Carrién-i-Silvestre et al. (2005), que conside-
ran hasta dos y cinco cambios en la media respectivamente. En este grupo
encontramos a Song y Wu (1998), Leén-Ledesma (2002) y Camarero y Ta-
marit (2004), cuando no se incluyen rupturas, y a Murray y Papell (2000),
Strazicich et al. (2001), Camarero et al. (2006) y Romero-Avila y Usabiaga
(2007, 2008, 2009), en los casos en los que si se incluyen rupturas estruc-
turales en la especificacion. La evidencia tiende hacia la estacionariedad en
el desempleo de los Estados Unidos, mientras que existe evidencia mixta
para el desempleo europeo. Para el caso de las regiones espafiolas, existen
estudios que emplean métodos univariantes y de panel con rupturas para
probar la presencia de una raiz unitaria en el desempleo regional espafiol.
De manera mis especifica, podemos comentar que Romero-Avila y Usa-
biaga (2008) emplearon el contraste de estacionariedad con datos de panel
de Carridn-i-Silvestre er al. (2005) para estudiar la presencia de una raiz
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unitaria en la tasa de desempleo de las regiones espafiolas durante el periodo
de 1976 22004, y hallaron evidencia sélida de no estacionariedad en la tasa de
desempleo de las 17 regiones espafiolas. Asimismo, Garcia-Cintado et al.
(2015) aplican una gran bateria de pruebas univariantes de raiz unitaria con
rupturas y en ningun caso logran rechazar la hipétesis nula de raiz unitaria.
Sin embargo, es destacable que ninguno de los estudios antes mencio-
nados haya considerado formas fuertes de dependencia transversal. Por lo
tanto, este trabajo va un paso mds alld en este tema al emplear los procedi-
mientos PANIC propuestos por Bai y Ng (2004, 2010). A diferencia de los es-
tudios anteriores, en nuestro caso vamos a poder descomponer las tasas de
desempleo espafiolas en componentes idiosincrasicos y comunes, asi como
determinar las propiedades estocésticas de dichos componentes.

[1. METODOLOGIA ECONOMETRICA

En la literatura existente en este drea de estudio se han desarrollado varios
contrastes de raiz unitaria con datos de panel que consideran formas débiles
de correlacién cruzada, como el contraste no lineal de raiz unitaria con da-
tos de panel y variables instrumentales de Chang (2002), los cinco contrastes
bootstrap de raiz unitaria con datos de panel de Smith et al. (2004) y el con-
traste de Breitung y Das (2005). Sin embargo, el problema con estas técnicas es
que tnicamente consideran la correlacién cruzada contempordnea en el corto
plazo, pero no las formas mds fuertes, como la cointegracion transversal.
Breitung y Pesaran (2008) sefialan que el uso de modelos factoriales linea-
les dindmicos permite hacer algunos supuestos paramétricos sobre la natu-
raleza de la dependencia transversal, lo que a su vez permite tener en cuenta
formas mucho mads fuertes de dependencia cruzada que en las técnicas antes
mencionadas. Entre los procedimientos con datos de panel que modelizan la
dependencia transversal por medio de una estructura de factores se encuen-
tran los de Pesaran (2007), Moon y Perron (2004) y Bai y Ng (2004, 2010),
pero tGnicamente este tltimo es lo suficientemente general como para poder
tener en cuenta la cointegracién entre las distintas unidades que forman el
panel de datos, lo cual implica que las series observadas pueden contener ten-
dencias estocdsticas comunes. Una ventaja adicional es que, a diferencia de
los contrastes de Pesaran (2007) y Moon y Perron (2004), la metodologfa Pa-
NIC es lo suficientemente flexible para tener en cuenta un orden diferente de
integracion en el/los factor(es) comun(es) y los componentes idiosincrasicos.
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Los datos observados de las tasas de desempleo regional se modelizan
como la suma de una parte determinista, un componente comun y un tér-
mino de error idiosincrisico:

[]it:Dit+)‘£E+eit (1)

donde A, es un vector r x 1 de cargas factoriales,  es un vector r x 1 de
factores comunes y e, es el componente idiosincrasico. D, puede contener
una constante y una tendencia lineal. Dado que A4, y F, inicamente pueden
estimarse de manera consistente cuando e;, ~ I(0), o se estima un modelo en
primeras diferencias como AU,, = A/f, + z,,, donde z,, = Ae,, y f, = AF,. Utili-
zamos entonces componentes pr1nc1pales para estimar los factores comunes
1., las cargas factoriales correspondientes A, y los residuos z,, = AU, — A/ f,,
de manera que conservemos el orden de integracién de F, y e;. Se normali-
za U, para que cada unidad transversal tenga una varianza unitaria como en
Bai'y Ng (2002). Los factores comunes Y los residuos se vuelven a acumular

entonces de la 31gulente manera: F T, f y e, =2!_,z,, utilizindose para

i
probar la presencia de una raiz unitaria en los componentes comunes e idio-
SINCrasicos, respectivamente.

Antes de llevar a cabo las pruebas de raiz unitaria en los componentes
comunes e idiosincrasicos, es necesario determinar el nimero de factores co-
munes. El criterio preferido es el BIC;, porque Bai y Ng (2002: 205-207)
mostraron que el criterio BIC; exhibe propiedades muy buenas incluso en
un escenario lo bastante general en el que los errores idiosincrasicos estin
serialmente correlacionados y correlacionados de manera cruzada —véase
también Bai y Ng (2010: 1097-1098)—.* El criterio de informacién BIC;

toma la forma:

BIC;(k)=G62(k)+k2( mx)(

N+T-k)In(NT
(N +T —k)In( )) 2

NT

donde & es el nimero de factores incluidos en el modelo, 67(k) es la varianza
de los componentes idiosincrasicos estimados, y 67(k,. ) es la varianza de
los componentes idiosincrisicos estimados con el maximo nimero de fac-
tores (k..
la penalizacién por sobreajuste, que sirve como factor de correccion por el
hecho de que los modelos con un mayor nimero de factores pueden ajustarse

max

=5). El segundo argumento en la funcién de pérdida representa

3 Para conocer mis argumentos a favor del uso de este método en paneles cortos, véase Moon y
Perron (2007).
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por lo menos tan bien como los modelos con menos factores comunes, pero
la eficiencia se reduce a medida que se estiman mdis parimetros de cargas
factoriales (Bai y Ng, 2002). Elegimos el nimero 6ptimo de factores comu-
nes k como argming, s BIC;(k). En aras de una perspectiva mas amplia,
también presentamos los criterios de informacién de panel ICy, IC,y IC,;
propuestos por Bai y Ng (2002), aunque en caso de discrepancias entre los
criterios, el nimero Sptimo de factores comunes se fijard de acuerdo con el
criterio BIC;. Los tres criterios /C, estin dados por In(67(k)) + kg(N,T),
donde g(N,T) representa una funcién de penalizacién que depende tan-
to de T como de N. Esta funcién de penalizacion equivale a (N + T/NT)
In(NT/N + T), (N+T/NT) In(C37) y InC%,/C?%, para IC,,IC, y IC,
respectivamente, donde Cr = min(N,T).

1. Andlisis del componente idiosincrdsico

Para probar la presencia de una raiz unitaria en los componentes idiosincra-
sicos, Bai y Ng (2004) estiman las especificaciones del contraste ADF estdn-
dar de la siguiente forma:

A A~ Pi A
Ae;, = i,Oei,t—1+z]-=16i,jAei,t—j+”it (3)

Se puede emplear el estadistico ¢ de la prueba ADF para probar que 6; ,=0,
el cual se denota por ADF;(z) 0 ADF;(z) para los casos de una constante
Unicamente y de una constante y una tendencia lineal en la especificacion
(1), respectivamente.* Para aumentar la potencia estadistica, Bai y Ng (2004)
propusieron emplear estadisticos agrupados basados en los contrastes de
x’ inversa tipo Fisher de Maddala y Wu (1999) y Choi (2001), que pueden
aplicarse de manera adecuada a los componentes idiosincrdsicos cuando se
halle que son transversalmente independientes.> Al permitir que 75(7) sea el
valor p asociado con ADEF (i), tenemos:®

# La distribucién asintética de ADF(i) coincide con la distribucién de Dickey-Fuller (DF) para el
caso en el que no hay constante, mientras que la de ADE() es proporcional a la reciproca de un Puen-
te Browniano.

5 Cabe destacar que bajo una estructura factorial no es apropiado agrupar contrastes de rafz unitaria
individuales para las series observadas, dado que la distribucion limite del contraste contendria términos
que son comunes entre las unidades transversales.

. . .. . Trs

6 Lo mismo ocurre para el caso de una especificacién con tendencia, donde 7;(¢) es el valor p aso-
ciado con ADF(i). Los estadisticos agrupados de la especificacién con tendencia se denotan como
Pg y Zg .
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d
P = —Zzi[\illogﬂg(i) —>)((22N) para N fijo,T — oo (4)

—Zj\illog w5(i)—-N 4
= — —N(0,1) paraN,T — o )
JN

Asimismo, empleamos los dos contrastes agrupados al estilo de Moon
y Perron (2004) utilizando los residuos de la metodologia PANIC para ob-
tener un estimador autorregresivo PANIC agrupado con correccidn de ses-
go y una version para datos de panel del estadistico de Sargan-Bhargava
(1983) que emplea los momentos muestrales de los residuos sin necesidad
de estimar los coeficientes autorregresivos agrupados. De manera mds es-
pecifica, el estimador autorregresivo PANIC agrupado con correccién de
sesgo puede construirse al estimar una regresion de panel sobre los errores
idiosincrasicos acumulados estimados por medio de la metodologia PANIC;
es decir, ¢;. En el caso de la especificacién sin tendencia, el estimador au-
torregresivo PANIC agrupado con correccién de sesgo calculado sobre la
base de la siguiente especificacién autorregresiva agrupada ¢, = pé,,_,+¢,,,
es igual a:

_ trace(e/e) - NT/ig

A+

trace(é’,é_) ©)
y los estadisticos PANIC agrupados al estilo de Moon-Perron son:
NT(p"-1) 4
Pﬂc:w—)N(O,l) para N,T — o con N/T — 0 ?)
(26:/;)
R 1 a; ¢
PE=yINT(p"-1) Strace(é,6_y) == — N(0,1)

paraN,T — oo con N/T —0

donde @] y A, son promedios transversales de las estimaciones consistentes
de la varianza a largo plazo y varianza unidireccional de €,,, respectivamen-
te, y @2 es el promedio transversal de @ ;.
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Para el caso de la especificaciéon con una tendencia, tenemos:

~p  trace(e’e) 3 62
el e T AT )
w&'

* trace(é’,é.,)

Pr= \/NT(/SJr_ 1)

J(36/5)6464 /0

d
—N(0,1) paraN,T — e con N/T -0 (10)

T =N (pur— ) ! ( )—5 —Ag —>d N(
PF=+NT 1 trace(e’ e_ — = 0,
b NT? 1 6 Ggqf)g (11)

para N,T — oo con N/T —0

donde 67 es el promedio transversal de la estimacién consistente de la va-
rianza de corto plazo de ;.

Asimismo, el estadistico PANIC agrupado de Sargan-Bhargava (1983) no
requiere la estimacion de p. Toma la siguiente forma para la especificacion
sin tendencias:

1 A) A2
\/N(tmce(NTz e e)—a)g/Zj J
—>N(0,1)

Iz w

para N,T — e con N/T — 0

PMSB =

donde ®?/2 estima la media asintética de (1/NT %) trace(é’¢) y el denomi-
nador estima su desviacién estandar. Para el caso de la especificacién con
tendencias, tenemos:

1 ., A2
\/N(tmce(NTz e e)—a)g/()j J
— N(0,1)

J0i/45 (13)

para N,T - o con N/T -0

PMSB* =

donde las variables @? y ¢! se estiman a partir de los residuos obtenidos de

g=¢é—pé_,donde p representa el estimador de minimos cuadrados agru-
pados basado en e.
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La ventaja de estos seis estadisticos agrupados es que no requieren la elimi-
nacién de las tendencias lineales de minimos cuadrados, lo que podria llevar
auna caida en la potencia estadistica. No obstante, se espera que los estadisti-
cos de la especificacion unicamente con constante generen mejores resultados
que aquellos asociados con la especificacion con constante y tendencia.

2. Andlisis del componente comin

Para estudiar la existencia de no estacionariedad en los factores comunes,
Bai y Ng (2004) proponen utilizar un estadistico ADF para el caso de un
solo factor comtn (E=1) estimando una especificacién ADE para F, con los
mismos componentes deterministas que en el modelo (1):

A A » R
AFt:Dt+70E—1+2/:1yjAE*f+vt (14)

Los estadisticos ¢ de ADF correspondientes se denotan por ADF; y ADF} y
siguen la distribucién limite del contraste de Dickey-Fuller (1979) para las
especificaciones con s6lo una constante y con una constante y una tenden-
cia, respectivamente. Para el caso de multiples factores comunes (k>1), el
nimero de tendencias estocisticas comunes en los factores comunes se de-
termina utilizando los contrastes de rango modificado a partir del contraste
filtro MQ; y el contraste corregido MQ..

[1l. RESULTADOS EMPIRICOS DE LOS PROCEDIMIENTOS PANIC

La medida de desempleo utilizada es la tasa de desempleo de la Encuesta de
Poblacién Activa (EPA), que estd disponible trimestralmente para el periodo
1976(3)-2013(2) y es proporcionada por el Instituto Nacional de Estadistica
de Espafia. Las tasas de desempleo se obtienen al dividir el nimero de des-
empleados entre la cifra de la poblacién activa correspondiente. La grifica
1 muestra la evolucién de las series de las tasas de desempleo regionales.
Como se puede apreciar, las tasas de desempleo tienden a ser altas, especial-
mente a mediados de la década de 1980, principios y mediados de la década
de 1990 y durante la reciente Gran Recesion. Sin embargo, existen consi-
derables diferencias de nivel entre las regiones y las diferentes regiones no
muestran oscilaciones perfectamente sincronizadas, a pesar de exhibir todas
fluctuaciones anticiclicas.
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GRAFICA 1. Evolucion de las tasas de desempleo regionales en Espana®
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 Elaboracién propia basada en datos de la EPA.

Ahora procedemos a ofrecer los resultados obtenidos de la aplicacion de
las técnicas PANIC. Antes de hacerlo, llevamos a cabo un andlisis de la presen-
cia de dependencia transversal en las tasas de desempleo regional, al aplicar
la prueba de dependencia cruzada desarrollada por Pesaran (2004). La prue-
bade Pesaran estd dadapor CD = 2T/(N(N - 1)) (T 1ZN i1P;) 4 N(O,1),
donde p;j representa el promedio de los coeﬁc1entes de correlacién por pa-
res de los residuos MCO obtenidos a partir de regresiones ADF estdndar para
cada individuo, y el orden del modelo autorregresivo se selecciona utilizan-
do el criterio t-sig que se recoge en Ng y Perron (1995) y fijando el niime-
ro miximo de retardos segiin p =4(7/100)"*, Los valores obtenidos de la
prueba de cD de Pesaran (2004) son 32.60 y 32.97 para las especificaciones
sin tendencia y con tendencia, respectivamente. La hipétesis nula de errores
transversalmente independientes es por lo tanto rechazada con fuerza, al
nivel de significacién de 1% en todos los casos. Por lo tanto, el uso de la
metodologia PANIC se justifica también desde esta perspectiva, porque di-
cha metodologia considera la dependencia transversal, con lo que se evitan
importantes distorsiones en las estimaciones.

Antes de estudiar la presencia de una raiz unitaria en los componentes
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idiosincradsicos y comunes, necesitan estimarse los factores comunes me-
diante el método de los componentes principales. Seleccionamos entonces
el nimero 6ptimo de factores comunes presentes en el panel. Como se se-
flal6 antes, esto se hace mediante el procedimiento BIC; desarrollado por
Bai y Ng (2002), el cual parece ofrecer mejores resultados que los criterios
de informacién alternativos. Fijando el niimero mdximo de factores en cin-
co, el criterio BIC; selecciona un factor comtn, como se muestra en el cua-
dro 1. Esto significa que si hallamos que el factor comun es no estacionario
y los componentes idiosincrasicos son estacionarios, la evidencia respaldaria
la presencia de cointegracidn por pares en las 17 tasas de desempleo regiona-
les, debido a la existencia de una tendencia estocdstica comtin que impulsa a
todas esas series.
CuaDRO 1. Criterios de informacion

Niimero de factores (k) I1C(k) 1C,(k) 1C5(k) BIC;(k)
0 —-0.0191 —-0.0191 -0.0191 0.9811
1 -0.3382 -0.3310 —-0.3503 0.7508*
2 —0.3413* —0.3269* —0.3655% 0.8042
3 —0.3097 —0.2881 —0.3460 0.8869
4 -0.2967 —0.2680 —0.3451 0.9701
5 —-0.3012 —0.2653 -0.3617 1.0561

* Representa el valor mds bajo de los respectivos criterios de informacién. Constiltese el texto para
las ecuaciones asociadas con los criterios de informacién.

El cuadro 2 recoge los resultados de los estadisticos ADF univariantes
tanto para las series de tasas de desempleo observadas (columna 3) como
para los componentes idiosincrasicos (columna 4), el estadistico ADF para el
factor comun, asi como los estadisticos PANIC agrupados —los propuestos
en Bai y Ng (2004, 2010)—. En aras de una mayor perspectiva, propor-
cionamos los resultados para la especificacién con y sin tendencia, aunque
ciertamente se espera que la especificacidn sin tendencias deterministas sea
mds significativa para el andlisis de las tasas de desempleo. De este modo,
basamos nuestras conclusiones principales en la especificacion sin tenden-
cias, aunque los resultados son bastante robustos a la inclusién de tendencias
deterministas.

Comenzamos directamente con la prueba para estudiar la presencia de
una raiz unitaria en los datos observados (columna 3 del cuadro 2) y los re-
sultados claramente indican la no estacionariedad de las tasas de desempleo
observadas, dado que no rechazamos la hip6tesis nula de raiz unitaria para
cualquiera de las 17 series individuales. Por lo tanto, el siguiente paso es



CUADRO 2. Andlisis PANIC de las tasas de desempleo regionales de Espana:
1976(3)-2013(2)

Especificacion sin tendencia Especificacion con tendencia
4 . o(Aé) o(AR)
Reid b ADFS(i) ADES(i L ADE'(i) ADFfG i —=
caion v ADEG) ’ O oy ot
Andalucia 3 -2.382 -1.964** 2 -2.381 -1.964 0.468 3.832
Aragén 5 -1.929 -1.617 5 -1.870 -1.251 0.639  3.112
Asturias 3 -1.946 -2.191** 3 -1.943  -2.176 0.562  2.993
Islas Baleares 8 -1.768 -1.204 8 -1.897 -1.851 0.745 1.836
Pais Vasco 6 -2.049 -0.341 6 -2.647  -3.979*** 0.590 1.024
Islas Canarias 8 -1.643 -1.672% 8 -1.662  -1.733 0.634  1.908
Cantabria 8 -2.062 -1.518 2 -2.059 -1.631 0.673  2.226
Castilla-Ledn 3 -2.428 -1.328 3 -2.408 -1.068 0.384  3.193
Castilla-La Mancha 4 -1.767 4 -1.882 —-0.983 0.459  2.506
Catalufia 5 -2.461 4 —2.443  -2.520% 0.551 1.882
Extremadura 7 -1.798 8 -1.819  -2.339% 0.501  2.692
Galicia 3 -2.160 3 -2.405 -1.421 0.642 1.308
Madrid 5 -2.477 -1.700* 2 —2.494  -2.344% 0.574  2.335
Murcia 7 =2.124 -1.404 5 -2.216  -1.829 0.723  2.728
Navarra 5 -1.785 5 -1.716  -1.152 0.839  1.183
Rioja 0 -2.135 0 -2.163 -2.233 0.717  3.293
Comun. Valenciana 3 -2.141 3 -2.194  -2.326% 0.473  3.144
Valores criticos
1% -3.430 -2.580 -3.960 -3.167
5% -2.860 -1.950 -3.410 -2.577
10% -2.570 -1.620 -3.120 -2.314
Estadisticos agrupados de Baiy Ng (2004)
Pf  80.155%% P! 63,191
Zg 5,597 Zg 3.540% %%
Estadisticos agrupados de Bai'y Ng (2010)
P =9.290%%+ Pl -1.305%
P —4507% Py 1145
PMSB®  —2.435%%* PMSB®  -0.952
Analisis del factor comin Valores criticos Valores criticos
Estadistico 1% 5% 10% g distico 1% 5% 10%
ADF; -2.296 -3.430 -2.860 -2570  ADFf 2301 -3.960  —3.410 -3.120

2 Las autorregresiones aumentadas empleadas en el andlisis ADF ﬁ]an un orden de retardo méximo de

p=4(T/100)*.El criterio de informacién BIC; ha seleccionado iin tnico factor comun para las pruebas
de Bai y Ng (2004) y Bai y Ng (2010). P se distribuye como 134, con valores criticos a 1, 5 y 10% de
56.061, 48.602 y 44.903, respectivamente. ZA se distribuye como N(0, 1) con valores criticos a 1, S%y 10%
de 2.326, 1.645 y 1.282, respectivamente. P, By PMSB se d1str1buyen como N(0, 1) con valores criticos a
1,5y 10% de —2.326,—1.645 y —1.282, respectivamente. * y * implican rechazo de la hipétesis nula de
no estacionariedad a 1%, 5% y 10%, respectivamente.
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establecer si el comportamiento no estacionario del desempleo regional es-
pafiol es ocasionado por el factor comtn y/o el componente idiosincrasico.
La columna 4 presenta el estadistico ADF univariante, los estadisticos agru-
pados basados en los contrastes de y° inversa tipo Fisher de Maddala y Wu
(1999) y Choi (2001), y los contrastes PANIC agrupados al estilo de Moon y
Perron (2004) y Sargan y Bhargava (1983) propuestos por Bai y Ng (2010),
para probar la hipétesis nula de raiz unitaria para el componente idiosin-
crésico. La evidencia de la aplicacién del estadistico ADF univariante indica
que la hipétesis de raiz unitaria puede ser rechazada para ocho regiones al
menos al nivel de significacién de 10%: Andalucia, Asturias, Cataluiia, Ex-
tremadura, Rioja y Comunidad Valenciana al nivel de 5% e Islas Canarias y
Madrid al nivel de 10%. También vale la pena destacar que segtn los cinco
estadisticos agrupados de Bai y Ng (2004, 2010) se puede rechazar fuerte-
mente la hipStesis nula de raiz unitaria conjunta al nivel de significacién de
1%. Esto, a su vez, implica que los componentes idiosincrasicos pueden
considerarse conjuntamente estacionarios.

En relacion con el anilisis de las propiedades de series temporales del
factor comun, el estadistico ADF para el factor comun se presenta en la parte
inferior del cuadro. Es notable que la prueba ADF para probar la presencia
de una raiz unitaria en el factor comtn no rechaza la hipétesis nula in-
cluso al nivel de 10%. Este resultado es respaldado posteriormente por la
aplicacion de los criterios de informacién IPC,, IPC, e IPC; de Bai (2004)
para establecer el nimero de factores comunes no estacionarios en el panel
(fijando el nimero madximo de factores en cinco), lo que claramente favo-
rece la existencia de un solo factor estocdstico comin. La descomposicién
anterior de las series originales en componentes idiosincrdsicos y comunes
indica que la fuente de la no estacionariedad es sobre todo una tendencia
estocdstica comtin que impulsa la no estacionariedad en las series de tasas de
desempleo observadas. Este resultado, junto con la presencia de componen-
tes idiosincrdsicos conjuntamente estacionarios, ofrece evidencia sélida de
cointegracion por pares entre las tasas de desempleo regionales espafolas,
debido a la existencia de un fuerte componente comin que afecta a todas las
series de desempleo regional.”

En relacidn con la especificacién con una tendencia (véanse las columnas

7 En un apéndice no publicado, que estd disponible previa solicitud a los autores, presentamos una
figura que muestra la evolucién de las tasas de desempleo regionales observadas y la tendencia esto-

castica comun. Dicha figura muestra que la tendencia comtn parece trazar muy de cerca las tasas de
desempleo observadas de todas las regiones de Espaiia.
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5 a7), se producen basicamente los mismos resultados, aunque en este caso
la evidencia de estacionariedad conjunta en el componente idiosincrasico
se modera, dado que la hipétesis nula de raiz unitaria conjunta sélo puede
rechazarse a 1% con los estadisticos agrupados basados en los contrastes
de x? inversa tipo Fisher de Maddala y Wu (1999) y Choi (2001) y al nivel de
10% con el contraste PANIC agrupado P/, pero no con el contraste PANIC
agrupado P, al estilo de Moon y Perron (2004) y el contraste PANIC agru-
pado al estilo de Sargan y Bhargava (1983) propuesto por Bai y Ng (2010).
Sin embargo, cabe destacar que los tltimos contrastes parecen dar mejores
resultados en términos de potencia estadistica para la especificacion sin ten-
dencia, incluso si no requieren la eliminacién de la tendencia de minimos
cuadrados para su construccion (véase Bai y Ng, 2010).

Por ultimo, las columnas 8 y 9 presentan la relacion entre la desviacion
estaindar del componente idiosincrésico y la desviacién estindar de los da-
tos observados (ambos expresados en primeras diferencias), asi como la
relacién entre la desviacion estindar del componente comun y la desvia-
cién estindar del componente idiosincrasico. Estos estadisticos deberfan
informar acerca de la importancia relativa de los componentes comunes e
idiosincrasicos. Si la primera division es cercana a uno, y la segunda es re-
lativamente reducida, esto indicaria que las variaciones especificas de cada
region predominan en esa region sobre el componente comun. En términos
relativos, éste parece ser el caso de Navarra y, en menor grado, de Islas Ba-
leares, que son principalmente impulsadas por variaciones idiosincrésicas.
En contraste, las tasas de desempleo en otras regiones se ven (en distinto
grado) mds afectadas por el componente comun.

En conjunto, el andlisis PANIC de las propiedades estocisticas de nuestro
panel de tasas de desempleo regionales espafiolas parece ofrecer evidencia clara
de la existencia de histéresis en el desempleo espaiol, ocasionada por el predo-
minio de un factor comun no estacionario. Esto, a su vez, implica que las 17
tasas de desempleo regionales parecen estar estrechamente ligadas entre si, de-
bido a la presencia de una tendencia estocdstica comun que las impulsa a todas.

En aras de la robustez, revisamos si la correlacién cruzada en los resi-
duos puede ser ocasionada por un proceso autorregresivo espacial. Con
este fin, modelizamos este tipo de correlacién con una matriz de contigiii-
dad espacial y luego usamos los contrastes robustos del Multiplicador de
Lagrange (ML) —propuestos originalmente por Anselin ez al. (1996) para
una configuracién transversal y mis tarde ampliados por Elhorst (2010)
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para una configuracién de panel— sobre los residuos. Estos estadisticos
robustos del ML comprenden el contraste robusto de retardo espacial del
ML y el contraste robusto de error espacial del ML. La hipétesis nula para
la primera prueba implica la no presencia de una variable dependiente es-
pacialmente retar-dada en la presencia local de autocorrelacion de error
espacial, y para la tltima prueba implica la no existencia de autocorrelacién
de error espacial en la presencia local de una variable dependiente espacial-
mente retardada. En la medida en que no rechazamos ambas hipdtesis nu-
las, tenemos evidencia que respalda la idoneidad del método PANIC para el
caso que se estudia y podria descartarse un posible sesgo de variable omi-
tida en la especificacién PANIC. La aplicacién de estas dos pruebas robustas
del ML ofrece un valor del estadistico bastante por debajo del valor critico
asociado con la distribucién ¥ con un grado de libertad. De manera mds
especifica, el contraste robusto de retardo espacial del ML toma un valor de
0.0253 (valor p = 0.874) para la especificacion sin efectos fijos de espacio y
tiempo y 0.0100 (valor p = 0.920) para la especificacién con efectos fijos de
espacio y tiempo. Asimismo, el contraste robusto de error espacial del ML
toma un valor de 0.0007 (valor p = 0.978) para la especificacién sin efectos
fijos de espacio y tiempo y 2.1332 (valor p = 0.144) para la especificacién
con efectos fijos de espacio y tiempo. Esto respalda fuertemente la estrate-
gia basada en la metodologia PANIC que se sigue en este articulo como una
manera de modelizar la correlacion transversal.

[V. CONSIDERACION DEL CAMBIO ESTRUCTURAL EN EL ANALISIS PANIC

Esta seccion sigue distintas aproximaciones para tratar de dilucidar si nues-
tros resultados son robustos o no a la presencia de cambios estructurales en
las series de tasas de desempleo.

1. Incorporacion del cambio estructural en la metodologia PANIC

Primero incorporamos explicitamente la posibilidad de que existan ruptu-
ras estructurales en el andlisis estadistico utilizando la metodologia PANIC al
calcular los tres contrastes de raiz unitaria con datos de panel considerando
multiples rupturas estructurales y factores comunes propuestos por Bai y
Carrién-i-Silvestre (2009). Nos referimos al contraste Z que tiene que com-
pararse con los valores criticos de una distribucién normal estindar de cola
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inferior, el estadistico P, tipo Fisher que debe compararse con los valores cri-
ticos de una distribucién normal estindar de cola superior, y el estadistico P
tipo Fisher que se distribuye como una y3,.. Al calcular los tres contrastes de
raiz unitaria con datos panel, consideramos hasta cinco factores comunes, asi
como hasta cinco cambios en la media en la especificacién sin tendencia y cin-
co cambios en la media y en la pendiente en la especificaciéon con tendencia.

El cuadro 3 presenta los resultados de los tres estadisticos PANIC de raiz
unitaria robustos al cambio estructural. En el caso de la especificacién sin
tendencia, parece evidente que las series idiosincrasicas son conjuntamente
estacionarias, dado que la hipétesis nula de no estacionariedad se recha-
za fuertemente con los tres estadisticos para los tres paneles. Este resul-
tado también se mantiene en la especificacion con tendencia, que no sélo
considera hasta cinco cambios en la media, sino también cinco cambios en
la pendiente. Vale la pena destacar que los resultados de estos estadisticos
agrupados, robustos a las rupturas estructurales, son bastante similares a los
obtenidos a partir de la aplicacién de los contrastes agrupados de Bai y Ng
(2004, 2010) presentados en el cuadro 2. Por lo tanto, el andlisis PANIC, robus-
to al cambio estructural, ofrece evidencia de series idiosincrésicas conjunta-
mente estacionarias, lo cual se une a la presencia de un componente comin
no estacionario debido a una tendencia estocistica comun.

2. Determinacion de la ruptura endégena en el desempleo: eliminacion
de la Gran Recesion

Una segunda via para estudiar el efecto de la inestabilidad estructural en nues-
tros resultados parte de intentar determinar la ruptura mas probable en las
series de tasas de desempleo regionales. Para lograr este fin, necesitamos en-
contrar el cambio estructural comin mds notable que esté afectando a todas
las series de manera simultinea. El camino que seguimos para esto es probar
la existencia de inestabilidad estructural en la tendencia estocdstica comin
que estd impulsando a todas las series de tasas de desempleo especificas de
cada regién a lo largo de todo el periodo.s Para identificar la ubicacién de la

8 El uso de este procedimiento también se basa en el hecho de que las principales medidas de politica
laboral en Espafia se implementan a nivel nacional, por lo que afectan a todas las regiones. Ejemplo
de esto es el Real Decreto Legislativo 3/2012, que influyé en varios elementos importantes del marco
juridico que rige el funcionamiento del mercado laboral en todas las regiones espafolas. En el mismo
sentido, también se espera que las perturbaciones comunes internacionales afecten, en cierto grado, al
mercado laboral de todas las regiones.
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CUADRO 3. Anadlisis PANIC con cambio estructural: estadisticos agrupados
de Bai y Carrion-i-Silvestre (2009) con rupturas

Especificacion sin tendencia Especificacion con tendencia
z —2.662%%% VAl —2.313%%
by, 8.074% %+ P 6.960% %%
re 100.580%%* P’ 91,3975

¢ La especificacién sin tendencia considera hasta cinco cambios en la media y la especificacién con
tendencia considera hasta cinco cambios en la media y en la pendiente. En ambos casos se permiten hasta
cinco factores comunes. Z se distribuye como N(0,1) con valores criticosa 1,5 y 10% de —2.326, —1.645
y —1.282, respectivamente P,, se distribuye como N(0,1) con valores criticos a 1, 5y 10% de 2.326,
1.645y 1.282, respecnvamente P se dlstrlbuye como y3y, con valores criticos a 1,5y 10% de 56.061,
48.602 y 44.903, respectlvamente *y * implican rechazo de la hipétesis nula de no estacionariedad
a 1,5y 10%, respectivamente.

ruptura, seguimos el procedimiento propuesto por Lee y Strazicich (2003).
A diferencia de la prueba de raiz unitaria de Lumsdaine y Papell (1997),
que se deriva sin asumir ruptura bajo la hipétesis nula, la prueba de raiz
unitaria de Lee y Strazicich tiene en cuenta rupturas tanto bajo la hipétesis
nula como para la hipétesis alternativa. Como sefialaron Lee y Strazicich,
el rechazo de la hipétesis nula con la prueba de Lumsdaine y Papell (1997)
s6lo indica rechazo de una raiz unitaria sin rupturas, mientras que la hip6-
tesis alternativa no necesariamente implica estacionariedad en torno a una
tendencia cambiante. Utilizando el principio de puntuacién del ML, Lee y
Strazicich estiman la siguiente regresion:

= 8'AZ,+ ¢S,_ 1+2y1AS +E, (15)

donde S,_, representa las series con tendencias eliminadas de forma que
S,=U -yy-206, parat=2..T.5 es un vector de coeficientes estimados
a partir de la regresion de AU, sobre AZ, y W, =U, - Z,8, donde U, y Z, son
las primeras observaciones de U, y Z, respectivamente, y Z, es un vector de
variables exdgenas definido por el proceso de generacidn de datos de las series
de tasas de desempleo. Estimamos una especificacién que permite un cambio
estructural en la media de las series, como se recoge en Z, =[1,¢, DU,,]’°

La hipétesis nula de raiz unitaria viene dada por ¢ =0, en comparacién
con la alternativa que es ¢ <0, y el estadistico ¢ del ML estd definido por 7

9 Nuestro modelo permite una ruptura estructural bajo las hipétesis nula y alternativa, controlando
asi por un cambio de nivel bajo la hipétesis alternativa y por un salto de un periodo bajo la hipétesis nula.



CUADRO 4. Andlisis PANIC eliminando la Gran Recesion

Especificacion sin tendencia Especificacion con tendencia
o(Ae,) o(AE)
o(Ayy)  o(&)

Region k ADE(i) ADE (i) k  ADFj(i) ADF(:)

Andalucia 3 2264 -1.659* 3 -2318 -1.522 0.532  3.462
Aragén 5 -2.176 -1.825* 5 =2.741 -2.563% 0.700  2.432
Asturias 0 —1.729 —2.344%** 0 -1.763 -2.797%* 0.551  3.098
Islas Baleares 8 2366 -1.655% 8§ =2.5% -1.522 0.809  2.290
Pais Vasco 6 —1.471 -0.337 6 —2.535 —3.271%** 0.653 1.173
Islas Canarias 8 —-1.956 -1.677% § =2.305 -1.764 0.751 1.664
Cantabria 2 -1.875 —2.143%* 2 -1.780 —2.082 0.652  3.264
Castilla-Leén 3 -2299 -1.626% 3 =2.299 —-0.040 0417  3.339
Castilla-La Mancha 3 —2.657% —2.371%* 3 2811 —2.404* 0.577  3.755
Catalufia 4 =2503 -2.237%% 4 =3.221*%  =3.543**%* 0.705 1.182
Extremadura 7 —1.724 -2.301%* 7 =1.597 -2.994%*% 0469  2.601
Galicia 4 —2.292 -1.658% 4 -1.329 0.372 0.716  1.107
Madrid 5 2387 -1.912* 2 =2.743 -1.768 0.594  2.266
Murcia 7 —2.425 -2.078** 0 2535 -2.117 0.811  2.293
Navarra 5 -1.685 -1.031 0 -3.359* -3.026"* 0.901 0.775
Rioja 0 -2.564 -1.532 0 -2.804 -1.319 0.711  2.997
Comun. Valenciana 3 —2.603% —3,295%%%* 3 =2.781 =3.379%** 0597 2.784
Valores criticos
1% -3.430 -2.580 -3.960 -3.167
5% -2.860 —-1.950 -3.410 -2.577
10% -2.570 -1.620 -3.120 -2.314
Estadisticos agrupados de Baiy Ng (2004)
Py % Pf
V43 z:
Estadisticos agrupados de Baiy Ng (2010)
P Pf -0.494
Pf Py 0.469
PMSB¢ PMSBT  —0.401
Andlisis del factor comin Valores criticos Valores criticos
Estadistico 1% 5% 10%  Estadistico 1% 5% 10%
ADF;, -2422 3430 -2.860 -2.570 ADF{ -2.692 -3.960  -3.410 -3.120

2 Las autorregresiones aumentadas empleadas en el andlisis ADF fijan un orden de retardo maximo
de p=4(T/100)"*, El criterio de informacién BICs ha seleccionado un tdnico factor comiin para las
pruebas de Bai y Ng (2004) y Bai y Ng (2010). P; se distribuye como x3,, con valores criticos a 1, 5
y 10% de 56.061, 48.602 y 44.903, respectivamente. Z; se distribuye como N(0, 1) con valores criticos
al,5y10% de 2.326, 1.645 y 1.282, respectivamente. P,, P, y PMSB se distribuyen como N(0, 1) con
valores criticos a 1, 5y 10% de—2.326,—1.645 y —1.282, respectivamente. ***, ** y * implican rechazo
de la hipdtesis nula de no estacionariedad a 1, 5 y 10%, respectivamente.
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(estadistico t que prueba la hipétesis nula de que ¢=0). El estadistico ¢
minimo del contraste de raiz unitaria del ML determina la ubicacién end6-
gena de la ruptura (A =T, /T) al realizar una bisqueda exhaustiva de todos
los puntos de ruptura posibles de forma que ML, =inf7(A). Para corregir
la correlacién serial, controlamos por un niimero suficiente de términos de
aumento (k) siguiendo el enfoque de lo general a lo especifico propuesto
por Ng y Perron (1995), fijando k= 8.1°

El cambio en la media se localiza en el tercer trimestre de 2008, lo que
corresponde a un gran aumento del desempleo ocasionado por la reciente
Gran Recesion. La tasa de desempleo regional promedio para el primer ré-
gimen equivale a 14%, mientras que para el régimen posterior a la ruptura
es igual 2 19.4%, lo que implica un claro cambio al alza en la tasa de desem-
pleo promedio después de la ruptura considerada. Asimismo, es interesante
sefialar que el valor de la prueba de raiz unitaria del ML de Lee y Strazicich
equivale a —1.986, lo cual aparece muy por debajo (en términos absolutos)
del valor critico a 10% que es de —3.504. Esto indica la existencia de una raiz
unitaria en el factor comtin para todo el periodo después de tener en cuenta
la ruptura estructural en la media de las series.!!

Por lo tanto, a fin de verificar que nuestros resultados son robustos a la
exclusion de la Gran Recesion (periodo, de acuerdo con nuestros resultados,
a partir del tercer trimestre de 2008), excluimos del anélisis esos trimestres,
debido a las fuertes presiones al alza en el desempleo que la reciente crisis
provocé en toda Espafia. Como se muestra en el cuadro 4, los resultados
basicos obtenidos hasta el momento, de series idiosincrdsicas conjuntamen-
te estacionarias segin los contrastes agrupados de raiz unitaria de Bai y Ng
(2004, 2010), junto a un componente comun no estacionario que obedece
a una tendencia estocistica comun, son robustos a la omisién de los afios
finales de la muestra, que provocaron un movimiento al alza en la media de
las series de tasas de desempleo.!?

10 Existen varias ventajas metodolégicas asociadas con este enfoque. En primer lugar, la distribucién
del estadistico t no depende de pardmetros problematicos sobre la localizacién de la ruptura bajo la hipé-
tesis nula. En segundo lugar, bajo las hipdtesis nula y alternativa el estadistico # minimo del ML considera
una ruptura, lo cual evita la posibilidad de refutaciones espurias ocasionadas por distorsiones de tamafio
(Lee y Strazicich, 2001). En tercer lugar, la ubicacién de la ruptura y el grado de aumento estin endégena y
conjuntamente determinados antes del cilculo del estadistico ¢ del contraste de raiz unitaria del ML.

11 Este resultado también es robusto cuando se permite un cambio en la pendiente de la funcién de
tendencia en las series de tasas de desempleo regionales.

12 Dado el corto periodo asociado con el régimen posterior a la ruptura, nos abstuvimos de aplicarle
la metodologia PANIC.
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V. PERSISTENCIA DE LAS PERTURBACIONES SOBRE LOS COMPONENTES COMUNES
E IDIOSINCRASICOS DEL DESEMPLEQ REGIONAL ESPANOL

Como complemento del anélisis PANIC anterior, ahora calculamos las es-
timaciones sin sesgo en la mediana del parimetro de persistencia y la vida
media de una perturbacién sobre los componentes tanto comunes como
idiosincrasicos en los cuales se pueden descomponer las series de tasas de
desempleo observadas. Estas dos medidas de persistencia estin acompana-
das por sus respectivos intervalos de confianza a 90%, los cuales sirven
como una medida de su precisién.!”® La vida media de una perturbacién —que
mide el nimero de afios que se requieren para que el efecto de un impulso
unitario se reduzca a la mitad— se calcula directamente a partir de la fun-
cién impulso-respuesta de acuerdo con Cheung y Lai (2000).

El método sin sesgo en la mediana, originalmente propuesto por Andrews
(1993) para procesos AR(1) y més tarde ampliado por Andrews y Chen (1994)
para procesos autorregresivos de orden mayor que uno, puede explicar el
sesgo a la baja asociado con estimaciones por minimos cuadrados del para-
metro de persistencia. Este sesgo es causado por la asimetria hacia la izquier-
da en la distribucion de los estimadores del pardmetro de persistencia en las
autorregresiones, lo cual lleva a que la mediana supere a la media. Esto hace
que la mediana sea una mejor medida de la tendencia central que la media.!*
Andrews (1993) y Andrews y Chen (1994) corrigen el estimador por mini-
mos cuadrados del sesgo en la mediana de la siguiente manera: si dejamos
que ¢ sea un estimador del valor verdadero del pardmetro de persistencia o,
con una funcién de mediana [72(@)] que es tnica Vo e (=1, 1], el estimador
sin sesgo en la mediana de o puede definirse de la siguiente manera:

1 si a>m(l)
Ayy =1 m &) si m(-1)<a<m(l) (16)
-1 si a<m(-1)

13 Cabe destacar que el andlisis anterior se enfocaba de manera exclusiva en establecer si la suma de
los coeficientes autorregresivos —es decir, el pardmetro de persistencia— es estadisticamente igual o
menor que la unidad, en lugar de determinar una medida exacta de persistencia.

14 La estimacién de una medida mis exacta de la persistencia de las perturbaciones a una serie me-
diante vidas medias sin sesgo en la mediana, junto con intervalos de confianza, es esencial para abordar
la baja potencia estadistica de los contrastes de raiz unitaria univariantes. Asi, podemos informar acerca
de si el no rechazo de la hipétesis nula de raiz unitaria es resultado de la baja potencia estadistica o si
se debe a la existencia de un alto grado de incertidumbre acerca del verdadero valor del pardimetro de
persistencia.
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donde m(-1)=lim, , ;m(@), y m™: (m(-1), m(1)]— (1,1] es la funcién
inversa de m(-) que satisface m ™' (m(a)) = o para ¢ e (-1, 1].- Por tanto, si
existe una funcién para la cual cada valor verdadero de o ofrece el valor
de mediana de & que corresponde al cuantil 0.50, la inversa de esta funcién
puede utilizarse para obtener estimaciones sin sesgo en la mediana de .
El valor de a que da el estimador por minimos cuadrados con un valor de
mediana de & puede entonces ser utilizado como el estimador sin sesgo en
la mediana del pardmetro de persistencia.’® Los intervalos de confianza a
90% se obtienen atendiendo a los cuantiles 0.05 y 0.95 de & y se utilizan
como una medida de la precisién de la estimacién del parimetro de per-
sistencia.

También se proporcionan las estimaciones sin sesgo en la mediana de
las vidas medias, asi como los intervalos de confianza asociados.'® Para
los procesos AR(1), las vidas medias se obtienen utilizando la férmula
HL =In(0.5)/In(x). En el caso de procesos autorregresivos de mayor or-
den, la estimacién de o ya no es exacta —dado que las series ya no decaen
monotdnicamente—, y debe derivarse de manera aproximada a partir de la
funcién impulso-respuesta.

Las columnas 3 y 4 del cuadro 5 presentan las estimaciones sin sesgo en la
mediana del pardmetro de persistencia (0) y las vidas medias, junto con
sus respectivos intervalos de confianza a 90%, para las especificaciones ADF
sin una tendencia lineal, mientras que las columnas 6 y 7 lo hacen para la
especificacién con tendencia. Dado que los resultados no varfan cuando se
incluye una tendencia lineal, nos centramos en la evidencia obtenida a partir
de una especificacion sin tendencia.!”

Empecemos comentando las estimaciones sin sesgo en la mediana del
pardmetro de persistencia asociadas con las series idiosincrasicas. Encontra-
mos cuatro regiones con un parametro de persistencia por debajo de 0.96
(Asturias, Extremadura, Murcia y Rioja), siete regiones con un parimetro
de persistencia mayor que 0.96 y menor que la unidad (Andalucia, Aragén,
Islas Canarias, Cantabria, Catalufia, Madrid y Comunidad Valenciana), y

15 De este modo, existe 50% de probabilidad de que el intervalo de confianza de —1 a @y contenga
el verdadero valor de & y otro 50% de probabilidad de que el intervalo de confianza de &y a 1 con-
tenga el verdadero valor de o.

16 La propiedad sin sesgo en la mediana que caracteriza las estimaciones puntuales del parimetro de
persistencia, se extiende a cualquier medida escalar de persistencia calculada a partir de ellas, como es el
caso de las estimaciones puntuales de la vida media.

17 Si después de 40 aos (480 meses) el efecto de las perturbaciones no se ha reducido a la mitad, se
asume que la vida media es infinita.
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sels regiones con una estimacion del parimetro de persistencia igual a uno
(Islas Baleares, Pais Vasco, Castilla-Ledn, Castilla-La Mancha, Galicia y
Navarra), lo cual coincide con la hipétesis de raiz unitaria. Este resultado
respalda la existencia de series idiosincrasicas estacionarias en todas las re-
giones, excepto en seis, en las cuales &,,;; =1. Ademds, el limite inferior del
intervalo de confianza a 90% estd por debajo de 0.96 en todas las regiones
con excepcidén de Pais Vasco (0.985) y Castilla-La Mancha (1.00). El limite
superior del intervalo de confianza siempre es uno, a excepcién de Madrid
(0.909), Rioja (0.965) y Asturias (0.989).

En lo que respecta a las estimaciones sin sesgo en la mediana de la vida
media, existe un grado considerable de variacion en el grado de persistencia
asociada con las series idiosincrasicas, aunque vale la pena sefialar que la
estimacién puntual de la vida media siempre es un ndmero finito, salvo en
los casos de Pais Vasco y Castilla-La Mancha, que exhiben vidas medias in-
finitas (consistente con la presencia de una raiz unitaria en estas dos series).
Esto significa que cualquier perturbacién regional especifica que afecte a
las tasas de desempleo de estas dos regiones ejercerd un efecto permanente
sobre ellas. La situacién al respecto de las demds regiones es diferente, par-
ticularmente la de aquellas regiones con una persistencia més baja, es decir,
una vida media igual o inferior a 2.5 afios (Andalucia, Aragén, Asturias,
Islas Baleares, Cantabria, Murcia y Rioja), para las cuales la mitad del efecto
de una perturbacién desapareceria en 2.5 afios 0 menos. Otras siete regiones
exhiben vidas medias por encima de 2.5 y por debajo de cinco afos (Islas
Canarias, Castilla-Le6n, Cataluiia, Extremadura, Madrid, Navarra y Co-
munidad Valenciana), y dnicamente Galicia presenta una vida media finita
por encima de ese umbral (siete afios). Para medir la persistencia de las per-
turbaciones sobre las series idiosincrasicas para todo el panel, calculamos
la mediana de la vida media, que equivale a 3.25 afios, lo que supone una
velocidad de convergencia de 19% anual. La mediana del limite inferior del
intervalo de confianza a 90% de las vidas medias equivale a 1.75 afios, lo
cual indica que las perturbaciones decaen a una tasa de 33% anual.’® El li-
mite superior del intervalo de confianza es infinito en todas las regiones ex-
cepto siete (Andalucia, Asturias, Cantabria, Catalufia, Extremadura, Rioja
y Comunidad Valenciana). La amplitud del intervalo de confianza asociado

18 Ta vida media promedio equivale a 3.05 afios, lo cual supone una velocidad de convergencia de
20% anual; el limite inferior promedio equivale a 2.25 afios, con una velocidad de convergencia asociada
de 27% anual.
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con las estimaciones puntuales de la vida media refleja un alto grado de in-
certidumbre en su estimacidn, ya que es compatible con un amplio rango de
grados de persistencia. En resumen, el valor relativamente bajo de las vidas
medias para las 15 series idiosincrdsicas especificas regionales que exhiben
vidas medias finitas, junto al valor de la mediana de las vidas medias de 3.25
afios para estas 15 series, son resultados que respaldan la estacionariedad
conjunta en el componente idiosincrdsico encontrada en el andlisis PANIC.

En relacién con el anilisis del factor comin, hallamos evidencia de una
estimacion sin sesgo en la mediana del pardmetro de persistencia igual a
uno, lo cual coincide con la hipétesis de una raiz unitaria (como se hallé en
el andlisis PANIC). Sin embargo, cuando medimos el grado de persistencia
asociada con el factor comun por medio de la vida media, encontramos
una estimacion de 12.5 afios, que aparece por debajo de un valor de infinito
(como seria predecible para el caso de una raiz unitaria). Aun asi, nuestras
estimaciones de la vida media indican que la tasa a la que decaen las pertur-
baciones comunes que afectan a las tasas de desempleo regionales equivale
a 6% anual. Esto implica un grado relativamente alto de persistencia en
el componente comtin, ya que se requiere mds de un decenio para que el
efecto de una perturbacién que afecte al desempleo regional se reduzca a
la mitad. Este plazo estd por encima de la duracién de un ciclo econémico
normal, lo que refleja la dificultad que tienen las tasas de desempleo regio-
nales espafiolas para alcanzar los niveles previos a la perturbacién incluso
después de que se inicie la recuperacién de la economia.

En conjunto, la estimacidn sin sesgo en la mediana del pardmetro de per-
sistencia y la vida media de las perturbaciones sobre las series idiosincra-
sicas parecen ofrecer evidencia que resulta consistente con la obtenida a
partir de la aplicacion del enfoque PANIC, lo cual respalda la estacionariedad
conjunta del componente idiosincrisico. Las tnicas excepciones son Pais
Vasco y Castilla-La Mancha, que exhiben vidas medias infinitas. Asimismo,
la evidencia recopilada en esta seccién acerca de la persistencia del compo-
nente comun parece estar alineada, en gran medida, con la obtenida en el
analisis PANIC. Esto es asi porque la estimacidn sin sesgo en la mediana del
pardmetro de persistencia es la unidad (lo que respalda la hip6tesis de raiz
unitaria) y la vida media de una perturbacion sobre el factor comtn es re-
lativamente alta (para una variable como el desempleo), al ser de 12.5 afios.
Estos resultados sugieren que deberian ser bienvenidas las medidas de po-
litica implementadas con el objetivo de eliminar impedimentos a los meca-



CUADRO 5. Vidas medias de las perturbaciones sobre los componentes comunes e
idiosincrdsicos del desempleo regional espariol®

Serie idiosincrdsica

Especificacion sin tendencia

Especificacion con tendencia

k Gy HLgp k Gy HLjgr
Andalucia 3 0.961 2.00 3 1.000 2.00
[0.883,1.000]  [1.00, 13.75] [0.883,1.000]  [1.00,13.75]
Aragén 5 0.968 1.00 5 1.000 1.00
[0.864, 1.000] [1.00, =] [0.871, 1.000] [1.00, =]
Asturias 3 0.916 2.25 3 0.919 2.25
[0.850,0.989]  [1.50, 5.00] [0.845,1.000]  [1.50, 5.00]
Islas Baleares 8§ 1.000 2.00 8 1.000 2.00
[0.920, 1.000] [1.75, «] [0.914, 1.000] [1.75, =]
Pais Vasco 6 1.000 oo 6 1.000 o0
[0.985,1.000]  [8.50, =] [1.000,1.000]  [8.50, o]
Islas Canarias 8 0974 4.25 8 1.000 4.25
[0.915,1.000]  [2.50, o] [0.919,1.000]  [2.50, «]
Cantabria 8§ 0.983 2.50 8 0.946 2.50
[0.904,1.000]  [1.00, o] [0.873,1.000]  [1.50, 8.50]
Castilla-Leén 3 1.000 3.50 3 1.000 3.50
[0.926,1.000]  [1.75, =] [0.920,1.000]  [1.75, o]
Castilla-La Mancha 4  1.000 oo 4 1.000 oo
[1.000,1.000]  [3.25, =] [1.000,1.000]  [3.25, =]
Catalufia 5 0.975 4.50 5 1.000 4.50
[0.929,1.000]  [2.75,24.75] [0.926,1.000]  [2.75,25.75]
Extremadura 7 0938 3.25 7 0.946 3.25
[0.865,1.000]  [2.50, 7.75] [0.874,1.000]  [2.50, 10.25]
Galicia 3 1.000 7.00 3 1.000 7.00
[0.947,1.000]  [3.50, =] [0.953,1.000]  [3.50, o]
Madrid 5 0.979 4.00 5 1.000 4.00
[0.909, 0.909] [2.25, =] [0.916, 1.000] [2.00, =]
Murcia 7 0956 1.00 7 1.000 1.00
[0.865,1.000]  [1.00, =] [0.890,1.000]  [0.75, ]
Navarra 5 1.000 4.25 5 1.000 4.25
[0.930, 1.000] [1.75, =] [0.930, 1.000] [1.75, =]
Rioja 0 0.849 1.00 0 0.846 1.00
[0.740,0.965]  [0.50, 1.75] [0.754,1.000]  [0.50, 1.75]
Comun. Valenciana 3  0.974 3.25 3 1.000 3.25
[0.899, 1.000] [1.75, 41.25] [0.910, 1.000] [1.75, 41.25]
Componente comiin
Factor comun 3 1.000 12.50 2 1.000 12.50
[0.975, 1.000] [6.25, =] [0.978, 1.000] [6.25, =]

2 El grado de aumento de la regresién ADF se selecciona siguiendo el criterio de general a especi-
fico fijando un orden de retardo miximo de p=4(T/100)"* —por ejemplo, k = 4 implica un proceso
AR(5)—. Los datos de las columnas 3 y 6 son las estimaciones puntuales aproximadas sin sesgo en la
mediana del pardmetro de persistencia calculado segiin Andrews y Chen (1994). Utilizamos 2000 ite-
raciones en nuestras simulaciones numéricas a fin de generar funciones cuantiles de &. Los datos de las
columnas 4 y 7 son las estimaciones puntuales de las vidas medias sin sesgo en la mediana. Las cifras
entre corchetes representan los intervalos de confianza a 90% asociados con el pardmetro de persisten-
ciay la vida media de una perturbacién. Las vidas medias se miden en afios y se calculan directamente a
partir de la funcién impulso-respuesta.
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nismos de ajuste en respuesta a un aumento del desempleo. Por lo tanto, se
requiere una mayor flexibilidad del mercado laboral para reducir la lentitud
del ajuste a las perturbaciones comunes desfavorables.!

Trabajos recientes desarrollados por economistas del Fum, en la linea de
otras instituciones internacionales como la OCDE y la Comisién Europea,
enfatizan la necesidad de avanzar en las reformas de los mercados laboral y
de productos en los paises con instituciones ineficientes a fin de que los au-
mentos en el desempleo tras una perturbacién considerablemente negativa,
como la Gran Recesidn, no se conviertan en algo permanente. Por ejemplo,
Jaumotte (2011) sefiala que la negociacién colectiva de nivel intermedio y la
alta proteccién de los trabajadores permanentes son los principales facto-
res responsables del mal funcionamiento del mercado laboral espaiiol. Esta
autora se centra entonces en la manera en que las reformas por el lado de la
oferta podrian combinarse para conseguir una reduccién del desempleo y
del peso de los trabajadores temporales. Empleando métodos de regresion
estindar, esta autora halla que centralizar o descentralizar fuertemente el
sistema de negociacién darfa origen a una reduccidn significativa de la tasa
de desempleo (10 y 7 puntos porcentuales, respectivamente). Las reduccio-
nes en las prestaciones por desempleo (o en la duracién de su percepcion)
y en la cufia fiscal, emprendidas conjuntamente, también recortarian la tasa
de desempleo, aunque de una manera mas modesta. Asimismo, la intro-
duccién de algunas medidas que dinamicen la flexibilidad en los mercados
de productos ayudaria a reducir de alguna manera la tasa de desempleo.
Cuando el enfoque se orienta hacia la alta participacion de los trabajadores
temporales, la medida de politica que reduciria esta participacién es una dis-
minucién de la proteccién del empleo para los contratos permanentes. De
nuevo, disminuir la cufia fiscal y las tasas de reemplazo de las prestaciones
por desempleo también ayudaria. Por dltimo, cabe mencionar que todas es-
tas medidas probablemente sean bastante complementarias, lo que significa
que llevarlas a cabo de manera conjunta reduciria el desempleo, asi como el
peso del empleo temporal.

Blanchard er al. (2014) abordan la cuestion de si el conjunto de poli-
ticas del mercado laboral que el Fondo Monetario Internacional (FM1) ha

19 Esto es especialmente importante en el caso de Pais Vasco y Castilla-La Mancha, que exhiben la
mayor persistencia en el componente idiosincrasico de acuerdo con las estimaciones de las vidas medias.
Por ello, podria ser més dificil para estas dos regiones evitar que los aumentos del desempleo se vuelvan

permanentes. En el mismo sentido, un manejo adecuado de la politica de estabilizacién en los distintos
niveles de gobierno deberia ser mds relevante en las regiones con mayor persistencia.
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recomendado (o0 “impuesto” en algunos casos) a las economias avanzadas
durante la Gran Recesién han resultado ser las correctas. Estas politicas
pueden dividirse en medidas de dinamizacién de la flexibilidad micro y ma-
cro, y ambos tipos de flexibilidad son cruciales para alcanzar una mayor
productividad y un menor desempleo. La microflexibilidad se refiere a mo-
ver la proteccién de los trabajos hacia los trabajadores, a fin de facilitar la
deseable reasignacion de la mano de obra. Esta flexibilidad busca disefiar
instituciones laborales de manera que se pueda alcanzar el nivel correcto
de flexibilidad para las empresas y de seguridad para los trabajadores. Por
ejemplo, los paises en donde la proteccion del empleo todavia es alta, de-
berfan bajar los costes de despido hasta llegar al nivel del promedio de la
OCDE. Al mismo tiempo, deberia proporcionarse un generoso sistema de
seguro de desempleo, siempre y cuando disminuya con la duracién, junto
a una amplia bateria de politicas activas del mercado de trabajo, que ga-
ranticen que los trabajadores volverdn a trabajar una vez que pierdan sus
empleos. Por su parte, la macroflexibilidad se relaciona con la capacidad
de ajustarse a las perturbaciones macroeconémicas negativas sin dejar que
el desempleo crezca mucho. El elemento crucial aqui es la estructura de la
negociacion colectiva. Estd bien establecido en la literatura que los sistemas
de nivel intermedio (nivel de sector o industria) son los mds propensos al
desempleo. De acuerdo con esto, es conveniente moverse hacia los extre-
mos (nivel centralizado o nivel de empresa). Por ejemplo, en un sistema
centralizado, podrian fomentarse los acuerdos nacionales frente a las per-
turbaciones desfavorables para que los salarios crezcan en linea con la pro-
ductividad laboral.

CoNCLUSIONES

En el presente articulo se ha aplicado el marco de andlisis PANIC, desarrolla-
do por Bai y Ng (2004) y posteriormente ampliado por Bai y Ng (2010), a la
tasa de desempleo de las regiones espafolas a lo largo del periodo compren-
dido entre 1976 y 2013. Esta metodologia no s6lo nos ha permitido conside-
rar formas fuertes de correlacion transversal entre las series individuales de
tasas de desempleo, sino también establecer la fuente de la histéresis en el
desempleo regional espafiol; es decir, si se origina en el componente comin
y/o en las series idiosincrasicas especificas regionales. El andlisis PANIC ha
proporcionado evidencia de la estacionariedad conjunta del componente
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idiosincrasico, asi como de la existencia de un factor estocdstico comun que
impulsa a las series de tasas de desempleo observadas. Estos resultados son
robustos a la incorporacién de cambios estructurales en la metodologia Pa-
NIC, asi como a descartar los afios convulsos de la Gran Recesién. Los resul-
tados de la estimacidn sin sesgo en la mediana del pardmetro de persistencia
y la vida media de una perturbacién sobre ambos componentes, encajan en
buena medida con los obtenidos a partir del anilisis PANIC.

Cabe destacar que nuestros resultados conllevan implicaciones impor-
tantes en términos de politica econdmica. En resumen, de acuerdo con
nuestros resultados, para combatir la fuente de la histéresis en el desem-
pleo regional espafiol, es necesario implementar medidas de politica des-
tinadas a reducir la lentitud del mercado laboral espafiol en el ajuste a las
perturbaciones desfavorables que afectan al componente comtin de las tasas
de desempleo regionales. Esto es porque existen importantes rigideces en
los mercados laboral y de bienes y servicios, que impiden que las tasas de
desempleo regionales regresen a los niveles en los que estaban antes de la
perturbacidn, lo que hace que los aumentos del desempleo puedan ser muy
persistentes.

En el espiritu de seguir los consejos antes mencionados provenientes de
organizaciones internacionales, recientemente se han llevado a cabo refor-
mas del mercado laboral en Espafia (2010, 2011 y 2012)® cuyo objetivo
es, entre otros, hacer que los salarios respondan con mayor rapidez a los
aumentos en el desempleo. Principalmente, el propdsito de estas reformas
ha sido facilitar el despido objetivo por causas econémicas, fomentar la ne-
gociacion a nivel de empresas, con lo cual las empresas, bajo ciertas con-
diciones, pueden optar por descolgarse de los salarios y otras condiciones
laborales negociadas en un nivel superior, y reducir la brecha en los costes
de despido entre los contratos indefinidos y los temporales.?! En pocas pa-
labras, las reformas parecen haber contribuido a alejar el poder de nego-
ciacién de los trabajadores y los sindicatos hacia las empresas, aunque la

20 Véase Bentolila ez al. (2012b, 2012c).

21 Estas reformas también han eliminado una amplia gama de procedimientos administrativos que
anteriormente obstaculizaban la actividad empresarial, han adoptado de manera parcial el modelo ale-
mén de organizacién de las horas de trabajo, han tomado algunas medidas preliminares para adoptar
el esquema del fondo de capitalizacién austriaco, y han limitado la inercia de los acuerdos laborales,
entre otras medidas menores. Sin embargo, deberia ponerse un mayor énfasis en las politicas activas del
mercado de trabajo. Asimismo, las reformas en los mercados de bienes y servicios implementadas hasta
ahora no han ido lo suficientemente lejos, como por ejemplo las que se relacionan con la potenciacién
de la competencia.
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manera en que estos cambios se materializardn en la practica atin estd por
verse, especialmente la manera en que los tribunales laborales interpretardn
estas nuevas reglas. Asimismo, el encendido debate sobre la propuesta de
introducir un solo contrato indefinido para todas las nuevas contrataciones,
con un coste de despido creciente —segtin la duracién de la relacion labo-
ral—, continta sobre la mesa hoy dia. Por otro lado, durante los tltimos
cinco afios los salarios y los costes laborales unitarios han experimentado
un ajuste a la baja en Espafia en relacion con otros miembros de la Euro-
zona, y recientemente se han adoptado algunas medidas para atenuar la in-
dexacién de la economia. Ya veremos si todos estos nuevos factores afectan
de manera significativa los patrones observados en el mercado laboral espa-
fiol, por ejemplo reduciendo la elevada persistencia del desempleo.
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