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DETECTION ET PRISE EN COMPTE DES CHANGEMENTS
STRUCTURELS DANS UN MODELE ECONOMETRIQUE DE
DEMANDE DE CARBURANT

A.FAUVEAU, Ph.CHOLLET, F.LANTZ
Ecole Nationale Supérieure du Pétrole et des Moteurs (ENSPM)
BP 311 — 92506 Ruetl-Malmaison Cedex — France

Résumé : Les changements observés dans la demande de carburant en France depuis
trois décennies soulévent le probléme de 'évolution du comportement des consomma-
teurs et de sa prise en compte dans la modélisation économétrigue, L’application de
- différents tests de stabilité temporelle des coefficients de régression - Chow, Brown,
Durbin et Evans, Farley et Hinich — est développée a partir d'un modéle d’ajustement
partiel. Ces tests metient en évidence I'évolution progressive des parametres hiés au
pouvoir d’achat (forte croissance sutvie d’un ralentissement progressif} alors que 1'effet
prix est asymétrique suivant gue ceux-¢i varient & la hausse ou 3 la baisse. L'expertise
combinant & la fois I'induction statistique et l'interprétation économique (loi d¢’Engel)
permet d’améliover la modélisation en y introduisant les modifications structurelles
de la consommation. L'influence d'événements exceptionnels (crises pétrolieres dans
notre cas), se traduisant par des points aberrants sur 'ajustement économétrique, est
discutée. Enfin, plusieurs spéeifications d’équations corrigeant la stabilité temporelle
sont commparées.

Abstract : The changes in the French gasoline demand for the last thirty years
ralse serious questions about the stability of estimated relevant econometric models.
Using a partial adjustment model, we apply a series of tests for structural change -
Chow, Brown, Durbin and Evans, Farley and Hinich. These tests point out the regular
changes of the purchasing power effect (growth and then slowdown) while the price
effect varies only according to the orientation, namely growth versus decline, of price.
By combining a forral statistial approach and the economic prediction from the theory
of consumer choice (Engel’s rule), we are able to improve the model by introducing
the structural changes in demand. We discuss the role of outliers (associated to oil
shocks) on stability. Finally, we compare several model specifications corrective for the
changes In structure stahility.



Introduction

L'estimation des modéles économétriques de demande condumit & s'interroger sur
Yévolution du comportement des consommateurs. L'hypothése de stabilité des effets
de prix et de revenu sous-jacente a la modélisation peut ne pas sembler pertinente au
repard des mouvements économiques.

L' identification de changements structurels requiert a la fois 'utilisation de tests
statistiques et une induction économique sur les comportements de demande. La ques-
tion de la stabilité des relations se pose de fagon particuliérement aigue dans le domaine
de la consommation d’énergie (Boop, 1984). Aussi allons-nous nous intéresser & -la de-
mande de carburant, en étudiant les techniques économétriques de traitement de la
stabilité temporelle. Nous développons celles-ci dans le cadre plus large d'un systéme
expert d'aide & la modélisation économétrique, appliqué 4 la demande d’énergie (Fau-
veau, 1992).

Aprés avoir analysé I'évolution de la consommation de carburant en France du-
rant les trois derniéres décennies, nous présentons, dans la section 1, une formalisation
de la demande par un modile d’ajustement partiel. La seconde section est consacrée a
Iétude de la stabilité temporelle et de ses implications économiques {saturation de la
demande, asymétrie des réactions & la hausse et a la baisse des prix). Puis la troisiéme
section est dédide A la comparaison de plusieurs spécifications eéconométriques permet-
tant d'intégrer les modifications structurelles survenues au cours des trente dernicres
années. Enfin, nous conclurons sur une synthése des tests et des méthodes de régression
relatifs & Ja stabilité temporelle tels que nous les développons au sein de notre systeme
expert.

1 Modélisation de la demande de carburant

La consommation de carburant, hors gasoil, a connu une forte progression depuis
le début des années soixante. Elle a triplé pour atteindre un peu plus de dix-huit mii-
lions de tonnes en 1990. Cependant cette évolution n’a pas été réguliére : & une phase
de croissance rapide caractérisée par un rythme de 8.5% par an, a succédé, a partir de
1974, une période de ralentissement jusqu'au début des années quatre-vingt et enfin,
une stagnation du marché depuis cette époque. Cette derniére phase est marquée par
une baisse de la consommation d’environ 1.5% par an sur les deux derniéres années
lie & Vaccroissement de la part des véhicules diesel dans le parc automobile.

La progression réguliere du niveau de vie des ménages ainsi que Peugmentation
du prix du carburant & la suite des deux choes pétroliers de 1973-74 et 1970 permet-
tent d’expliquer une grande partie de I'évolution de la consommation de carburant.
Toutefois, la stagnation de la demande observée sur la décennie quatre-vingt ne peut
pas &tre attribuée au prix et au revenu, mais plutét au taux d'équipemement en au-
tomobiles. Aprés une progression de 9% par an durant les années soixante, le rythme



de croissance du parc de véhicules A essence s’est ralenti progressivement et est voisin
de 1.5% par an en moyenne de 1988 & 1990. L'évolution différenciée de la demande de
carburant et de ses principaux facteurs explicatifs (revenu, prix) conduit a s'interroger
sur la stabilité des parametres de régression,

L’équation de référence que nous avons retenue pour cette étude inclut une van-
able de prix du carburant et une variable d'activité. La nécessaire prise en compte de
la dynamique de la demande est, dans un premier temps, obtenue par le bias d’un
modéle d’ajustement partiel (Houthakker et Taylor, 1970). Onr peut se reporter a Dahl
(1986) pour un panorama des modéles de demande de carburant.

La spécification adoptée correspond a Papproche la plus courante, une forme

linéaire en logarithmes :
In(Ey) = Bo 4+ B In(Cy) + A In(Py) -+ B3 111(Et-1) + & (1)

avec
t = 1962, 1963, ...,1990,

Ey : consommation de carburant 4 la date ¢, en milliers de tonnes,
C, : consommation privée a la date ¢, en milliards de francs-80,

P, : prix du supercarburant & la date £, en francs-80 par litre.

L équation fait apparaitre directement les valeurs des élasticités comme coef-
ficients estimés : les valeurs f; et [ sont respectivement 1'élasticité par rapport a
la variable de revenu et P’élasticité par rapport au prix. On y ajoute également les
élasticités de long terme qui sont respectivement f1/(1 — fs) et F3/(1 — fa).

L'estimation réalisée sur la période 1062-90 donne des résultats aberrants pour
les signes de P'élasticité revenu (Ay) et de la vitesse d’ajustement (1 ~ f3) en raison de
la forte collinéarité entre les variables In{Cy) et In{F;_y). La régression ridge fournit
une estimation plus satisfaisante (cf tableau 1).

Tableau 1 : Modéle d’ajustement partiel

By B, A4 R? corrigé
Moindres carres | -0.1218 -0.178  1.003 0.998
ordinaires (-2.80) (-5.08) (29.12)
Régression ridge | 0.203  -0.173  0.730 0.991
k=0.03 (4.77) (-2.71) (21.48) ]

{ )t de Student

A court terme, les élasticités revenu et prix sont de 0.20 et -0.17, alors que les élasticités
de long terme g'établissent & 0.75 et -0.64. Ces estimations sont du méme ordre de
grandeur que celles réalisées par Huitric {1989) et celles du modéle Propage (1987).
Néanmoins 'observation des résidus laisse apparaifve un point aberrant en 1974 qu
correspond aun premier choc pétrolier. Liintroduction d’une variable muette pour cette



année (associée a f4) permet d’améliorer Pajustement sur lequel le probléme de mulii-
ollinéarité subsiste cependant.

A partir de ce modéle nous allons tester la stabilité de la relation entre la
consommation de carburant, le pnix et le revenu.

2 Analyse de la stabilité temporelle

L'estimation d'une équation économétrique suppose implicitement que les coeffi-
cients de régression sout invariants au cours du temps. Dans notre exemple, cela signific
que si nous retenons la régression sur la période 1962-90, nous faisons Phypothese que
les élasticités de la demande de carburant par rapport & la consommation et par rap-
port au prix sont restées constantes durant les trois dernieres décennies. A opposé
nous pouvons considérer qu'il est plus pertinent d’effectuer une régression sur des sous-
périodes successives. L'estimation du modele sur Péchantillon complet revient alors &
faire une régression avec des contraintes d'égalité entre les coefficients d'une méme
variable sur les différentes sous-périodes. Avec Phypothése de stabilité temporelle se
pose donc le probléme de la validité d'un estimateur sous contrainte qui est bialsé
lorsque les restrictions que 'on a imposées sont erronées. Dans ce cas, les parametres
de la régression ne peuvent étre ni interprétés, ni étre utilisés a des fins de prévision

(Johnston, 1984).

Différents tests de stabilité ont été développés pour déceler d'eventuels change-
ments des coefficients de régression. Aprés un bref rappel de la structure des trois
principaux tests (Chow, Brown, Durbin et Evans (BDE) et Farley et Hinich), nous
nous intéresserons plus particuliérement aux problémes liés & leur application et 4 leur
interprétation. On trouvera en annexe la deseription formelle de ces tests.

2.1 Le test de Chow

Le test de Chow (1960), qui consiste & séparer échantillon en deux a par-
tir d'une date de rupture fixée, correspond & un test de Fisher d’'un modéle oil les
variables explicatives ont des coefficients distincts sur chaque sous-période (modéle
sans contrainte) contre un modéle olt les variables ont des effets identiques sur tout
I’échantillon {modéle contraint). La pertinence du test repose sur la spécification des
contraintes, ¢’est-d-dire le choix alternatif que représente la définition des deux sous-
périodes. En effet, comme le précise Riddell (1978), les résultats du test sont biaisés
il faut distinguer plus de deux sous-périodes. Dans ce cas un nouvel ensemble de
contraintes doit &tre posé.

Nous avons testé deux dates de rupture : 1974 (premier choc pélolier) et
1986 (contre-choc) sur le modéle d’ajustement partiel de consommation de carburant
(tableau 2). Les résultats obtenus sur le modéle sans variable muette pour 1974 (4, = 0}
mettent en évidence les limites du test de Chow lorsqu’il existe plusieurs ruptures po-



tentielles. En effet les tests de contraintes ne permettent pas de conclure a un change-
ment en 1974 quand 1'échantillon est séparé en deux (62-T3 ; 74-90) mais confirment
Vexistence de deux dates de rupture lorsque U'on considere trols sous-périodes.

Tablean 2 : Test de Chow
Périodes testées | B4 =0 | f4 # 0
(63°78),(74.00) | 1.583 | 0.488
(4,21) | (4,20)
(62-85%;(6-90) | 6.070° | 0.914
(4,21) | (4,20)
(62-73);(7A-85%: | 5.007° | 1.634
(86-00) (8,17) | (8,16)

" significatil avec un risque de 5% ; () : degrés de liberté.

L'introduction d’une variable muette en 1974 permet d’obtenir un ajustement
stable d’aprés les différents tests de Chow. En effet Uannulation de I'éeart important
entre In(Ey) et In(E,_;) lors du premier choc pétrolier véduit les erreurs d’ajustement
observées sur la régression initiale et stabilise Pestimation sur laquelle nous reviendrons
dans la section sulvante.

2.2 Le test de Brown, Durbin et Evans

Brown, Durbin et Evans (1975) ont proposé deux tests graphiques pour analyser
la stabilité temporelle. Ces tests sont construits & partir de résidus ayant, contraire-
ment sux résidus des moindres carrés, les mémes propriétés que le terme d’erveur (lois
normales, indépendantes, de moyenne nulle et de variances identiques), Ces résidus
sont les erreurs de prévision réduites, & chaque date ¢ possible, de P'estimation effectuée
3 partir de la régression sur les observations antérieures 4 t. On obtient amns1 une suite
de résidus dits récursis.

Les propriétés des résidus récursifs ont permis & BDE de définir des zones de
confiance limnitées par deux droites pour la suite W, des sommes cumulées (test Cusum)
des résidus récursifs d'une part et pour la suite s, des sommes cumulées de leurs carrés
(test Cusum-square) d’autre part. Ces droites sont telles que la probabilite que la suite
W, () sorte de la zone quelles délimitent corresponde & un risque de premiere espece
o fixé.

L'avantage des techniques proposées par BDE est qu'elles n'imposent aucune
forme paramétrée particulidre de changement structurel comme hypothese oppoesee a
la stabilité. Mais, de ce fait, les tests Cusum et Cusum-square sont tres peu puissants.
De plus leur application & un modéle autorégressif est discutable. Clest pourquoi, nous
ne considérerons pas les tests de BDE comine des tests formels mais plutot comme des
outils graphiques d'analyse de la stabilité, ainsi que les auteurs enx-meémes le pronent.



Les intervalles de conflance ponctuels que définissent les droites de BDE pour
chaque élément de la suite W, sont assez larges (au minimnum 99.3% pour un test &
5%, cf Fauvean, 1992). Aussi est-il peu fréquent de détecter une instabilite par le
teat Cusum. Cependant Uexamen de la suite W, permet d’apprécier Pévolution de
Verreur de prévision (ef graphique 1) 1 la somme cumulée a tendance & croitre jusqu’au
début des annédes quatre-vingt & cause de résidus récursifs essentiellement positifs,
puis diminue fortement, les résidus récursifs étant tous négatifs. Cela signifie que les
prévisions effectuées A partir des premiéres observations ont tendance 4 sous-estimer la
consommation de carburant puis la surestiment progressivement lorsque les dernieres
observations sont intégrées & la régression. Un changement de comportemnent apparait
donc au début des anndes quatre-vingt, periode & laquelle la consommation de carbu-
rant se stabilise alors que la consommation des ménages continue de croitre et que le

prix réel n'angmente pas.

BDE suggérent deffectuer le caleul des résidus récursifs de deux fagons I'analyse
Horward’ qui part d'un échantillon initial formeé des premieres observations puis pow-
suit le calen] en ajoutant les observations une & une dans le sens crowssant du temps,
et Vanalyse ‘backward’ qui fonctionue en sens inverse en partant des derniéres obser-
vations. Nous avons caleulé les sommes cumulées des carrés des résidus récursifs par
les deux méthodes, A partir des observations 1962 a 1966 puis & partir de Péchantillon
1986-90. Sur les graphiques 2 et 3 sont reportées ces sommies cumulées avec les droites
définies par BDE pour leur test Cusum-square a un risque de 5%.

D’aprés ces graphiques, un changement structurel est intervenu an, cours de la
période 1962-00. T est d'usage de considérer la date 4 laquelle la suite des sommes
cumulées sort de la zone de confiance comme une date de rupture approximative que
linduction économique doit pouvoir préciser. Cependant les deux analyses ne con-
duisent pas aux mémes conclusions : dans le gens forward’ la suite Cusum-square sort
de la zone de confiance autour de 1978, alors que I'autre graphique sort en 1974, Notons
par ailleurs qu’avec d’autres valeurs de o les dates auxquelles la suite 5, sort de la zone
de confiance peuvent différer, dans notre exemple pour o = 1%, la rupture apparait
autour de 1983 pour I'analyse forward. Une étude plus attentive nous indigue, sur le
graphique 2, que les erreurs de prévision sont en valeurs absolues assez faibles jusqu’en
1985 pour augmenter ensuite. Sur le graphique 3, erreur de ‘prévision’ en 1974 est
trés grande et cette observation apparait manifestement comme un pomnt aberrant ot
non comine une date de rupture.

Ainsi les dates correspondant aux choes et contre-choc pétroliers ressortent
corme des points particuliers dans Panalyse, mais existence d’un changement strue-
turel & ces dates n’apparait pas clairement. L'impact de Pobservation de 1974, qui
est un effet prix, apparait comme prépondérant sur I'analyse backward alors que sur
Panalyse forward c’est 'effet de saturation de la demande lide au pare qui ressort.
Ceci révele donc un changement dans Pévolution de la consomination de carburant
relativemnent & ces deux facteurs.
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Nous avons effectué la méme analyse en ajoutant une varinble muette en 1974,
Pour ce faire nous avons appliqué la procédure décrite par BDE (¢f annexe) concernant
les modéles avec une variable constante sur le début de la période et donce parfmtement
collinéaire au terme constant. Mais les graphiques n'indiguent aucune instabilité des
coefficients et Vévolution de s, ne présente pas de caractéristiques particulieres.

Pour affiner Panalyse de la stabilité, BDE suggerent d’étudier les graphiques
de I'évolution des coefficients estimés par des ‘régressions mobiles’. ¢'est-d-dire des
régressions effectuées sur un segment de longueur m que l'on déplace le long de la
période d’¢tude. Le graphique 4 reproduit Pévolution des coeflicients normés pour
m = 15, I'évolution des élasticités de long terme est également représentée.

Nous constatons que le coefficient de la variable de revemu décroit progressive-
ment et devient méme negatif pour les deux derniéres régressions. Par ailleurs, 1935
et 1988 apparaissent comme des dates rupture dans Pévolution des coefficients . ta
période qui suit 1985 est marquée par une chute du prix réel du carburant et nous con-
duit & nous interroger sur la symétrie de Peffet prix suivant le sens de son évelution.
En outre la dieselisation du parc antomobile s'est accélérée & partir de cette date. Les
années 1980 et 1090 correspondent & une baisse de la consommation de carburant que
ne permet pas d’expliquer 'évolution des facteurs explicatiis retents.

2.3 Le test de Farley et Hinich

A la différence des tests de Chow, le test proposé par Farley et Hinich n'implique
pas de partition de I'échantillon, on ne doit pas spécifier de dates de rupture éventuelles.
Farley et Hinich (1975) approximent une évolution discréte des coefficients potentielle-
ment variables par une fonction affine du temps fj; = f#;+§;t et examinent leur stabilite
en testant simultanément la nullité de tous les cofficients é; par un test de Fisher. Ce
test permet également de détecter des changements graduels des cocflicients.

Nous avons appliqué ce test & notre modéle d’ajustement partiel en testant la
stabilité de toutes les combinaisons possibles de coefficients (cf tablean 3).

Comme dans les tests précédents, observation de 1974 influence fortement les
résultats et le modéle sans variable muette laisse supposer une instabilité globale des
coefficients. En suppritnant Ueffet de cette observation, nous remarquons que les coef-
ficients Ay et 3, pris simultanément, présentent une instabilité. L'effet de long terme
de la consommation totale varie donc de fagcon progressive. Ceci nous renvoie & la loi
Engel (Pasinetti, 1988) ol la consommation d’un bien connait une croissance rapide
suivie d’un ralentissement dfi & un phénoméne de saturation.



Tableau 3 1 Test de Farley et Hinich

Cocfficients variant Ba=0|8#0
In( E; 1), In{Cy), In(Py) | 11.70% | 2.838
(3,22) | (3,21)
lll(Et“.l).}lIl(G{_) 14.656~ | 4.168"
(2,23) | (2,22)
In{Ey_1),In(Fr) 1.904 | 0.060
(2,23) | (2,22)
In{CY), In(Fy) 2.662 { 0.107
(2,23) 1 {2,22)
In{Ey_y) 0.660 | 0.013
(1,24) | (1,23)
In{C) 1.211 | 0.003
(1,24) | (1,23)
n{ 7)) 0.480 | 0.087
(1,24) | (1,23)

* . significatil avec un risque de 5% ; () : degrés de liberté

3 Régression et changements structurels

Les tests de stabilité ayant mis en évidence les changements structurels sur-
venus dans le comportement des consommation de carburant, i1 convient desormais
d’améliorer la modélisation initiale. Il s’agit d’'une part de prendre en compte la crois-
sance de la demande d’essence, plus rapide que la consommation des ménages durant
les années soixante, le mouvement s'inversant & partir du premier choc pétrolier. Il
faut, d’autre part, expliquer la baisse de la consommation de carburant observée en fin
de période alors que son prix diminue et que le pouvoir d’achat continue de croitre.

Auparavant, nous devons revenir sur le modéle d’ajustement partiel avec va-
riable muette en 1974 (tableau 4) dont P'estimation n’apparait instable que par le test
de Farley et Hinich.

Tableau 4 : Modéle d’ajustement partiel avec variable muette

B B JiN R? corrigé
Moindres carrés | -0.185 -0.154  1.0566 0.999
ordinaires (-6.84) (-7.37) (48.69)
Régression ridpe | 0.195 -0.167  0.737 0.991
k=0.03 (4.61) (-2.61) (21.81)

( }:tde Student

Destimation ridge pour k = 0.01 donne 4 la fois des coefficients significatifs et cohérents
et une bonne qualité d’ajustement. Cependant le coefficient de la variable endogene
retardée apparait élevé : il implique une vitesse d’ajustement trop faibie (0.263) au
regard de la situation francaise. Par ailleurs il donne a la variable In{Cy—;) la plus



large part de la variance expliquée du modéle, ce qui enléve toute pertinence 4 celui-ci,
En effet, les variables d’activité et de prix n'ont plus qu'une influence mineure sur
la demande d’essence qui se trouve presque exclusivement déterminée par son niveau
passé. L'effet de la variable endopéne retardée masque done Uinfluence réclle d’autres
facteurs explicatifs.

3.1 [Estimation par sous-périodes

Pour prendre en compte les changements structurels que nous venons d’évoquer,
une solution consiste & réaliser des régressions sur chacune des sous-périodes 1962-73,
1974-85 et 1986-90. Les estimations (cf tablean 5) posent différents problémes liés au
faible nombre de degrés de liberté et & une forte multicollinéarité entre les variables
Ia{CY) et In{Ey_qy) sur la période 1962-73.

Tableau 5 : Modeéle d’ajustement partiel sur trois sous-périodes

période deg.de lib, [;’1 32 8, | R? COrTigeé
1962.1073 3 {0.157 -0.245% (.817 0.999
MCO (0.86) (-2.35) (5.78)

1962-1973 ) 0.646 -0.459 0.449 (.9493
ridge (k=0.02) (14.1) (-4.09) (16.4)

1974-1985 8 0.418 -0.511 0.563 | 0.048 |
MCO (2.30) (-3.75) (2.01)

1086-1990 2 0184 -0.522 0.361 0.842
MCO ‘ (-2.69) (-3.55) (1.72)

( }:tde Student

5l a été possible de corriger la multicollinéarité et d’obtenir une élasticisé
revenu cohérente sur le premier sous-échantillon, en revanche Pestimation de f, avec
un signe négatif, n’a pas pu étre améliorée sur la période 1986-1990 puisque la de-
mande de carburant et la consommation ont des évolutions opposées depuis le milieu
des années quatre-vingt.

Ces trois régressions permettent uniquement de ¢onfirmer la diminution de Ueffet
revenu entre les deux premieres soug-périodes, 'élasticité de long terme passant de 1.17
4 0.95.

3.2 Modele 4 coeflicients variables

D’aprés le test de Farley et Hinich, les coefficients des variables In(Cy) et In(Ey_; )
évoluent simultanément en fonction du temps. La forme exacte de la variation de ces
coefficients nous est inconnue, mais nous pouvons P'approcher par la fonction retenue
par Farley et Hinich pour leur test en posant

Bi = Bi+&t, =18
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Le modeéle devient alors
IH(Et) = 3y + A 111(0[) + c‘iltln(@) + By 111(]31) 4 f33 ll'l(Et..ul) + 8at 11’1(.E¢_1) + ;. (2)

L’estimation de ce modéle souléve un ensemble de difficultés. A long terme,
Pestimation de la demande d’essence tend vers Uinfimi. Lorsque ¢ croii, Pélasticité
revenu devient négative a partir de 1984 et le coefficient ﬁm devient supérieur a 1, soit
une vitesse d’ajustement négative.

Pour pallier le premier probléme, nous avons modélisé les coefficients comme
une fonction hyperbolique du temps :

Bit = By + by, j=1,3.

t+m
Nous avons choisi la valeur de m qui minimise la somme des carrés des résidus, soit
m o 450, En raison d'une trés forte collindarité, les estimations des coefficients My, et
B3, ne sont pas acceptables, une regression ridge avee b = 0.01 fournit des résultats
satisfaisants (cf tablean 6).

Tableau 6 : Modéle de Farley et Hinich

3 & {3 S 5y R? corrige
B;+é;t 0.830  -0.038 | -0.309 | 0.357  0.029 0.999
MCO (3.26) (-4.89) | (-7.09) | (2.61) (4.79)
B+ 8;/(t + 450) L17.95 84549 | -0.312 | 1455 -6395H.4 0.999
MCO (4.82) (4.84) | (7.07) | (5.09) (4.77)
A5 4 8;/(t + 450) 0.242  196.26 | -0.116 | 0.287 218.24 0.997
rég. ridge (k = 0.025) { (12.18) (5.89) | (3.01) | (13.94) (16.25)

( }: t de Student

Cependant, 'observation de 1974 reste un point aberrant pour ce modéle. De
plus, Vestimation de 'élasticité revenu de long terme ne déeroit que trés lentement
vers sa valeur immte de 0,339 et elle reste supérieure & 2 an-dela de 'an 2000. Pour ces
raisons, ce modeéle ne peut étre retenu.

3.3 Introduction des effets de parc

Comme nous "avons indiqué dans 'introduction, le ralentissement de la crois-
sance de la consommation de carburant depuis le milien des années soixante-dix est
étroitement lié avec la progression du taux d’équipement en automobiles. Par ailleurs
la chute de la demande observée durant les cing derniéres années s’explique par la
croissance rapide du taux de dieselisation du parc automobile durant cette periode.
Les deux effets de parc ne peuvent étre confondus dans la mesure ol In substitution
partielle opérée entre véhicules essence et véhicules diesel sur les années récentes ne
concerne pas ensemble du parc majs uniquement la fraction de celui-ci destiné & cou-
“vrir les plus grandes distances. '

11



Il serait possible de modeliser les effets de pare par une fonction logistique
de la consommation des ménages (pour expliquer I'évolution du parc essence) et par
des retards échelonnes sur une variable prix relatifl du super par rapport au gasoil
(pour expliquer évolution du taux de dieselisation). Cependant, nous avons vu les
problémes hés & estimation de coefficients variables pour la consommation. En outre,
il serait nécessaire de retenir un grand nombre de retards pour estimer un comporte-
ment d’investissement, ce qui réduirait sensiblement le nombre de degrés de liberté du
modele. Nous avons donc été amené & introduire explicitement dans notre modélisation
le nombre de véhicules & essence et la part de celui-¢i dans le parc automobile total
(modéle (3))

‘ A ‘
ll'l(Et) = ﬁg + [‘fl 111((31) + ﬁg In(Pf) + /33 111(1‘11) -+ ﬂ.ﬁ ?3 + 3 (3)
1
Ve
Ay 1 le parc de véhicules a essence a la date £,
V4 1 le parc total de véhicules & la date t.

Tableau 7 : Modéle avec effet de parc

[ i Ay By | B® corrigé |

MCO ' 1,188 -0.206 0.292  3.138 0.997 |

(5.69) (-5.21} (1.95) (8.35)

Régression ridge | 0.653 -0.183 0.656  2.124 0.996

k=0.01 (16.76) (-4.34) (21.59) (14.13)
(): t de Student

L'estimation ridge (f tableau T} conserve une élasticité prix de -0.2, mais surtout
permet de dissocier 'influence spéctfique du revenu et de Pévolution du parc antomo-
bile. Les effets semblables (0.65) obtenus pour In(Cy) et In(A4,) indiquent que les deux
variables déterminant la demande de transport — pouvoir d’achat et taux d'équipement
en automobiles — ont une influence équivalente et inférieure A leur évolution. Enfin,
le coefficient de A4,/V}, voisin de 2, rappelle que le gain d'un point de la part des
véhicules diesel dans le parc autamobile réduit de maniére plus que proportionnelle la
consommation d’essence puisque ces automobiles sont destindes aux distances les plus
grandes,

4 Conclusion

La modélisation de la demande de carburant nous a permis de distinguer dif-
férentes formes d'instabilité temporelle (rupture, changement progressif, phénomene
exceptionnel) auxquelles chacun des tests apparaissait plus ou moins adapté. Le test
de Chow detecte des changements de tendance brutaux, & des dates déterminées, alors
que le test de Farley et Hinich fait apparaitre des évolutions graduelles des coeffi-
cients. Les graphiques proposés par BDE sont des compléments utiles & Pétude de
ces différentes formes d’instabilité, mais leur interprétation est difficile & formaliser.
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Notons que 1'un des tests de BDE a fait ressortir un point aberrant qui constitue un
cas particulier d’instabilité. Nous devons souligner le réle de I'induction économique
qui donne une information a priori sur la nature des changements et snivant la forme
de ceux-ci, Pun ou l'autre de ces tests est plus approprié.

L'application de ces tests est délicate car, pour chacun d’enx, plusieurs formes
sont possibles : détermination des dates de rupture pour le test de Chow, mode de cal-
cul pour le test de BDE et choix des coefficients & tester pour celui de Farley et Hinich,
Dautres éléments izsus de la régression peuvent étre utilisés pour déceler d'éventuels
changements structurels, En particulier, une sous-estimation puis une surestimation
d'un phénoméne suivant une évolution coudée se traduit fréquenunent par une forte
autocorrélation, Dans ce cadre, le module de traitement de la stabilité du systéme ex-
pert que nous développons examine la base de faits des dates de rupture a priori ainsi
que des changements structurels potentiels dans le domaine énergétique. Au regard du
modéle étudié (variables retenues, période d’estimation), il applique et interprete les
tests que nous avons présentés.

Notre étude nous permet également de constater que le modele d’ajustement
partiel atténue les changements structurels en raison de sa forme autorégressive. 5i
I'ajustement est amélioré par I'introduction d'une variable muette éliminant les effets
des variations brutales, interprétation du modéle s’en voit réduite. Aussi convient-il
dintroduire des effets de structure de telle sorte que le modéle comprenne, outre les
variables de revenu et de prix, une variable de stock de capital. Clest pourquol avant
d’envisager une segmentation de I'échantillon (qui réduit considérablement le nom-
bre de degrés de liberté) ou un modéle & coefficients variables, notre systéme expert
examine les variables sélectionnées et propose une modification de la spécification du
modéle en ce sens si Ieffet de structure fait défaut.

Finalement, cet ajustement économétrique rappelle que Panalyse et le traite-
ment de la stabilité temporelle reposent en premier lieu sur les hypotheéses économiques
explicites ou sous-jacentes & la modélisation. Leur examen guide le choix des tests
statistiques et les procédures d’améloration de la formalisation.

13



Annexe
Tests de stabilité temporelle

Le modale linéaire peut étre formulé de la fagon suivante :

i
yo= Y Pz te, t=12.n (4)
J=1
Les coefficients §; ne dépendent pas de la date d’observation. On suppose done 1m-
plicitement que les coefficients du modele sont invariants sur toute la période d’¢tude
et sur la période d'éventuelles prévisions. Auquel cas, & conditions que les hypothéses
classiques sur les variables et sur le terme d’erreur solent vérifies, les moindres Carres
fournissent des estimateurs ayant de bonnes propriéiés. En revanche, si certains coef-
ficients varient, Pestimation du modéle (4) revient & imposer des contraintes erronnées
sur les coefficients et conduisent & des estimations biaisées. Les parametres ainsi es-
timés n’ont pas de sens et ne peuvent pas servir de base pour des prévisions. 1 est
donc essenticl de vérifier Phypothése de stabilité des coefficients, particuliérement si le
contexte économique peut laisser supposer une modification des comportements.

Nous allons présenter différents tests de stabilité des coeflicients. Les hypothéses
alternatives de ces tests sont d'une part la stabilité telle que la représente le modéie (4)
et d’autre part une variation des coefficients spécifice de fagon plus ou moins précise
selon les tests. '

A Le test de Chow

Chow (1860) considére le probléme du test de la stabilité des coefficients comme un
cas particulier du test de contraintes linéaires sur les coefficients®.

L'hypothése BB = r, ol R est une matrice ¢ X p de rang ¢ et r un vecteur a g
composantes, peut étre festée au moyen de la statistique F' suivante :

(RB~r) [R(X'X)™ R (RE—7) /g
wuf(n - p) '

F o=

qui peut egalement s’écrire
SCR/(n—p)

olt SC R est la somme des carrés des résidus de la régression sur le modele (4) et SCH,
la somme des carrés des résidus de la régression sous les contraintes B3 = » sur le mnéme

(6)

1Tne autre présentation de ce test peut étre trouvée dans FISHER F.M., (1970), “Tests of equality
between sets of cocfficients in two linear regressions : an expository note,” Econemetrice, vol 38, n°2,
pp 361-366.
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modale. Sous les hypothéses classiques du modele linéaire, si B4 = r, F suit une loi
de Fisher & ¢ et n — p degrés de liberté. Chow (1960) déerit les diverses applications
possibles de Vexpression (6) pour les tests de stabilité,

Supposons que l'on ait une décomposition des observations en b sous-populations,
en k sous-périodes pour les séries temporelles®. La question de la stabilité des coeffi-
clents se traduit ainsi ; le vecteur des coefficients est-il identique sur toutes les sous.
périodes ou faut-il le différencier selon les sous-périodes ¥

A.1 Le test de Chow classique
La période i (i = 1,...,k) est représentée de la fagon muvante :
— elle comprend n; observations
----- y; est le vecteur des n; observations de y sur la période,
— X; est la matrice n; % p des observations des variables explicatives sur la période,

- le modele s’éerit
y o= Xifi i {

ot B; est le vecteur des p coefficients et g; le vecteur des n; erreurs.

-t
e

En empilant les k relations (7), on obtient le modéle global

U1 X, 0 - 0 B £1
Yk 0 0 - X By €1

Les cocfficients sont stables si By = f2 = -+ - = fB. Nous testons donc les {k—1)p
contraintes smvantes :

L -, o0 - 0 h 0
L 0o —-IL --- 0 s 0
: : : . : ; =00 (9)
I 0 0 - —Iy B 0

Nous supposons que le modéle (8) vérifie les hypotheses classiques du modele
lindaire. SCR désigne la somme des carrés des résidus de la régression calculee sur le
modéle (8) et SCR, la somme des carrés des résidus de la régression caleulée sur le

*Nous présentons ici Ie test de Chow sous sa forme généralisée, c’est-a-dire sur un nombre quel-
conque de végressions, alors que les développements de Chow (1960) s’appuient sur le cas de deux
sous-populations,



meéme modéle mais sous les contraintes (9). On a alors, a condition que les contraintes

(9) soient vérifies,

nSVGR(' - SC‘1R) / (k _ 1).p
SCR/{n - kp)

Le caleul de #' sous cette forme entraine lexécution de deux régressions avec n obser-

vations et kp variables. Toutefols on montre que

po

~ B (k= 1Dyp,n—kp). (10)

k
SCR = Zscm

t==l

SCR; étant la somme des carrés des résidus de la régression effectuée sur la relation
(7). La statistique £ (D) s’écrit donc :

(SCR, — (SCRy+ SCRy+ -+ SCR)} /[ (k-1)p

(SCRy 4+ SCEa+ -+ 5CRy) [ (n — kp) '

Le test de Chow est effectué & partir de cette derniere expression :

F oo

(11)

- 81 F » Flr-pn=) ot que toutes les hypothéses énoncées en (4) sont Vérifices
alors on rejette Phypothése 8y = B2 = -+« = fi avec un risque de a.

— §i F « Flr-rn—kp) of que toutes les hypothéses énoncées en (4) sont vérifiées
alors on ne peut pas rejeter Uhypothése §; = fp = - -+ = B et les coefficients sont
jugés stables.

En suivant une démarche similaire, ¢’est-4-dive en posant des contraintes adé-
¢nates sur le modale (8), nous pouvons également tester la stabilité d’un sous-ensemble
de coefficients.

A.2 Test prédictif de Chow

Le test exposé ci-dessus n’est applicable qu’a condition que n; = p. Dans le cas con-
P PP | i}

traire la matrice X}.X; n'est pas inversible (et done X 'X non plus) et on ne peut alors

pas caleuler SCR;, ni SCR, ni F. Chow (1960} propose néanmoins une statistique

sour tester la stabilité d’une relation dans le cas ot n; < p.
: i

Il présente cette statistique également comme une application de la théorie des
tests d’hypotheses Iméaires. Il considere simplement que s1 ny < P, alors SCIR; = 0.
En effet, /33 n'est dans ce cas pas défini de maniére unique mais il existe une mfuntv de
vecteurs qui annule la somme des carrés des résidus. La régression sur le modele non
contraint est alors effectuée en supprimant les observations de la période 7. Sin; < p
et Vi # j,n; = p, la statistique F devient

SCR.— %, SCE; .
2. SCR; 7 — (k-2)p T
e

Si la relation est stable, F' suit une loi de Fisher & n; — (k —~ 2p) et (n —ny) — (k= 1)p.
degrés de liberté. Ce test doit cependant &tre intérprété avec prudence (Fauveau, 1992).
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A.3 Test de Chow pas a pas

L’application des tests déerits ci-dessus suppose un déeoupage de Péchantillon en &
sous-périodes et done que Uon ait une idée a priori des dates de rupture envisageables,
Ninomiya (1977) suggére une utilisation systématique du test de Chow, & toutes les
dates possibles, pour déterminer la date et le nombre d'éventuels changements struc-
turels.

Le test de Ninomiya ou ‘test de Chow pas & pas’ comprend les étapes suivantes
(les hypothéses nécessaires sont les mémes que pour le test de Chow)

1. Calculer pour t = p an —p, F(t), correspondant & la statistique F de la formule
(11} caleulée pour les deux sous-périodes 1,...,tet 1 41,... ,n.

2. Soit F(1*) = max F(t). Si F(1") n'est pas signifieatif, il n’y a pas de rupture, le
test est terminé,
Sinon, il y a une rupture en £ et on passe a 'étape suivante.

3. Séparer 'échantillon en t* et répéter les étapes 1 et 2 sur les deux sous-échantillons.
Griace & cetle procedure on obtient des dates de changements de structure du modele.
Toutefols nous devons signaler que le mveau de signification de ce test n'est correct que

dans Je cas ol 'hypothése a priort se fonde sur une seule date de rupture {cf Riddell,

1978).

B Tests de Brown, Durbin et Evans

De méme que le test de Chow pas 4 pas, les tests proposés par Brown, Durbin et Evans
(1975) permettent de déiecter des changements structurels sans poser leur date ni leur
nombre a priori. Brown, Durbin et Evans (BDE) partent du principe que la facon la
plus naturelle de tester la stabilité des coefficients consiste & regarder la séquence des
résidus. Selon eux, les techniques les plus efficaces pour détecter des changements de
petite ampleur ou graduels sont fondées sur Pexamen des sommes cumulées des résidus
ou de leurs carrés,

Le modele considéré par les auteurs est :
of — ’
n=abhte, t=1,...,n

ol B est le vecteur des p coefficients & la date ¢ et zy représente la ligne ¢t de la matrice
X. Les variables explicatives sont non-stochastiques et les modéles autorégressits sont
exclus. Les termes d’erreur g; sont independants, de loi normale avec des moyennes
nulles et des variances of. L’hypothese de stabilité temporelle s'écrit

By=Pp= =Py
: . 13)
0} = gf = =gl (

On s'intéresse cependant ici uniquement & la stabilité de f, les problémes de variation
de o? étant supposés traités par les tests d’hétéroscédasticité.
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r * .
B.1 Les résidus récursifs
Les résidus récursifs font partie d’nne classe de résidus qui présentent Vavantage de
posséder les mémes propriétés que le terme d'erreur. On considére le modele linévire

clagsique :

ye=Xp+eavece ~ N ((}, cr'zf,,,.) (14)
Notons
T
g = | @

la matrice r X p des r premiéres lignes de X, avec 2’ le vecteur higne des p variables
3 : j g

explicatives pour la 7™ observation. De méme Y, est le vecteur composé des r pre-

miers élémenis de y.

Soit 4, Pestimateur de 8 calculé sur les r premiéres observations, en supposani que
. P1 1
XX, est non singuhiére
A ' =} wepicr
Br = (X[ X)) X ¥
A partir de 8,_; nous pouvons calculer une prévision, x4, , pour y,, Fobservation r
I 1 P v bphiry Yys
de y. L'erreur de prévision s’écrit

Yr — .T;,.B — 14

et la variance de cette erreur est donnée par

o’ (1 + T, (X,',,_]‘erl)ﬂ :ur) )

Les résidus récursifs sont définis de la facon suivante :

Yr = TpfPrad

\/1 Fal (X XY 2y

I est clair que sous les hypothéses (14), pour tout 7, w, suit une loi A(0,0?) et BDE
démontrent qu'ils ne sont pas corrélés (on peut aussi trouver la démonstration dans
Johnston {1984), 1.384-392). Ainsi, sie ~ N (0,021,), le vecteur des résidus récursifs
suit une loi N(U, UQL,HP). '

, r=p4+1,....0. (15)

Wy =

Les formules de récurence suivantes (démontrées dans BDE (1975) et Johnston
(1984)) permettent de simplifier les calculs et évitent Uinversion d’une matrice pour le
caleu} de chaque w;

art e [ _1 X Xrt v].’L' ! (X! X !
(X = (A;*IAT"I) - ( r 11-;:1:2( ’i;JZCS..S"; 1: )

Br = Booy + (X0 w0 (yr — 20 ) (17)
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De plits, il en découle :
SCR, = SCRyy + wi {18)

ol o ‘
SCR, = (y;. X,.ﬁ,.) (}-a; o X ﬁ',) .

Cles résultats sur les résidus récursifs ont de nombreuses applications : ils per-
mettent de calenler la statistique F du test prédictif de Chow, ils peuvent aussi étre
utilisés pour tester 'antocorrélation et 'hétéroscédasticité ainsi que certaines formes
d’erreur de spécification (cf Johnston, 1984). Le test de stabilité temporelie de BDE
est V'une des utilisations des résidus récursifs les plus importante.

B.2 Le test Cusum

Le premier test de stabilité suggéré par BDE s'appuie sur le graphique des sommes
cumulées { Cusum) réduites des résidus réeursifs, Wy, en fonction de r @ '

1 &

W, = = Z w;, pour 7 = p+ 1 n
_ s NN
T jept

avec 6% = SCR,/(n — p).

Si A, est constant jusqu'h t = {g et differe par la suite, alors les w, auvont une
espérance nulle jusqu'a r = tg mais, en général, pour v > tp leur espérauce ne sera
pas nulle. De la est issu le principe du test : si Wy s’écarte de fagon significative de
la droite W, = 0 alors il ¥ a un changement de struciure en ¢. Il reste & évaluer la
significativité de cet écart.

D’aprés les propriétés de wy, sous Uhypothése de stabilité (13), Wyp,... . Wy
peut étre assimilée & une suite de variables de loi normale, BDE considérent que W,
peut &tre approché par un processus Gaussien continu {Z1,p £t 2 n} avee

E(Z) = 0,Var (Z) =t~ p,Cov(Zy, Zs) = min(t,s) — p.

Leur démarche a consisté & rechercher deux droites symétriques par rapport i la droite
W, = 0, telles gue la prohabilité qu’il existe £ € [p, n], avec Z; coupant I'une ou Pautre
de ces droites soit o. Ces droites ont été choisies dans la famille des droites tangentes
en t = p+(n—p)/2 aux courbes +£A/F = p, ol A est une constante®. Elles sont définies
par les points {p, +a/n — p}, {n, +3a/m = p}, ol @ est un paramétre dépendant du
seuil de significativité désiré a. Les équations de ces droites sont

2a(t - p)

W, = tay/n — p:l-_v\/TuT;.

SLes courbes +A/T— p sont telles que la probabilité que Z¢ soit en dehors de ces courbes soit la
méme pour tout I,
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o est déterminé grace a la théorie du mouvement Brownien (anguel Z, s’apparente} qui
donne la probabilité que Z; coupe une droite y = d - e(t — p). Nous avons notamment

a = (001 a = 1.143
a = {105 a = {.948
o = .10 a = 0.850.

B.3 Le test Cusum-square

Le second test propose de BDE est fondé sur les sommes des carrés des résidus (Cusum-

square). Soit
r g
{13

5. = j=§|‘1 ) . SC R,
- i 'w_?f SC’TR"‘,

7=p+1

romp41,.0.0

On peut montrer que sous 'hypothése de stabilité (13) s, a une distribution béta
d’espérance {r — p)/(n — p). :

Pour étudier la significativité de 'éecart de 5, a son espérance BDE se référent
4 un couple de droites paralléles et symétriques par rapport & la droite de espérance

et d’équation
t—p

51 = +ep.

ey est deéterminé de telle sorte que la probabilité que 'un des s, se situe 4 Vextérienr
de ces droites soit . D'un point de vue pratique on peut déterminer ¢y pour un risque
a & partir de la table donnée par Durbin (1969, p.4)t:

- si (n— p) est pair ¢y est la valeur trouvée dans la table pour n = L(n —p)— 1 et
|

~ 81 (n —p) est impair ¢, est la valeur ealculée en interpolant linéairement entre les
aleuirs de la tahle b =L ) B et e L mp) e L oen Loy
valeurs de la table pour n= g(n — p) — £ et u= 3{n - p) — 3 en za.

B.4 Cas oli XX, est singuliére

Une des difficultés du caleul des résidus récursifs, soulevée par BDE (1975, p.152-
1563), se situe dans la condition “X]X, est une matrice non singuliére”. In effet, il
arrive fréquemment qu’une variable soit constante sur les ry premiéres observations
{r1 » p), notamment lorsque le modéle comporte des variables muettes. Dans ce cas,
si le modéle comprend un terme constant, les matrices Xp X, X0 Xpia,. . X7 X ne
sont a 'évidence pas inversibles et les résidus récursifs ne peuvent pas éire calculés par
une application directe des formules précédentes. Cependant Brown, Durbin et Evans
proposent une méthode pour obtenir ces résidus.

YLes valeurs trouvées dans la table de Durbin représentent une approxiruation du seuil de significa
tivité du maximum de Uecart de &, r= p+1,,..,7 4 500 espérance.



La solution consiste & commencer le calcul des premiers résidus récursifs en
omettant la variable qui est constante sur les ry premiéres observations - nous sup-
poserons, sans perte de généralité, qu'il s’agit de z, et que le terme constant est 2y, Le
modéle ne contient plus que p — 1 variables explicatives et I'on déduit des estimations
B 15’91&1 du vecteur A° des p — 1 coefficients les résidus récursifs wl, ... wl. Le
coefficient du termie constant est alors une estimation de 8 + Spd ot d est fa valeur de
z, sur le debut de la période. 11 faut ensuite caleuler les residus réeursifs w42, W
3 partir du modéle incluant toutes les variables, les matrices X[ 13 Xp 1. .., X Xy
étant inversibles. Si on définit, powr r = p41,...,r1 + 1, wy par wl,.y, on obtient une
suite de n — p valeurs wppd, - - -, Wy dont on peut montrer gu'elles sont mdépendantes

et de loi A0, 07).

B.5 Des jalons plutot que des tests formels

Les graphiques de Iévolution des statistiques Wr et s» en fonction du temps sur lesquels
on a porté les droites décrites ci-dessus permettent d'étudier Ia stabilité temporelle
d’une relation. Cependant BDE sont assez peu explicites sur la maniére d'interpréter
ces graphiques pour déterminer le nombre et les dates des ruptures éventuelles.

Daprés Jeur article, leur objectif était en réalité de fournir un ensemble de
techniques essentiellement graphiques pour analyser la stabilité des paramétres d'une
relation et non des tests formels. Les méthodes de sommes cumulées, Cusum et Cusum-
square ne sont que deux éléments de cet ensemble qui comprend

les sommes cumnlées des résidus récursifs
1

. les sommes cumuides des carrés des résidus récursifs,

les graphiques de 'évolution de &, et des éléments de 3y,

les mémes éléments mais pour des résidus récursifs caleulés dans Pordre inverse
du temps,

~ les graphiques des éléments des coefficients et des variances estimés sur des
‘regressions mobiles’, c’est-a-dire des régressions effectuces sur un segment de
longueur m que l'on déplace le long de la période d’étnde,

le graphique des ratios de log-vraisemblance de Quandt.

Dans leurs exemples numériques, BDE utilisent les sommes cumulées pour détecter la
présence d'instabilité et examinent ensuite I'évolution des coefficients et des variances
et le graphique des ratios de log-vraisemblance pour affiner 'analyse en cas d'instabilite.

Ce sont principalement les méthodes de sommes cumulées qui sont retenues de
I'article de Brown, Durbin et Evans, clles représentent en effet Voriginalité majeure de
leur étude. L'avantage des techniques qu'ils proposent est qu’elles n’imposent aucune
forme paramétrée particulidre de changement structurel comme hypothése opposée a
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Ja stabilité, Mais, de ce fait, les tests Cusum et Cusum-square sont trés pen puissants.
Pour cette raison et du fait de loptique graphique des auteurs, ils préférent considerer
ces tests comme des jalons pour I'étude de la stabilité plutot que comme des tests
formels de significativité pour lesquels on cherche en général une puissance élevée,

C Test de Farley et Hinich

Un autre test de changement structurel pour les cas ol le point de rupture est inconnn
a 6t6 sugpéré par Farley et al. (1975). Ils approximent un changement discret @ un
point inconnu par un changement linéaire continu : ils posent le modele suivant

yre= 2 ey te=1,m

oil ) est la ligne ¢ de la matrice X, et chaque coefficient dont on suspecte Uinstabilité
est modélisé par une fonetion linéaire du temps

ﬁﬁ = ﬁj + t(‘)—j.

Fn supposant que les ¢ premiers coeflicients sont stables, le modele s’éerit

r F
ye =3 Bz + D Siltay) + e
Jel J=¢+1

11 est toujours linéaire mais les variables fa;, ont été introduites. L'absence de change-
ment structurel est examinée en testant simultanément &gy = -+ = 8, = 0. D'apres les
auteurs, ce test n'est pas trés puissant sauf si 'échantillon est grand ou 1 le changement
structurel est important.

[
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