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delos de datos panel espacial. La dinámica capta la 
inercia subyacente al nivel de desempleo mientras 
que el ámbito espacial recoge las interacciones entre 
las unidades de corte transversales. En relación con 
este último punto, la práctica habitual para la cap-
tura de interacción en el espacio exige la definición 
de la matriz de pesos espaciales, W. La matriz W 
pretende describir la disposición espacial de los datos 
y generalmente se determina, a priori, por criterios 
simples: contigüidad; los k vecinos más próximos o, 
a través de funciones basadas en la distancia. Muy a 
menudo el mismo análisis introduce varias matrices 
W para verificar la robustez en los resultados; sin em-
bargo, cada una de estas matrices W incluye valores 
constantes durante todo período de tiempo consi-
derado. La constancia de la matriz W es un tema no 
cuestionable en el caso de modelos de datos de corte 
transversal, pero definitivamente es una hipótesis 
muy discutible en el contexto del modelo de datos 
panel espacial. Es decir, en general, en el contexto de 
datos panel con una dimensión de tiempo larga (T 
grande), parece muy exigente asumir la constancia 
en la conectividad entre las regiones. Algunos ejem-
plos donde este aspecto se puede cuestionar, sin 
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i. introducción

EL tema del desempleo regional merece aten-
ción especial. En primer lugar, las disparida-
des regionales son, al menos, tan elevadas 

como el diferencial de desempleo entre países 
(Organización para la Cooperación y el Desarro-
llo Económico, OCDE, 2000). En segundo lugar, 
los diferenciales regionales en desempleo reflejan 
ineficiencia, ya que pueden reducir el producto inte- 
rior bruto (PIB) y presionar al alza la inflación (Taylor, 
1996). Además, existe un amplio consenso en el 
hecho de que la misma tasa de desempleo a nivel 
nacional puede tener diferentes repercusiones socia-
les dependiendo de la distribución de las tasas de 
desempleo a nivel regional.

De acuerdo con el planteamiento anterior, la 
evolución del desempleo español ha sido foco de 
investigación durante mucho tiempo. La dimensión 
dinámica y espacial del problema se caracteriza por 
su persistencia y por diferencias notables entre las 
regiones (p. ej., López-Bazo et al., 2005). Ambas 
dimensiones se han analizado en el contexto de mo-
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intención de ser exhaustivos, son por ejemplo: acon-
tecimientos políticos domésticos (como los cambios 
en el grado de control local sobre los impuestos, o 
un referéndum de independencia regional), desarro-
llo económico (como la mejora de las conexiones de 
transporte público) o un movimiento internacional 
más amplio reflejado en la disminución o supresión 
de las barreras al comercio (1). 

En este trabajo, prestamos atención a la evolución 
del desempleo regional español desde el año 1980 
hasta el 2013. En este período, se espera encontrar 
cambios en la conectividad regional debido a los 
importantes cambios políticos ocurridos. La dictadura 
de Franco terminó en los años setenta (Franco murió 
en 1975, 20 de noviembre, y la Constitución fue 
votada en 1978, el 6 de diciembre). A continuación, 
el país emprendió un proceso de rápida transición 
desde un sistema altamente centralizado en casi 
todas las facetas de la vida pública (economía, política, 
cultura, etc.) a una estructura cuasifederal con 
17 regiones, comunidades autónomas (en adelante 
CC. AA.). El «estado autónomo» se completa for-
malmente en 1983, año en el que se celebran las 
elecciones regionales en 13 comunidades y se aprue-
ba finalmente la ley orgánica de armonización del 
Proceso Autonómico,  conocida como LOAPA, que 
rige el proceso de descentralización. Desde entonces, 
el peso de las regiones ha aumentado sistemática-
mente a expensas del Estado central.

El proceso de descentralización incluyó una 
«fuente propia» de ingresos para los gobiernos 
subcentrales y también acuerdos de reparto de 
impuestos entre las regiones y el Gobierno central. 
al final del proceso, en los últimos años noventa, 
las regiones disponen de un alto control sobre las 
tasas impositivas y una gran capacidad legislativa 
en diferentes áreas tales como educación (transfe-
rida entre 1995 y 1999), salud pública (transferida 
casi totalmente en el año 2002), los mercados de 
trabajo y de consumo, la actividad comercial, et-
cétera. Actualmente, los gobiernos regionales son 
responsables de 40 por 100, aproximadamente, del 
total del gasto público y de más del 50 por 100 
del empleo gubernamental. 

Nuestra hipótesis de trabajo es que, después de 
esta cadena de cambios sufridos por la economía 
española en los últimos cuarenta años, es difícil man-
tener el supuesto de estabilidad, y ello incluye a la 
interacción entre los agentes. Por tanto, en este tra-
bajo proponemos el uso de dos pruebas, definidas 
en Bai et al., (2009) y Schott (2007), para comprobar 
si existe una ruptura significativa en W a lo largo del 

período considerado. Más tarde, en una segunda 
etapa, se estiman las matrices W requeridas (úni-
cas, en caso de no ruptura, o varias, en el caso de 
rupturas significativas) siguiendo a Bhattacharjee y 
Jensen-Butler (2013).

Las ventajas del procedimiento propuesto son 
claras. En primer lugar, en caso de que se detecten 
rupturas estructurales, el procedimiento nos permite 
estimar los puntos concretos de ruptura. En segun-
do lugar, es posible evaluar todos los elementos de 
las matrices W (solo una si no hay ninguna ruptura 
o varias en caso de existir rupturas). Estos resulta-
dos nos informarán sobre el patrón y la fuerza de 
la conectividad entre regiones. En otras palabras, 
en lugar de definir solo una matriz W, a priori, el 
procedimiento estima las matrices W que resultan 
significativamente diferentes a partir de los datos. 
Por último, las diferencias en los pesos entre períodos 
proporcionan información sobre las consecuencias 
de las rupturas en la conectividad entre las regiones 
(en nuestro caso, información sobre la consecuencia 
de la descentralización sobre las relaciones entre las 
regiones españolas).

El presente artículo se estructura como sigue. 
La segunda sección se dedica al análisis del estado 
actual de la literatura referida al análisis espacio-
temporal del desempleo. La tercera sección describe 
la estructura y evolución de desempleo regional 
español. En la cuarta sección, se describen las prin-
cipales cuestiones relativas a la naturaleza, contras-
tes de ruptura y estimación de las matrices W. La 
quinta sección detalla los resultados obtenidos para 
nuestro caso de estudio. Por último, la sexta sección 
presenta las principales conclusiones.

ii.  modelos espacio-temporales para 
el análisis del desempleo

 Las tasas de desempleo regional se determi-
nan por factores regionales y nacionales (Zeilstra y 
Elhorst, 2014). Entre los primeros, podemos citar 
la composición regional de la fuerza de trabajo o la 
estructura regional del mercado laboral. Entre los 
factores nacionales se encuentran las instituciones 
del mercado de trabajo nacional (tales como el nivel 
de centralización de la negociación salarial), el fo-
mento del empleo y el sistema de protección social. 
Sin embargo, al analizar las regiones dentro de un 
único país, como en nuestro caso, no es posible 
cuantificar los factores nacionales. en consecuencia, 
en general, las disparidades en el desempleo se han 
interpretado como resultado de la baja movilidad 
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desempleo regional con respecto a la nacional y 
encuentran diferencias importantes y persistentes en 
las tasas regionales debido, principalmente, a dife-
rencias en ventajas regionales, tasas de delincuen-
cia, políticas de educación y mercado de la vivienda.

un resumen integrador de la literatura aplicada 
sobre diferenciales de desempleo regional se puede 
encontrar en Elhorst (2003). En el se distinguen 
cuatro tipos de modelos: uniecuacionales, implícito, 
de identidad contable y de ecuaciones simultáneas 
con interacciones. Además, las variables explicativas 
del desempleo regional se clasifican entre variables 
predeterminadas y estrictamente exógenas. Entre 
las primeras, se citan las siguientes: cambio natural, 
participación, desplazamientos diarios por trabajo, 
salarios, empleo y producto regional bruto. Entre  
las variables estrictamente exógenas se encuentran 
el mercado potencial, la composición industrial, las 
barreras económicas y sociales, el nivel educativo de 
la población, así como el retardo espacio-temporal 
del desempleo. Con respecto a este último punto, 
Elhorst (2003) señala que las tasas de desempleo 
regional están altamente correlacionadas en el tiempo 
y en el espacio, ya que cambian, generalmente, de 
manera gradual y, a menudo, en la misma dirección 
sobre todo en el espacio. En este sentido, recomienda 
comenzar con un modelo general que combine la 
dinámica espacial y temporal de modo que: i) se 
modeliza la serie temporal a partir de un modelo 
de autocorrelación serial de primer orden (Hendry, 
1995; Hendry y Mizon, 1978; Mizon, 1995); ii) aná-
logamente para la dimensión espacial, se recurre 
a la técnica de la regresión espacial propuesta por 
Anselin (1988). En consecuencia, Elhorst (2003) 
señala que «la estimación de una ecuación de tasa 
de desempleo regional en base a una sección trans-
versal de datos temporales que no tenga en cuenta 
los efectos dinámicos espaciales y seriales, o no 
compruebe la ausencia de autocorrelación espa-
cial o serial, puede padecer de serios problemas 
de especificación». Hecha esta salvedad de corte 
metodológico, debe indicarse que hay tres factores 
ampliamente utilizados en la literatura aplicada 
sobre desempleo: 1) la oferta de mano de obra (la 
mayor parte de las veces se ha aproximado a través 
del PIB); 2) la demanda de mano de obra; y 3) los 
factores de ajuste salarial.

Referido al caso de España, Bande y Karanassou 
(2013) concluyen acerca de la superioridad de la 
teoría de la reacción en cadena (TRc) sobre la teoría 
de la tasa natural de desempleo (Tnd). la TRc se 
apoya en sistemas multiecuacionales dinámicos. De 
hecho, se estima cada ecuación de reacción al cambio 

laboral interregional o de las diferencias regionales en 
el mercado de trabajo, en lo relativo a la composición 
sectorial del empleo, características regionales de los 
trabajadores desempleados, etc. Sin embargo, estos 
elementos, aunque relevantes, no pueden explicar 
por sí solos las disparidades del desempleo regional.

Según Marston (1985), la existencia de dispari-
dades del desempleo regional puede reflejar tanto 
un equilibrio como un desequilibrio. Por un lado, el 
equilibrio se entiende como reflejo de las disparida-
des en tasas naturales de desempleo de las regiones 
(las cuales vienen determinadas por variables que 
evolucionan continuamente en el tiempo, tales 
como la propia demanda y oferta así como variables 
propiamente institucionales). Por otro lado, el enfo-
que de desequilibrio sostiene que las disparidades 
existen porque los mercados de trabajo regionales 
se ajustan de forma diferente a shocks comunes, 
dando lugar a un efecto de polarización.

La perspectiva neoclásica apoya la existencia de 
un equilibrio competitivo de las regiones, donde 
la tasa de desempleo se estabilice. En este sentido, 
Blanchard y Katz (1992) muestran que las disparida-
des en el desempleo regional de Estados unidos no 
son persistentes debido a la alta movilidad laboral y 
empresarial. Los trabajadores se mueven desde las 
regiones con un alto nivel de desempleo hacia las de 
bajo nivel en busca de mejores perspectivas, mien-
tras que las empresas se mueven a regiones de alto 
desempleo para beneficiarse de menores costes  
laborales. Es decir, en el corto plazo, las disparidades 
regionales pueden reflejar las rigideces del mercado 
o las restricciones de movilidad, las cuales deberían 
desaparecer en el largo plazo. El proceso de ajuste 
será más rápido o más lento dependiendo de cir-
cunstancias regionales que pueden persistir durante 
mucho tiempo. Sin embargo, este enfoque también 
tiene problemas. Bartik (1993) y Rowthorn y Glyn 
(2006) muestran que los resultados de Blanchard y 
Katz están fuertemente influenciados por el sesgo de 
muestra pequeña al disponer de series temporales 
cortas, y de errores de medición elevados. Después 
de corregir estos sesgos, no se encuentra evidencia 
a favor de la existencia de un mercado de trabajo 
regional altamente flexible en los estados Unidos. 

Partridge y Rickman (1997) fusionan ambos 
enfoques combinando factores de desequilibrio 
(por ejemplo, crecimiento económico, tecnolo-
gía) y mecanismos de equilibrio, (por ejemplo, la 
composición industrial, salarios) con las tendencias 
demográficas, ventajas de localización e institucio-
nales. Estiman las diferencias en la tasa natural de 
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central frente al existente entre las regiones perifé-
ricas, a partir del análisis del PIB per cápita. En los 
trabajos citados se encuentran diferentes estructu-
ras de pesos, pero en ambos casos se asume que 
son estables en el tiempo. 

En este artículo se cuestiona la estabilidad en el 
tiempo de la matriz de pesos espaciales W aplicada 
al análisis del desempleo regional español.

La literatura que analiza el efecto de la descentra-
lización sobre el crecimiento económico, la inversión 
o, en general, el desarrollo también es muy exten-
sa. Los resultados corroboran la hipótesis de que la 
descentralización mejora el crecimiento económico 
(Stansel, 2005; o Lin y Liu, 2000, en el caso de China). 
Como explica Oates (1993) este resultado es debido 
al hecho de que la «descentralización fiscal mejora la 
eficiencia económica: la provisión de los productos 
atendiendo a gustos y circunstancias locales reporta 
mayores niveles de bienestar social que una provisión 
centralizada y uniforme». En relación con el efecto 
de la descentralización de la inversión en 20 países 
europeos, Kappeler et al. (2013) concluyen que esa 
medida incrementa la inversión pública en infraes-
tructuras, mientras que la redistribución no se ve 
afectada significativamente. análogamente, esteller y 
Solé (2005) encuentran que la descentralización, en el 
caso de españa (a nivel nUTs-3), mejora la capacidad 
de la inversión pública orientada a infraestructuras 
capaces de mejorar el output regional vía reducción 
en costes. En consecuencia, sin duda, es muy proba-
ble que un proceso de descentralización provoque 
una importante ruptura estructural en la economía.

Además de las rupturas, es probable que los 
cambios ocasionados por la descentralización sean 
heterogéneos entre las regiones. En este sentido, 
por ejemplo, Rowland (2001) concluye que la po-
blación es un determinante principal de los resul-
tados cuando afirma: «los efectos de las políticas 
de descentralización sobre municipios pequeños 
difieren de los efectos más conocidos generados 
sobre áreas urbanas, y estas diferencias, a su vez, 
alteran los resultados de las políticas de descentra-
lización en ámbitos locales». En consecuencia, nues-
tros argumentos para el contraste de una posible 
ruptura en la matriz de pesos espaciales a lo largo 
del período 1980, primer trimestre, a 2013, cuarto 
trimestre son claras. Por un lado, la intensidad de la 
dependencia espacial entre regiones centralizadas 
o descentralizadas puede ser significativamente 
diferente. Además, las diferencias regionales resul-
tado de la descentralización son capaces de provo-
car cambios en el patrón de conectividad entre las 

laboral a través de un enfoque de retardos distribuido 
autorregresivo (ARDL).

En relación con el aspecto espacial, Patacchini 
y Zenou (2007) sostienen que una característica, a 
menudo descuidada en los estudios empíricos de 
desempleo regional, es la posible existencia de depen- 
dencia transversal. «El grado de interdependencia 
entre los mercados regionales es típicamente muy 
alto, pero solo unos pocos estudios han analizado 
los posibles vínculos entre regiones vecinas. Esta 
limitada literatura (p. ej., Molho, 1995; Burda y 
Profit, 1996; Petrongolo y Wasmer, 1999; Burgess 
y Profit, 2001; Overman y Puga, 2002; Niebuhr, 
2003) señala la existencia de una dependencia 
espacial en las tasas de desempleo, pero los meca-
nismos que provocan tal patrón no han sido clara-
mente identificados.» 

La dependencia espacial en las tasas de desem-
pleo puede originarse por errores de medida o por 
aspectos de comportamiento. En el primer caso, 
los trabajadores buscan empleo únicamente en 
su respectivo mercado de trabajo local, el cual no 
coincide con las unidades administrativas utilizadas 
para la cuantificación del desempleo (cc. aa. en 
nuestro caso). En el segundo caso, la dependencia 
espacial se genera debido a que los trabajadores 
buscan empleo en diferentes mercados de trabajo. 
otra cuestión se refiere a cómo los escasos análisis 
empíricos existentes introducen la dependencia 
espacial. En este sentido, como sostiene López 
(2013), la mayoría de los modelos de regresión 
espacial introducen la dependencia utilizando sola-
mente una matriz de pesos espaciales, W, asociada 
a un único parámetro r, que determina la intensi-
dad y signo de la dependencia. lópez (2013) afir-
ma que «tales modelos introducen especificaciones 
muy simples para capturar complejos mecanismos 
de interacción espacial entre observaciones». Otros 
ejemplos que abogan por la introducción de pe-
sos múltiples en la especificación del modelo son: 
Hepple (1995), Bell y Bocksteal (2000), Bordignon 
et al., (2003), Lacombe (2004), Allers y Elhorst 
(2005), McMillen et al.(2007), Ward y Gleditsch 
(2008), Mur et al. (2008, 2010), Dall’Erba et 
al. (2008), Elhorst y Fréret (2009), Gérard et al. 
(2010), Lee y Liu (2010) y Badinger y Egger (2011). 
Sin embargo, el propósito de las propuestas 
anteriores es capturar diferencias en dependencias 
espaciales dentro de la dimensión transversal de 
los datos y no en la dimensión temporal (como 
en nuestra propuesta actual). Por ejemplo, Mur et 
al. (2008, 2010) proponen diferenciar el nivel de 
dependencia existente entre las regiones de Europa 
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Sin embargo, detrás de las anteriores tasas de 
desempleo nacional, cuando se analiza la dimensión 
espacial, podemos encontrar notables diferencias 
entre las regiones. el gráfico 2 muestra la evolución 
de las tasas de desempleo en las diecisiete CC. AA., 
mientras que el gráfico 3 muestra la evolución de 
la desviación estándar de dichos datos regionales, 
así como la evolución de las tasas de desempleo 
mínimo, máximo y promedio (2). 

Como muestran esos gráficos, una caracte-
rística distintiva de la economía española, ade-
más del alto nivel de desempleo, viene dada por 
las notables y persistentes diferencias regiona-
les. Las diferencias promedio entre la tasa de des-
empleo regional máxima y mínima a lo largo del 
período 1980 a 2013 es de alrededor de 16 puntos; 
los valores más extremos corresponden a 1995T3, con 
una diferencia de 23,29 puntos (la tasa de desempleo 
mínima era del 11,54 por 100 en Navarra, mientras 
que el valor máximo fue de 34,83 por 100 corres-
pondiente a Andalucía). En la literatura podemos 
encontrar un fuerte consenso con respecto a estos dos 
aspectos (ver, por ejemplo, López-Bazo et al., 2005; 
Bande y Karanassou, 2013).

Por último, el gráfico 4 muestra la distribución 
espacial de desempleo (con una clasificación en 

regiones. uno de los objetivos de este trabajo es 
contrastar tal hipótesis.

iii. el desempleo regional en españa 

La evolución del empleo en España ha sido 
ampliamente estudiada (Blanchard y Jimeno, 1995; 
Dolado y Jimeno, 1997; Marimon y Zilibotti, 1998). 
como se muestra en el gráfico 1, al principio de la 
década de los ochenta la tasa de desempleo ron-
daba el 10 por 100. Sin embargo, en cinco años 
se duplicó, por lo que en el primer trimestre de 
1985 (1985T1) más de 20 de cada 100 trabajado-
res estaban desempleados. A continuación hasta 
fines de 1991, sigue un período de crecimiento y, 
la tasa de desempleo nacional se reduce ligeramente, 
situándose en torno al 17 por 100. El siguiente 
período de depresión, hasta el cuarto trimestre de 
1995 (1995T4), aumentó la tasa de desempleo, 
aproximadamente, en tres puntos, hacia niveles 
similares a los de 1985. A continuación, se produce 
una larga expansión, hasta 2008, en la que la tasa 
de desempleo se redujo a menos del 10 por 100. 
Finalmente, después de 2008, la tasa de desempleo 
aumenta rápidamente debido a la crisis económica 
global, alcanzando una tasa de desempleo del 
26 por 100 a finales de 2013.

GRáFICO 1
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cuatro cuartiles) aplicada a los datos regionales, 
en cada uno de los puntos de inflexión del ciclo 
nacional. Como puede observarse, en todos los pe-
ríodos, las tasas de desempleo presentan una clara 
estructura espacial, aunque el patrón representado 
parece cambiar a lo largo del tiempo. 

iv.  la matriz de pesos espaciales. 
principales cuestiones

La matriz de pesos es uno de los elementos más 
característicos de un modelo espacial, dado que 
pretende describir la disposición espacial de los 
datos en los que opera el modelo. En este sentido, 
está conectada con el concepto de alotropia, tal y 
como fue puesto de manifiesto por Ancot et al., 
(1982): «lo que sucede a menudo en una región 
está relacionada con otros fenómenos situados en 
partes distintas y remotas del espacio». Las cuestio-

GRáFICO 2
evolución de la tasa de desempleo regional (%)

GRáFICO 3
disparidades interregionales (%)
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(29,0-36,3)
(22,3-29,0)
(20,6-22,3)
(15,8-20,6)

(15,0-25,0)
(13,1-15,0)
(9,6-13,1)
(6,5-9,6)

(9,6-14,8)
(8,4-9,6)
(6,4-8,4)
(5,6-6,4)

(11,2-16,9)
(9,5-11,2)
(7,6-9,5)
(4,9-7,6)

(22,0-30,1)
(19,4-22,0)
(17,4-19,4)
(13,5-17,4)

(18,6-26,9)
(15,9-18,6)
(12,0-15,9)
(11,0-12,0)

GRáFICO 4
distribución espacial de la tasa de desempleo
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(23,2-32,9)
(20,8-23,2)
(18,5-20,8)
(12,7-18,5)

para mis datos?). Es evidente que el usuario tiene más  
indicaciones en el marco de series temporales, donde se 
debe considerar la frecuencia de los datos y mirar hacia 
el pasado. Por el contrario, el espacio es irregular y hete-
rogéneo y las influencias pueden ser muy heterogéneas. 
Sin embargo, formalmente el problema es el mismo: la 
incertidumbre. Además, la teoría tiende a aportar poca 
información sobre la forma de W y apenas hay ayudas 
para avanzar en este aspecto tan crucial.

La práctica usual ha consolidado dos enfoques 
principales para solucionar el problema de la cons-
trucción de W (Angulo et al., 2016b):

• especificar W de forma exógena;

• estimar W a partir de los datos. 

El enfoque exógeno es el más popular e incluye 
criterios simples como, por ejemplo, adyacencia o 
contigüidad, los k vecinos más próximos o diferen-
tes funciones kernel basadas en la distancia que 

nes relativas a dicha matriz han recibido conside-
rable atención (Harris et al., 2011) en los últimos 
años. Formalmente, la matriz de pesos espaciales 
es una matriz de n×n: 

 

El peso wij es distinto de cero si i y j interactúan 
y cero en caso contrario. Por convención, un indivi-
duo no interactúa consigo mismo, por lo que ele-
mentos de la diagonal son cero wii=0. La utilidad de 
esta matriz se ha puesto de manifiesto en el trabajo 
aplicado, si bien su especificación es problemática. 
Debe reconocerse que esta situación no es nueva en 
la econometría dado que, por ejemplo, los modelos 
de series temporales se enfrentan a un dilema simi-
lar (¿cuál es la estructura de retardos más adecuada 



182

vecindad y descenTraliZación: Una aPlicación al caso de las Tasas de desemPleo regionales en esPaña

PAPELES DE ECONOMÍA ESPAÑOLA, N.º 152, 2017. ISSN: 0210-9107. «Redes de InTeRaccIón socIal y esPacIal: aPlIcacIones a la economía esPañola»

a un problema importante en paneles grandes, aun-
que es inusual que el usuario conozca, de antemano, 
el patrón de rupturas (el caso de Druska y Horrace, 
2004, es peculiar porque estudian la eficiencia de las 
granjas en Java utilizando un modelo de dos estacio-
nes, para temporada seca y húmeda, que consiste en 
dos matrices de ponderación diferentes).

Por esta razón, pensamos que son de interés 
una nueva clase de contrastes diseñados para  
detectar rupturas temporales en la matriz W. 
Angulo et al. (2016a) desarrollan un método que 
combina la EMQV de un modelo de datos panel  
espacial estático con el enfoque de Andrews 
(1993) para detectar puntos de ruptura descono-
cidos utilizando el mayor valor entre una secuencia 
de razones de verosimilitud calculados para un rango 
elegido de posibles rupturas. El procedimiento, 
esencialmente paramétrico, es algo conservador, 
aunque tiene una alta potencia para detectar y 
determinar correctamente el punto de ruptura en 
la matriz W. Análogamente, Angulo et al. (2016b) 
introducen un procedimiento para la detección de 
rupturas que no requiere la especificación previa 
de la matriz de pesos espaciales. La propuesta 
combina varios contrastes de estabilidad en la ma-
triz de covarianza de una muestra. Entre ellos, los 
candidatos más interesantes son los contraste de 
Bai et al., (2009) y de Schott (2007). A continua-
ción, procedemos a analizar en mayor profundidad 
ambos contrastes.

El punto de partida es una secuencia de  
observaciones en el tiempo, desde 1 hasta T, para 
el vector yt, de orden (nx1). la hipótesis nula afir-
ma que existe una matriz de covarianzas única, ,  
para todo el período, mientras que la alternativa 
introduce una ruptura en el período Tb, 1 < Tb 
< T, por lo que en la primera submuestra opera 
la matriz de covarianzas  y  en la segunda. El 
supuesto implícito es que el cambio en la matriz  
de covarianzas procede de un cambio en la matriz de  
pesos, manteniéndose todo lo demás constante. 
Es decir, se pretende contrastar si existe una rup-
tura en Tb:

El problema puede ser resuelto con un test de 
razón de verosimilitud (Anderson, 2003), LR:

 

penaliza la separación entre objetos en el espacio 
(decaimiento exponencial, inverso, etc.). El segundo 
enfoque evita la imposición de restricciones a la red 
de interacciones, que tratamos de inferir (parcial-
mente, totalmente) a partir de los datos. Kooijman 
(1976) fue el primero en demandar soluciones pro-
cedentes de los propios datos, sugeriendo fijar los 
pesos a fin de maximizar el valor de la I de moran 
asociada a los residuos del modelo. Mur y Paelinck 
(2010), a modo de ejemplo, se centran en la maxi-
mización del coeficiente de correlación completo, el 
enfoque CCC. De hecho, las alternativas más popu-
lares en este campo son el MEL (modelo estadístico 
local) y los algoritmos AMOEBA de Getis y Aldstadt 
(2004) y Aldstadt y Getis (2006), respectivamente. 
La propuesta de Benjanuvatra y Burridge (2015) es  
también de gran interés porque plantean el pro-
blema de estimar W en un marco de máxima qua-
siverosimilitud (EMQV) y un único corte transversal. 

En el caso de datos de panel, se dispone de  
información sobre interacciones repetida en el 
tiempo y, por tanto, es posible diseñar esquemas 
de trabajo de mayor flexibilidad. Bhattacharjee y 
Jensen-Butler (2013) desarrollan un enfoque no  
paramétrico para estimar la matriz de pesos espa- 
ciales a partir de un modelo de datos panel con  
estructura espacial en el error (en inglés, spatial error 
model, SEM). Beenstock y Felsenstein (2012) ajustan 
este método para la estimación de W en un modelo 
de datos de panel con retardo espacial en la ecuación 
(spatial lag model, SLM) y con efectos aleatorios no 
observables. Otra parte de la literatura se ha cen- 
trado en el caso de una matriz W endógena. Kelejian 
y Piras (2014) y Qu y Lee (2015) presentan el caso 
de una matriz cuyos pesos son conocidos por 
ser funciones endógenas de otros elementos del  
modelo; asumiendo el conocimiento (parcial) de 
estas relaciones, desarrollan el método generalizado 
de momentos, MGM, o variables instrumentales, IV, 
algoritmos con buenas propiedades. Finalmente, 
Ahrens y Bhattacharjee (2015) introducen un algo-
ritmo Lasso en dos etapas para estimar los pesos en 
un modelo de datos de panel tipo SLM.

Nuestra preocupación se refiere a la hipótesis 
de estabilidad de la matriz de pesos espaciales. 
lee y yu (2012) presentan un modelo de datos 
de panel dinámico donde n y T son grandes y W 
cambia de período a período de forma exógena. 
En este contexto, obtienen que la no considera-
ción de este patrón resulta en fuertes sesgos. Por 
otra parte, la magnitud de los errores se incre-
menta para las estimaciones de los efectos mar-
ginales directos e indirectos. lee y yu apuntan 



183

JESúS MuR · ANA M. ANGuLO

PAPELES DE ECONOMÍA ESPAÑOLA, N.º 152, 2017. ISSN: 0210-9107. «Redes de InTeRaccIón socIal y esPacIal: aPlIcacIones a la economía esPañola»

de Chow (1960) o el test de heterocedasticidad de 
Goldfeld y Quandt (1965) hasta los más recientes 
como, por ejemplo, Banerjee y Carrión-i-Silvestre 
(2015). Algunos de ellos pueden transferirse tam-
bién a un ámbito espacial. Sin embargo, no hay 
muchas propuestas para analizar la estabilidad de 
la matriz de pesos, lo cual es muy importante para 
una investigación aplicada. 

v.  caso de estudio: las tasas de 
desempleo en las comunidades 
españolas

El caso de desempleo regional español combina 
dos características importantes para nosotros: se 
espera encontrar una fuerte dependencia trans-
versal (ver tercera sección) y, probablemente, esta 
estructura ha sufrido cambios debido al proceso 
de descentralización de la economía española, cla-
ramente visible en el gráfico 5, que representa el 
porcentaje del gasto público bajo control de las  
regiones. Vamos a estudiar este caso para el período  
1980 a 2013, utilizando datos trimestrales.

Seguiremos el enfoque mixto de Partridge y 
Rickman (1997) relativo a los mercados laborales, 
aunque la selección de variables se ha visto muy limi-
tada por la disponibilidad de datos. un elemento cla-
ve es el paro por CC. AA., tomado de la encuesta de 
Población activa, (Instituto Nacional de Estadística, 
INE, varios años). Los salarios y el volumen de activi-
dad económica en la región son los principales fac-
tores explicativos del desempleo para nuestro caso. 
La encuesta Trimestral de salarios (INE, varios años) 
es la fuente para el primer caso y la contabilidad 
regional de españa (INE, varios años) para la segun-
da. El INE produce únicamente estimaciones anuales 
del PIB regional que han sido desagregadas en datos 
trimestrales según DiFonzo (1990), utilizando como 
indicadores de alta frecuencia el empleo y el índice 
de producción industrial.

Las tres series panel son integradas de orden 1, 
o I(1), como se indica en el cuadro n.º 1, donde 
lp denota el logaritmo del producto interior bruto 
regional, lu es el logaritmo del desempleo regio-
nal y lw es el logaritmo del indicador de salarios 
regionales. Por otra parte, dichas series están coin-
tegradas, de acuerdo con los resultados recogidos 
en el cuadro n.º 2; los contrastes de Westerlund 
y Pedroni coinciden (ambos son robustos a la de-
pendencia transversal). Sin embargo, este período 
ha sido crucial para la evolución de la economía 
española contemporánea, marcado por importan-

siendo  la correspondiente estimación 
muestral de la matriz  bajo la hipótesis nula y 
alternativa. El problema con el test LR [3] es el lla-
mado problema de la «alta dimensionalidad» que  
resulta de (a)-la singularidad de la matriz de  
covarianzas muestral en casos donde T < n o (b)-la 
tendencia a rechazar la hipótesis nula de homo-
geneidad, con independencia de que sea falsa o 
verdadera, cuando T y n aumentan.

Estas debilidades motivaron la aparición de dife-
rentes alternativas al test LR. El test Tn de Bai et al. 
(2009) introduce las correcciones necesarias para 
que el estadístico LR en [3] se comporte correc-
tamente cuando n < T y n y T aumentan (caso 
b anterior). El estadístico se distribuye según una 
normal estándar. 

En el caso (a), se necesita otro enfoque, derivado 
de la norma de Frobenius utilizada sobre la matriz 
de diferencias:

Bajo la hipótesis nula [2], la distancia anterior 
debe ser cercana a cero. Schott (2007) demuestra 
que, usando solamente la información muestral, 
es posible obtener una estimación insesgada de la 
distancia [4], incluso en el caso que T < n. A con-
tinuación se desarrolla un estadístico, denotado 
tTn, para la hipótesis [2] que bajo la nula converge 
a una distribución normal centrada con una  
varianza bien definida (véase schott, 2009, para 
los detalles).

Conviene destacar que, en ambos casos, el inves-
tigador conoce la ubicación del punto de ruptura 
(el contraste Schott puede extenderse al caso de 
más de un punto de ruptura). Si su ubicación es 
desconocida, Angulo et al., (2016b) muestran que, 
en el mismo sentido que Andrews (1993), ambos 
contrastes pueden obtenerse mediante un esque-
ma secuencial. Para ello, se debe definir los puntos 
entre los que se evaluará el estadístico, desde un 
punto de partida, Ts, hasta el punto final, Te, 1 < 
Ts<t< Te< T. Después, los estadísticos se evalúan 
secuencialmente de acuerdo con t (es decir, Tb=t). 
Si hay una ruptura en la matriz de covarianzas, la 
secuencia de valores producirá un extremo, estadís-
ticamente significativo, cerca del punto de ruptura 
desconocido.

Hay muchas otros contrastes y métodos suge-
ridos en la literatura para analizar rupturas estruc-
turales, desde los más tradicionales como el test 
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da en relación con los salarios: se prevé un impacto 
positivo desde una perspectiva neoclásica, que se 
pone en cuestión desde una visión socialdemócrata. 
utilizando los resultados anteriores, nos aproxima-
remos a esta discusión a través de un modelo de 
retardos distribuidos autorregresivo, ARDL (p, q1, 
q2) (Pesaran et al, 2001). Los retardos adecuados p, 
q1 y q2 del modelo aRdl se han fijado atendiendo a 
la incorrelación serial de los residuos y al criterio de 
información Alkaike. Los resultados indican que la  
estructura de retardos más adecuada, que evita 
la correlación serial, es p = 4; q1 = 2; q2 = 2. En 
consecuencia, se ha estimado la siguiente ecuación 
(téngase en cuenta que el cambio de régimen sola-
mente afecta a los salarios regionales):

  

 

tes acontecimientos tales como la incorporación 
a la Comunidad Económica Europea en 1986, la  
crisis de 1993, la completa descentralización de  
la administración pública o la crisis económica en el 
segundo semestre de 2007 y la posterior recesión. 
El contraste de Banerjee y Carrión-i-Silvestre (2015) 
revela una ruptura estructural significativa en el 
segundo trimestre de 2000 (síntomas más débiles 
de una segunda ruptura aparecen también a prin-
cipios de los noventa y/o en 2008, según la región). 
No ofrecemos resultados del test de cointegracion 
dado que hay una fuerte evidencia de dependencia 
transversal en los errores idiosincrásicos que distor-
sionan su distribución asintótica. Además, el proce-
dimiento detecta la presencia de, al menos, cuatro 
factores comunes no estacionarios, que significan 
que las variables observadas no están cointegradas 
por sí solas (se necesitan factores para obtener una 
relación de largo plazo significativa).

La literatura sobre mercado de trabajo coincide 
en los efectos negativos de la actividad económica 
sobre el desempleo. La relación es más controverti-

GRáFICO 5
porcentaJe del gasto público baJo control de las cc. aa.

Fuente: Gil-Serrate el al., 2011.
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entre las diferentes CC. AA. una manera de resolver 
esta cuestión es mediante la comparación de las 
estimaciones de paneles dinámicos heterogéneos 
MG y PMG. El primero (Pesaran y Smith, 1995) 
se basa en estimar n regresiones temporales, una 
para cada CC. AA., y promediar los coeficientes, 
mientras que el estimador PMG (Pesaran et al., 
1999) es una mezcla de pooling y promedio de 
coeficientes. la comparación puede hacerse a tra-
vés de un simple contraste de Hausman donde 
las estimaciones de MG son constantes bajo la 
hipótesis nula (parámetros homogéneos) y la al-
ternativa (hipótesis de parámetros heterogéneos), 
mientras que las estimaciones PmG son eficientes 
bajo la nula, pero sesgadas bajo la alternativa. En 
este caso, el estadístico de Hausman toma un valor 
de 2,44 (tres grados de libertad) y un p valor de 
0,4861, de modo que la mejor alternativa parece 
ser la estimación mixta de PMG.

El detalle de las estimaciones de corto plazo del 
modelo ARDL(4,2,2) correspondiente a cada comu-
nidad autónoma aparecen en el cuadro n.º 3 (3). El 
cuadro n.º 4 recoge los resultados correspondientes 
a la ecuación de cointegración panel común (parte 
superior) y el promedio de los parámetros de corto 
plazo (incluyendo una medida de dispersión de las 
estimaciones). Se completa la información a partir 

Otro problema a considerar es la homogeneidad 
de los parámetros de la ecuación de cointegración 

contrastes de cointegración para datos de panel

CuADRO N.º 2

conTrasTes de Pedroni

estadístico Panel estadístico de grupo

Ratio de varianza ............. 2,1760*
Estadístico Rho ................ 0,2219 1,1692
Estadístico PP .................. -0,5583 0,1796
Estadístico ADF ............... -2,1201* -3,2851*

conTrasTes de WesTerlUnd 

valor Z p-valor robusto

Contraste Gt .................... -2,9140* 0,0200
Contraste Ga  .................. 0,8061 0,1333
Contraste Pt .................... -3,2891* 0,0202
Contraste Pa  ................... -0,9903* 0,0432

notas: Los estadísticos de Pedroni (1999, 2001) se distribuyen asintóticamente como 
normal estándar. El test de la ratio de la varianza es de cola derecha, mientras que 
el resto de constrastes son de cola izquierda. Los contrastes de Westerlund (2007) 
se distribuyen asintóticamente como una normal. El valor Z denota el valor del esta-
dístico estandarizado. El p valor es robusto a la dependencia transversal. El número 
de bootstraps=400.
Todos los contrastes incluyen efectos individuales y tendencia temporal.
*: denota rechazo de la hipótesis nula de no cointegración al nivel de significatividad 
del 5 por 100.

contraste de raíz unitaria para datos de panel

CuADRO N.º 1

H0: i(1) vs Ha= i(0)

lp lu lw

valor p valor valor p valor valor p valor

Pm ........................ -1,6868 0,0458 -0,4987 0,6910 2,0109 0,9778
Z .......................... -2,1675 0,0151 -0,3165 0,3758 0,3064 0,9995
L* ......................... -2,0828 0,0186 -0,3014 0,3816 3,6513 0,9999
CIPS* .................... -2,7498 0,0500 -2,1894 0,7450 -2,1493 0,7950
ta ......................... 1,0179 0,8456 -0,9217 0,1784 1,2452 0,8935
tb ......................... 1,0157 0,8451 -0,9901 0,1611 0,8894 0,8131
n.c.f. .................... 11 12 12

H0: i(2) vs Ha= i(1)

lp lu       lw

Pm ........................ 17,4643 0,0000 28,1225 0,0000 30,6793 0,0000
Z .......................... -9,6144 0,0000 -13,5764 0,0000 -14,3859 0,0000
L* ......................... -11,7293 0,0000 -17,7684 0,0000 -19,1842 0,0000
CIPS* .................... -3,6983 0,0100 -4,4570 0,0100 -5,8107 0,0100
ta ......................... -54,0841 0,0000 -89,3712 0,0000 -444,7484 0,0000
tb ......................... -11,3093 0,0000 -16,2896 0,0000 -31,6791 0,0000
n.c.f. .................... 7 - 8 - 8

notas: n.c.f.: Número de factores comunes. Pm, Z y L* son los contrastes de Choi (2002) de raíces unitarias en panel; CIPS* es el contraste de Pesaran (2007) para contrastar raíces unitarias 
en panel; ta, y tb son los contrastes de Moon y Perron (2004) para contrastar raíces unitarias en panel. 
Todos los contrastes incluyen efectos individuales y tendencia temporal.
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mente con un test de la razón de verosimilitud de 
50,40 (p valor de 0,0000). El impacto de corto plazo 
de la actividad económica regional sobre el desem-
pleo (suma de parámetros q21 y q22) es negativo y 
más que proporcional; de hecho, la hipótesis nula  
de que este impacto de corto plazo es cero, contra 
la alternativa de un impacto negativo, se rechaza en 
14 de las 17 regiones. La situación no es tan clara 
en el caso de los salarios donde esta hipótesis no 
puede rechazarse en casi la mitad de las CC. AA.; 
además, y contrariamente a lo esperado, su impacto 
es predominantemente negativo en el corto plazo.

El contraste CD indica la existencia de una fuerte 
interacción espacial en los residuos del ARDL (4,2,2) 
para la serie de desempleo. La reacción natural sería 
mejorar la especificación incluyendo una estructura 
SEM. Las preguntas obvias son: ¿con qué matriz de 
pesos?, ¿y, es la misma para las tres décadas?

Pueden formularse diversas hipótesis en relación 
a la primera pregunta, aunque ninguna de ellas 
es definitiva. El procedimiento no paramétrico de 

de contrastes de especificación relativos a depen-
dencia temporal y transversal.

El resultado más llamativo de esta tabla es la  
importante ganancia de los salarios regionales des-
pués de la ruptura estructural de 2000T2. la rela-
ción con el desempleo es inelástica antes de esa 
fecha (el intervalo de confianza del 5 por 100 es 
0,53-1,04) pero, a continuación, se convierte en al-
tamente elástica (el intervalo de confianza es 2,78-
3,66). Esto indica la importancia creciente de los 
factores puramente regionales en la determinación 
del desempleo como consecuencia del proceso de 
descentralización. La actividad económica, como se 
esperaba, es un factor importante para reducir los 
desequilibrios regionales, con un impacto estable, 
más que proporcional.

La velocidad de ajuste (g) es significativa y nega-
tiva en las diecisiete CC. AA. con un valor mínimo 
en el caso de Navarra, -0,021, y un máximo en La 
Rioja, -0,233. La restricción de homogeneidad entre 
ecuaciones en este parámetro se rechaza fuerte-

detalles sobre los parámetros de corto plazo estimados para el modelo ardl (4,2,2)

CuADRO N.º 3

and ara asT Bal can caB cle cma caT

estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor

gi -0,054 0,001 -0,095 0,002 -0,197 0,000 -0,142 0,001 -0,087 0,001 -0,096 0,002 -0,091 0,000 -0,114 0,000 -0,056 0,005
ai 1,184 0,002 1,597 0,004 3,238 0,000 2,299 0,002 1,573 0,002 1,413 0,006 1,707 0,000 1,987 0,000 1,228 0,009
pi -0,305 0,001 -0,564 0,003 -1,256 0,000 -0,742 0,001 -0,443 0,001 -0,567 0,002 -0,550 0,000 -0,599 0,000 -0,348 0,006
q11 0,316 0,023 0,316 0,060 0,097 0,323 -0,008 0,399 0,143 0,249 0,026 0,394 0,336 0,020 0,420 0,002 0,426 0,001
q12 -0,404 0,116 -0,729 0,019 -0,175 0,331 -0,425 0,171 -0,246 0,271 -0,352 0,206 -0,749 0,006 -0,764 0,004 -0,478 0,054
q13 0,477 0,051 0,756 0,003 -0,020 0,398 0,679 0,011 0,219 0,264 0,469 0,071 0,798 0,001 0,597 0,009 0,345 0,118
q14 -0,173 0,040 -0,225 0,006 0,051 0,321 -0,225 0,005 -0,042 0,347 -0,164 0,048 -0,247 0,002 -0,144 0,052 -0,114 0,128
q21 -1,418 0,018 -2,906 0,007 -1,334 0,163 -4,870 0,000 -2,165 0,008 -2,066 0,048 -1,061 0,139 -1,372 0,013 -2,864 0,001
q22 -0,448 0,247 0,718 0,249 1,020 0,099 1,846 0,075 -0,073 0,396 0,445 0,333 -0,144 0,379 -0,462 0,171 0,242 0,367
q31 0,136 0,109 -0,245 0,069 -0,748 0,000 0,121 0,365 -0,104 0,292 -0,151 0,165 -0,090 0,197 -0,081 0,350 -0,026 0,380
q32 -0,075 0,115 0,026 0,374 0,174 0,113 -0,207 0,154 -0,017 0,389 -0,012 0,393 -0,055 0,194 0,017 0,390 -0,127 0,017

cva eXT gal mad mUr nav Pav rio

estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor estima. p valor

gi -0,105 0,000 -0,160 0,000 -0,084 0,000 -0,089 0,001 -0,083 0,001 -0,021 0,337 -0,040 0,012 -0,233 0,000
ai 2,132 0,001 2,607 0,000 1,588 0,001 1,873 0,002 1,391 0,002 0,318 0,333 0,765 0,016 3,015 0,000
pi -0,572 0,000 -0,891 0,000 -0,479 0,000 -0,543 0,002 -0,433 0,001 -0,100 0,364 -0,286 0,010 -1,336 0,000
q11 0,193 0,137 -0,088 0,348 0,217 0,133 0,075 0,359 0,104 0,306 -0,275 0,180 0,167 0,154 -0,096 0,350
q12 -0,454 0,094 0,121 0,370 -0,535 0,071 -0,260 0,271 -0,077 0,383 -0,067 0,392 0,168 0,303 0,068 0,390
q13 0,328 0,152 -0,047 0,392 0,554 0,029 0,220 0,273 0,109 0,356 0,213 0,303 -0,393 0,068 -0,066 0,387
q14 -0,054 0,312 0,012 0,394 -0,160 0,053 -0,064 0,290 -0,055 0,299 -0,114 0,167 0,184 0,014 0,008 0,397
q21 -3,167 0,000 1,181 0,141 -0,839 0,141 -3,117 0,009 -2,581 0,000 -2,303 0,010 -2,967 0,000 -5,633 0,000
q22 0,744 0,148 -0,531 0,254 0,563 0,133 0,709 0,278 -0,885 0,165 -0,183 0,387 -0,861 0,185 3,309 0,004
q31 -0,064 0,303 -0,378 0,005 -0,261 0,003 -0,017 0,398 0,211 0,042 -0,269 0,150 0,022 0,365 -0,798 0,000
q32

-0,051 0,242 0,061 0,287 0,011 0,391 -0,129 0,237 -0,162 0,009 -0,035 0,378 -0,074 0,033 0,193 0,091

notas: and: andalucía; aRa: aragón; asT: asturias; Bal: Islas Baleares; can: Islas canarias; caB: cantabria; cle: castilla-león; cma: castilla-la mancha; caT: cataluña; 
cVa: comunidad Valenciana; eXT: extremadura; Gal: Galicia; mad: comunidad de madrid; mUR: Región de murcia; naV: navarra; PaV: País Vasco; RIo: la Rioja.
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fuerte caída producida en ambos contrastes después 
del año 2000.

Bajo la hipótesis alternativa hay, al menos, dos 
matrices de pesos en la muestra, tal como aparecen en 
los cuadros n.º A2 y A3 en el Apéndice. una vez más, 
las matrices se han estimado utilizando el algoritmo no 
paramétrico de Bhattacharjee y Jensen-Butler (2013).

A continuación, formulamos algunos comenta-
rios. En primer lugar, la matriz W obtenida para el 
primer período es más dispersa que la del segundo, 
la cual es consistente con la hipótesis de descen-
tralización: conforme las regiones ganan control 
sobre sus propias decisiones, la interrelación entre 
ellas aumenta. Tras este cambio, ha habido un 
reajuste entre las regiones en términos de «buenos» 
y «malos» vecinos. Durante el primer período, el 
ranking de regiones con un impacto positivo en los 
demás está encabezado por las regiones centrales 
geográficamente, como castilla y león, castilla-la 
Mancha o Madrid; en el segundo período, este gru-
po de regiones con influencia positiva se ha movido 
hacia el eje Mediterráneo (Cataluña, Comunidad 
Valenciana). Por el contrario, en la parte superior  
de la clasificación en el ranking de impulsos  
negativos se sitúan, en el primer período, las regio-
nes periféricas (Islas Baleares, Cantabria, Murcia), 
mientras que, en el segundo período, dicha posi-
ción la ocupan las regiones del norte y periféricas 
(Asturias, Cantabria, Islas Canarias, Extremadura) 
(4). Esta situación también es consistente con el 
desplazamiento progresivo del centro de gravedad 
de la economía española, en las últimas décadas, 
desde el noroeste al sureste de la península. Otro 
resultado interesante es la «falta de geografía» 
en estas matrices cuya relación con el concepto 
de contigüidad es muy débil, si no enteramente 
ausente. Esto también puede conectarse con la 
distinción entre datos micro y macro en el sentido 
que agregar datos espaciales conduce al debili-
tamiento de las relaciones transversales. Por otro 
lado, conviene apuntar que la «falta de geografía» 
detectada en las matrices de pesos estimadas no 
es consecuencia del cambio estructural. Sin ánimo 
de entrar en detalles, algunas razones que podrían 
explicarla serían la creciente globalización, el uso 
de las nuevas tecnologías asociadas a las comu-
nicaciones, las mejoras de las infraestructuras, los 
flujos migratorios y, por supuesto, las afinidades 
políticas entre las propias regiones (5). Por último, 
a pesar de la creciente integración, la volatilidad 
del sistema regional creció en el segundo período, 
como se desprende de la desviación típica regional 
representada en el gráfico 7.

Bhattacharjee y Jensen-Butler (2013) produce la 
matriz de pesos que figura en el cuadro n.º a1 del 
Apéndice; es una alternativa que merece la pena con-
siderar. La respuesta a la segunda pregunta es nega-
tiva, esta matriz no se mantiene constante durante 
las tres décadas. el gráfico 6 muestra las estimacio-
nes secuenciales del contraste Tn de Bai et al (2009) y 
del contraste tTn de Schott (2007). La ventana de bús-
queda contiene el 60 por 100 de las observaciones 
(es decir, 80 trimestres) y está centrado en la mitad 
de la muestra. Ambos contrastes presentan un pico 
en el segundo semestre de 2000, donde el procedi-
miento Banerjee y carrión-i-silvestre identifica una 
ruptura similar en la ecuación de cointegración. Debe 
recordarse que esta fecha coincide a grandes rasgos 
con la finalización del proceso de transferencias hacia 
las regiones. No tenemos una explicación clara de la 

estimación del modelo ardl(4,2,2) para el caso de 
desempleo; ecuación [5]

CuADRO N.º 4

coeFicienTes de largo PlaZo

estimación p valor

b1 -1,6324 0,0000
b2 0,7896 0,0000
b3

2,4287 0,0000

coeFicienTes de corTo PlaZo

media de las estimaciones desviación típica

gi -0,0891 0,0486
ai 1,5823 0,7902
pi -0,5105 0,2888
q11 0,1656 0,1887
q12 -0,2963 0,3294
q13 0,3348 0,3124
q14 -0,0669 0,1622
q21 -1,9912 1,3994
q22 0,1592 0,7264
q31 -0,1144 0,2252
q32

-0,0331 0,0952

correlación residUal TemPoral

estimación p valor

r1 -0,1114 0,1738
r2 0,0206 0,3878
r3 0,0166 0,3916
r4 -0,0400 0,3584
r5 0,0011 0,3989

correlación residUal Transversal

cd test 37,2447 0,000

notas: rj ; j=1,2,3,4 denota el coeficiente de autocorrelación medio entre los 
residuos del corte transversal separados j períodos. Dado que T es mucho más grande 
que N, se compara con una N(0,1), ver Arellano y Bond (1991).
CD: denota el test CD de Pesaran relativo al contraste de dependencia transversal en 
datos panel (Pesaran, 2004).
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GRáFICO 6
test de scHott (2007) y de bai ET AL. (2009)

30

20

10

0
1990T1 1995T1 2000T1 2005T1 2010T1

Bai_test

Ho_Bai

Schott_test

Ho_Schott

GRáFICO 7
desviaciones típicas regionales para el período 1980-2013
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dado que la matriz W estimada para el primer pe-
ríodo (antes de la descentralización) es más dispersa 
que la segunda. Además, los resultados han ofre-
cido evidencia a favor de un reajuste entre «buenos» 
y «malos» vecinos. De hecho, después de la des-
centralización el grupo de regiones con influencia 
positiva sobre los demás se ha desplazado hacia el 
Mediterráneo (Cataluña, Comunidad Valenciana), 
cuando antes de la descentralización estaba enca-
bezada únicamente por regiones geográficamente 
centrales (ambas Castillas o Madrid). Además, des-
pués de la descentralización el grupo de regiones 
con influencia negativa sobre las demás se ha des-
plazado hacia las regiones del norte y la periferia 
(Asturias, Cantabria, Islas Canarias, Extremadura), 
cuando antes de la descentralización estaba enca-
bezada por las regiones periféricas (Islas Baleares, 
Cantabria, Murcia). Otro resultado interesante es 
la falta de geografía en estas matrices cuya rela-
ción con el concepto de contigüidad es muy débil. 
Por último, a pesar de la creciente integración, la 
volatilidad del sistema regional creció después del 
proceso de descentralización.

notas

(*) los autores desean agradecer el apoyo financiero recibido a través 
del proyecto del Ministerio de Economía y Competitividad del Gobierno 
de España ECO2015-65758-P, así como por parte del Departamento de 
Industria e Innovación del Gobierno de Aragón y el Fondo Europeo  
de Desarrollo Regional a través del proyecto del grupo GAEC.

(1) A este respecto, puede verse Brun et al., 2005 y el debate  
correspondiente referido a los modelos de gravedad.

(2) El máximo y el mínimo corresponde a las tasas de desempleo 
en las regiones con las tasas de desempleo más altas y más bajas para 
cada año.

(3) La estimación de un término independiente específico para 
cada comunidad autónoma asociado al corto plazo permite recoger, 
en buena medida, el efecto ejercido por las posibles variables relevantes 
que se pudieran haber omitido en el modelo.

(4) Podríamos detenernos en otras cuestiones particulares de las 
matrices estimadas como podría ser alguna reversión de signos entre 
períodos detectada tras la comparación de las matrices presentadas en 
los cuadros n.º A2 y A3. Otra cuestión interesante a analizar viene dada 
por un análisis más exhaustivo de algunos resultados estimados que 
muestran la existencia de esquemas de correlación espacial negativa. 
No obstante, consideramos que entrar en este tipo de detalles nos 
llevaría a alejarnos del principal objetivo del trabajo y lo posponemos 
para investigaciones futuras. En cualquier caso, consideramos que 
estos resultados reafirman la necesidad de flexibilizar en el tiempo la 
matriz W con objeto de captar la dinámica y la propia especificidad de 
los pesos espaciales. 

(5) Queremos agradecer esta apreciación recibida por parte de un 
evaluador anónimo de este trabajo.
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apÉndice: matrices de pesos para el caso del desempleo español. Hipótesis nula y alternativa

matriz de pesos estimada para el caso del desempleo español, baJo la Hipótesis nula (no cambio estructural)

CuADRO N.º A1

and ara asT Bal can caB cle cma caT cva eXT gal mad mUr nav Pav rio |sUma| «+» «-«

and 0,00 - -0,07 0,10 - 0,09 0,09 0,08 0,07 0,10 0,08 - - 0,07 -0,06 - - 0,75 0,57 -0,18
ara 0,00 0,12 -0,06 0,07 0,07 0,09 0,15 - 0,04 -0,05 - 0,04 - - - 0,06 0,85 0,61 -0,24
ast 0,00 - 0,02 0,10 0,13 0,07 -0,09 0,11 0,15 0,09 - -0,07 - 0,05 0,06 1,18 0,70 -0,47
bal 0,00 -0,08 -0,10 - - 0,06 - 0,07 0,10 0,08 - 0,08 - - 0,83 0,25 -0,58
can 0,00 - 0,09 - 0,08 0,08 - -0,11 0,09 0,09 0,07 - 0,04 0,89 0,49 -0,40
cab 0,00 0,07 0,11 0,08 -0,05 - 0,09 0,08 -0,07 - 0,08 - 1,06 0,63 -0,43
cle 0,00 0,09 0,12 0,09 0,08 0,04 0,06 0,10 0,07 - - 1,16 1,12 -0,03
cma 0,00 - 0,14 0,07 - - - 0,08 - - 0,89 0,79 -0,11
cat 0,00 0,04 0,04 0,19 -0,05 0,04 -0,04 0,11 - 0,86 0,65 -0,21
cva 0,00 -0,06 0,05 0,06 0,06 - 0,06 - 0,97 0,69 -0,28
eXt 0,00 0,05 0,13 0,04 - 0,04 0,05 0,95 0,68 -0,28
gal 0,00 - 0,08 0,09 - 0,06 1,08 0,75 -0,33
mad 0,00 0,06 - - 0,09 0,84 0,64 -0,20
mur 0,00 - - - 0,63 0,45 -0,18
nav 0,00 0,06 0,09 0,74 0,41 -0,33
pav 0,00 - 0,62 0,53 -0,08
rio  0,00 0,64 0,53 -0,11

número de contactos diferentes de cero (nivel de 
significación del 1 por 100) 178

porcentaje de celdas no nulas 65,44 por 100

notas: La matriz de pesos se ha estimado utilizando el procedimiento descrito en Bhattacharjee y Jensen-Butler (2013), que asume simetría. Se ha bootstrapeado el modelo ARDL(4,2,2) 
de los cuadros n.º 8 y 9 bajo la nula de estabilidad de la matriz de pesos con objeto de estimar la desviación estándar de los pesos estimados de la matriz de pesos. Los pesos no 
significativos a un nivel de significancia de 1% se indican con un guión en la tabla anterior.
| sUma |: denota la suma de los pesos absolutos en la fila correspondiente; «+» («-»): denota la suma de los pesos positivos (negativos) en la fila correspondiente.

matriz de pesos estimada para el caso del desempleo español, baJo la Hipótesis alternativa 
(cambio estructural en 2000t2) período 1980t1-2000t2

CuADRO N.º A2

and ara asT Bal can caB cle cma caT cva eXT gal mad mUr nav Pav rio |sUma| «+» «-«

and 0,00 - - 0,15 - 0,11 0,15 0,05 - - 0,06 -0,08 - 0,10 -0,12 - - 1,08 0,68 0,40
ara 0,00 0,10 -0,11 - 0,09 0,11 0,18 - - -0,09 - - - 0,11 - 0,07 1,01 0,59 0,42
ast 0,00 - - - 0,14 0,07 - 0,07 0,15 - 0,17 - - 0,12 - 1,05 0,86 0,18
bal 0,00 -0,11 - - - - - - 0,13 - - 0,11 - 0,04 1,04 0,27 0,77
can 0,00 - 0,11 - - 0,09 - - 0,09 0,08 0,06 0,08 - 0,88 0,57 0,31
cab 0,00 - - - - 0,08 0,10 0,10 -0,13 -0,09 0,09 0,08 1,14 0,58 0,57
cle 0,00 - - 0,06 - - - 0,08 0,08 - 0,08 1,09 1,05 0,04
cma 0,00 - 0,19 0,13 - - - - - - 0,89 0,70 0,19
cat 0,00 0,07 - 0,09 - - - 0,11 - 0,65 0,51 0,14
cva 0,00 - 0,08 - 0,12 - - - 0,96 0,77 0,19
eXt 0,00 - 0,15 - - - 0,12 1,00 0,64 0,36
gal 0,00 - 0,08 0,10 - 0,07 0,93 0,61 0,32
mad 0,00 0,06 - - - 0,93 0,79 0,13
mur 0,00 - - - 0,77 0,38 0,39
nav 0,00 0,09 - 0,86 0,36 0,50
pav 0,00 - 0,82 0,61 0,21
rio 0,00 0,70 0,52 0,18

número de contactos diferentes de cero (nivel de 
significación del 1 por 100) 114

porcentaje de celdas no nulas 41,91 por 100

notas: La matriz de pesos se ha estimado utilizando el procedimiento descrito en Bhattacharjee y Jensen-Butler (2013), que asume simetría. Se ha bootstrapeado el modelo ARDL(4,2,2) 
de los cuadros n.º 8 y 9 bajo la nula de estabilidad de la matriz de pesos con objeto de estimar la desviación estándar de los pesos estimados en W. los pesos no significativos a un nivel 
de significancia de 1% se indican con un guión en la tabla anterior.
| sUma |: denota la suma de los pesos absolutos en la fila correspondiente; «+» («-»): denota la suma de los pesos positivos (negativos) en la fila correspondiente.
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matriz de pesos estimada para el caso del desempleo español, baJo la Hipótesis alternativa 
(cambio estructural en 2000t2) período 2000t3-2013t4

CuADRO N.º A3

and ara asT Bal can caB cle cma caT cva eXT gal mad mUr nav Pav rio |sUma| «+» «-«

and 0,00 - -0,16 - -0,04 0,06 - 0,10 - 0,22 0,08 0,09 -0,11 0,07 - - - 0,80 0,44 0,37
ara 0,00 0,15 - 0,12 0,11 - 0,17 - 0,06 - - - - -0,09 - 0,07 0,92 0,72 0,19
ast 0,00 - 0,04 0,16 0,15 0,06 -0,20 0,17 0,20 0,19 -0,13 -0,16 - - 0,15 2,01 0,57 1,44
bal 0,00 -0,04 -0,10 - - -0,01 - 0,16 0,08 - - - - 0,07 0,70 0,28 0,43
can 0,00 - 0,05 - 0,17 0,05 -0,05 -0,17 0,09 0,10 0,15 - - 1,18 0,40 0,78
cab 0,00 0,09 0,09 0,15 -0,10 -0,11 0,05 0,09 - 0,12 0,09 -0,05 1,41 0,64 0,77
cle 0,00 0,15 0,19 0,15 0,10 - 0,09 0,12 0,08 - -0,11 1,35 1,14 0,22
cma 0,00 - 0,06 - - - - 0,16 -0,05 - 1,07 0,80 0,27
cat 0,00 0,08 0,15 0,28 -0,13 0,07 -0,13 0,09 - 1,37 0,82 0,55
cva 0,00 -0,12 - 0,13 - -0,07 0,04 - 1,35 0,73 0,62
eXt 0,00 0,08 0,13 0,09 - - -0,05 1,43 0,73 0,70
gal 0,00 - 0,08 - 0,10 0,06 1,30 0,93 0,37
mad 0,00 0,06 - - 0,13 1,01 0,51 0,50
mur 0,00 - - 0,10 0,67 0,50 0,17
nav 0,00 0,05 0,21 1,32 0,65 0,67
pav 0,00 - 0,57 0,41 0,16
rio 0,00 1,11 0,59 0,52

número de contactos diferentes de cero (nivel de 
significación del 1 por 100) 88

porcentaje de celdas no nulas 61,76 por 100

notas: La matriz de pesos se ha estimado utilizando el procedimiento descrito en Bhattacharjee y Jensen-Butler (2013), que asume simetría. Se ha bootstrapeado el modelo ARDL(4,2,2) 
de los cuadros n.º 8 y 9 bajo la nula de estabilidad de la matriz de pesos con objeto de estimar la desviación estándar de los pesos estimados en W. los pesos no significativos a un nivel 
de significancia de 1% se indican con un guión en la tabla anterior.
| sUma |: denota la suma de los pesos absolutos en la fila correspondiente; «+» («-»): denota la suma de los pesos positivos (negativos) en la fila correspondiente.




