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Introduction

Le rapprochement des niveaux de développement économique, des performances en
termes de croissance et la réduction du taux de chomage constituent une préoccupation
majeure des politiques régionales européennes depuis 1’intégration, dans les années 80, de la
Grece, de I’Espagne et du Portugal. En effet, dans un contexte général de ralentissement de la
croissance ¢économique et de difficultés de restructuration pour de nombreuses régions,
I’intégration de ces nouveaux pays membres a mis en lumicre le probléme de I’importance
des disparités régionales au sein de la Communauté Européenne et a provoqué une refonte de
la politique régionale. Des écarts importants de niveaux de vie de ses citoyens ou entre leurs
potentiels économiques apparaissent effectivement intolérables dans une véritable
communaute.

La réforme des fonds structurels, ayant pour objectif de renforcer la cohésion
économique et sociale de la Communauté Européenne, a été décidée en 1988 et mise en
ccuvre a partir de 1989. Cette notion de cohésion posséde d’ailleurs une dimension
géographique importante puisqu’elle a pour but de «réduire I’écart entre les niveaux de
développement des diverses régions et le retard des régions les moins favorisées, y compris
les zones rurales » (Commission Européenne, 1996, p. 13). Cette réforme vise a augmenter
I’efficacité des trois fonds structurels (Le FEDEREf, créé en 1975, le FSEEI et le FEOGA i
dans sa section « orientation ») et a les doter de moyens financiers accrus. Un des éléments les
plus importants a porté sur la fixation de cinq objectifs prioritaires auxquels doivent se
rattacher les différents Fonds: 1’objectif 1 vise a promouvoir le développement et
I’ajustement des régions en retard de développement, 1’objectif 2 doit permettre la
reconversion des régions frontaliéres ou parties de régions (bassin d’emplois ou communautés
urbaines) gravement affectées par le déclin industriel, I’objectif 3 a pour but de combattre le
chomage de longue durée, 1’objectif 4 vise a faciliter I’insertion professionnelle des jeunes et
I’objectif 5 doit permettre d’accélérer 1’adaptation des structures agricoles (objectif 5a) et de
promouvoir le développement des zones rurales (objectif 5b) =

Malgré ces différentes initiatives, il subsiste toujours, depuis deux décennies, un
« probléme régional » au sein de la Communauté Européenne (Dignan, 1995). Ce probléme se
manifeste en particulier par I’existence d’un grand nombre de régions pauvres dont le PIB par
téte est inférieur a 75% de la moyenne communautaire et par 1’hétérogénéité du processus de
rattrapage des régions les plus riches par les régions les plus pauvres. Il convient également de
souligner que les régions européennes sont caractérisées par la persistance d’une structure
duale entre un centre développé et une périphérie en difficulté : « ¢’est au niveau régional et,
en particulier, entre le centre et la périphérie, que les disparités économiques de 1I’Europe sont
les plus manifestes » (Commission Européenne, 1996, p. 21). Les disparités économiques
semblent ainsi étre associées a une dimension géographique affirmée sous la forme d’une
polarisation Nord-Sud et d’une concentration géographique de la richesse et de la pauvreté.

! Fonds Européen de Développement Régional.

* Fonds Social Européen.

* Fonds Européen d’Orientation et de Garanti Agricole.

*La premiére période d’application de la réforme concerne 1989-1993. Depuis, d’autres périodes de
programmation ont été mises en ceuvre : 1994-1999 et 2000-2006 avec une redéfinition de certains des objectifs.
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Face a ces observations, le processus de convergence régionale en Europe apparaitrait
comme faible, nuancé et géographiquement marqué. Il semble alors intéressant d’étudier plus
précisément les relations entre convergence économique et répartition spatiale des activités.

Sur un plan théorique, les réponses apportées sont ambigués et mobilisent a la fois les
théories de la croissance et celles de 1’¢économie géographique.

D’un co6té, une lecture rapide du modele de croissance de Solow-Swan tend a prédire
la convergence des régions vers un méme niveau de PIB. Dans les conditions décrites par le
modele, si les économies sont similaires a tous points de vue excepté pour leur dotation
initiale de produit par téte, alors les économies caractérisées par un niveau de produit par téte
moins €levé ont tendance a croitre plus rapidement que les économies plus riches initialement.
Ainsi, toute disparité initiale, en termes de produit par téte, génere, dans ce modele, son
propre mécanisme de résorption. Ces conclusions, optimistes quant au rattrapage des
économies riches par les économies pauvres, ont été remises en cause par les théories de la
croissance endogeéne dans lesquelles les avantages initiaux des régions les favorisées sont
renforcés.

D’un autre c6té, se développent au début des années 1990, les modeles de 1’économie
géographique, qui ¢tudient les mécanismes €conomiques de formation des agglomérations
géographiques d’activités économiques. Ces modeles montrent que I’intégration économique
et la croissance des régions s’accompagnent le plus souvent d’une polarisation croissante des
territoires. Ils permettent de comprendre la formation des disparités régionales, c’est-a-dire la
facon dont I’espace s’homogénéise et se différencie, et de montrer comment ces disparités
régionales interagissent avec la croissance économique. Ainsi, le processus de convergence et
les schémas de répartition spatiale semblent donc étre liés.

L’objectif de cette thése est de préciser les liens existant entre localisation
géographique et disparités économiques en Europe. Plus précisément, il s’agit de montrer que
la prise en compte des disparités géographiques renouvelle le débat sur la convergence des
économies. Ces disparités ne peuvent pas étre négligées et elles permettent une amélioration
de la compréhension du processus de convergence entre les économies. Dans cette optique,
notre réflexion s’articule autour des questions suivantes :

- Quelles sont les caractéristiques des disparités géographiques ?

- Comment doit-on prendre en compte ces disparités géographiques dans I’analyse de la
convergence des économies ?

- Quelles sont les conséquences de ces disparités sur le processus de convergence des
économies ?

Afin de traiter ces questions, deux champs théoriques principaux sont mobilisés.
D’une part, le probléme de la convergence peut étre relié au modele néoclassique de
croissance et aux modeles de croissance endogeéne. D’autre part, les phénomeénes
d’agglomération et de polarisation spatiale des activités économiques peuvent étre reliés aux
modeles d’économie géographique, visant a expliquer ces phénomenes et a montrer que la
croissance économique est reliée aux schémas de répartition des activités sur le territoire.
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Dans ce cadre, notre démarche est conceptuelle et empirique. Nous montrons pourquoi
une methodologie particuliére doit étre construite et utilisee pour I’analyse empirique des
disparités régionales. En effet, la prise en compte de ces disparités impose la mise au point de
tests de convergence et de modélisations économétriques appropriés. Les méthodes
employées permettent d’éclairer et d’illustrer les différents débats théoriques sur le
phénomene de convergence a 1’aide d’une étude empirique portant sur I’analyse des PIB par
téte de 138 régions européennes sur la période 1980-1995. Cette période est particulierement
intéressante pour 1’analyse de la convergence car elle correspond a une intégration
économique croissante entre les régions européennes, marquée a la fois par 1’accélération de
la libéralisation des échanges et par 1’¢largissement du marché a la suite de I’entrée de la
Grece, de I’Espagne et du Portugal. Elle correspond également, suite a la réforme des fonds
structurels, a la mise en place d’importantes politiques régionales visant a harmoniser les
potentialités de développement des territoires.

Notre objectif n’est pas de tester une équation de convergence qui serait déduite d’un
modele d’économie géographique de la croissance, comme [’ont fait, par exemple, Hanson
(1998a), Combes et Lafourcade (2001) et Teixeira (2001). Nous montrons néanmoins que la
prise en compte de la dimension géographique des données, c’est-a-dire la localisation des
observations les unes par rapport aux autres, dans les différents concepts de convergence
permet d’intégrer certains enseignements de ces modeles et d’évaluer dans quelle mesure les
résultats habituellement obtenus sont modifiés. Les modeles de 1’économie géographique
servent a justifier, par leurs enseignements en matiere d’analyse des disparités économiques et
géographiques, pourquoi cette dimension spatiale devrait étre prise en compte dans le cadre
de ces modeles de convergence.

Les principaux résultats empiriques indiquent que les disparités économiques et leurs
¢évolutions dans le temps sont fortement conditionnées par la localisation des régions au sein
de I’espace européen. Tout d’abord, il apparait que la répartition des PIB par téte est
caractérisée par une forte concentration spatiale des richesses et de la pauvreté et par un
schéma de polarisation Nord-Sud. Ces caractéristiques sont persistantes sur toute la période,
malgré ’intégration économique croissante des régions européennes. Ensuite, la dépendance
des régions a leur environnement géographique et la polarisation Nord-Sud sont confirmées
par des régressions économétriques liant le taux de croissance annuel moyen entre 1980 et
1995 au PIB par téte en 1980. Ces équations de B-convergence spatialisées permettent alors
de montrer, d’une part, I’existence d’effets de débordement géographiques significatifs entre
le taux de croissance d’une région et celui de ses voisines et d’autre part, de différencier le
processus de convergence entre les régions du Nord et les régions du Sud. Enfin, la mobilité
d'une région au sein de la distribution des PIB par téte est tres faible et fortement conditionnée
par la richesse de ses voisines, ce qui met alors en évidence le phénoméne de « verrouillage
géographique » suggéré dans les théories de I’économie géographique.

La mise en évidence de ces résultats passe par une argumentation développée en cinq
chapitres.

4.
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Le premier chapitre a pour objet de montrer pourquoi les disparités géographiques
doivent étre prises en compte dans les modéeles ayant pour but de tester 1’hypothese de
convergence.

Tester I’hypothése de convergence impose au préalable de donner un contenu formel a
cette notion. La notion de convergence et les tests associés ont dé¢ja fait I’objet de nombreuses
synthéses. Ainsi, notre lecture et notre présentation des notions de convergence est
principalement axée sur le principe suivant : chaque notion de convergence est bien spécifique
et elle fournit en ce sens une information particuliere sur la fagon dont les disparités
économiques sont théoriquement conceptualisées, sur la facon dont la réduction des disparités
économiques est envisagée et enfin sur 1’évolution temporelle de ces disparités. Le but des
deux premicres sections de ce premier chapitre consiste donc a centrer notre présentation sur
les liens entre les concepts de convergence et les modalités économétriques de leur étude.

Plusieurs notions de convergence ont €té proposées, conduisant alors a une grande
variété d’hypotheses testées et de méthodes économétriques employées. Une premiére notion
de convergence des économies est déduite du modele néoclassique de Solow-Swan (1956) et
a donn¢ lieu a des interprétations en termes de rattrapage des économies. Ce modele repose
sur des hypothéses de rendements d’échelle constants et de décroissance de la productivité
marginale du capital. A long terme, le taux de croissance du capital et du produit par téte est
égal au taux de progres technique, supposé exogeéne. Puisque le progres technique est
considéré comme un bien public librement accessible a tous, ce modéle aboutit alors a une
convergence en taux : a long terme, toutes les économies possédent le méme de taux de
croissance. En outre, si les paramétres caractérisant les économies (taux d’épargne, taux de
dépréciation et taux de croissance du capital humain) sont identiques, alors le mod¢le aboutit
également a un résultat de convergence en niveau : toutes les économies convergent vers le
méme niveau de produit par téte.

Ces deux aspects recoupent les notions de 3-convergence absolue et de B-convergence
conditionnelle. Dans le premier cas, on cherche a vérifier si le taux de croissance du produit
par téte d’une économie est d’autant plus élevé que cette économie a un produit par téte initial
faible. En d’autres termes, on teste 1’existence d’une corrélation négative entre le taux de
croissance du produit par téte et le produit par téte initial lorsque les économies sont toutes
supposées atteindre un méme état régulier. En revanche, dans le dernier cas, on suppose que
le taux de croissance d’une économie est d’autant plus fort que la distance qui la sépare de
son propre état régulier est élevée. Il convient de souligner que les régressions permettant de
tester ces hypothéses sont dérivées du modele néoclassique de croissance (ou de son
extension avec capital humain proposée par Mankiw et al., 1992). Cependant, le test de
I’hypothése de [(-convergence ne permet pas de discriminer le modéle néoclassique des
modeles de croissance endogeéne pour lesquels la divergence des économies est souvent
admise. De ce point de vue, I’interprétation des régressions de [3-convergence est relativement
ambigué.

D’autres tests de convergence ont été¢ proposés dans la littérature. Ainsi, I’hypothése
de clubs de convergence implique que, selon les conditions initiales des économies, ces
dernieres convergent vers différents niveaux d’équilibre de produit par téte. Ces modéeles sont
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issus des modeles de croissance néoclassiques avec hétérogénéité des agents (Galor, 1996) ou
des mode¢les de croissance avec équilibres multiples (Azariadis et Drazen, 1990). Le test de o-
convergence porte sur I’évolution dans le temps d’un indicateur de dispersion de la
distribution des produits par téte de 1’échantillon étudié. Quah (1993a, 1993b, 1996) propose
quant a lui d’étudier I’évolution de la distribution des produits par téte et de la mobilité des
économies dans cette distribution. Enfin, Bernard et Durlauf (1995, 1996) proposent le
concept de convergence stochastique, basé sur I’étude des propriétés des séries temporelles.

Tous ces concepts de convergence posent des problemes d’interprétation et
d’estimation que nous détaillons dans la deuxiéme section du premier chapitre. Cependant,
nous soulignons qu’un probléme supplémentaire, rarement évoqué, existe. En effet, tous ces
concepts de convergence supposent que les économies étudiées sont des «iles isolées »
(Quah, 1996b), n’interagissant pas entre elles. Pourtant, entre pays, et plus encore entre les
régions, les interactions spatiales sont nombreuses et la position absolue et relative des
régions dans les espaces étudiés n’est pas neutre. Plus précisément, on observe le plus souvent
une concentration spatiale des économies pauvres et des économies riches. Tous ces éléments
ne peuvent pas étre négligés car, sur un plan économétrique, la répartition particuliére des
données qui résulte de ces phénomeénes d’agglomération peut impliquer une corrélation des
erreurs qui devrait prise en compte. Par ailleurs, les phénomenes de polarisation dans 1’espace
(comme la polarisation de type Nord-Sud) sont susceptibles de correspondre a des
phénomeénes de convergence en clubs et devraient également étre testés.

Ces « oublis » sont d’autant plus étranges que les phénomenes d’agglomération et de
polarisation spatiale des activités sont bien connus et qu’ils peuvent étre reliés aux modeles
d’économie géographique. La troisiéme section détaille quelques uns de ces modeles afin de
montrer pourquoi les activités économiques ne sont pas réparties aléatoirement dans 1’espace,
comment des phénomenes de polarisation peuvent apparaitre dans des espaces économiques
intégrés et enfin, comment les schémas de répartition géographique interagissent avec les
mécanismes de croissance des économies.

Une fois définies les raisons permettant de justifier pourquoi la dimension spatiale doit
étre intégrée dans I’analyse de la convergence des économies, le deuxiéme chapitre a pour
objectif de présenter les méthodes statistiques et économétriques permettant de réaliser cet
objectif : il s’agit des techniques de la statistique et de I’économétrie spatiales.

Les phénomenes précédemment décrits peuvent étre reliés a deux concepts. Ainsi, la
concentration géographique de valeurs similaires fait référence a la notion d’autocorrélation
spatiale et la polarisation des activités en un schéma centre-périphérie peut étre reliée a la
notion d’hétérogénéité¢ spatiale. Dans une premiere section, nous montrons déja que la
topologie du systéme est spécifiée de maniere exogeéne par les matrices de poids. Ces
derniéres permettent la construction de variables spécifiques, appelées variables décalées, qui
relient une observation a ses voisines. La notion de voisinage peut étre définie sur la base de
I’existence d’une frontiére commune entre les observations ou en fonction de la distance qui
sépare les centroides des unités spatiales. Nous présentons alors les méthodes statistiques
permettant, dans une série spatiale, de détecter les deux effets spatiaux. Ces techniques,
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dénommeées « analyse exploratoire des données spatiales », sont récentes (Getis et Ord, 1992 ;
Anselin, 1995, 1996) et elles permettent de caractériser la forme de 1’autocorrélation et de
I’hétérogénéité spatiales. Plus précisément, deux formes d’autocorrélation spatiale peuvent
étre détectées. D’une part, la forme globale indique si, au sein de I’espace étudié, la
concentration géographique de données similaires est significative ou non (statistique | de
Moran ou statistique ¢ de Geary). D’autre part, une forme locale précise, au sein du schéma
global précédent, ou se localisent les concentrations géographiques significatives de valeurs
similaires (statistiques de Getis-Ord et statistiques LISA) et si certaines observations et leurs
voisines se détachent de cette tendance (diagramme de Moran et statistiques LISA).

Dans une deuxieéme section, les méthodes économétriques permettant de prendre en
compte ’autocorrélation spatiale sont détaillées. La présentation est principalement axée sur
les modeles lin€aires en coupe transversale méme si quelques extensions, portant sur les
modeles de données de panel, les modeles a variables qualitatives ou les modeles d’équations
simultanées sont rapidement présentés. La prise en compte de 1’autocorrélation spatiale peut
s’effectuer a 1’aide de plusieurs spécifications conduisant a des interprétations différentes des
coefficients associés aux effets de débordement géographiques. Ainsi, dans le mod¢le
autorégressif, 1’autocorrélation spatiale porte sur la variable expliquée alors que dans le
modele régressif croisé, 1’autocorrélation spatiale porte sur une ou plusieurs variables
explicatives, ce qui permet de capter directement les effets de débordement géographiques
associés a ces variables. Enfin, dans le modéle avec autocorrélation spatiale des erreurs, des
effets de débordement géographiques peuvent étre indirectement associés aux différentes
variables de la régression. Des problémes d’estimation se posent dans le modele autorégressif
et le modele a erreurs spatialement autocorrélées : les estimateurs obtenus a 1’aide de la
méthode des Moindres Carrés Ordinaires ne sont pas convergents et/ou sont inefficients. Nous
détaillons alors les méthodes d’estimation adaptées a ces modeles (méthode du maximum de
vraisemblance, des variables instrumentales et des moments généralis€s) ainsi que les tests
d’inférence statistique permettant de déterminer la spécification la plus adaptée pour
I’autocorrélation spatiale.

Dans la troisiéme section, nous abordons le phénomene de 1’hétérogénéité spatiale qui
se traduit par une différenciation des comportements dans 1’espace. Dans une régression
économétrique, ce phénomene est modélisé a 1’aide de coefficients variables et/ou d’une
hétéroscédasticit¢ variable dans [’espace. Les méthodes présentées sont relativement
« standards », méme si leur adaptation dans le cadre spatial permet de mettre en évidence des
interprétations intéressantes, comme par exemple une instabilité structurelle liée a la
localisation des observations ou une variation continue des parameétres dans tout 1’espace
¢tudié. La présence simultanée d’autocorrélation et d’hétérogénéité spatiales est plus
complexe a traiter et les méthodes d’estimation et d’inférence doivent étre adaptées. Nous
présentons alors un panorama de ces méthodes. Ce probléme est d’autant plus important que
les liens unissant ces deux effets spatiaux sont complexes et il convient alors de mener, au
préalable, des analyses exploratoires des données spatiales pour approcher les formes prises
par ces effets.
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Les trois chapitres suivants ont pour objet d’appliquer ces méthodes en conduisant
différentes ¢tudes empiriques du processus de convergence au sein d’un échantillon de 138
régions européennes sur la période 1980-1995. D’une part, nous mettons en pratique les
méthodologies exposées dans le chapitre 2 et d’autre part, nous mettons en €vidence la fagon
dont I’environnement géographique des régions influence les phénomenes de convergence.

Le troisieme chapitre présente comment 1’analyse exploratoire des données spatiales
permet de caractériser les phénomenes d’autocorrélation et d’hétérogénéité spatiales dans la
répartition des PIB par téte en niveau et en taux de croissance.

La base de données Eurostat-Regio, 1’échantillon utilis¢ et les problémes
méthodologiques associés a 'utilisation de cette base de données sont d’abord détaillés. Pour
étudier le processus de convergence, il est souhaitable de disposer d’une période la plus
longue possible. Pour atteindre cet objectif, tout en travaillant sur des données homogenes,
tant au niveau des modalités de calcul que des unités statistiques, nous n’avons pu retenir, sur
cette base de données Regio, que 138 régions européennes sur toutes les années de la période
1980 a 1995 : I’Allemagne (30), la Belgique (11), le Danemark (1), I’Espagne (16), la France
(21), la Grece (13), I’Italie (20), le Luxembourg (1), les Pays-Bas (9), le Portugal (5) et le
Royaume-Uni (11). Outre ce probléme de disponibilité des données, deux autres problémes
sont discutés. Ils concernent le découpage régional utilisé dans les statistiques européennes et
les méthodes mises en ceuvre pour corriger les PIB des pouvoirs d’achat. Nous détaillons ainsi
les modes de découpage en NUTS (Nomenclature des Unités Territoriales Statistiques) et
rappelons les avantages et les inconvénients associés aux séries des PIB régionaux par téte en
Ecus et en SPA (Standard de Pouvoir d’Achat). Aucune série n’étant « meilleure » que I’autre
pour nos €tudes empiriques, il convient d’utiliser les deux séries méme si I’utilisation des
séries en SPA produit un certain lissage des disparités régionales. Nous prenons soin de
mentionner les différences les plus importantes de résultats obtenus selon la série utilisée et
adoptons, si nécessaire, les méthodes statistiques appropriées a 1’étude de chaque série. Enfin,
le probléme de la robustesse des résultats associé¢ au choix de la matrice de poids, est soulevé.
Compte tenu de la configuration géographique propre a I’Union Européenne et a notre
¢chantillon, nous ne choisissons pas de travailler avec des matrices de contiguité, mais optons
pour des matrices de distance et des matrices dites « des plus proches voisins ». Ainsi, chaque
¢tude empirique effectuée dans la thése sera conduite avec 6 matrices de poids. Les résultats
obtenus restent similaires quelles que soient les matrices de poids utilisées, ce qui atteste de
leur robustesse, et une méthode d’étude de cette robustesse est proposée pour certaines de nos
analyses empiriques.

Dans la deuxiéme section, nous étudions les phénomeénes d’autocorrélation spatiale sur
les niveaux de PIB par téte pour chaque année de la période 1980-1995. Dans ce cadre
particulier, I’autocorrélation spatiale, mesurée par la statistique | de Moran, est globalement
positive : elle se caractérise par une concentration de régions possédant des PIB par téte
similaires. Les méthodes de 1’analyse exploratoire locale des données spatiales permettent
notamment de repérer les concentrations significatives de richesse et de pauvreté. Les
premicres se situent au « ceeur » de I’Europe alors que les secondes concernent les régions
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périphériques, la plupart étant éligibles a I’objectif 1. Peu de régions se détachent
significativement de ce schéma global au cours de la période. Une premiere conclusion,
portant sur les PIB par téte en niveaux, est donc la détection d’une polarisation Nord-Sud
persistante, ce qui traduit une forme particuliere d’hétérogénéité spatiale. Les statistiques
locales posent un probléme de comparaisons multiples et nous suggérons, dans le cadre des
matrices des plus proches voisins, une approximation permettant de rendre les procédures de
tests moins restrictives que celles utilisées habituellement. La robustesse de ces résultats aux
différentes matrices de poids est ¢galement évaluée, a 1’aide d’une application originale des
matrices de transition.

La méme analyse, conduite sur les taux de croissance annuels moyens entre 1980 et
1995, permet de mettre en évidence les liens entretenus par le dynamisme d’une région avec
ses régions voisines. Cette section permet d’aboutir a une premiére é¢valuation de 1’évolution
des disparités géographiques en termes de taux de croissance en relation avec le PIB par téte.
L’ hétérogénéité¢ des processus de croissance est confirmée en observant I’enrichissement
continu de certaines régions malgré un niveau de départ relativement ¢élevé alors que d’autres
régions stagnent, voire régressent.

Dans le quatrieme chapitre, les résultats exploratoires fournis dans le chapitre
précédent sont repris afin d’évaluer, dans le cadre de modéle de [-convergence, le role joué
par les facteurs géographiques : la localisation des régions et les effets de débordement
géographiques.

Dans un premier temps, nous considérons uniquement le phénomene de
I’autocorrélation spatiale, ce qui permet de modéliser de fagon particuliére 1’équation de
[B-convergence et d’interpréter les coefficients estimés en termes d’effets de débordement
géographiques entre les régions. En particulier, nous montrons que différents processus
spatiaux peuvent étre mis en évidence a 1’aide de ces spécifications: un processus de
diffusion spatiale de choc aléatoire affectant les régions et/ou un processus de multiplicateur
spatial sur la variable expliquée. Le point de départ est 1’équation de [-convergence absolue,
estimée par les Moindres Carrés Ordinaires, sur laquelle nous procédons a différents tests afin
de détecter I’autocorrélation spatiale. Les spécifications les plus appropriées intégrant
I’autocorrélation spatiale sont ensuite estimées en vérifiant leur pertinence a 1’aide des
différents tests présentés dans le deuxiéme chapitre. Le modéle final auquel nous aboutissons
integre un effet de diffusion spatiale: un choc aléatoire dans une région se diffuse a
I’ensemble du systéme régional, I’amplitude de I’effet de choc diminuant avec la distance a la
région émettrice. Tout d’abord, nous évaluons par simulation, dans le cadre de notre
échantillon, les effets d’un choc sur la région Ile-de-France et estimons le processus de
diffusion spatiale associ¢ a ce choc. Ensuite, nous généralisons ces simulations a I’ensemble
du systéme régional en proposant une méthodologie originale permettant d’étudier et
d’évaluer globalement I’impact regu et I’impact émis par une région lorsqu’un choc aléatoire
est affecté a chaque région du systéme régional européen étudi¢. Nous mettons en évidence,
toujours par simulation, qu’en maticre de réception, les régions occupant une position
géographique centrale sont avantagées, tandis que I’impact €émis est en accord avec le
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dynamisme économique et la localisation des régions. Ces résultats soulignent une forme de
verrouillage géographique du schéma centre-périphérie.

Dans la troisiéme section, le phénoméne de polarisation spatiale est intégré sous la
forme d’un schéma Nord-Sud afin de vérifier si cette polarisation refléte 1’existence de deux
clubs de convergence au sein des régions européennes. Une méthode de constitution des clubs
sur critére spatial est proposée. Ainsi, la composition des groupes Nord et Sud est déduite de
I’analyse exploratoire des données spatiales, effectué¢e dans le deuxieéme chapitre, sur la série
des PIB régionaux par téte en 1980, pour éviter le probléme du biais de sélection
d’échantillon soulevé par De Long (1988). Plus précisément, nous nous servons des
indicateurs locaux d’autocorrélation spatiale les plus appropriés compte tenu des spécificités
des séries lorsqu’elles sont évaluées en Ecus ou en SPA. Ainsi, pour les données en Ecus,
nous utilisons les indicateurs locaux d’association spatiale d’Anselin (1995). Le groupe Nord
comprend 90 régions, caractérisées par une association de type HH (« Haut-Haut »), tandis
que le groupe Sud est constitué¢ de 45 régions, caractérisées par une association de type BB
(« Bas-Bas »). Seules 3 régions sur les 138 régions de 1’échantillon ne peuvent pas étre
affectées a I’'un ou I’autre groupe. En revanche, pour la série des PIB par téte évalués en SPA,
la discrimination en deux groupes est meilleure lorsque 1’on utilise les statistiques d’Ord et
Getis (1995). Le groupe Nord est constitué¢ des 93 régions associées a une valeur positive de
la statistique et le groupe Sud des 40 régions associées a une valeur positive de la statistique.
Les régimes spatiaux étant ainsi définis de maniére appropriée suivant la variable étudiée,
I’équation de [B-convergence en présence d’hétérogénéité peut étre estimée. Il apparait qu’il
n’est pas possible de rejeter I’hypothése d’absence d’hétéroscédasticité en groupes. En
revanche, il apparait une instabilité structurelle des coefficients sous la forme de deux régimes
spatiaux Nord/Sud. Nous soulignons, a travers nos études empiriques, les problémes
supplémentaires d’estimation et d’inférence que pose [I’intégration simultanée de
I’autocorrélation et de I’hétérogénéité spatiales. Les résultats obtenus indiquent 1’existence de
deux clubs de convergence spatiaux, les régions du groupe Sud convergent entre elles alors
que I’hypothése de convergence est systématiquement rejetée pour le groupe des régions
Nord. Ces estimations supposent cependant que le coefficient d’autocorrélation spatiale est
identique dans les deux régimes et entre les deux régimes. Pour répondre a cette limite, nous
proposons enfin une spécification de 1’équation de [B-convergence en clubs permettant de
tester 1’existence d’effets propres a chaque club et d’un effet entre les clubs par 1’estimation et
le test de la significativit¢ de coefficients d’autocorrélation spatiale intra- et inter-club.
L’hypothese d’égalité de ces coefficients ne peut cependant pas étre rejetée.

Compte tenu des nombreux problémes théoriques et empiriques auxquels est
confrontée I’hypothése de B-convergence, le cinquiéme et dernier chapitre a pour objectif de
montrer comment les facteurs géographiques peuvent étre combinés a la dimension
temporelle en utilisant un concept alternatif de convergence. Le point de départ est 1’analyse
de la convergence proposée par Quah (1993a, 1993b, 1996a, 1996b). Dans cette approche, la
convergence est mesurée a partir de 1’évolution de la forme des distributions des PIB par téte
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sur la période étudiée et a partir de 1’évaluation de la mobilité des régions au sein de cette
distribution.

Dans un premier temps, nous appliquons ces méthodes a notre échantillon sans
intégrer la dimension spatiale. Pour cela, nous estimons, par des méthodes non-paramétriques,
des fonctions de densité des PIB par téte relatifs a la moyenne européenne afin de détecter les
principaux changements de forme de cette densité. Ensuite, les trajectoires individuelles des
régions et la mobilité de ces derniéres au sein de la distribution des PIB par téte sont étudices
en utilisant des matrices de transition associées a des chaines de Markov. Ces dernicres
passent par la discrétisation de la distribution des PIB par téte en un certain nombre de classes
de PIB et par I’estimation de probabilités de transition entre ces différentes classes. La
mobilité des régions et les schémas de convergence obtenus a 1’aide de cette méthode sont
analysés par le calcul de divers indices de mobilité et le calcul de la distribution de long terme
ou distribution ergodique. Nous montrons ainsi une tres faible mobilité inter-classes, une forte
persistance des régions a I’intérieur de chaque classe et un biais progressif de la distribution
des PIB vers les régions relativement pauvres.

Dans un second temps, l’espace est explicitement intégré au sein de 1’analyse
précédente. Ce choix est d’abord justifié en montrant que les régions subissant une hausse ou
une baisse dans la distribution des PIB sont fortement spatialement autocorrélées. Diverses
méthodes sont alors appliquées permettant d’étudier comment les transitions des régions sont
affectées par leur environnement géographique. L une de ces solutions conduit a la perte de la
dimension temporelle dans 1’analyse alors qu’une autre méthode ne permet d’évaluer que la
convergence intra-régionale, c’est-a-dire la facon dont les régions se comportent par rapport a
leurs voisines. Nous appliquons finalement la méthode proposée par Rey (2001) permettant
d’évaluer une forme de convergence interrégionale tout en captant la facon dont les
trajectoires des régions dans la distribution des PIB par téte sont influencées par le
comportement des régions voisines. Par ailleurs, nous étendons cette méthodologie en
proposant un test de stationnarité spatiale des probabilités de transition. Les résultats obtenus
permettent de souligner la dépendance a I’environnement géographique : la probabilité qu’une
région améliore son classement dans la distribution des PIB par téte est d’autant plus faible
qu’elle est entourée de régions pauvres, ce qui peut encore une fois étre rapproché de 1’idée du
verrouillage géographique.

Cette thése vise donc a apporter des ¢léments de compréhension sur les liens
qu’entretiennent localisation géographique, disparités régionales et convergence des régions
européennes. Tout d’abord, elle apporte une synthése critique des fondements théoriques et
économétriques de I’hypothése de convergence. Ensuite, elle propose les méthodes
appropri¢es permettant de renouveler le débat sur la convergence lorsque les disparités
géographiques sont prises en compte. Enfin, elle présente des résultats empiriques sur les
conséquences en termes de polarisation et de concentration géographiques que génére la prise
en compte de ces disparités.
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Chapitre 1
Disparités géographiques et convergence :
Un nouveau débat

L’objectif de ce chapitre est de présenter deux revues de littérature sur les modeles de
croissance et d’économie géographique, afin de positionner le cadre théorique dans lequel
nous nous inscrivons et de montrer comment la prise en compte des disparités géographiques
renouvelle le débat sur la convergence des économies.

En premicre approche, on peut se contenter d’observer les disparités spatiales sans
pour autant chercher a les expliquer. La localisation des pays ou des régions riches, de méme
que celle des pays ou des régions pauvres, ne présente pas d’intérét en soi. Cependant, cette
approche peut s’avérer insatisfaisante car elle conduit a négliger les liens entre le
fonctionnement des systémes ¢conomiques et les schémas de répartition spatiale des activités
économiques : quels sont-ils et comment évoluent-ils ? Les théories de [’économie
géographique peuvent étre mobilisées dans ce but.

L’économie géographique a deux origines. D’un co6té, elle provient d’une remise en
cause des modeles néoclassiques de commerce international. Krugman (1991a, 1991b, 1993b)
a ainsi proposé¢ des modeles d’équilibre interrégionaux visant a expliquer les formations
d’agglomérations sans faire appel aux avantages comparatifs. D’un autre c6té, 1’économie
géographique est issue d’un dépassement de la Nouvelle Economie Urbaine et se rattache aux
théories de la formation de 1’espace urbain (Ogawa et Fujita, 1980, 1989 ; Fujita, 1989) ou
aux modeles d’équilibres inter-urbains (Henderson, 1987 ; Abdel-Rahman, 1994, 1996). Sur
un plan méthodologique, ce courant a pour objectif d’expliquer la formation et le
développement des agglomérations, c’est-a-dire la localisation simultanée des agents au sein
d’espaces régionaux ou urbains.

Pour notre argumentation, nous nous basons sur les modé¢les interrégionauXEI. Trois
résultats théoriques importants sont mis en évidence pour les économies contemporaines.
Tout d’abord, elles sont caractérisées par une situation de concurrence monopolistique, par
des systemes de production a rendement croissants, par 1I’importance des innovations et des
externalités de connaissance... Dans ces conditions, les calculs économiques des agents les

> De nombreuses revues de la littérature de ces modeles sont actuellement disponibles : Duranton (1997) ;
Ottaviano et Puga (1997, 1998) ; Fujita et Thisse (1997, 2000a, 2000b) ; Baumont et Huriot (1999) ; Ghio
(1999a, 1999b) ; Schmutzler (1999), Neary (2001). On parle alors parfois de « Nouvelle Economie
Géographique ».
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incitent a se regrouper en un petit nombre de lieux et les disparités spatiales sont expliquées
par le fonctionnement des économies. Ensuite, les politiques d’intégration régionale
renforcent ces tendances. Enfin, il existe des interactions entre I’évolution des disparités
économiques et les disparités spatiales comme [’illustre, par exemple, la persistance des
regroupements géographiques de régions riches ou de régions pauvres.

Il existe un cadre théorique et empirique important consacré a 1’étude des disparités
économiques et de leurs évolutions. Pourtant, les théories de la croissance et les analyses de la
convergence des économies intégrent rarement les disparités spatiales dans leur analyse.
Ainsi, ce n’est que récemment, a la faveur du renouvellement des théories de la croissance au
sein du courant de la croissance endogéne, qu’un cadre théorique, intégrant les mécanismes de
formation des agglomérations (c’est-a-dire de formation des disparités spatiales) et les
processus de croissance, s’est construit et développé (Baumont, 1997).

Nous abordons ainsi ’analyse des disparités géographiques en suivant la logique
suivante : tout d’abord, nous examinons les concepts de convergence associés aux théories de
la croissance néoclassique. Ensuite, nous comparons 1’idée de la convergence-rattrapage, qui
en est issue, avec d’autres concepts de convergence. Enfin, nous montrons comment la prise
en compte des disparités géographiques est de nature a renouveler le débat sur la convergence.
Les différentes syntheéses de la littérature présentées au cours de chapitre sont alors
principalement effectuées dans le but d’enrichir ce débat.

Notre positionnement est essentiellement empirique et nous développons nos
arguments sur la base des méthodes d’estimations habituellement employées pour évaluer
I’évolution des disparités économiques. Nous discutons des limites de ces méthodes et
souhaitons montrer que la prise en compte des disparités géographiques nécessite 1’utilisation
de méthodes appropriées.

Pour aborder ces différentes questions, nous précisons dans une premicre partie les
différents concepts de convergence dérivés du modele de croissance néoclassique
(section 11). Le point de départ est le modele de Solow et nous insistons sur 1’idée de
convergence déduite de ce modéle, afin de positionner clairement les remises en causes
proposées par les théories de la croissance endogene. En particulier, nous souhaitons éclairer
le débat qui oppose souvent trop rapidement I’association « modele néoclassique de
croissance et convergence» a l’association «modeles de croissance endogéne et
divergence ».

Dans une deuxiéme partie, nous proposons une synthése des différents concepts de
convergence (section 12). Les principaux enseignements qui peuvent étre déduits de chaque
concept de convergence sont ainsi mis en évidence. Nous soulignons également leurs limites
et discutons des méthodes d’estimation de 1’évolution des disparités qui leur sont associées.
Nous sommes alors amenés a reconnaitre «1’oubli», dans toutes ces approches, de la
dimension spatiale des données. Il s’agit d’une limite supplémentaire pour deux raisons.
D’une part, des problémes économétriques d’estimation des équations de convergence se
posent effectivement dans ce cas. D’autre part, des fondements théoriques existent pour

souligner le rdle de 1’espace dans I’analyse des phénomeénes économiques.
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La derni¢re partie vise alors a montrer comment le cadre théorique des modeles
d’économie géographique et des modéles de la « synthése géographie-croissance » peuvent
soutenir notre argumentation (section 13). Les premiers permettent d’expliquer la tendance a
la polarisation des activités et a la concentration de régions similaires. Les seconds permettent
de montrer qu’il existe des interactions entre croissance et schémas géographiques. Ces
modeles offrent, par ailleurs, un cadre propice a 1’étude de I’impact de politiques d’intégration
économique sur I’évolution des disparités régionales. Ceci est particulierement intéressant
dans le contexte de 1’Union Européenne que nous avons choisi d’étudier dans les travaux
empiriques de la these.
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SECTION 11 :
CONVERGENCE ET MODELES DE CROISSANCE

Le but de cette section est de présenter les différentes implications, en termes de
convergence des ¢économies, du modele de croissance néoclassique et des modeles de
croissance endogene.

Le mode¢le de croissance néoclassique, ou modele de Solow-Swan, est basé sur des
rendements d'échelle constants et une productivit¢ marginale du capital décroissante. Il
conduit a un résultat de convergence au sens ou toutes les économies auront le méme taux de
croissance a long terme. En outre, si I’on suppose que les économies sont semblables en
termes de technologie et de préférence, elles convergeront également vers un méme niveau de
produit par téte (paragraphe 111).

Ces prévisions, optimistes quant aux perspectives de développement des économies
les plus pauvres, ont cependant ¢été¢ souvent invalidées. Les hypotheses et les conclusions du
modele de croissance néoclassique ont notamment €té remises en cause par les théoriciens de
la croissance endogeéne (Romer, 1986 ; Lucas, 1988 ; Aghion et Howitt, 1992). Ces mod¢les
ont pour but d’expliquer la formation du taux de croissance de long terme (exogene dans le
cadre néoclassique) et de montrer qu’il dépend des caractéristiques des économies. Les
disparités de produit par té€te auront le plus souvent tendance a persister voire a s’aggraver
dans le long terme (paragraphe 112).

Alors que le modele néoclassique prédit une convergence des économies en termes des
taux de croissance, voire en termes des niveaux de production par téte pour des économies
similaires, la plupart des modeles de croissance endogeéne concluent a une persistance des
niveaux d’inégalités internationales et interrégionales. Le test de I’hypotheése de convergence
constituerait alors un moyen relativement simple permettant de discriminer entre les deux
familles de modeles de croissance. Nous montrons que cette conclusion est erronée
(paragraphe 113).

111 La convergence dans le modéle néoclassique

Le concept de convergence, inscrit au cceur du modele néoclassique de croissance de
Solow-Swan, traduit I’idée qu’une économie converge dans le long terme vers un état de
croissance dit régulier. Tout d’abord, nous présentons rapidement cette notion de base
(paragraphe 111.1). Ensuite, nous abordons la facon dont les concepts de convergence
absolue et de convergence conditionnelle se déduisent de ce modele (paragraphe 111.2).
Enfin, nous montrons comment le capital humain a été récemment intégré par Mankiw et al.
(1992) dans le cadre du modele de croissance néoclassique afin de mieux rendre compte des
disparités internationales de croissance (paragraphe 111.3).
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111.1 Les mécanismes de la croissance dans le modele de Solow-Swan

Nous considérons une version simplifié¢e du modele de Solow-Swan en économie
fermée (Solow, 1956 ; Swan, 1956). Du c6té de la demande, le comportement de
consommation des ménages est de type keynésien (la propension a épargner est une part
constante du revenu). Du c6té de l'offre, le secteur des entreprises produit un bien unique
composite pouvant alternativement servir a l'investissement ou a la consommation. Il y a
concurrence parfaite sur le marché du bien comme sur celui des facteurs de production, qui
sont au nombre de deux : le capital et le travail.

Formellement, supposons une fonction de production de type Cobb-Douglas a facteurs
substituables et a rendements constants de la forme suivante :

Y =KI(AL)™  0<a<l [1.1]

ou Y, représente le niveau de production a la date t, K, le stock de capital physique, L, la
quantité de facteur travail et A le niveau de la technologie. Le progres technique est supposé
neutre au sens de Harrod : il augmente 1’efficacité du facteur travail. A L, est donc considéré

comme la force de travail mesurée en unités effectives, incorporant a la fois le montant du
travail ainsi que la productivité du travail déterminée par la technologie disponible.

Cette fonction de production néoclassique satisfait les conditions traditionnelles
suivantes :

1. Les productivités marginales sont positives et décroissantes par rapport a chaque facteur
de production. La fonction de production est donc concave.

2. La production se fait a rendements d'échelle constants. On peut donc réécrire la fonction
de production sous forme intensive :

§, =k¢ [1.2]

ou ¥, =Y, /AL, et |2t =K, /AL, sont respectivement le produit et le capital par unités de

travail effectif.
3. Les conditions d'Inada (1963) sont respectées : la productivit¢ marginale du capital

(respectivement du travail) tend vers l'infini lorsque le capital (respectivement le travail)
tend vers 0, et tend vers 0 lorsque le capital (respectivement le travail) tend vers l'infini.
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On suppose que le travail et le progres technique croissent respectivement aux taux
exogenes et constants N et g :

L, = Le" [1.3]
A = Ae” [1.4]

Le nombre d’unités de travail effectif AL, croit donc autaux n+g.

Le stock de capital est supposé croitre avec l'investissement et décroitre avec la
dépréciation : Kt =1, -0[K, ou Kt représente la dérivée de K, par rapport au temps, O est
le taux de dépréciation du capital.

Soit s, la fraction constante de la production qui est investie dans la formation de

capital physique. Dans ces conditions, le stock de capital par unités de travail effectif évolue
de la fagon suivante :

A

k =59, —(n+g+5)k, [1.5a]
soit: k =s,K'—(n+g+o)kK [1.5b]

0

ou k désigne la dérivée de k par rapport au temps °.

Les hypotheses faites sur la fonction de production (concavité, rendement marginal
décroissant du capital) assurent généralement l'existence, la stabilité et l'unicité de la solution
de long terme (état régulier) k* qui est définie pour k=0 dans [1.5b].

Résoudre I’équation : S, k™ = (n+g+ 5)l2* permet de déterminer le niveau de capital

par unités de travail effectif a 1’état régulier :

Ay S —-a
k' = k 1.6
+g+5% [1.6]
soit: ¥ = 3 %_a [1.7]
+g+o
- K, K, K _K
SEneffet, K, =1, —0 K, = —=s§, ~0 [K, et ——=—L 3t = t+n+g§[ K +(n+g)k, .
Y 'OAL AL KoAL H
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La résolution du modéle permet donc de montrer qu’a 1’état régulier le niveau du

produit par unité de travail effectif atteint la valeur constante §~ définie par :

a a
Ins, —

Iny =
y l1-a l1-a

In(n+g+9) [1.8]

On en déduit I’expression du niveau du produit par téte a 1’état régulier :

a
Ins, —

Iny =InA +gt+
y A9 1-a 1-a

In(n+g +9) [1.9]

Le niveau du produit par téte a 1’état régulier dépend donc positivement du taux d’épargne et
négativement du taux de croissance de la population.

Pour obtenir le taux de croissance de long terme de 1’économie, il suffit de prendre la
dérivée par rapport au temps de cette derniere expression :

diny’
dt

=g [1.10]

On obtient le résultat bien connu selon lequel le taux de croissance du produit par téte est égal
au taux de progres technique g. Le taux de croissance du produit est égal a n + g. Le taux de
croissance est donc exogene et ne peut étre modifié par des mesures de politique économique.
Ainsi, le modele de Solow conduit par hypothése a une égalisation des taux de croissance
entre les différentes économies a long terme puisque le progres technique est supposé étre un
bien non rival accessible a tous.

En revanche, ce résultat montre qu’en 1’absence de progres technique (g =0), le
modele néoclassique aboutit & un résultat d’étouffement de la croissance a long terme : le
capital et le produit par téte sont constants dans le long terme. Ce résultat est di a I’hypothese
centrale de la décroissance de la productivité marginale du capital.

En conclusion, dans le mode¢le néoclassique, la croissance a deux origines. D’une part,
la croissance a I’état régulier est associée a la croissance de la productivité et a celle de la
population. D’autre part, il y a une croissance transitoire associée au déplacement de
I’économie a partir d’un stock de capital initial vers le stock de capital a 1’état régulier. Nous
nous intéressons maintenant a ce deuxiéme aspect et au processus de convergence qui en
découle.
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111.2 Le processus de convergence vers I’état régulier : présentation et tests

Le modéle néoclassique simple présenté dans le paragraphe précédent posséde des
implications optimistes du point de vue de la dynamique de la transition vers I'état régulier,
c’est-a-dire de la convergence. En effet, les économies les plus pauvres ont une plus grande
incitation a épargner et croissent donc plus vite pour une part donnée d'investissement. Ainsi,
elles vont graduellement réduire la distance qui les sépare des économies les plus riches, dans
lesquelles le stock de capital par téte est plus élevé. En conséquence, le rendement du capital
y est plus faible, ce qui explique que I'accumulation du capital y soit plus lente que dans les
économies pauvres. Dans ces conditions, on observe a la fois une convergence en niveau
(toutes les économies atteignent le méme niveau de produit et de capital par téte a 1’état
régulier) et une convergence en taux (a 1’état régulier toutes les économies croissent au méme
rythme que celui du progres technique). Les différences de taux de croissance observées aux
niveaux international et régional ne sont ainsi que transitoires. C’est I’hypothése de
convergence absolue (paragraphe 111.21).

Cette conclusion n’est cependant valide que si toutes les économies sont caractérisées
par les mémes parametres structurels. Dans le cas contraire, chaque économie est caractérisée
par son propre état régulier et seule une convergence en taux est observée. C’est I’hypothese
de convergence conditionnelle (paragraphe 111.22).

Le test de I’hypothése de convergence s’effectue formellement sur la base d’une
approximation linéaire autour de 1’état régulier, ce qui permet d’obtenir une estimation
quantitative de la vitesse de convergence vers cet état régulier (paragraphe 111.23).

111.21 Convergence pour des économies identiques

Formellement, considérons a nouveau 1'équation dynamique fondamentale [1.5b] du

modele de croissance néoclassique. Le taux de croissance de K, , le capital par unité de travail

effectif, s'obtient en divisant [1.5b] par K :

.

L=g, =5k -(n+g+0) [1.11]

t

~>

L'équation [1.11] implique que le stock de capital d'une économie croit si
s,k > (n+g+9) et diminue sinon.

Par exemple, nous représentons dans la figure 1.1 deux régions possédant la méme
fonction de production néoclassique ainsi que les mémes caractéristiques structurelles n, J et

S. On suppose que le capital par unité de travail effectif initial de la premicre région est
inférieur a celui de la deuxieéme région. Pourtant, puisque les deux économies possedent les

mémes paramétres de production, elles vont converger vers le méme point d'équilibre k : a
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gauche de I'état régulier, le taux de croissance de k est positif (la courbe Sy IZ{’ ! est située au

dessus de n+ g + 9 ) alors qu'a droite de 1'état régulier, le taux de croissance de K est négatif.

A

Taux de croissance > 0

\ 4 n+ad

Taux de croissance < 0

scke' -
> > >——« < < >

Figure 1.1 : Dynamique dans le modéle de Solow-Swan — économies identiques

De ce modele, on déduit que la dotation en capital des économies pauvres croit plus
vite que celle des économies riches. Les économies pauvres rattrapent les économies riches,
c’est-a-dire qu’elles convergent en termes de dotation de capital par téte. En effet, de [1.11],
il est ais¢ de montrer que la dérivée du taux de croissance de k par rapport au temps est
négative. Par conséquent, g, décroit avec K. Ainsi, sur la figure 1.1 ou IZI < |22, le taux de
croissance de la région 1 est supérieur a celui de la région 2 mais les deux régions convergent
vers k". Cette propriété de convergence peut facilement étre étendue a ¥, ainsi qu’au capital

et au produit par téte K et y.

Par conséquent, le modele de croissance néoclassique implique la convergence en
termes de capital et de production par téte. Si toutes les économies ont accés a la méme
technique (la fonction de production est la méme pour toutes les économies, de méme que le

taux de dépréciation O), alors toutes les économies, structurellement similaires en termes des
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parametres S, N et J, et ne différant entre elles que par la quantité initiale de capital par téte,
vont converger vers le méme état régulier et vers un méme taux de croissance, quelle que soit
la valeur initiale du capital par téte. Durant la transition, les économies les plus pauvres
connaitront donc des taux de croissance de k et de y plus élevés que ceux des économies
riches.

Cette hypothéese selon laquelle les économies pauvres connaissent une croissance par
téte plus rapide que les économies riches, sans que cela dépende d'autres caractéristiques de
ces économies, est appelée convergence absolue.

111.22 Convergence pour des économies différentes

Si les économies ne possédent pas toutes les mémes paramétres structurels, leurs états
réguliers différent également. Par exemple, la figure 1.2 représente deux €économies qui
different entre elles par deux aspects : elles ont des stocks initiaux de capital par unité de

travail effectif différents k, <k, ainsi que des taux d'épargne différents (Sy; <S4,)- En

conséquence, les quantités de capital par unités de travail a 1'état régulier sont différentes

(K" <K).

A

Taux de croissance de I’économie pauvre

n+ad

ca—1
SRLS

\ -
Sk2k;

Ky ki k k>

JFT)

Figure 1.2 : Dynamique dans le modéle de Solow-Swan — économies différentes
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Ja-1
et la

Dans les conditions décrites par le graphique, la distance entre la courbe Sk
ligne n+g +0 est plus grande pour 1'économie 2 (économie riche). Le taux de croissance de
I'économie 2 est donc plus élevé que celui de I'économie 1 (économie pauvre). Une économie

pauvre peut donc croitre moins vite qu'une économie riche. Chaque économie converge vers
son propre é€tat régulier et la vitesse de convergence vers cet état régulier est inversement
reliée a la distance qui la sépare de cet état régulier. L'hypothése selon laquelle les économies

convergent vers différents états réguliers (mais a un méme taux de croissance a 1'état régulier)

est appelée convergence conditionnelle.

111.23 Le test de I’hypothése de convergence
Dans une étude empirique, on ne peut pas supposer que toutes les économies étudiées

sont déja a I’état régulier. L’estimation directe de 1’équation [1.9] n’est donc pas possible. La
démarche consiste alors a supposer que les économies ne se situent pas a leur état régulier,
mais qu’elles en sont suffisamment proches pour pouvoir effectuer une approximation linéaire

autour de cet état régulier.
Reprenons I’expression du taux de croissance du capital par unités de travail effectif

(équation [1.11]):

=5,k ~(n+g+9)

Lorsqu’on effectue un développement limité de Taylor a I’ordre 1 de cette expression

|7
E:

_'W >

[1.12]

autour de Ink” , on obtient :

s (@ -1k ") (Ink, —-Ink")

t=(

On remplace S, par son expression en fonction de K" en utilisant [1.6]. Ceci permet

|7\->.

~>

t
d’obtenir le comportement de I’économie autour de sa trajectoire d’état régulier :
[1.13]

Ink 5 .
dInk _ ) nk —mmk")

dt

B
K,
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ou y=(1-a)(n+g+9) mesure la vitesse de convergence de 1’économie vers sa trajectoire

d’état régulier ". Par ailleurs, puisque ¥, =k, on obtient la méme vitesse de convergence

pour le produit par unité de travail effectif :

dlny . o
———==y(In§, -Iny") [1.14]
dt
La résolution de 1’équation différentielle précédente nous permet d’obtenir I’évolution

du produit par unités de travail effectif :

Iny, =1-e™)Iny +e* Iy, [1.15]

ou Y, représente le niveau du produit par travailleur effectif a une date initiale donnée. En

remplagant §" par son expression [1.7], on obtient :
A A a a .
Iny,-Iny, =0 ——Ins, —-6——In(n+g+J)-0Iny, [1.16]
I-a l-a

avec 8 =(1-e™).

On en déduit I’évolution du produit par téte y, :
a a
Iny,-Iny, =01In A, +gt+91—lnsk —Gl—ln(n+g +90)-0Ilny, [1.17]
-a -a

Sous sa forme estimable (Barro et Sala-I-Martin, 1991, 1995), cette équation est a la
base du test de B-convergence ou f3 est le coefficient de régression reliant le niveau du produit
par téte initial au taux de croissance (cf. section 12, p. 36). Elle montre que le taux de
croissance de 1’économie dépend négativement du niveau du produit par téte initial.

A l'issue de cette présentation, nous pouvons résumer les principales caractéristiques
du mod¢le néoclassique (Mankiw, 1995) :

1. Dans le long terme, une économie approche de son état régulier qui est indépendant des
conditions initiales.

2. Le niveau de produit par téte a 1'état régulier dépend du taux d'épargne et du taux de
croissance de la population. Plus le taux d’épargne est important, plus le niveau du produit
par téte a 1’état régulier est important. A I’inverse, plus le taux de croissance de la
population est important, plus le niveau du produit par téte a I’état régulier est faible.

7 En réalité, la vitesse de convergence n’est pas constante mais elle dépend de la distance a I’état régulier
(Rappaport, 2000).
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3. Le taux de croissance du produit par téte a I'état régulier dépend uniquement du taux de
progres technique, il ne dépend ni du taux d’épargne, ni du taux de croissance de la
population.

4. A I'¢tat régulier, le stock de capital croit au méme taux que la production, ainsi le ratio
capital sur production est constant.

5. A l'¢tat régulier, la productivit¢ marginale du capital est constante et la productivité
marginale du travail croit au taux du progres technique.

Comme nous le verrons dans la section 12, portant sur les principaux résultats
empiriques obtenus a ’aide de cette méthodologie, la vitesse de convergence conditionnelle
obtenue est environ égale a 2% par an, quels que soient les échantillons utilisés. D’apres le
modele théorique, cette derniére est égale a Yy =(1—a)(n+g+9d). Supposons que (g+9)
soit de 5% par an et que le taux de croissance de la population soit de 1%. Dans ces
conditions, une vitesse de convergence de 2% implique que la part du capital dans le revenu
national est égale a 2/3. Pourtant, la part du capital habituellement admise est de 1/3. Ce
chiffre aurait pour conséquence d’aboutir a une vitesse de convergence de 4%. Le modele
semble donc prédire une vitesse de convergence plus rapide que celle qui est observée dans la
plupart des études empiriques (Barro et Sala-I-Martin, 1995 ; Mankiw, 1995). Une premiére
méthode permettant de rendre compatible ces deux éléments est de considérer que le capital
incorpore non seulement le capital physique mais également le capital humain. Mankiw et al.
(1992) proposent quant a eux d’incorporer directement le capital humain en plus du capital
physique dans la fonction de production. L’analyse qu’ils proposent sert aujourd’hui de cadre
de référence a la plupart des études empiriques sur la convergence.

111.3 Le processus de convergence en présence de capital humain

Mankiw et al. (1992) élargissent le modéle de Solow en prenant en compte la présence
d’un nouveau facteur de production accumulable dans la fonction de production : le capital
humain. La fonction de production s’écrit alors :

Y, =K{H®(AL) ™™™  0<a,+a, <l [1.18]
ou H, représente le stock de capital humain a la date t.

Sous les mémes hypotheses que le modele de Solow, le capital physique et le capital
humain suivent les dynamiques d’accumulation suivantes :

K =5, —(n+g+d)K, [1.19]

et: h =s ¥, -(n+g+d)h, [1.20]
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ou ﬁt =H, / A L, représente le stock de capital humain par unité de travail effectif et s, est la

part du produit investie dans la formation de capital humain. Par simplicité, on suppose que
les deux types de capitaux se déprécient au méme taux O .

A D’état régulier, le niveau des deux variables par unité de travail effectif est constant.

On déduit alors des équations précédentes les valeurs du capital physique et du capital humain
a I’état régulier :

. Dsi_az Sﬁz |j/l—arl—ar2
kK =0——<0O
Mm+g+dQ

/1-a,-a
o 1-a 1 2
Ay Dsklsh ! Ij

=0
Mm+9+d

[1.21]
[1.22]

On peut alors déterminer la valeur du produit par téte a 1’état régulier en remplacant

ces expressions dans la fonction de production exprimée sous forme intensive : §, =k h/ :

Iny’ :ln(AO”Qt‘%%E“(”*g*‘”*E_a%_a En(sk)
+%072En(5h)
-a,-a,

En dérivant cette derniére expression par rapport au temps, on trouve a nouveau que le
taux de croissance de 1’économie est égal au taux de croissance du progres technique.

[1.23]

En utilisant un raisonnement analogue a celui mené dans le cadre du modele de Solow

initial (approximation de Taylor d’ordre 1 autour de Ink” et de Inh"), Mankiw et al. (1992)
¢établissent que la vitesse de convergence dans le modéle de Solow augmenté est :

y=(1-a,-a,)n+g+9) [1.24]

Le taux de croissance de I’économie est alors gouverné par 1’équation suivante :

a a
Iny,-lny, =0 ———1Ins, +0 ——2—1Ins,
1-a, -a, 1-a,-a,
o [1.25]
-6——2-In(n+g+d)-0Iny,
l-a,-a,
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ou 6 =(1-e™). En termes du produit par téte Y, , on obtient donc :

a a
Iny,-Iny, =0InA, +gt+6 ———1Ins, +6 ——>——1Ins,
l-a,-a, l-a,-a,
g+ [1.26]
-6 ——"In(n+g+0)-61Iny,
1-a, -a,

De cette équation, on déduit que le taux de croissance dépend des taux d’accumulation
en capital physique et en capital humain ainsi que du niveau du produit initial. En
conséquence, le mécanisme de rattrapage, c’est-a-dire 1’effet favorable qu’un faible niveau de
produit par téte exerce sur le taux de croissance, n’est pas I’unique déterminant du taux de
croissance. Le niveau des taux d’investissement en capital physique ou en capital humain est
susceptible de renforcer ou de contrecarrer le mécanisme de rattrapage.

112 La convergence dans les théories de la croissance endogéne

Pendant longtemps, la théorie néoclassique de la croissance a constitué¢ le cadre
d'analyse dominant pour I'é¢tude et la compréhension de la croissance économique et de la
convergence des économies. Pourtant, la pertinence théorique et empirique de ce modele a fait
I'objet dans les années 80 de nombreuses critiques. Les premiers modéles de croissance
endogéne, apparus dans les années 80 (Romer, 1986 ; Lucas, 1988), ont pour objet de
proposer une explication de la croissance a long terme et d’expliquer les disparités de
croissance observées au niveau international (paragraphe 112.1). D’un point de vue technique,
les conditions d’obtention d’une croissance endogene passent par une remise en cause des
rendements marginaux décroissants du capital. Le modele AK, dans lequel les rendements du
capital sont constants, conduit a une croissance auto-entretenue et une absence de
convergence des économies (paragraphe 112.2). L’absence de convergence absolue et/ou
conditionnelle constitue en outre une implication des premiers modeles de croissance
endogene (paragraphe 112.3).

112.1 Les origines de la croissance endogene

Les mode¢les de croissance endogeéne sont issus d’une double critique. Sur le plan
théorique, le modele néoclassique ne constitue pas une théorie de la croissance. Sur le plan
empirique, la comparaison des rythmes de croissance des pays et des régions a conduit
certains économistes a s’interroger sur la pertinence du modéle néoclassique.

Sur le plan théorique, la critique principale concerne les sources de la croissance. En
effet, le taux de croissance a I'état régulier doit nécessairement provenir d'un élément extérieur

27-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

au modele sous la forme d'un progres technique fixé de fagcon exogéne et gratuit. En effet,
I'hypothese de rendements constants implique 1'épuisement du produit par la rémunération des
facteurs travail et capital. Le comportement des agents, notamment leur comportement
d'épargne, n'a aucun effet sur le taux de croissance a long terme (le taux d'épargne détermine
seulement le niveau du capital et du produit par téte et non leur croissance). Le phénoméne de
la croissance reste donc pour une large part inexpliqué. Le modéle néoclassique ne propose
pas de théorie de la croissance de long terme mais explique le mécanisme d'accumulation du
capital et la convergence vers 1'état stationnaire. Ainsi, comme le souligne Mankiw (1995), le
modele de croissance néoclassique permet d’expliquer les différences de taux de croissance
entre les économies comme résultats de la convergence vers les différents états réguliers, mais
il ne permet pas d’expliquer la persistance de la croissance. Face a ce probleme, 1’apport
principal des modeles de croissance endogeéne est d’expliciter la formation du taux de
croissance de long terme. Il s’agit, en particulier, de montrer que ce dernier dépend des
caractéristiques de 1’économie, tel que le taux d’épargne.

Sur le plan empirique, 1'optimisme du modele néoclassique de la croissance quant aux
perspectives de développement a long terme des économies les moins développées a été
largement remis en cause, et son aptitude a rendre compte des écarts de croissance entre les
économies mise en doute. Dans le modele néoclassique de Solow-Swan, en effet, si les
économies sont structurellement similaires (c’est-a-dire caractérisées par les mémes valeurs
du taux d'épargne et la méme croissance de la population) et ont accés aux meémes
technologies, il doit y avoir a la fois convergence en termes de taux de croissance et
convergence en termes des niveaux de revenu par téte. Ce point a suscité¢ d'abondantes études
empiriques dont les conclusions sont contrastées (cf. infra, section 12, p. 36). Cependant,
d'une facon générale, I'hypothese selon laquelle les économies pauvres, caractérisées par un
stock de capital par téte moins élevé, rattrapent les économies riches, est le plus souvent
remise en cause lorsque les échantillons sont composés de I'ensemble des pays du monde
(Romer, 1986 ; Lucas, 1988 ; Barro, 1991 ; Mankiw et al., 1992) EI

Romer (1994) indique que ces deux insatisfactions sont a l'origine des nouvelles
théories de la croissance et ont influencé le cours initial de ces nouvelles théories. Ainsi,
l'objectif principal des modeles de croissance endogéne est de lever les hypotheéses d'un
progres technique exogeéne et de rendements décroissants dans le but d’expliciter 1'origine de
la croissance a long terme et de pouvoir mieux rendre compte de la diversité des taux de
croissance des économies ~.

¥ Cette seconde critique n’est cependant pas fondée dés lors que I’on considére le concept de convergence
conditionnelle, comme nous le verrons dans le paragraphe 113.2.

? Par exemple, on peut se référer 4 Grossman et Helpman (1991), Lordon (1991), Amable et Guellec (1992),
Barro et Sala-I-Martin (1995), Aghion et Howitt (1998), Amable (1999).

28-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

112.2 Le modeéle AK

D'un point de vue technique, les conditions d'obtention d'une croissance endogene
passent par des rendements non décroissants sur les facteurs de production accumulables.
Ainsi, dans le modele AK (Rebelo, 1991), les rendements décroissants sont remplacés par des
rendements constants, 1'¢lasticité de la production par rapport au seul facteur accumulable est
¢gale a 1 et sa productivité marginale est constante et égale a A (elle ne s'annule donc pas
comme dans le modéle de Solow sans progres technique exogene).

Formellement, le modé¢le s’écrit de la fagon suivante :

Y, = AK, [1.27]

ou Y, et K, représentent respectivement le niveau de production et le stock de capital a la date

t, A est une constante reflétant le niveau de technologie. On pose A > 0. Il s’agit d’'un mod¢le
sans progres technique car le but est de montrer que la croissance par téte de long terme peut
se produire méme en I’absence d’un progres technique exogéne.

Si les autres hypothéses du modele néoclassique sont maintenues (taux d’épargne
exogene et constant), il est ais¢ de montrer que 1’évolution du capital et du produit par téte est
donnée par 1’expression suivante :

KoY a—(n+o) [1.28]
Ko Y

De cette équation, on déduit que le taux de croissance du capital par téte et le taux de
croissance du produit par téte sont constants et non nuls. Ils dépendent négativement des taux
de croissance de la population et de dépréciation, et positivement des caractéristiques de la
technologie et du taux d’épargne. La production croit ainsi indéfiniment, méme sans
I’hypothése d’un progres technique exogene.

Une représentation graphique du mod¢le est fournie dans la figure 1.3. La courbe
0 +n est une ligne horizontale. Contrairement au modéle de croissance néoclassique, la
courbe d’épargne n’est plus une courbe décroissante mais une ligne : SA. Dans la figure 1.3,
on suppose que SA > J +n. Ceci implique une distance positive et constante entre les deux
lignes et donc des taux de croissance du capital et du produit par téte positifs et constants.

Considérons maintenant deux €conomies qui possedent les mémes caractéristiques
structurelles et qui different simplement de par leur stock du capital initial. Le modele prédit
que le taux de croissance des deux économies est le méme quel que soit le stock de produit
initial. Ce modele ne prévoit donc ni convergence absolue, ni convergence conditionnelle.
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A
Taux de croissance de toutes les économies
A 4 n+od
>
k1 kz kt

Figure 1.3 : Le modéle AK

La modification des hypothéses du modele de Solow portant sur I’hypothése des
rendements décroissants du facteur accumulable a ainsi deux conséquences. D'une part, une
économie peut connaitre des taux de croissance par téte a long terme non nuls sans aucun
progres technique et d'autre part, le taux de croissance du produit par téte dépend aussi des
parameétres de comportement du modele, tel que le taux d'épargne et le taux de croissance de
la population. Il peut ainsi étre influencé par des mesures de politique économique,
notamment par des mesures de politique fiscale.

Ce modgele de croissance endogéne peut étre considéré comme un cas limite du modele
néoclassique (Mankiw, 1995). La mod¢le AK est en effet un modéle de Solow avec fonction
Cobb-Douglas dans laquelle la part du capital tend vers 1. Dans ce cas, la vitesse de
convergence vers ’état régulier dans le modéle néoclassique, déterminée dans le paragraphe
112.2, tend vers 0. Cette interprétation est rendue possible deés lors que 1’on considére que la
variable K dans cette fonction de production se référe a un concept de capital élargi : le travail
est assimilé au capital humain et ensuite agrégé au capital physique.
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112.3 Les premiers modeles de croissance endogene

L'obtention et la justification de rendements non décroissants rendent nécessaire
l'intégration d'externalités, qui constituent alors le moteur de la croissance a long terme, ou le
remplacement de la concurrence parfaite par une concurrence imparfaite (concurrence
monopolistique). Ces modifications entrainent que I'équilibre décentralisé est le plus souvent
sous-optimal, rendant nécessaire des interventions publiques pour modifier les taux de
croissance.

Les auteurs faisant appel au premier type de mécanisme ajoutent dans la fonction de
production un facteur supplémentaire dont I'accumulation produit une externalité positive. Les
rendements globaux sont donc croissants, alors qu'ils peuvent étre non croissants pour chaque
agent. Ces externalités peuvent ainsi porter sur le capital physique (Romer, 1986) ou humain
(Lucas, 1988). Dans le second cas, la concurrence parfaite est remplacée par la concurrence
monopolistique et les rendements croissants s'exercent sur chacun des biens appartenant & un
ensemble de grande taille (Romer, 1990 ; Aghion et Howitt, 1992). Dans tous les cas, le
progrés technique n’est plus exogeéne. Au contraire, il est devenu endogene, soit car il est
induit par la croissance ou l'investissement, soit car il est le résultat de dépenses volontaires
d'agents (par exemple, par le biais de dépenses de R&D).

Dans le but d'expliquer les sources de la croissance, les nouvelles théories cherchent a
mobiliser d'autres facteurs de production que les facteurs traditionnels, capital et travail. Les
modeles proposés sont d'une trés grande variété¢ et mobilisent un grand nombre de facteurs.
Amable et Guellec (1992) proposent de classer les modéles de croissance endogene d'apres
quatre sources ou facteurs de croissance : l'accumulation de capital physique (Romer, 1986),
I'accumulation de capital humain (Lucas, 1988), la recherche-développement (Romer, 1990 et
Aghion et Howitt, 1992) et les infrastructures publiques (Barro, 1990).

Dans le modele de Romer (1986), I'accumulation du capital (non nécessairement le
capital physique) engendre deux types d'externalités technologiques positives. La premicre est
liée a I’accumulation des connaissances et au processus d’apprentissage par la pratique
(learning by doing): I’expérience acquise en produisant permet a chaque travailleur
d’augmenter a la fois le niveau de ses connaissances mais aussi celui de la collectivité.
L’externalit¢ provient du fait que chaque entreprise peut alors bénéficier du stock de
connaissances accumulées par tous. Le second type d’externalité technologique est li¢ a
l'existence de complémentarités entre firmes et a la diffusion de la connaissance. Différents
cas de figure apparaissent selon les valeurs des parameétres de la fonction de production. L’un
d’entre eux est I’obtention d’un taux de croissance par téte constant auquel cas il n’existe pas
de période de transition vers un état régulier, comme dans le modéle AK.

Dans le modele de Barro (1990), les différentes dépenses de 1'état (en €ducation, en
infrastructures, etc.), engendrent des rendements globaux croissants qui soutiennent la
croissance ¢conomique. Lucas (1988), Grossman et Helpman (1991) et Romer (1990),
montrent que des taux de croissance positifs peuvent étre maintenus indéfiniment dans des
mode¢les dans lesquels le taux de progres technique est déterminé d'une facon endogeéne par
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des décisions privées a investir dans le capital humain ou technologique, si ces activités ne
sont pas soumises a des rendements décroissants.

Compte tenu de la diversité des dynamiques d'accumulation proposée par les théories
de la croissance endogeéne, de la multiplicité des parameétres et des variables impliquées, ces
modeles sont le plus souvent caractérisés par des équilibres de long terme multiples, y
compris des configurations de croissance explosive peu réalistes. Ces différents équilibres de
long terme dépendent des conditions initiales de 1'économie qui, au contraire du modele
néoclassique, ont un role déterminant sur sa trajectoire de long terme.

Les premiers modéles de croissance endogéne conduisent ainsi a remettre en cause
I’hypothése de convergence : les économies qui démarrent avec des niveaux peu ¢élevés de
stock de capital par téte ne connaissent pas nécessairement des taux de croissance plus ¢élevés
que ceux des économies riches. Il n’existe pas de phénomene de convergence et des taux de
croissance inégaux peuvent persister a long terme, ce qui implique une augmentation des
niveaux d'inégalités internationale et interrégionale. Certains auteurs ont pu alors considérer
que la vérification empirique de I’hypothése de convergence est un moyen permettant de
discriminer entre les deux familles de modeles de croissance.

113 Convergence et discrimination entre les modéles de croissance

La principale différence entre les deux familles de modeles semble porter sur le signe
de la corrélation partielle entre le taux de croissance et le niveau initial de produit par téte.
Cette corrélation devrait étre négative dans le cadre du modéele néoclassique alors que le signe
attendu devrait étre positif dans la plupart des modeles de croissance endogéne. Dans ces
conditions, le test de I’hypothése de convergence serait un moyen relativement simple
permettant de départager les deux familles de modeles.

Cette conclusion est problématique de deux points de vue. D’une part, le modéle
néoclassique de croissance n’implique pas la convergence absolue mais plutot la convergence
conditionnelle, compatible avec de fortes disparités des niveaux de revenu par téte dans le
long terme (paragraphe 113.1). D’autre part, certains modeles de croissance endogéne
integrent également une dynamique transitoire associée a un phénoméne de convergence
conditionnelle (paragraphe 113.2).

113.1 Convergence absolue versus convergence conditionnelle

Au milieu des années 80, le rejet de 1'hypothése de convergence absolue pour des
échantillons contenant un large ensemble de pays du monde a été interprété par certains
théoriciens de la croissance endogéne comme une preuve permettant de rejeter les modeles
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néoclassiques en faveur des nouvelles théories (Romer, 1986 ; Lucas, 1988). A la suite de ces
critiques, différents auteurs, tels que Barro et Sala-I-Martin (1991, 1992) et Mankiw et al.
(1992), ont rappelé que le mod¢le de croissance exogéne ne prédit pas une [-convergence
absolue, mais plutét une B-convergence conditionnelle. En effet, comme nous 1’avons déja
remarqué dans les paragraphes précédents, la convergence absolue, ou encore le rattrapage
des économies riches par les économies pauvres, dans le modele de Solow, repose sur une
hypothése cruciale : la seule différence entre économies est le stock de capital initial.
Cependant, si les économies ont des caractéristiques différentes (en termes de taux d’épargne,
de niveau de technologie par exemple), alors elles convergent vers des états réguliers
différents. Le rejet de I'hypothése de convergence absolue ne peut donc pas €tre a la base d'un
rejet du modele néoclassique (Kocherlakota et Yi, 1995 ; Mankiw, 1995 ; Pack, 1997).

En outre, le concept de convergence conditionnelle est compatible avec 1'observation
d'une persistance des inégalités entre pays ou entre régions si les états d'équilibres de long
terme des économies sont tres différents. Par conséquent, comme le soulignent Islam (1998a)
et De la Fuente (1997), il y a équivalence observationnelle entre la théorie néoclassique et la
théorie de la croissance endogene des lors que 1’on considere le concept de convergence
conditionnelle. De ceci, on ne peut déduire ni I’un ni I’autre.

113.2 Croissance endogéne et convergence

Bien que les théories de la croissance endogene aient en commun le rejet d'un taux de
croissance exogene a 1'état régulier, elles sont en revanche extrémement diverses pour ce qui
est de la source de la croissance et peuvent avoir différentes implications en termes de
convergence. Certains modeles de croissance endogéne intégrent ainsi une dynamique
transitoire et un mécanisme de convergence conditionnelle.

Soulignons tout d’abord qu’il n’est pas nécessaire que la technologie soit non convexe
pour qu’il existe une croissance dans le long terme. En effet, le résultat d’annulation de la
croissance dans le long terme, en 1’absence de progres technique, n’est pas di a la présence de
rendements décroissants mais plutot a la violation de la deuxiéme condition d’Inada :

lim f'(k) =0 [1.29]

En conséquence, il est possible d’obtenir une croissance auto-entretenue dans le long
terme, méme en présence de rendements décroissants, a la condition de modifier la
technologie afin que la productivité marginale du capital ne décroisse pas indéfiniment mais

soit bornée inférieurement de telle sorte que lim,  f(k)=A>0.
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Jones et Manuelli (1990) montrent qu'une technologie possible qui ne vérifie pas la
derniere condition d’Inada est de la forme :

Y = F(K,L) = AK + Q(K, L) [1.30]

ou Q(K,L) est une fonction de production néoclassique qui vérifie toutes les conditions

d’Inada.
La partie AK de la fonction de production permet a la croissance d’étre auto-
entretenue dans le long terme tandis que la partie Q(K,L) permet au modéle d’avoir une

dynamique transitoire et donc d’exhiber un phénomeéne de convergence.

Croissance endogene et convergence conditionnelle ne sont donc pas incompatibles.
Plusieurs mode¢les de croissance endogéne ont été développés combinant ces deux aspects.

Dans le modele de Tamura (1991), les économies possedent des niveaux initiaux de
capital humain différents. L’externalit¢ liée au capital humain bénéficie a toutes les
économies de telle sorte que celles qui posseédent un stock inférieur a la moyenne bénéficient
d’un retour sur investissement supérieur a la moyenne. Le capital humain étant le seul facteur
de production, il y a convergence compléete par simple retour a la moyenne.

Mulligan et Sala-I-Martin (1993) proposent un mod¢le de croissance endogéne dans la
lignée d’Uzawa (1965) et de Lucas (1988) dans lequel il existe deux secteurs : les firmes
produisant les biens et les services, les universités produisant le facteur de production
connaissance utilisé gratuitement par les deux secteurs. La fonction de production est a
rendements d’échelle constants sur les facteurs accumulables de telle sorte que le modele
puisse générer une croissance perpétuelle sans progres technique. Les auteurs montrent que ce
modele posséde une dynamique transitionnelle. Dans le modéle néoclassique, il y
convergence car le niveau de capital par téte est différent du niveau de 1’état régulier. Dans les
modeles bi-sectoriels de type Uzawa-Lucas, il y a convergence conditionnelle si le stock de
capital est faible relativement au stock de connaissances. La production de 1’économie croit
alors plus rapidement.

Plus récemment, divers modeles de croissance endogeéne avec diffusion des
technologies et convergence conditionnelle ont été proposés (Barro et Sala-I-Martin, 1997 ;
Basu et Weil, 1998 ; Howitt, 2000). Par exemple, dans le modele de Barro et Sala-I-Martin
(1997), le taux de croissance mondial de long terme est déterminé par les découvertes
technologiques effectuées par les économies leader. En revanche, les économies en retard sur
le plan technologique sont capables d’imiter les produits inventés par les économies leader.
Puisque les cofits d’imitation sont inférieurs aux colts d’innovation, les économies en retard
croissent relativement rapidement et auront alors tendance a rattraper les économies leader.
Dans le mod¢ele de Basu et Weil (1998) en revanche, il n’y a pas de colits d’adoption des
technologies mais une ¢économie en retard ne peut utiliser la technologie de 1’économie leader
que si elle a atteint un niveau suffisant de développement.
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Il parait difficile dans ces conditions de discriminer les modéeles de croissance
endogene et de croissance exogene sur la base du seul test de convergence. D’une part, le rejet
de la convergence absolue ne peut pas étre a la base du rejet du modele néoclassique. D’autre
part, dans la mesure ou certains modeles de croissance endogeéne possédent les mémes
implications testables du point de vue de la convergence conditionnelle que le modele
néoclassique, 1’acceptation de la convergence conditionnelle ne doit pas signifier le rejet de
tous les modeles de croissance endogéne (McCallum, 1996).

Il en résulte que le test entre croissance néoclassique et croissance endogene doit étre
formulé sur d'autres bases que celles de la convergence et que des tests « directs » des théories
de la croissance endogeéne doivent étre effectués (comme par exemple : Jones, 1995a, 1995b ;
Kocherlakota et Y1, 1996, 1997 ; Evans, 1996, 1998).

Par exemple, Jones (1995b) propose un test des modeles de type AK sur la base du
caractére transitoire ou permanent des changements de politique économique sur le taux de
croissance. En effet, dans les modeles de croissance endogéne, un accroissement d’une
variable de politique économique entraine un accroissement permanent sur le taux de
croissance alors que 1’effet n’est que transitoire dans les modeles de croissance exogéne. Dans
ces derniers, les variations de politique économique n’entrainent que des effets de niveau. A
partir d’un échantillon de 15 pays de I’OCDE sur longue période et de I’étude des propriétés
statistiques des séries, Jones montre que les modeles de type AK semblent rejetés: un
accroissement permanent du taux d’investissement n’affecte la croissance que de manicre
transitoire durant une période de 8 a 10 ans seulement. Jones (1995b) propose ¢galement un
test des mode¢les, basés sur la R&D, aboutissant a un effet d’échelle : la taille de 1’économie
est un déterminant de la croissance de long terme (Romer, 1990 ; Grossman et Helpman,
1991 ; Aghion et Howitt, 1992). Ces mod¢les sont également rejetés car la croissance du
nombre de chercheurs engagés dans des activités de R&D ne semble pas affecter le taux de
croissance. Les modéles récents de croissance endogene se sont d’ailleurs attachés a éliminer
cet effet d’échelle (Kortum, 1997 ; Segerstrom, 1998 ; Young, 1998 ; Jones, 1999).

Conclusion de section

Préciser le concept de convergence au cceur du modele de croissance néoclassique fait
apparaitre de nombreux débats sur I’hypothése de convergence qui doivent étre clarifiés. En
effet, le processus de convergence étudié dans le modele de Solow-Swan est celui qui conduit
une économie vers un état de croissance de long terme. La notion de convergence-rattrapage,
qui en est déduite, a de ce fait largement orienté¢ les tests de 1’hypothése de convergence.
Cependant, les notions de [-convergence absolue et conditionnelle doivent étre distinguées
car elles ne fournissent pas la méme information quant au processus de rattrapage. Par
ailleurs, nous avons montré que 1’idée, selon laquelle le test de I’hypothése de convergence
est un moyen simple permettant de discriminer entre les modeles néoclassiques et les modéeles
de croissance endogene, est problématique. La notion de convergence-rattrapage déduite du
modele néoclassique de croissance peut enfin étre discutée et comparée a d’autres concepts de
convergence que nous présentons dans la section suivante.
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SECTION 12 :
ANALYSE EMPIRIQUE DE LA CONVERGENCE

Le débat sur la convergence a donné lieu a de trés nombreuses études empiriques aux
résultats souvent contradictoires, comme le soulignent les synthéses récentes réalisées par
Klenow et Rodriguez-Clare (1997a), Islam (1998a) et Durlauf et Quah (1999). Ces résultats
contradictoires s’expliquent, en partie, parce que différentes conceptions de convergence ont
été testées et que différentes approches méthodologiques et procédures de tests ont été
employées (coupe transversale, données de panel, séries temporelles, etc.). Des lors, la
signification et les implications économiques de la convergence ont donné lieu a de
nombreuses controverses. Le but de cette section est de clarifier les différents concepts de
convergence et leurs interprétations afin de mieux situer le cadre dans lequel nous nous
inscrivons et le champ des comparaisons auquel nous pourrons étre confrontés.

Les premiers développements (paragraphe 121) concernent I’idée de convergence-
rattrapage qui est associée au concept de [-convergence. Il existe cependant trois approches
permettant de tester I'hypothése de B-convergence : le test de la B-convergence absolue, de la
[B-convergence conditionnelle ou de la convergence en clubs. Ces trois approches ne sont pas
substituables. En effet, elles s’appuient sur des fondements théoriques différents et le rejet de
I’'une ne peut appuyer la confirmation de I’autre. Ainsi, on rappelle que la [B-convergence
absolue et la B-convergence conditionnelle dérivent du modéle de croissance néoclassique
selon que les états réguliers des économies sont similaires ou non. En revanche, I’hypothése
de B-convergence en clubs est un concept plus récent qui dérive a la fois des modéeles de
croissance endogeéne a équilibres multiples et du modele de croissance néoclassique avec
hétérogénéité des agents.

Sur la base des nombreuses critiques soulevées par la mise en ceuvre de 1’hypothése de
[(-convergence, différents auteurs ont proposé des méthodes et des concepts alternatifs
(paragraphe 122). En particulier, les méthodes portant sur 1’étude de la distribution des séries
de PIB par téte ont donné lieu aux approches basées sur I’analyse de 1’écart-type de la coupe
transversale (concept de 0-convergence) et sur I'é¢tude des chaines de Markov. Par ailleurs, les
méthodes fondées sur les propriétés des séries temporelles ont donné lieu au concept de
convergence stochastique.

121 La convergence-rattrapage ou f3-convergence

La premiere définition de convergence est associée a la notion de rattrapage, déja
énoncée par Baumol (1986), et qui est déduite du modéle néoclassique de croissance de
Solow-Swan. Plusieurs notions de [-convergence ou de « convergence-rattrapage » sont
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possibles, selon que les parametres, caractérisant 1'état régulier des économies, sont supposés
identiques ou différents. Le terme « rattrapage » traduit alors 1’idée que 1’économie converge
vers son propre €tat régulier.

Reprenons en effet I’équation [1.7] qui détermine le niveau de produit par unités de
travail effectif a 1’état régulier dans le modele de Solow. De cette équation, on déduit le
niveau du produit par téte a I’état régulier :

a

T petE Sk g" 131
VAR [131]

Le niveau de produit par téte d’une économie a 1’état régulier dépend donc des six éléments
suivants : 8 =(A,,0,S,,n,0,a). En outre, les conditions initiales des économies sont

variables.

Dans ces conditions, selon que tout ou partie des éléments contenus dans le vecteur

0 sont similaires ou non, on aboutit a I’un des trois concepts de [-convergence : absolue,

conditionnelle ou convergence en clubs (Islam, 1998a).

- Si tous les éléments de O sont similaires entre les économies alors il y a [
convergence absolue (paragraphe 121.1).

- Si certains des ¢éléments de O différent entre les économies, il y a [
convergence conditionnelle. Nous verrons que ce cas de figure se traduit par I’ajout de
variables explicatives dans les équations de convergence afin de controler les différences a
1’état régulier (paragraphe 121.2).

- Dans I’approche en termes de clubs de convergence, 1’accent est davantage mis sur les
conditions initiales. Les économies semblables convergent a long terme les unes vers les
autres si leurs conditions initiales appartiennent au « bassin d’attraction » d’un méme
équilibre stationnaire (paragraphe 121.3).

121.1 La B-convergence absolue et le « rattrapage » des économies riches
par les économies pauvres

Si toutes les économies sont structurellement identiques et ont accés a la méme
technologie, alors elles convergent toutes vers le méme état régulier et possédent le méme
taux de croissance a 1'état régulier.

Lorsque les données sont disponibles en coupe transversale pour deux périodes, la
période initiale O et la période finale T, Barro et Sala-I-Martin (1991, 1995) démontrent que,
dans ce cas, on estime 1'équation suivante par les Moindres Carrés Ordinaires (MCO) :

yﬁ

i0

Tllog E=a+,310g(yi0)+ui u~i.i.d©, o) [1.32]
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oui=1,...N, N est le nombre d'économies dans 1'échantillon, yj; est le produit par téte de
I'économie | (mesuré par exemple par le PIB par téte) a la période t, t = 0 ou T,
(I/T)[Ilog(yiT /Y;o) est le taux de croissance moyen du produit par téte entre la date initiale et

la date T, a et 3 sont les paramétres inconnus a estimer EI

On dit qu’il y a B-convergence absolue ou inconditionnelle lorsque [ est négatif et
statistiquement significatif. En effet, dans ce cas, le taux de croissance moyen du PIB par téte
entre les dates 0 et T est négativement corrélé avec le niveau initial du PIB par téte : les
économies pauvres tendent a croitre plus vite que les économies riches. L’estimation de 8
permet en outre de calculer la vitesse de convergence :

y==In(1+TB)/T [1.33]

La durée nécessaire pour que les économies comblent la moiti¢é de I’écart qui les
sépare de leur état stationnaire, appelée la demi-vie, est définie de la fagon suivante :

T =—-In(2)/In(1+ B) [1.34]

L'étude de I'hypothese d'une corrélation négative entre le taux de croissance du produit
par téte et le niveau initial remonte & Abramovitz (1986), Baumol (1986) ou De Long (1988).
Par exemple, Baumol (1986) utilise les données fournies par Maddison (1982) pour régresser
le taux de croissance de la productivité¢ du travail de 1870 a 1979 sur le logarithme de la
productivité du travail en 1870 a partir d’un échantillon de 16 pays industrialisés. Il obtient un
coefficient négatif, interprété comme une preuve de [-convergence absolue. La vitesse de
convergence estimée est relativement faible mais le pouvoir explicatif de la régression est de
plus de 80%.

Cette étude a fait 1'objet de deux critiques formulées par De Long (1988). La premiere
porte sur l'existence d'un biais de sélection ex-post sur I'échantillon. En effet, les pays choisis
par Baumol sont uniquement des pays ayant atteint un certain niveau de développement en
1979. Les pays qui n’ont pas convergé sont donc exclus a priori de I’analyse. De Long (1988)
ajoute 7 pays a I’échantillon de Baumol sur la base d’un critére de sélection ex-ante. Il montre
que I’on accepte encore 1’hypothése de B-convergence mais que le coefficient associé au PIB
par téte est moins €levé en valeur absolue.

La seconde critique concerne les erreurs de mesure du PIB par téte en 1870. En effet,
les données ont été construites a partir de sources différentes. Ces erreurs de mesure
provoquent une corrélation négative artificielle entre le taux de croissance par téte et le PIB
par téte initial et biaisent les estimations (De Long, 1988). Cette critique souligne que d’une

' On trouve parfois aussi la régression avec le taux de croissance cumulé comme variable expliquée :
log(yir /¥io) = a+ Blog(¥io) +uj, i =1,...N.
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facon générale, le test de la convergence est conditionné par 1’obtention de données de bonne
qualité. Temple (1999a) mentionne par exemple que les Penn World Tables (Summers et
Heston, 1988, 1991), souvent utilisées pour les études internationales, posent des problemes
de qualité de données pour les pays en développement et des problémes d’interprétation pour
les calculs des taux de croissance.

L'hypothése de B-convergence absolue a été testée sur d'autres échantillons de pays et
de régions sur différentes périodes. Il apparait que cette hypothése est largement rejetée
lorsque 1'échantillon contient un large ensemble de pays du monde (Baumol et Wolff, 1988 ;
De Long, 1988 ; Barro, 1991) alors que dans la plupart des cas, elle ne peut étre rejetée pour
des échantillons plus restreints tels que les pays de 'OCDE (Mankiw et al., 1992) ou les
régions européennes (Armstrong, 1995a, 1995b ; Barro et Sala-I-Martin, 1995). Cette
constatation est a la base de la recherche de l'existence de «clubs de convergence » (cf.
paragraphe 121.3, p. 50) : bien que I'hypothése de [3-convergence soit rejetée pour un vaste
échantillon, il existerait cependant des groupes de pays au sein desquels un processus de
convergence serait a l'ceuvre. La notion de [-convergence conditionnelle est en revanche
différente.

121.2 La B-convergence conditionnelle ou I’individualisation de la notion de
rattrapage

Le test de I’hypothése de [(-convergence conditionnelle s’effectue en rajoutant a
I’équation de convergence [1.32] des variables permettant de maintenir constant 1’état régulier
des économies (paragraphe 121.21). Cependant, cette procédure a fait I’objet de nombreuses
critiques (paragraphe 121.22) et plusieurs auteurs se sont récemment tournés vers 1’estimation
des équations de [-convergence conditionnelle a 1’aide des méthodes de données de panel
(paragraphe 121.23).

121.21 Le test de I'hypothése de 3-convergence conditionnelle

Pour tester I'nypothése de 3-convergence conditionnelle associée au modele de Solow-
Swan, il faut maintenir constants les déterminants de 1'état stationnaire propres a chaque
économie. Ceci peut s'effectuer en rajoutant dans I'équation [1.32] des variables permettant de
controler 1'hétérogénéité des trajectoires a long terme :

yiT

i0

Tllog Eza+,810g(yi0)+yxi +U, u~i.i.d(0, o) [1.35]
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ou X;j est un vecteur de variables permettant de maintenir constant 1’état stationnaire de
I’économie i. Ce modéle s’estime habituellement par les MCO. Si le coefficient 8 est négatif
et statistiquement significatif, on accepte 'hypothése de B-convergence conditionnelle.

Les variables additionnelles se divisent en deux groupes: d’une part, les variables
d’état introduites en accord avec la version ¢largie du modéle de Solow et d’autre part,
d’autres variables de contrdle et d’environnement.

Les niveaux initiaux des variables d'état, comme le capital physique, le capital humain
et le taux de croissance de la population, sont introduits dans le cadre proposé par Mankiw et
al. (1992). Cet article a donné lieu a un « renouveau » du mod¢le de croissance néoclassique
car il apporte en amont, c’est-a-dire dans la conceptualisation de la fonction de production,
une justification a la prise en compte de variables supplémentaires dans la description et dans
I’explication des processus de croissance (Klenow et Rodriguez-Claré, 1997b). Différents
auteurs ont ainsi repris le cadre empirique proposé par Mankiw et al. (1992) pour estimer les
équations de convergence. Il faut cependant souligner que la prise en compte explicite du
capital humain pose deux problémes.

Premiérement, inclure le capital humain pose de nombreux problémes de mesure
(Mankiw, 1995). Mankiw et al. (1992) utilisent le taux de scolarisation dans I’enseignement
secondaire comme mesure du capital humain et ignorent celui de 1’enseignement primaire.
Dans ces conditions, les auteurs parviennent a expliquer 80% des différences internationales
du revenu par téte. Klenow et Rodriguez-Clare (1997b) estiment que cette mesure introduit
une variabilité excessive dans la mesure du capital humain et montrent que le modele de
Solow augmenté n’explique plus que 50% des différences internationales de revenu par téte
des lors que I’on tient compte des autres niveaux d’enseignement. D’autres critiques portent
sur la prise en compte de I’enseignement supérieur, sur la définition du systéme de formation
plutdt que d’éducation (en incluant notamment la formation professionnelle), sur les mesures
en taux ou en niveaux, sur les entrées ou les sorties des différents cycles de formation... Bien
souvent cependant, la disponibilit¢ des données et les problémes de comparabilité au niveau
international I’emportent.

Deuxiémement, dans le modele de Solow augmenté, le capital humain est un facteur
de production supplémentaire dans la fonction de production. Par conséquent, le taux de
croissance du capital humain doit étre li¢ a celui de 1’économie. Pourtant, dans une étude
basée sur 78 pays sur la période 1965-1985, Benhabib et Spiegel (1994) montrent que le
coefficient associé au taux de croissance du stock de capital humain est négatif mais non
significatif, alors que le coefficient associé au niveau moyen du capital humain est positif et
significatif. Il faut cependant noter que Temple (1999b) estime que ces derniers résultats sont
une illusion statistique et sont dus a la présence de valeurs aberrantes dans 1’échantillon. 11 est
donc nécessaire d’exclure tous les pays pour lesquels I’équation de croissance semble
inadaptée. En utilisant comme critére de sélection les résidus de 1’équation de convergence, il
obtient une corrélation significative entre le taux de croissance de 1’économie et la croissance
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du taux de scolarisation. Cette méthode conduit toutefois Temple a exclure 14 pays de
I’échantillon.

Plusieurs auteurs ont cherché a étendre encore la méthodologie proposée par Mankiw
et al. (1992) en incluant diverses variables telles que le rdle du gouvernement, a travers le
capital physique public et les transferts (Bajo-Rubio, 2000), ou le chomage (Briduninger et
Panneberg, 2002). Knowles et Owen (1995) distinguent capital humain tiré de I’éducation et
capital humain tiré¢ de la santé (dans I’étude de Mankiw et al. (1992), seul le premier type de
capital humain est considéré). Le premier est défini comme le nombre d’années passées a
s’éduquer par la population agée de 25 ans et plus. Le second est défini comme la proportion
du revenu associé¢ aux dépenses de santé. McDonald et Roberts (2002) effectuent la méme
distinction mais utilisent deux variables proxy pour le capital humain 1i¢ a la santé: la
mortalité infantile et I’espérance de vie.

Nonneman et Vanhoudt (1996) utilisent une fonction de production avec trois facteurs
de production : le capital physique, le capital humain et la technologiec mesurée par les
dépenses de R&D. Les auteurs parviennent alors a améliorer le pouvoir prédictif du modele
de Mankiw et al. (1992), qui n’était que de 30% pour les pays de I’OCDE, en aboutissant a un
coefficient de détermination supérieur a 70%.

Les études empiriques incluent souvent de nombreuses variables de controle ou
d'environnement, de nature €conomique ou non, telles que le ratio de la consommation
publique au PIB, le ratio de I’'investissement domestique au PIB, les modifications des termes
de I’échange, le taux de fécondité, le degré d’instabilité politique, etc. (Barro et Sala-I-Martin,
1995 ; Barro, 1997). Le plus souvent, ces variables ne sont pas liées formellement a un
modele de croissance mais sont choisies d’une fagon ad hoc. Les régressions « informelles »
de ce type ont parfois été appelées « régressions de Barro », d’apres ’article de Barro (1991).

Les variables utilisées dans la littérature sont trés nombreuses et variées. Ainsi,
Durlauf et Quah (1999) recensent 87 exemples de variables de controle alors que Sala-I-
Martin (1997) étudie 63 variables. Les effets attendus de ces variables de controle sur le taux
de croissance correspondent a leurs influences sur la position de I'état régulier.

L'analyse de I'hypothése de la [-convergence conditionnelle a fait I'objet de
nombreuses ¢tudes empiriques. Elle a été testée sur différents échantillons de pays du monde
(Barro et Sala-I-Martin, 1995), de régions européennes (Armstrong, 1995a, 1995b) ou de
régions d'un meéme pays. Sala-I-Martin (1994, 1996b) observe que, quel que soit
I'échantillon utilisé, pays ou régions, les études en coupe transversale aboutissent trés souvent
a une vitesse de convergence stable de l'ordre de 2%. Le processus de convergence semble
étre extrémement faible : une vitesse de convergence de 2% par an implique en effet qu'il faut

environ 35 ans pour qu'un pays réduise de moiti¢ son écart par rapport a sa propre trajectoire

"' Les exemples sont trés nombreux. Parmi les plus récents on trouve : Mas et al. (1995) pour I'Espagne,
Cardenas et Ponton (1995) pour la Colombie, Chen et Fleisher (1996) pour la Chine, Persson (1997) pour la
Suéde, Siriopoulos et Asteriou (1998) et Petrakos et Saratsis (2000) pour la Gréce, Azzoni (2001) pour le
Brésil...
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de long terme. Le modele néoclassique de base n'est compatible avec cette vitesse de
convergence que si la part de la rémunération du capital dans le PIB est treés supérieure a 30%.
Dans le modéle de Mankiw et al. (1992) en revanche, une vitesse de convergence de 2%
implique une part du capital de 40% environ, un chiffre qui est compatible avec les
estimations issues des comptes nationaux.

121.22 Critiques de I'approche en termes de -convergence conditionnelle

Bien que trés souvent employée dans la littérature, l'approche en termes de

[B-convergence conditionnelle a fait I'objet de nombreuses critiques (Le Pen, 1997 ; Durlauf et
Quah, 1999 ; Temple, 1999a).

1) Les problemes d’endogénéité des variables explicatives

La premiére critique porte sur I’endogénéité des variables explicatives dans les
équations de S-convergence conditionnelle : les variables explicatives ne sont pas exogeénes,
mais elles sont déterminées conjointement avec le taux de croissance. Ce probléme a deux
conséquences. D’une part, sur le plan économétrique, une modélisation erronée des relations
de causalit¢ a pour conséquence de biaiser les estimations. D’autre part, sur le plan
économique, la question est alors de savoir comment interpréter les résultats des estimations.

Par exemple, considérons une équation de -convergence dans laquelle le coefficient
estimé pour le capital humain est significatif et positif. Ce résultat peut vouloir dire que les
économies possédant de forts taux de scolarisation sont devenues plus riches, toutes choses
égales par ailleurs. Cependant, on pourrait tout aussi bien argumenter qu’un taux de
scolarisation ¢élevé est le résultat d’un taux de croissance élevé ou encore qu’une troisiéme
variable est la cause du taux de croissance et du taux de scolarisation (Cho, 1996). Les mémes
interrogations sont valables pour les autres variables habituellement incluses dans les
équations de convergence.

En particulier, les liens de causalité¢ entre investissement en équipement et taux de
croissance ont souvent ét¢ étudiés. Ainsi, De Long et Summers (1991) ou Levine et Revelt
(1992) concluent a une forte influence positive de I’investissement sur le taux de croissance.
Blomstrom et al. (1996) reviennent sur ce résultat a partir d’une étude portant sur 101 pays et
la période 1965-1985. Leurs tests de causalité suggerent que la croissance induit un
investissement en capital physique. La causalité s’exercerait donc dans le sens inverse que
celui habituellement utilisé dans les équations de [-convergence conditionnelle. Cette
conclusion se retrouve dans I’étude de Cho (1996) qui montre, a partir des données de
Summers-Heston (1988) pour 109 pays sur la période 1960-1985, que le taux
d’investissement et le taux de croissance de la population ne sont pas exogenes. En
conséquence, I’endogénéité de ces variables induit un biais négatif sur le coefficient associé
au PIB par téte initial. Ce biais est suffisamment important pour que le résultat de
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convergence conditionnelle ne soit pas valable lorsque des méthodes de régressions
alternatives, prenant en compte le biais de simultanéité, sont utilisées.

Face a ce probleme, la solution économétrique consiste a trouver des variables
exogeénes comme instruments. Ces derniers doivent remplir deux conditions, d’une part, ils ne
doivent pas étre corrélés avec les erreurs et d’autre part, ils doivent étre corrélés avec les
variables explicatives. Ainsi, I’utilisation de variables instrumentales a la place du taux
d’investissement a pour effet de diminuer le coefficient estimé 1i¢ a cette variable (Barro et
Sala-I-Martin, 1995 ; Caselli et al., 1996 ; Barro, 1997).

L’utilisation de variables instrumentales pose cependant plusieurs problémes. Tout
d’abord, les variables instrumentales disponibles sont rares (Mankiw, 1995 ; Temple, 1999a).
Comme la croissance peut étre expliquée par de nombreuses variables, il est difficile
d’identifier des instruments qui sont fortement corrélés avec les variables endogenes et qui
peuvent étre légitimement éliminés de la régression. Ensuite, 1’utilisation de variables
retardées en données de panel comme instrument n’assure pas 1’exogénéité de ces variables.
En effet, une variable n’est pas nécessairement exogene lorsqu’elle est prédéterminée : les
effets du capital humain sont parfois observables aprés de longs délais. Enfin, les auteurs
motivent le plus souvent le choix des instruments sur la base de leur exogénéité, en utilisant
par exemple les niveaux initiaux des variables. Cependant, les instruments choisis sont le plus
souvent corrélés avec les erreurs. C’est le cas lorsqu’il y a des variables omises qui affectent a
la fois la croissance et les instruments choisis pour les variables endogénes. Par exemple,
Frankel et Romer (1996) étudient la relation entre croissance et commerce. L’ouverture a
I’échange étant une variable endogene, ils choisissent comme instrument une variable
géographique, I’aire des pays. Utiliser cette variable présuppose alors que les corrélations
entre la taille et tous les déterminants de la croissance sont négligeables (Durlauf et Quah,
1999 ; Brock et Durlauf, 2001). Pourtant, il est probable que la taille des pays est corrélée
avec des facteurs de croissance omis dans la régression, tels que le régime politique, les
dépenses militaires, etc.

2) Les problémes de multicolinéarité

L'introduction de nombreuses variables de contréle dans les équations de convergence
induit souvent des problémes de multicolinéarité, ce qui ne permet pas une analyse précise de
leurs effets individuels. La multicolinéarité a alors pour effet de fausser la significativité
statistique des différents régresseurs. Comme le soulignent une fois encore Durlauf et Quah
(1999), le modele de Solow-Swan admet une telle variété d’extensions, comme 1’inégalité, le
régime politique ou l'ouverture a 1’échange, que les différentes variables sont souvent
fortement corrélées entre elles, sans qu’aucune d’entre elles ne constitue des explications
prioritaires ou mutuellement exclusives d’explication de la croissance. Par conséquent, il
convient d’étre prudent quant a I’interprétation de la significativité statistique d’un sous-
ensemble arbitrairement choisi de variables de contrdle.
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3) Les problémes de degrés de liberté dans les études internationales

Le nombre de variables explicatives pose également un probléme de degrés de liberté
(Mankiw, 1995 ; Brock et Durlauf, 2001). En effet, de nombreuses variables de contréle ont
¢été proposées dans la littérature alors que dans les études internationales basées sur les Penn
World Tables, seuls 120 pays sont disponibles. En revanche, lorsque seul un sous-ensemble
de variables est inclus dans les équations de convergence, les résultats sont dépendants des
variables incluses et des variables omises. Dans ces conditions, il n’est pas possible d’établir
les conditions associées a une croissance rapide et de se baser sur une inférence statistique
fiable pour déterminer les diverses explications de la croissance.

Ce probléme est reli¢ a celui de la robustesse des variables explicatives.

4) La robustesse des variables explicatives

Cette critique est liée au manque de robustesse des estimations de [(-convergence
conditionnelle. En effet, face a la trés grande variété des variables explicatives utilisées dans
les régressions de convergence, Levine et Revelt (1992) et Levine et Zervos (1993) montrent
que la plupart des variables utilisées ne sont plus significatives lorsqu'on ajoute des variables
de conditionnement supplémentaires.

La méthode employée s’inspire de 1’analyse des bornes extrémes développée par
Leamer (1978, 1983, 1985) et Leamer et Leonard (1983).
Soit la régression :

Y=B,X+BM+B,Z+¢ [1.36]

ou Y représente le taux de croissance entre deux périodes, X est un ensemble de variables
présentes dans toutes les régressions, M est la variable d’intérét et Z est un sous-ensemble de
variables choisies parmi un ensemble de variables potentiellement importantes pour la
croissance. Les variables X sont les suivantes : part de I’investissement dans le PIB, niveau
initial du PIB, niveau initial du taux de scolarisation dans le secondaire, taux de croissance
annuel moyen de la population. En outre, Levine et Revelt choisissent de restreindre le
nombre de variables dans Z a trois pour limiter les problémes de multicolinéarité qui risquent
de fausser I’analyse.

Le but de I’analyse est de faire varier le sous-ensemble des variables Z pour trouver

I’intervalle dans lequel se trouve I’estimateur [, . Plus précisément, on estime 1’équation

[1.36] pour toutes les combinaisons possibles de variables Z. Pour chaque mod¢le i estimé, on

obtient un estimateur [ ; ainsi que son écart-type O ;. La borne extréme inférieure est
définie par la valeur minimale ([, =20, ;) et la borne supérieure est définie par la valeur

maximale de (B,,; +20 ;). Si le coefficient 3, est significatif et est du méme signe que les
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deux bornes extrémes, la variable M est dite robuste. Si le coefficient 3, n’est pas significatif

ou que les deux bornes extrémes ne sont pas du méme signe, on dira que la variable M est
fragile.

Les données employées sont extraites de Summers-Heston (1988) et couvrent 119
pays. Selon les données disponibles, les estimations sont effectuées sur la période 1970-1989
ou 1974-1989. A I’aide de cette méthodologie, Levine et Revelt (1992) montrent que presque
toutes les variables d’intérét dans les équations de convergence sont fragiles, sauf
I’investissement et le PIB initial. Cette derniére variable reste négativement corrélée avec le
taux de croissance si le capital humain figure également parmi les variables explicatives. La
croissance de la population, les variables proxy du capital humain, la plupart des variables
fiscales et monétaires ainsi que les différents indicateurs d'ouverture et d'instabilité politique
ne passent pas les tests de robustesse définis par ces auteurs.

Sala-I-Martin (1997) estime que ce test est trop restrictif car il y a peu de chances que
le domaine de définition de [3,; soit entierement positif ou entiérement négatif. Il est toujours

possible de trouver un ensemble de régresseurs qui rend une variable non significative dans
une équation de convergence et qui la fera ainsi apparaitre comme fragile. En conséquence, il
propose une autre approche moins contraignante dans le but d’examiner quelles sont les
variables qui sont effectivement corrélées avec le taux de croissance. Au lieu de qualifier
simplement une variable robuste ou fragile en observant un changement de signe, il construit
un intervalle de confiance pour celle-ci. Dans ce but, ’auteur étudie I’ensemble de la
distribution de I’estimateur de (3, ; et appelle robustes les variables qui sont statistiquement

significatives dans 95% des régressions contenant des variables de controle.

L’auteur comptabilise dans la littérature empirique 62 variables qui ont été¢ employées
dans des régressions a la Barro et étudie la significativité de 59 d’entre elles. Il obtient alors
des résultats opposés a I’analyse précédente dans le sens ou il trouve que 21 variables peuvent
étre considérées comme significativement corrélées avec le taux de croissance. Ces variables
se classent dans 9 catégories: 1/ Variables régionales (variables muettes pour I’Afrique
subsaharienne et I’Amérique Latine qui ont un effet négatif alors que la latitude a un effet
positif), 2/ Variables politiques (mesures des libertés civiles, de 1’instabilité politique...),
3/ Variables religieuses, 4/ Variables mesurant les distorsions de marché, 5/ Variables
mesurant les types d’investissement (investissement en équipement ou non), 6/ Variables
mesurant la production du secteur primaire, 7/ Le degré d’ouverture, 8/ Le type d’organisation
économique et 9/ Les anciennes colonies espagnoles.

Andrés et al. (1996) évaluent la robustesse des estimations des équations de [-
convergence conditionnelle dans le cas des pays de I’OCDE selon une méthode différente de
celle de Levine et Revelt. Ils étudient en particulier I’effet d’indicateurs macroéconomiques et
montrent qu’ils ont un impact significatif et robuste sur la croissance économique : les
exportations et la croissance monétaire sont positivement corrélées avec la croissance alors
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que I’inflation, la variabilité de I’inflation et la variabilité¢ de la croissance monétaire sont
négativement corrélées avec le taux de croissance. En outre, les estimations des coefficients,
associés aux taux d’accumulation en capital physique et en capital humain, sont peu robustes
a des changements de périodes d’estimation ou d’échantillon.

5) Le probleme des observations extrémes

Le probleme des observations extrémes a principalement été soulevé par Temple
(1998, 1999a, 1999b). Les observations extrémes sont des observations qui sont
particuliérement peu « représentatives », a cause de [’hétérogénéité des parametres, de
variables omises ou d’erreurs de mesure. Par exemple, De Long et Summers (1991) mettent
en évidence I’effet important que les pays du Botswana et de la Zambie ont sur les estimations
des coefficients et leurs précisions dans leurs régressions.

Temple (1998, 1999b) suggere I’utilisation des méthodes de régression robustes
proposées par Rousseeuw et Leroy (1987) afin d’identifier de telles observations extrémes.
Une fois que ces dernicres sont identifiées, elles sont exclues de I’échantillon et I’équation de
convergence est a nouveau estimée par les MCO. Dans I’article de 1998, Temple reprend les
estimations effectuées par Mankiw et al. (1992) sur les pays de I’OCDE. Il teste également
I’extension proposée par Nonneman et Vanhoudt (1996) qui consiste a ajouter la technologie
pour améliorer les performances empiriques du modele de Solow augmenté sur les pays de
I’OCDE. Les résultats obtenus montrent que le coefficient associé¢ a la part de la R&D n’est
pas significatif dés lors que le Japon, une observation extréme dans ce cas de figure, est
¢liminé de I’échantillon. En outre, le mod¢le de Mankiw et al. (1992) perd une grande partie
de son pouvoir explicatif, dés lors qu’il est estimé par les méthodes de régressions robustes.

6) Corrélation entre le PIB initial et le terme d’erreur

Une autre critique porte sur une possible corrélation entre le PIB par habitant initial et
le terme d’erreur de la régression : ceci invalide I’application des MCO dans I'estimation du
modele [1.32] ou [1.35] et I’inférence statistique fondée sur cette estimation. Evans et Karras
(1993, 1996) et Evans (1996) montrent ainsi que I’estimation des modéles de [B-convergence
conditionnelle, basée sur l'utilisation de coupes transversales, n'est valide que sous des
hypothéses contraignantes et improbables. Plus précisément, les écarts de PIB par téte par
rapport a la moyenne en coupe doivent suivre des processus autorégressifs de premier ordre
identiques. En outre, les différences permanentes entre €économies doivent étre totalement
intégrées dans les régressions de [(-convergence conditionnelle. Dans le cas contraire, si les
économies possedent des structures dynamiques autorégressives différentes, le résidu de
I'équation de [-convergence conditionnelle est corrélé avec le PIB par téte initial. En
conséquence, 1’estimation des parametres de cette équation est biaisée (Evans, 1996).
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7) Biais des variables omises

Une derniére critique tient au fait qu’il est peu probable de réussir a trouver 1'ensemble
des variables incluses dans le vecteur X de 1’équation [1.35] permettant de controler les
différences d'états réguliers entre économies. Le phénoméne de la croissance étant complexe
et multidimensionnel, il est vraisemblable que le terme résiduel dans les équations de [3-
convergence contienne un certain nombre de variables omises corrélées avec les régresseurs
présents, auquel cas les coefficients estimés sont biaisés. Par ailleurs, la solution qui consiste
a augmenter le nombre de variables explicatives se heurte directement aux problémes
d’endogénéité et de multicolinéarité, mentionnés précédemment.

Ainsi, les régressions en coupes transversales ne seraient pas a méme de traiter
correctement les effets spécifiques ou effets fixes, par pays ou par régions, puisqu'elles
contraignent les parameétres, comme le niveau de technologie initiale, a étre identiques pour
toutes les économies. Pour répondre a ces critiques et échapper aux nombreuses limites des
procédures de test précédentes, une nouvelle voie de recherche s’est récemment orientée vers
I’utilisation des méthodes de I'économétrie des données de panel.

121.23 Estimation par les données de panel

Différentes études s’orientent vers 1’estimation des €quations de convergence a 1’aide
des techniques de données de panel (Islam, 1995 ; Caselli et al., 1996 ; De la Fuente, 1996 ;
Lee et al., 1997 ; Jean-Pierre 1999 ; Goddard et Wilson, 2001).

Pour illustrer les problémes des régressions en coupe transversale et montrer comment
une solution peut étre apportée par les techniques de données de panel, reprenons la
spécification [1.26] du modéle de Mankiw et al. (1992), qui exprime le taux de croissance du
produit par téte en fonction du produit par téte initial et des autres parametres du modele :

o a
Iny, -lny, =0InA, +gt+6 ———Ins, +0 ——2—Ins
Yi Yo A +g I-a, -a, K I-a -a, h
a. +

09179 ineg+)-6ny,
l-a,-a,

avec les mémes notations que précédemment : Yy, est le produit par téte a la période t, y, est
le produit par téte a la date initiale, 8 = (1—e™), y est la vitesse de convergence, A, est le
niveau de technologie initial, g est le taux de croissance du progres technique, S, est la

fraction de la production investie dans la formation de capital physique, s, est la fraction de

la production investie dans la formation de capital humain, n est le taux de croissance de la
population, J est le taux de dépréciation.
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D’aprés Mankiw et al. (1992), le terme A, ne refléte pas simplement la technologie

mais également les dotations en ressources, le climat, les institutions, etc. Ils admettent alors
que ce terme peut varier entre les pays. Pourtant, pour aboutir a I’équation estimable, ils font
I’hypothése suivante :

InA, =a+e [1.37]

ou a est une constante et € est un choc spécifique a chaque pays. Cette hypothése pose deux
problémes. D’une part, A, est supposé identique pour tous les pays. Ceci implique que la

fonction de production agrégée est identique pour tous les pays et constitue alors une
hypothése contradictoire avec la définition donnée par les auteurs. D’autre part, A, est
supposé non-corrélé avec S ou n, ce qui est difficilement acceptable.

Dans les équations de convergence en coupe transversale, le niveau initial de

technologie A, n’est pas observé. Si ce terme est ignoré, alors qu’il est corrélé avec les

variables explicatives incluses dans la régression, les estimations des parameétres seront
biaisés. Finalement, ignorer le terme A, produit donc un biais de variables omises (Islam,
1995, 1998a).

Dans ces conditions, il faut mobiliser les méthodes de 1'économétrie des panels pour
pouvoir particulariser la constante et introduire de 1'hétérogénéité¢ dans la spécification des

équations de [B-convergence conditionnelle.

La plupart des modéles estimés dans la littérature sont des modeles de panel
dynamiques a effets fixes. Compte tenu de la possible corrélation entre les effets individuels
et les variables exogenes du mode¢le, il n’est pas possible d’utiliser une modélisation en
termes d’effets aléatoires. D’une fagon générale, ces équations de [-convergence en panel
s’écrivent alors de la fagon suivante :

11’1 yit —11’1 yit—r = Bh’l yit—r +6X,t—r +r’i +Et +£it [138]

ou Y, est le produit par téte de 1’économie i a la période t, X est le vecteur contenant les
déterminants de la croissance, 1, est I’effet fixe individuel, &, est I’effet fixe temporel et &,

est le terme d’erreur.

Knight et al. (1993) et Islam (1995) reprennent 1’é¢tude de Mankiw et al. (1992) et
réestiment leur équation de B-convergence avec effets fixes individuels, grace a 1’estimateur a
distance minimale de Chamberlain (1982, 1983). Dans ces deux études, la vitesse de
convergence trouvée est bien plus importante qu’en coupe transversale : elle se situe entre 5 a
10% par an.
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Caselli et al. (1996) étendent les résultats précédents en tenant compte de deux
problémes rencontrés dans les études en coupe transversale : d’une part, la corrélation entre
les effets fixes et les variables explicatives et, d’autre part, 1’existence d’un biais de
simultanéité di a la présence de régresseurs endogenes. Sur la base d’un échantillon de 97
pays sur la période 1960-1985 avec des intervalles de 5 ans, I’équation de [-convergence
conditionnelle est alors estimée en différence premicre a 1’aide de 1’estimateur de la méthode
des Moments Généralisés (GMM) proposée par Arellano et Bond (1991). Les résultats font
¢galement apparaitre une vitesse de convergence nettement plus élevée que dans les autres
¢tudes empiriques, de I’ordre de 10% par an.

Lee et al. (1997) généralisent les études précédentes en permettant également
I’hétérogénéité dans le taux de croissance a I’état régulier. A partir d’un échantillon de 102
pays pour la période 1960 et 1989, I’hypothese d’égalité des taux de croissance a I’état
régulier est fortement rejetée alors que la vitesse de convergence estimée atteint 30% par an.
Comme le soulignent Islam (1998b) et Lee et al. (1998), cette derniére approche a pour
conséquence de « vider » le concept de convergence entre différentes économies. En effet,
chaque économie converge vers des niveaux de produit par téte différents a un rythme
différent. L interprétation des résultats est rendue encore plus difficile dans ce contexte.

Les vitesses de convergence rapides ne sont compatibles avec le modéle de croissance
néoclassique de base que si I’on considére un concept restreint de capital et de fortes
productivités marginales décroissantes. Une autre interprétation consiste cependant a supposer
que des vitesses de convergence rapides reflétent d'autres mécanismes de convergence, en
particulier, le phénomene de rattrapage technologique par comblement de 1’écart
technologique entre les différents pays et I’économie leader grace aux processus de diffusion
technologique (Abramovitz, 1986 ; Bernard et Jones, 1996 ; Hall et Jones, 1999). Si le
progres technique est un bien public, alors les pays les moins avancés sont favorisés et
bénéficient d'un fort potentiel de croissance, a condition qu'ils aient une « capacité sociale »
(social capability) d'absorber les technologies étrangeres pour les adapter a leurs propres
besoins et que l'environnement politique et macroéconomique soit favorable (Abramovitz,
1986). Dans ce cas, ces pays sont dans une meilleure position que les pays leader qui doivent
assumer les colts financiers et temporels associés au développement de nouvelles
technologies. Au lieu de supposer que les différences en technologie ne jouent pas de rdle
systématique dans la convergence (Mankiw et al., 1992) ou que ces différences existent mais
sont stationnaires (Islam, 1995), diverses ¢tudes empiriques différenciant les deux sources de
convergence sont récemment mises en ceuvre pour estimer explicitement le role de la
diffusion technologique dans le processus de convergence (Paci et Pigliaru, 1999, 2001 ; De
la Fuente, 1995, 1997, 2000).

12 o’est-a-dire, selon Abramovitz (1986), des facteurs tels que le niveau d'éducation et la disponibilité de
personnels techniques et scientifiques qualifiés.
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Bien que les méthodes de données de panel présentent I’avantage de pouvoir controler
I’hétérogénéité non observée dans les équations de [-convergence conditionnelle, plusieurs
inconvénients doivent étre soulignés.

Premiérement, les propriétés théoriques des estimateurs sur modéles de panel
dynamiques sont asymptotiques et leurs propriétés en échantillon fini ne sont pas bien
connues. La seule fagon de connaitre leurs propriétés en échantillon fini serait de conduire des
simulations de Monte-Carlo (Islam, 1998a).

Deuxi¢mement, Barro (1997) souligne que les transformations en différences
premiéres utilisées pour éliminer les effets fixes réduisent la précision des estimateurs (qui
n’utilisent plus que la transformation within) et peuvent exacerber les effets des erreurs de
mesure.

Troisiémement, Durlauf et Quah (1999) estiment que 1’approche, consistant a éliminer
les effets fixes en utilisant les différences premicres avec effets fixes, a pour inconvénient de
laisser inexpliquées les variations de la croissance de long terme entre les économies, c’est-a-
dire finalement ce qui a motivé le développement de cette littérature. Les estimations faites a
I’aide de ces méthodes seraient donc plus pertinentes pour analyser les cycles d’affaires que
pour étudier la croissance.

Quatriemement, Shioji (1997a,b) et De la Fuente (1998), pensent que les estimations
en panel ont tendance a surestimer systématiquement les vitesses de convergence. En effet, les
¢chantillons utilisés sont le plus souvent de taille trop restreinte et les estimations captent plus
vraisemblablement des ajustements de court terme autour de la tendance que la dynamique de
long terme. Ces auteurs montrent alors que corriger ce biais ramene vers des taux de
convergence proches des 2% obtenus habituellement.

121.3 Les clubs de convergence

L'hypothése de B-convergence absolue est souvent rejetée pour de grands échantillons
de pays mais généralement acceptée lorsqu'elle est testée sur un sous-ensemble de pays
sélectionnés sur la base de la proximité de leurs conditions initiales ou terminales. Il convient
dans ces conditions de s'interroger sur la possibilité de I'existence de clubs de convergence,
c’est-a-dire des groupes de pays ou de régions pour lesquels on accepte 1'hypothése de
convergence (Baumol, 1986 ; Durlauf et Johnson, 1995).

Un club de convergence est un groupe d'économies dont les caractéristiques
structurelles sont identiques et dont les conditions initiales sont suffisamment proches pour
converger vers un méme équilibre de long terme. Au sein d'un méme échantillon, il peut ainsi
y avoir plusieurs clubs de convergence qui ne convergent pas entre eux. Il existe alors des
seuils de convergence qui permettent a certaines économies de converger vers des équilibres
caractérisés par de hauts niveaux de produit par téte, alors que d’autres économies convergent
vers des équilibres caractérisés par de bas niveaux de produit par té€te et tombent ainsi dans
des pieges de sous-développement. L’hypothése de convergence en clubs est ainsi liée a
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I’existence d’équilibres multiples (paragraphe 121.31) et nécessite le développement de
procédures empiriques adaptées (paragraphe 121.32).

121.31 Equilibres multiples dans les modéles de croissance

Dans la théorie néoclassique standard, le résultat de convergence conditionnelle repose
sur l'unicité de la solution stationnaire de long terme. En revanche, l'existence de clubs de
convergence peut étre basée sur des modeles de croissance caractérisés par la possibilité
d'équilibres multiples, comme par exemple, les modeles de croissance endogéne. Ainsi, des
seuils dans I'accumulation des facteurs de production ou dans le niveau de développement des
secteurs clés de 1'économie permettent de générer des équilibres multiples dans le long terme
(Azariadis et Drazen, 1990). Des équilibres multiples apparaissent également dans le modele
de Becker et al. (1990), qui est un modeéle en économie fermée ou le progres technique et la
croissance de la population sont endogenes.

La mise en évidence de clubs de convergence ne constitue pas pour autant une preuve
de la validité des modéles de croissance endogéne. En effet, dans le cadre des mod¢les de
croissance néoclassique, Galor (1996) montre que 1'unicité de 1'équilibre constitue seulement
un cas particulier, obtenu notamment sous des hypothéses fortes sur les comportements des
agents et la technologie de la production. L’existence d’équilibres multiples de long terme et
donc de clubs de convergence reste ainsi parfaitement compatible avec le modele de
croissance néoclassique des lors que I’on relache certaines de ces hypothéses (comme par
exemple l'introduction de I'hétérogénéité des comportements d'épargne), ou si I’on introduit
des ¢léments additionnels tels que le capital humain, la distribution des revenus ou la
fécondité.

121.32 Détection empirique des clubs de convergence

D’un point de vue économétrique, I’existence d’équilibres multiples se caractérise par
une instabilité des parameétres dans les équations de convergence. Dans ces conditions, les
équations de convergence traditionnelles, qui imposent une restriction forte de stabilité des
parameétres, sont susceptibles d’étre affectées par un probléme de biais des estimateurs. Par
exemple, supposons que I’économie mondiale soit polarisée en deux groupes distincts. On ne
devrait pas estimer 1I’équation globale [1.32] mais plutdt les régressions suivantes :

Tl[ln Vi —Iny,]=a, + B, Iny,, +&, pour le groupe 1 [1.39a]

Tl[ln Vo —Iny,]1=a,+B,Iny, +¢& pour le groupe 2 [1.39b]

Dans un tel cas, Bernard et Durlauf (1996) montrent que les régressions en coupe
transversale, appliquées a des données générées par des économies qui convergent vers des
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équilibres multiples, peuvent produire un coefficient associ¢ au PIB par téte initial négatif. Le
résultat de B-convergence standard apparait alors comme un artéfact.

Un probléme empirique important est la détermination de la composition des groupes
et différentes méthodes ont été proposées.

Un premier groupe de travaux détermine cette composition a l'aide d'un ou de
plusieurs critéres fixés a priori pour vérifier ensuite que 1'hypothése de [-convergence est
acceptée pour chacun des groupes. Ces critéres sont le plus souvent l'appartenance a une zone
géographique (Baumol, 1986 ; Grier et Tullock, 1989) ou a un systéme institutionnel
(Baumol, 1986). D'autres auteurs préférent la fixation a priori des niveaux limites de PIB par
habitant (Durlauf et Johnson, 1995 ; Beine et al., 1999). Les résultats fournis par Mankiw et
al. (1992) suggerent également 1’existence de clubs de convergence. En effet, le pouvoir
explicatif de leur modele est trés faible pour leurs échantillons de 98 et de 75 pays. En

revanche, la convergence absolue est acceptée lorsque 1’échantillon est restreint aux pays de
I’OCDE.

D'autres approches ont pour but d'éviter le recours a des voies arbitraires en cherchant
a endogénéiser la sélection des clubs de convergence, c’est-a-dire en essayant de qualifier la
forme de la distribution des PIB.

Certains auteurs utilisent, par exemple, des fonctions polynomiales du PIB par téte
initial. Ainsi Baumol et Wolff (1988) régressent la différence des logarithmes de PIB par
habitant entre 1950 et 1980 sur le niveau et le carré du PIB par habitant en 1950. La
méthodologie proposée par Chatterji (1992) s'inspire de celle de Baumol et Wolff mais
impose de déterminer un pays ou une région leader sur la période et d'étudier I'évolution des
écarts par rapport a ce leader. Ainsi, il régresse pour 109 pays I'écart du PIB par habitant en
logarithme de chacun d'entre eux, par rapport aux Etats-Unis, sur un polyndme d'ordre trois
ayant pour variable I'écart précité. Cette méthode permet de dégager deux clubs de
convergence parmi ces pays. Elle a également été appliquée sur les régions britanniques par
Chatterji et Dewhurst (1996) et sur les régions européennes par Armstrong (1995b) et
Dewhurst et Mutis-Gaitan (1995).

A titre d’illustration, nous présentons la méthodologie employée par Chatterji (1992)
et Chatterji et Dewhurst (1996). La premicre étape consiste a identifier une économie leader
sur toute la période étudiée. Ensuite, on étudie I’évolution de 1’écart entre 1’économie leader
et les autres économies dans le temps. Ceci s’effectue a I’aide la régression suivante :

Y n Y
1ni:2akﬁnié +€, [1.40]
YiT = YiO
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Y ; est le PIB par téte de I’économie leader a la fin de la période, Y;; est le PIB par téte de
I’économie i a la fin de la période. Par conséquent, In(Y,; /Y,;)mesure 1’écart entre
I’économie i et I’économie leader a la fin de la période. De la méme fagon, In(Y ,/Y,,)

mesure 1’écart entre 1’économie i et I’économie leader au début de la période.
Les auteurs choisissent enfin la valeur optimale de k sur la base des statistiques de
Student et des critéres d’information tout en reconnaissant que la multicolinéarité entre les

diverses puissances de In(Y , /Y,,) est susceptible de fausser cette démarche. Supposons qu’a

la suite de I’application de cette méthodologie, on obtienne la courbe de régression estimée

suivante :
Ecart final
A
45°
C
B
A
-
A B C Ecart initial

Figure 1.4 : Relation entre écart initial et écart final

Pour les économies dont I’écart initial se situe entre 0 et A, I’écart décroit dans le
temps. Ces économies convergent alors vers le leader et constituent avec ce dernier un club de
convergence. Pour les économies dont 1’écart initial se situe entre A et B, 1’écart augmente
dans le temps et elles convergent vers un écart d’équilibre avec le leader qui se situe en B. Les
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économies dont 1’écart initial avec le leader se situe entre B et C tendent également vers
I’écart d’équilibre B mais dans leur cas, I’écart avec le leader a tendance a diminuer. Ainsi,
ces ¢conomies dont I’écart initial est compris entre A et C forment un deuxiéme club de
convergence. Enfin, les économies dont I’écart initial est supérieur a C divergent a la fois du
leader et du second club de convergence.

D'autres méthodes consistent a employer divers algorithmes tels que la méthode des
arbres de régression avec données en coupe (Breinan et al., 1984) pour mettre en évidence les
clubs de convergence. Différents critéres, ou variables de controle, doivent étre mobilisés
pour révéler les clubs de convergence. Il peut s'agir du PIB par téte et du taux
d'alphabétisation (Durlauf et Johnson, 1995), du niveau de développement financier et du
stock de capital humain (Berthélemy et Varoudakis, 1995, 1996), ou encore le PIB par téte
initial, le montant de R&D et 1’aide a I’investissement de 1’Union Européenne (Fagerberg et
Verspagen, 1996). Durlauf et Johnson (1995) utilisent la base de données de Summers et
Heston sur la période 1960-1995. Ils obtiennent 4 clubs de convergence et montrent qu’il n’y
a pas de convergence entre les régions les plus riches. Ces résultats sont qualitativement
similaires a ceux obtenus par De Long (1988). Cependant, les auteurs reconnaissent que cette
méthode est relativement compliquée a mettre en ceuvre. En outre, elle ne permet pas de tester
la significativité du nombre de régimes.

Jean-Pierre (1997) propose la méthode des régressions sur données réordonnées. Cette
méthodologie permet de déterminer les seuils, sur la variable de classement, choisis a partir
d'un graphique représentant les t de Student récursifs. Sur la base d’un échantillon mondial de
91 pays sur la période 1960-1989, I’auteur utilise le niveau de PIB par téte en 1960 pour
ordonner les observations. L’application de la méthodologie fait apparaitre deux régimes de
convergence. Le premier comprend les pays avec un PIB par téte en 1960 inférieur a 2 400 $
et le second comprend les pays dont le PIB par téte en 1960 est supérieur a cette valeur.

L’ensemble des développements présentés jusque-la ont en commun 1’étude de la
convergence « rattrapage », celle-ci étant définie comme la faculté qu’ont les économies a
converger vers un état d’équilibre de long terme. Cette faculté dépend de deux €¢léments : les
conditions initiales et la valeur de cet état régulier. Les concepts de -convergence absolue et
de [(-convergence conditionnelle sont associés au fait que, indépendamment des conditions
initiales, les économies convergent vers le méme état régulier (dans le cas absolu) ou vers leur
propre état régulier (dans le cas conditionnel). La convergence en clubs signifie que, suivant
les conditions initiales, différents états réguliers peuvent étre ou ne pas étre atteints. Dans ces
conditions, la vision simpliste, consistant a interpréter la notion de convergence-rattrapage
comme un rattrapage des économies riches par les économies pauvres, doit étre rejetée. Les
critiques du concept de B-convergence, basées sur 1I’observation que les économies pauvres ne
rattrapent pas les économies riches, sont tout autant peu fondées. En revanche, nous avons
souligné que différentes limites pertinentes peuvent étre formulées quant a la recherche de
méthodes empiriques permettant d’estimer cette forme de convergence.
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Dans un autre ordre d’idée, un ensemble de critiques s’est développé pour essayer
d’évaluer d’autres facettes de 1’idée de convergence.

122 Les autres concepts de convergence

Dans ce paragraphe, nous présentons des approches alternatives et d'autres concepts de
convergence utilisés dans la littérature. Il s’agit, d'une part, des analyses basées sur une étude
de la distribution des PIB par téte conduisant au concept de O-convergence (paragraphe
122.1) et a I’analyse de la dynamique de transition des états de richesse des économies
reposant sur 1'étude des propriétés de chaines de Markov (paragraphe 122.2). Il s’agit, d'autre
part, des études basées sur les propriétés des séries temporelles et qui aboutissent au concept
de convergence stochastique (paragraphe 122.3).

122.1 La o-convergence

Dans cette approche, la convergence est associée a I'¢tude de I'évolution dynamique
d'un indicateur de dispersion des PIB par téte entre les économies. On conclut a la
convergence de I’ensemble des économies de 1I’échantillon lorsque cette dispersion diminue
dans le temps. Le concept de O-convergence pourrait donc étre associ¢ a une forme de
réduction des inégalités.

Le test de la o-convergence consiste & comparer un indicateur de dispersion, calculé
pour la fin de la période, a cet indicateur calculé pour le début de la période. Deux indicateurs
de dispersion sont habituellement utilisés : 1'écart-type des PIB par téte en log [1.41] ou le
coefficient de variation [1.42] :

1 & Hy, o1
Vi j 1 =—5S logy. 1.41
N2 %ogﬁ—y: ogy =4 Z og Yy [1.41]
1 = By =V N 1 ¢
C, =.— ! =— , 1.42
: \/N Z ; Ve = ;y.t [1.42]

ou Y, estle produit par téte de I’économie i a la période t, N est le nombre d’économies dans

I’échantillon.

Comme le notent Dalgaard et Vastrup (2001), ces deux indicateurs attribuent des poids
différents aux performances de croissance des économies de 1'échantillon et peuvent parfois
fournir des résultats différents. Nous étudions plus particulierement le premier indicateur qui
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permet d’établir un lien entre 0- et B-convergence (paragraphe 122.11) avant d’en souligner
les principales limites (paragraphe 122.12).

122.11 La relation entre o- et 3-convergence

Dans la littérature « classique », selon la terminologie de Sala-I-Martin (1996b), deux
concepts de convergence sont habituellement utilisés : la -convergence (¢tudiée dans les
paragraphes précédents) et la oO-convergence. Les liens entre ces deux concepts de
convergence ont souvent été analysés.

La figure 1.5 représente 1’évolution dans le temps de deux économies pour lesquelles
on accepterait a la fois I’hypothése de B-convergence absolue et celle de o-convergence. En
effet, I’économie B, la plus pauvre au début de la période, connait un plus fort taux de
croissance en début de période que 1I’économie riche, I’économie A, qui doit faire face a un
taux de croissance négatif. Il y a donc un mouvement de [-convergence. Ce mouvement
explique le rapprochement des deux économies au cours de la période et donc une diminution
de la dispersion. Dans ce cas de figure, le processus de o-convergence est induit par la -
convergence.

Cependant, il ne faut pas en conclure que ces deux notions fournissent la méme
information et conduisent systématiquement au méme résultat. Ainsi, 1'idée selon laquelle la
croissance plus rapide des pays pauvres par rapport a celle des pays riches, entraine une
réduction de l'inégalité, est fausse. Procéder ainsi revient a commettre une erreur de type
Galton's fallacy. Ce terme a une signification historique particuliére et se référe a ’origine a
une ¢tude effectuée par Francis Galton, le cousin de Charles Darwin. Il a examiné un
échantillon de péres de trés grande taille et noté que leurs fils étaient en moyenne d'une taille
plus proche de la moyenne de la population (SB-convergence). « L'erreur » de Galton a été
d'inférer de ces observations que I’existence de cette propriét¢ de retour a la moyenne
entrainait une réduction dans la dispersion des tailles au sein de la population

(o-convergence).

En revanche, on peut montrer que la -convergence est une condition nécessaire mais
non suffisante a la o-convergence (Friedman, 1992 ; Quah, 1993b ; Hart, 1995 ; Bliss, 1999
en s’appuyant sur la relation formelle définie par Quah (1993b) et Sala-I-Martin (1996a) —.
Le point de départ est I’équation de convergence absolue ou la variable expliquée est le taux
de croissance cumulé :

log(yiT/yiO):a+B10g(yi0)+ui [1.43]

" Nous reprenons ici 1’analyse proposée par Hénin et Le Pen (1995) pour illustrer ce point.
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Iny,
A
A
B
P temps
t t+T
Figure 1.5 : - et o-convergence
Source : Adaptation de Sala-I-Martin (1996b), p. 1021

Cette équation se réécrit de la fagon suivante :

log(y;r )=a+(1+B)log(y;,) +u, [1.44]
En prenant la variance de chacun des membres de 1’équation, on trouve :

Vlog(y;r )1 = 1+ B)*Vllog(y;,)]+V (u;) [1.45]

Différentes réécritures de [1.45] permettent d’aboutir a 1’équation suivante (Fuss, 1999) :

n < Vlogly, ) _ (1+p)°
V[log(y;o)] R’

[1.46]

ou R est le coefficient de corrélation multiple de la régression [1.44].
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On vérifie alors immédiatement que la S-convergence (f <0) est une condition

nécessaire mais non suffisante pour la o-convergence (VR <1). Le résultat final dépend en
fait de la confrontation entre deux mécanismes qui ont des effets opposés. Le premier est
I’existence de la B-convergence traduisant un comportement de retour a la moyenne qui a
tendance a ramener toutes les séries vers le méme niveau. Le second est reli¢ a I’existence de
chocs spécifiques auxquels sont soumises les économies et qui renouvellent en permanence la
dispersion des produits par téte. La 0-convergence est la résultante de ces deux mécanismes et
elle n’existe que lorsque les effets bénéfiques de la B-convergence dominent les effets négatifs
des perturbations que subissent les économies.

En outre, de 1’équation [1.46], on peut dériver une condition formelle pour I’existence
de la o-convergence. Cette derniére n’existe que si VR <1, c’est-a-dire si :

(1+B)* <R? [1.47]

Il est alors possible de représenter cette condition par la figure 1.6. dans le plan

[(1+ B)*,1-R’]. La condition de o-convergence est appelée frontiére de convergence dans le

cas ou VR =1, c¢’est-a-dire lorsque (1+B8)> +1-R* =1.
122.12 Les limites du concept de o-convergence

La premiére critique porte sur la dépendance de ce concept de convergence a la date
initiale. En effet, Sala-I-Martin (1996a) montre que la dispersion des PIB par téte est
décroissante dans le temps lorsque la dispersion a la date initiale est supérieure a la valeur
d’équilibrelﬁ! Cette dispersion est croissante si la valeur initiale est inférieure a la valeur
d’équilibre. En conséquence, si les économies subissent un choc au début de la période ayant
temporairement réduit la dispersion en coupe transversale inférieure a sa valeur d’équilibre,
on observe un accroissement de cette dispersion alors que le choix d’une autre période initiale
aurait pu aboutir au résultat inverse.

L'utilisation du concept de O-convergence a €galement été critiquée par Quah (1993a,
1993b). 1l s’agit d’un concept relativement réducteur de 1’évolution de la distribution de la
richesse des économies en coupe transversale. En effet, il ne permet pas de fournir une
information pertinente sur la dynamique de la répartition des PIB par téte et sur I’évolution
des économies au sein de cette répartition.

' Cette valeur est définie par: (02)* = 05 nm=-0a1+ ,8)2] , ol 05 est la variance de ’erreur de la régression

[1.44], supposée constante pour toutes les économies et supposée indépendante dans le temps et entre les
économies.
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(1+B)’

[B-divergence

[B-convergence
o-divergence

B-convergence

oO-convergence )
| _— Frontiére de convergence

4 | (VR =1)

1 1-R?

Figure 1.6 : Représentation des conditions de [3- et de 0-convergence
Source : Hénin et Le Pen (1995), p. 670

Ainsi, la figure 1.7a représente deux pays ayant échangé leurs positions relatives entre
la date initiale et la date finale sans que 1'écart qui les sépare soit modifié. Dans ce cas, 1'écart-
type de cette répartition est constant sur la période alors que la situation entre les deux
économies est tres différente. Dans le méme ordre d'idée, la figure 1.7b représente deux pays
ayant invers¢ leurs positions relatives entre les deux dates de telle sorte que I'écart final est
plus petit que I'écart initial. Dans ce cas, on ne peut pas rejeter les hypothéses de - ou de o-
convergence. Pourtant, dans ces deux cas, il serait sans doute plus judicieux de conclure a un
processus de divergence.

D’autres méthodes, mobilisant 1’ensemble des informations contenues dans les
distributions en coupe transversale des PIB par téte sur la période étudiée, ont ainsi été
proposées dans le but d’analyser les trajectoires individuelles de chaque économie au sein de
ces distributions.
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Iny,
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B
>
t t+T temps
Figure 1.7a : o-convergence, limites (1)
Source : Le Pen (1997), p. 733
Iny,
A
>
t t+T temps

Figure 1.7b : o-convergence, limites (2)
Source : Le Pen (1997), p. 733
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122.2 L'étude de | "évolution des distributions en coupe transversale

Pour pallier les limites attachées au concept de O-convergence, Quah (1993a, 1993b,
1996a) propose d'é¢tudier la distribution en coupe transversale de ces séries dans son
intégralité (c’est-a-dire sans se contenter d’analyser I’évolution d’un indicateur synthétique
comme la dispersion) et la dynamique a I'intérieur de cette distribution. En d'autres termes, cet
auteur cherche, d'une part, a étudier I’évolution de la forme de la distribution des niveaux de
richesse au cours du temps et d'autre part, a identifier la position des économies ou de groupes
d'économies a l'intérieur de cette distribution des PIB par téte. Ceci lui permet d’évaluer
l'ampleur des changements de positions relatives de ses économies au sein de cette
distribution.

Dans le premier cas, il s'agit d'estimer, a l'aide de techniques non-paramétriques, la
fonction de densité des PIB par téte pour I'échantillon et d'examiner 1’évolution de la forme de
cette densité. La figure 1.8 représente deux modes d’évolution de la distribution au cours du
temps, chacun représentant deux types de convergence. Si, a partir de la distribution initiale,
les économies évoluent vers une distribution « resserrée », alors il y a convergence globale de
toutes les économies vers un méme niveau de PIB par téte. En revanche, si la distribution
devient bimodale (ou multimodale), alors les économies convergent vers des niveaux
différents, ce qui indique la constitution de deux (ou plusieurs clubs) de convergence.

Dans le second cas, on cherche a ¢étudier si, au cours de la période d’étude, les
économies ont changé leur position dans la distribution des richesses. On procede par
l'estimation de matrices de transition, ou chaines de Markov, qui sont construites a partir
d’une discrétisation de la distribution des PIB par téte en plusieurs classes (en utilisant, par
exemple, les quartiles ou les quintiles de la distribution). Les matrices de transition permettent
ainsi d'estimer les probabilités de passage d'une classe a l'autre entre deux dates. L'étude de
ces probabilités permet alors d'évaluer la force et les tendances de mobilité des régions au sein
de la distribution des PIB par téte : si les probabilités de passage d’une classe a 1’autre sont
¢levées alors la mobilité est élevée, si les probabilités de rester dans la méme classe sont
¢levées alors la mobilité est faible, si les probabilités de passage d’une classe a une classe
immédiatement supérieure sont plus élevées que celles de sauter plusieurs classes, alors la
mobilité est plutot progressive... Par extension, elle permet d'observer si le niveau de PIB par
téte des économies a tendance a s'homogénéiser ou si, au contraire, des regroupements
distincts s'operent. Cette méthode a été appliquée sur divers types d'échantillons : les pays du
monde (Quah, 1993a, 1993b), les régions japonaises (Kawagoe, 1999) ou finlandaises
(Kangasharju, 1999).
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A Convergence globale

Distribution initiale

Clubs de convergence

Figure 1.8 : Convergence et évolution de la distribution
Source : Adaptation de Fuss (1999), p. 236

122.3 La convergence comme persistance des écarts de PIB par téte

Le dernier concept de convergence que nous présentons s’appuie sur 1’étude des
propriétés temporelles des échantillons et se distingue du concept de B-convergence appliqué
aux ¢études en coupe transversale. En particulier, le concept de convergence défini par Bernard
(1991) et Bernard et Durlauf (1995, 1996) repose sur la propriété de stationnarité des séries
temporelles. Pour cette raison, on parle dans ce cas de convergence stochastique. On dit qu’il
y a convergence stochastique si les prévisions a long terme des écarts de PIB par habitant
entre deux ou plusieurs économies tendent vers zéro. Comme le notent Bernard et Durlauf
(1996), cette définition n’est pas respectée si les chocs spécifiques, que subit chacune des
économies, exercent des effets permanents sur leur trajectoire de long terme.

Pour tester cette hypothése de stationnarité des écarts de PIB par téte avec une

moyenne nulle, deux cas doivent étre distingués. Dans le cas bivarié, le test de cette hypothese
de convergence revient a tester la présence d’une racine unitaire dans la série des écarts de
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PIB par habitant. De nombreuses procédures de test de la racine unitaire sont présentées dans
la littérature et les plus fréquemment utilisées sont la procédure de test de Dickey et Fuller
(1981) ou de Phillips et Perron (1988). On peut noter toutefois que, dans ce contexte,
I’hypothése nulle testée est celle de non-stationnarité et par conséquent de non-convergence.
Dans le cas multivarié, plus intéressant, on teste si les PIB par habitant des N économies de
I’échantillon présentent une tendance commune en utilisant, par exemple, la méthodologie de
Johansen et Juselius (1990). Le test de convergence revient donc, dans ce contexte, a tester la
présence de N — 1 relations de cointégration entre les PIB par téte en logarithmes.

Les résultats empiriques obtenus dans les études en coupe transversale (-
convergence) et ceux obtenus en série temporelle (convergence stochastique) semblent étre
contradictoires. En effet, les tests effectués en coupe transversale attestent généralement la
présence de la convergence tandis que les tests effectués en séries temporelles ne parviennent
pas, généralement, a rejeter I’hypothése de non-convergence. Cette apparente contradiction
peut s’expliquer par la différence des concepts de convergence testés : convergence-rattrapage
(B-convergence) ou convergence-stationnarité (convergence stochastique). Comme le notent
Bernard et Durlauf (1996), les hypotheses implicites sous-jacentes a ces deux approches sont
contradictoires. Dans la premiere, on suppose que les économies ont déja atteint leurs
trajectoires de long terme et que tout choc sur l'une des économies n'aura aucun effet
persistant. En revanche, dans la seconde, les économies sont encore en phase de transition
vers leurs états réguliers. Le choix entre ces deux méthodes repose donc sur les hypothéses
adoptées sur la position des économies par rapport a leurs trajectoires de long terme. En outre,
le fait qu’on ne puisse pas rejeter ’hypothese de non-convergence stochastique peut aussi étre
di a la faible puissance des tests de racine unitaire habituels et a la présence de chocs
exogeénes majeurs tels que les 2 guerres mondiales, la grande crise de 1929, les 2 chocs
pétroliers, etc. En effet, dans ce cas, Perron (1989) indique que les tests de racine unitaire sont
biaisés en faveur de I’hypothése nulle de la racine unitaire, ce qui s’interpreéte, dans notre
contexte, comme un biais en faveur de I’hypothese de non-convergence.

Conclusion de section

Le concept de convergence a ét¢ compris et étudié¢ de multiples fagons : convergence-
rattrapage, O-convergence ou convergence stochastique. Pour tous ces tests, l'analyse
empirique porte sur des régions ou des pays observés soit en coupe transversale, soit en série
temporelle, soit en données de panel. Ces analyses nécessitent donc le recours a des données
localisées. Cependant, il apparait que la dimension spatiale des données est négligée dans ces
approches car on y suppose implicitement que chacune des économies est une entité
géographiquement indépendante des autres. On ignore ainsi la possibilité d’interactions
spatiales. Les théories relevant de l'économie géographique et de la synthése géographie-
croissance offrent pourtant un fondement théorique pour l'intégration explicite de 1'espace
dans 1'analyse des processus de croissance et de convergence.
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SECTION 13 :
ECONOMIE GEOGRAPHIQUE DES DISPARITES
REGIONALES

Alors que les interactions économiques s’opérent a 1’échelle internationale, que les
politiques d’intégration économique touchent de plus en plus de nations, que les politiques de
développement a 1’échelle européenne ou a I’intérieur de beaucoup de pays cherchent a
réduire les inégalités régionales, I’analyse économique considére encore trop souvent que les
économies sont a-territorialisées, oubliant la dimension géographique des échanges, définie
comme les schémas de répartition des activités économiques sur un territoire. Les théories de
I’économie géographique montrent que cette dimension n’est ni négligeable, ni neutre. En
effet, les interactions économiques sont liées, d’une part, a toutes les formes d’accessibilité
aux marchés et d’autre part, aux différents avantages de la proximité procurés par la
concentration des activités économiques. Les choix de localisation, fondés sur ces principes,
débouchent sur une répartition plus ou moins inégalitaire des activités économiques, des
richesses et de la croissance entre les territoires.

Dans ces conditions, la dimension géographique des phénomeénes économiques, si elle
est observée, révele une répartition particuliere des données dans 1’espace étudié. Les travaux
empiriques sur la convergence doivent alors se préoccuper des conséquences économétriques
impliquées par cette répartition (paragraphe 131). Les mécanismes économiques conduisant a
ces schémas géographiques particuliers doivent également étre analysés. Nous présentons tout
d’abord les principes fondamentaux de 1’économie géographique (paragraphe 132). Nous
insistons ensuite sur la facon dont les effets de I’intégration régionale sur les disparités
spatiales peuvent étre étudiés dans le cadre du modéle de base de 1’économie géographique
propos¢ par Krugman (1991a, 1991b) et de ses raffinements (paragraphe 133). Nous
soulignons enfin comment les modeles de la « synthése géographie-croissance » permettent
d’étudier les liens entre les processus de croissance et les mécanismes de répartition des
activités économiques entre les régions (paragraphe 134).

131 Concentrations spatiales et tests de convergence

L’inégale répartition géographique de I’activité économique et de la croissance est une
des caractéristiques les plus marquantes des économies contemporaines : les facteurs de
production (incluant le capital humain et le capital physique) ont en effet tendance a se
regrouper en certains points particuliers de 1’espace, ce qui conduit a une concentration
géographique des activités économiques. Ce « fait stylisé», pour reprendre les termes
d’Easterly et Levine (2001), se retrouve a tous les niveaux de 1’échelle spatiale : au niveau
mondial, national ou régional.

-64-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

Au niveau mondial, I’agglomération des activités correspond au dualisme Nord-Sud.
Les pays a hauts revenus sont regroupés dans un petit nombre de zones tempérées dans
I’hémisphere nord alors que le revenu décroit constamment avec la distance a ces zones. Il
apparait ainsi que les 20 pays les plus riches produisent 50% du PIB mondial avec seulement
15% de la population mondiale et que 54% du PIB mondial est produit par les pays occupant
seulement 10% de la superficie totale (Easterly et Levine, 2001 ; Henderson et al., 2001). Ce
phénomene de concentration géographique se retrouve également au niveau des taux de
croissance, comme I’illustre la croissance rapide des pays de 1’Asie de I’Est et la stagnation
des pays de I’ Afrique sub-saharienne durant les derniéres décennies.

A D’échelle infra-nationale, d’autres types d’agglomérations apparaissent sous la forme
de fortes disparités régionales dans un méme pays. Ainsi, aux Etats-Unis, les activités
économiques sont essentiellement regroupées en deux grands arcs, I’un longeant la cote
Ouest, et 1’autre longeant la cote Est et les Grands Lacs. En 1990, 41,2% de I’emploi
manufacturé se trouvaient dans 100 comtés occupant seulement 1,5% de 1’aire totale (Hanson,
1998a). En Europe, la « banane bleue », qui comprend les régions se trouvant sur ’axe
Londres-Francfort-Milan, concentre population et activités productives. Plus de la moitié de
la population de I’Union Européenne est actuellement regroupée sur seulement 4% de son
territoire, 1a ou sont produits plus des deux tiers de la richesse (Commission Européenne,
1996, p. 24).

Cette concentration géographique dans les pays va de pair avec une urbanisation
croissante, mettant alors en évidence une troisiéme forme de disparité spatiale : celle opposant
les espaces urbains aux espaces ruraux. En Europe par exemple, la proportion de la population
vivant dans les villes a connu, au cours du 20°me siecle, une croissance explosive : 38% de la
population vivait dans les villes en 1900 contre 75 % aujourd’hui (Bairoch, 1985). Ces
agglomérations urbaines jouent par ailleurs un rdéle fondamental dans le dynamisme
économique. Ainsi, en 1997, I’lle-de-France comptait 18,8% de la population francaise et
représentait 2,2% du territoire national mais produisait 29% du PIB national (IAURIF, 2001).
Au Japon, les préfectures urbaines de Tokyo, de Kanagawa, de Aichi, d’Osaka et de Hyogo
sont regroupées sur 5,2% du territoire japonais mais elles comptabilisent 33% de la
population totale et produisent 40% du PIB (Fujita et Thisse, 2002a).

Alors que ces faits stylisés sont bien connus, leurs implications sur les propriétés des
séries en coupe transversale sont peu considérées, méme si les phénoménes de concentration
géographique sont susceptibles de remettre en cause les régressions de convergence absolue
ou conditionnelle habituellement utilisées. En effet, ces régressions relient uniquement la
croissance d’une économie a sa propre histoire, et non au systéme interrégional ou inter-pays
auquel elle appartient (Martin et Sunley, 1998 ; Martin, 1999). Cette approche a deux
conséquences.

D’une part, 1’observation d’une concentration géographique de richesse ou de
croissance dans certaines zones pourrait laisser penser a un processus de convergence en
clubs, dans lequel les clubs sont définis sur une base géographique : les économies voisines

-65-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

convergeraient alors vers un niveau de produit par téte propre a leur groupe. Au contraire,
lorsque les observations sont regroupées, cela revient a supposer que le processus de
convergence est identique pour tous les pays ou toutes les régions.

D’autre part, cette approche ne permet pas de prendre en compte la fagon dont les
différentes économies sont reliées les unes aux autres. Pourtant, si les économies a croissance
rapide sont regroupées dans I’espace, de méme que les économies a croissance lente, alors le
taux de croissance d’une économie peut dépendre d’une fagon importante de la croissance des
économies voisines.

L’importance de I’impact de la localisation sur la croissance, dans les études
internationales, a parfois ét¢ prise en compte en incluant, dans les équations de convergence
conditionnelle, des variables muettes nationales ou continentales. Ainsi, Barro (1991) montre
que les deux variables muettes représentant les pays d’Afrique subsaharienne et les pays
d’Amérique Latine ont un effet significatif et négatif. D’autres études se sont penchées sur la
possibilit¢ de clubs de convergence construits sur la base de critéres géographiques en
distinguant, parmi les pays n’appartenant pas a I’OCDE, les pays du continent asiatique, du
continent africain et du continent américain (Grier et Tullock, 1989).

Ces tentatives mises a part, I’interdépendance spatiale des économies reste le plus
souvent ignorée et les approches traditionnelles traitent les observations comme si elles
¢taient indépendantes. Sur le plan économétrique, I’interdépendance des économies est
pourtant susceptible d’avoir des effets importants sur la fiabilit¢ des régressions de
convergence, lorsque ces derni¢res sont estimées en supposant que les erreurs ne sont pas
corrélées, ni dans le temps, ni dans I’espace. Ce probléme est relevé par De Long et Summers
(1991, p. 487) qui notent en annexe de leur article que les trajectoires de croissance dans les
pays voisins sont le plus souvent trés proches :

«Many comparative cross-country regressions have assumed that there is no
dependence across residuals, and that each country provides as informative and
independent an observation as any other. Yet it is difficult to believe that Belgian and
Dutch economic growth would ever significantly diverge, or that substantial
productivity gaps would occur within Scandinavia. »

En conséquence, si des variables sont omises dans les équations de convergence, et
que ces variables prennent des valeurs similaires dans les pays voisins, alors les résidus de la
régression seront vraisemblablement corrélés. L’inférence statistique, effectuée sur la base
d’une estimation par les MCO n’est donc pas fiable (Temple, 1999a). Ce fait est repris et
souligné par Mankiw (1995, p. 304-305) :

« For the reported standard errors to be correct, the residual for Canada must be
uncorrelated with the residual for United States. If country residuals are in fact
correlated, as is plausible, then the data most likely contain less information then the
reported standard errors indicate. That is, statistical inference is overstated. »

-66-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

Pour vérifier s’il existe effectivement une forme de corrélation spatiale entre les
résidus des régressions de convergence, De Long et Summers (1991) forment, pour chaque

paire de pays i et j, le produit u;u; / o’ des résidus estimés de leur régression, normalisé par

I’estimation de la variance résiduelle. Ils régressent ensuite cette quantité sur la distance
0, (en miles) entre les capitales des pays i et J, en utilisant deux formes fonctionnelles

(équations [1.48] et [1.49]) :

E(uu;) 1
— =g+

+& 1.48

o’ 1+ A3 [1.48]

M‘a+ex (=Ad; ) +¢ [1.49]
o’ = p i .

Dans chaque cas, le coefficient de détermination ajusté est négatif et la valeur estimée
de A est trés faible. Il apparait que la corrélation estimée entre les résidus varie entre 0,03 pour
les pays dont les capitales sont adjacentes, et 0,05 pour les pays dont les capitales sont
distantes de plus de 10 000 miles (soit environ 16 090 km). Les auteurs construisent
¢galement un diagramme représentant, en ordonnée, les produits croisés des résidus estimés,
normalisés par la variance résiduelle, et, en abscisse, la distance. Ce diagramme ne permet pas
de confirmer I’hypothése selon laquelle les pays voisins ont des résidus similaires.

Les auteurs sont cependant surpris de I’absence apparente d’un degré significatif de
corrélation spatiale dans leur échantillon. Ceci pourrait étre di @ la méthode utilisée qui ne
permet pas de prendre en compte, d’une fagon appropriée, le probléme de la corrélation entre
les erreurs d’une régression. Moreno et Trehan (1997), en utilisant les méthodes de
I’économétrie spatiale, que nous présentons dans le chapitre 2 (p. 95) et que nous utilisons
dans nos propres estimations, parviennent effectivement a montrer que le taux de croissance
d’un pays est fortement relié a celui de ses régions voisines.

A TDissue de cette discussion, il apparait donc surprenant que ces différents effets
géographiques, méme s’ils sont reconnus, ne sont pas davantage étudiés dans la littérature
macroéconomique. Deux arguments, se renforgant mutuellement, justifient pourtant la prise
en compte de la localisation géographique des observations et de leurs interdépendances dans
le contexte des modeles de convergence. D’une part, différentes études théoriques, basées sur
les modeles de 1’économie géographique, expliquent pourquoi les activités économiques
s’agglomérent en un petit nombre de lieux et comment les schémas géographiques
interagissent avec les processus de croissance (Krugman, 1991a ; Kubo, 1995 ; Martin et
Ottaviano, 1999). D’autre part, les techniques statistiques et économétriques appropriées pour
analyser ces effets sont développées dans le cadre de la littérature en économétrie spatiale
(Cliff et Ord, 1981 ; Anselin, 1988a ; Anselin et Bera, 1998).
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Alors que nous détaillons ces techniques dans le deuxiéme chapitre de la thése, nous
nous concentrons ici sur les modeles théoriques permettant de rendre compte de ces différents
faits stylisés.

132 La formation des agglomeérations : fondements et principes

L’¢économie géographique a pour objectif d’expliquer I’inégale répartition des activités
et des hommes dans ’espace, c’est-a-dire la formation d’agglomérations en un petit nombre
de localisations. Le paradigme compétitif, issu du modele d’équilibre général, n’est pas
capable de générer de telles agglomérations sans supposer a priori 1’existence de fortes
hétérogénéités dans 1’espace ayant un pouvoir attractif (paragraphe 132.1). Dans ces
conditions, I’explication de I’existence et de la persistance d’agglomérations doit passer, soit
par I’abandon de I’hypothése de marchés compétitifs et de 1I’hypothése des rendements
décroissants, soit par le recours aux externalités (paragraphe 132.2). La formation des
agglomérations apparait alors comme le résultat d’un équilibre entre des forces
d’agglomération et de dispersion dont le contenu et 1’intensité varient selon 1’échelle spatiale
retenue et I’époque (paragraphe 132.3).

132.1 L’agglomération en présence d’hétérogénéites

Dans le modele d’équilibre général d’Arrow-Debreu (1954), I’économie est formée
par des agents (firmes et ménages) et par des biens. Chaque firme est caractérisée par un plan
de production alors que les consommateurs sont identifiés par une relation de préférence et un
ensemble de ressources. Pour intégrer I’espace dans ce modele d’équilibre général, les auteurs
supposent qu’un bien n’est pas seulement défini par ses caractéristiques physiques, mais
¢galement par son lieu de disponibilité. Deux biens physiquement identiques sont donc
considérés comme différents s’ils sont disponibles en deux lieux distincts. Dans ce cadre
d’analyse, choisir une localisation revient a choisir un bien selon les mémes critéres (Thisse,
1992, 2000).

Pour montrer I’existence et 1’unicité d’un systeme de prix qui équilibre simultanément
tous les marchés, Arrow et Debreu (1954) doivent supposer la convexité des préférences des
consommateurs et des plans de production des firmes. Ces hypothéses, déja restrictives,
deviennent intenables dans le contexte d’une économie spatiale.

En effet, du coté du consommateur, la convexité des préférences signifie qu’un
consommateur préfeére toujours une petite quantité d’un grand nombre de biens. Si 1’on
raisonne sur le choix d’une résidence, cela signifie qu’un consommateur préfeére résider en un
grand nombre de lieux, ce qui n’est pas le comportement habituel. Du c6té du producteur,
I’hypothése de convexité des ensembles de production est encore plus problématique car elle
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implique des rendements non croissants sur la production. Ainsi, il est plus efficace de
produire dans des unités de production de plus en plus petites. A la limite, si la distribution
des ressources naturelles est uniforme dans I’espace, 1’économie est telle que chacun produit
pour sa propre consommation : on se trouve dans un monde a la Robinson Crusoé et une
économie de type backyard capitalism. Méme si le nombre de firmes est donné, cette
hypothese suppose que chaque firme préfére toujours ouvrir des établissements dans un grand
nombre de lieux.

En conséquence, on ne peut expliquer la concentration en un méme lieu de plusieurs
unités de production et I’hypotheése de rendements d’échelle non croissants n’est compatible
qu’avec un paysage recouvert en chaque point d’une économie autarcique. Les rendements
d’échelle croissants deviennent alors essentiels pour expliquer la distribution géographique
des activités dans 1’espace. Ce résultat est appelé Folk Theorem de I’économie géographique
(Scotchmer et Thisse, 1992).

L’hypothése de convexité a une autre conséquence : celle de supposer que tous les
biens et les agents sont divisibles. Cette hypothése étant irréaliste, il est naturel de vouloir
introduire I’indivisibilité des activités économiques. Cependant, la prise en compte simultanée
d’indivisibilité et de colit de transport n’est pas compatible avec un équilibre concurrentiel. Ce
point a été démontré par Starrett (1978). Supposons un espace homogene avec un nombre fini
de localisations. L’espace est homogene lorsque I’ensemble de production est le méme dans
toutes les localisations, les préférences des consommateurs sont les mémes dans toutes les
localisations et les ressources naturelles sont réparties également dans 1’espace. Alors, sans
faire d’hypotheses sur la convexité des préférences et des technologies, Starrett (1978) énonce
le théoréme d’impossibilité spatiale suivant : si I’espace est homogene et le transport coliteux,
alors il n’existe pas d’équilibre compétitif impliquant du transport.

Ce théoreme a deux conséquences. D’une part, si les activités économiques sont
parfaitement divisibles, alors un tel équilibre existe et il est tel que chaque localisation est une
économie autarcique. On retrouve le monde de Robinson Crusoé. D’autre part, si les activités
économiques ne sont pas parfaitement divisibles, alors le transport des biens entre deux
localisations devient inévitable. Dans ce cas, le théoréme implique la non-existence d’un
équilibre concurrentiel (Fujita et Thisse, 2002a, chap. 2).

Finalement, pour expliquer la formation d’agglomérations dans un cadre concurrentiel,
il faut supposer que 1’espace est hétérogene. On peut ainsi introduire une distribution inégale
des ressources naturelles, comme dans la théorie néoclassique du commerce international. On
peut aussi postuler a priori I’existence d’un ou de plusieurs centres d’attraction. C’est la voie
choisie par la Nouvelle Economie Urbaine (Alonso, 1964 ; Muth, 1969 ; Fujita, 1989) : les
choix de résidence des consommateurs au sein des espaces urbains sont expliqués par
I’accessibilité a un ou plusieurs centres d’emplois fixés de manicre exogéne. Cependant, cette
solution ne permet pas d’expliquer pourquoi les activités s’agglomérent en un ou plusieurs
lieux (Baumont et Huriot, 2000). Pour cela, il faut, soit abandonner le cadre de la concurrence
parfaite et des rendements constants, soit introduire des externalités dans la production.
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132.2 Concurrence monopolistique et externalités

Les mécanismes de formation des agglomérations s’appuient sur deux concepts
fondamentaux : la concurrence monopolistique et les externalités.

1) La concurrence monopolistique

La concurrence monopolistique définit une situation de concurrence imparfaite ayant
les caractéristiques suivantes (Matsuyama, 1995) :

- Les produits sont différenciés. Par conséquent, chaque firme est consciente de son pouvoir
de monopole et peut fixer le prix de son bien.

- Le nombre de firmes (et de produits) est si grand que chaque firme ignore les interactions
stratégiques avec les autres firmes. De ce fait, les actions d’une firme particuliére ont un
impact négligeable sur I’économie agrégée.

- L’entrée est libre et se réalise jusqu’a ce que les profits des firmes tendent vers 0.

La structure de concurrence monopolistique, basée sur le modele de Dixit-Stiglitz
(1977), est tres largement utilisée dans les théories de I’agglomération bien que ce modele ne
soit pas explicitement « spatial ». Ce modele permet d’abord d’intégrer la concurrence
imparfaite et les rendements croissants dans une grande souplesse formelle. Ensuite, au
contraire des mode¢les oligopolistiques, les problémes d’interactions stratégiques entre les
firmes, en termes de concurrence en prix, sont évacués puisque chaque produit n’a pas de
concurrent immédiat. Enfin, 'intérét de ce modéle repose sur la structure de préférence des
agents qui ont une fonction d’utilit¢ de type CES (Thisse, 1997). Les agents ont alors une
préférence pour la diversité des produits. Comme nous le verrons dans le paragraphe 133.1
(p. 76), ces différents ¢éléments poussent a 1’agglomération des producteurs et des
consommateurs par un effet «boule de neige»: la présence d’un grand nombre de
producteurs en une localisation entraine une plus grande disponibilité de produits locaux. Ceci
incite les consommateurs, qui ont une préférence pour la variété, a venir se localiser en ce site,
ce qui, en retour, attire d’autres firmes fabriquant des biens différenciés.

2) Les externalités

Depuis Scitvosky (1954), il est courant de classer les effets externes en deux
catégories suivant la maniére dont ils se manifestent: les externalités pécuniaires et les
externalités technologiques.

- Les premicres passent par les mécanismes traditionnels de marché et « renvoient aux
bénéfices des interactions €économiques qui se concrétisent au travers des mécanismes
habituels de marché (i.e. au travers des prix). » (Fujita et Thisse, 1997, p. 43).
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- Les secondes recouvrent les effets d’interactions qui se réalisent en dehors des
mécanismes de marché et qui affectent directement 1’utilit¢ des consommateurs ou la
fonction de production des entreprises, en raison de la présence au méme lieu d’autres
agents ¢économiques. Les externalités informationnelles sont, par exemple, souvent
classées dans cette catégorie.

Il faut noter que cette terminologie est relativement critiquable car les externalités
pécuniaires ne sont pas des externalités au sens d’Arrow (1970) ou de Baumol et Oates (1975)
pour qui I’externalité, positive ou négative, se place nécessairement en dehors du marché
concurrentiel —. D’une maniére générale, les deux formes sont sollicitées dans les théories de
la formation des agglomérations.

Les externalités correspondent souvent a des non-convexités dans la production ou la
consommation. Elles peuvent se réaliser a trois niveaux différents et expliquent I’intérét d’une
forme particuliere de concentration (Duranton, 1997). Suivant la terminologie de Hoover
(1936), les économies d’échelle sont internes a la firme et justifient le développement de
grandes firmes. Les économies de localisation sont externes a la firme mais affectent toutes
les firmes appartenant au méme secteur : elles pourraient ainsi justifier la concentration
géographique de firmes travaillant dans la méme branche et sont souvent évoquées pour
expliquer la spécialisation productive de certains espaces. Enfin, les économies d’urbanisation
sont externes a la branche mais internes au systéme économique : elles apparaissent lors de
I’agglomération d’industries différentes et sont ainsi représentatives des espaces urbains.

Les externalités semblent alors déterminantes dans I’explication des processus de
concentration spatiale des individus et des firmes. Elles peuvent agir en tant que forces
d’attraction, si elles sont positives, ou de forces de répulsion, si elles sont négatives. Elles
restent par ailleurs souvent associées a d’autres forces d’agglomération et de dispersion.

132.3 L’agglomération : un équilibre des forces centripétes et centrifuges

La présence d’avantages comparatifs dans une localisation particuliére, comme la
présence de ressources naturelles ou la proximité a un nceud de transport, sont des « causes de
premiere nature » (Krugman, 1993a). Ces ¢éléments permettent d’expliquer pourquoi une
activité a préféré se localiser en un endroit particulier plutét qu’en un autre lieu. Si plusieurs
agents envisagent la proximité a ces facteurs de premiére nature comme importante, alors une
agglomération se formera en ce lieu. Cependant, les causes de premicre nature restent des
¢léments exogenes et ne permettent pas d’expliquer les forces qui poussent les agents a se
regrouper les uns pres des autres. Par ailleurs, les causes de premiére nature ne peuvent pas
toujours rendre compte de la persistance d’une agglomération. Pour cela, il faut déterminer les

' Guillain (2000) fournit une analyse détaillée de ce point.
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« causes de seconde nature », ¢’est-a-dire les raisons pour lesquelles les agents ont un intérét a
se localiser a proximité les uns des autres. Par exemple, si un agent choisit de manicre
aléatoire sa localisation dans un ensemble de lieux identiques, cette premicére décision, qui
crée une hétérogénéité entre les lieux, est a méme d’enclencher un processus d’agglomération
des autres agents en cet endroit. Il s’agit ainsi d’identifier les forces d’agglomération, ou
forces centripétes (paragraphe 132.31). Cependant, la croissance d’une agglomération n’est
pas infinie et il existe des forces de dispersion (ou forces centrifuges) qui poussent les agents
a s’¢loigner les uns des autres (paragraphe 132.32). La formation des agglomérations est alors
décrite comme un équilibre entre les forces d’agglomération et les forces de dispersion
(paragraphe 132.33).

Nous présentons rapidement les forces d’agglomération et de dispersion les plus
utilisées. Pour un panorama plus complet, on peut consulter Duranton (1997) ou Fujita et
Thisse (1997, 2000a, 2000b).

132.31 Les forces d’agglomération

Du coté des forces d’agglomération, on trouve d’abord les interactions de marché. Ces
derniéres recouvrent deux aspects. D’une part, la structure de concurrence monopolistique
joue en faveur de la concentration spatiale des activités puisque la différenciation des produits
permet d’affaiblir la concurrence en prix et que les consommateurs, ayant une préférence pour
la variété, sont attirés par ces concentrations. D’autre part, I’existence de relations verticales
entre les firmes donne lieu a des mouvements de localisation en cascades. En effet, une
localisation comprenant de nombreuses firmes attire des firmes produisant des biens
intermédiaires. En retour, ceci a pour conséquence d’en faire une localisation attractive pour
les firmes qui utilisent ces biens intermédiaires. Cette interdépendance entre les décisions de
localisation des firmes amont et aval avait déja été mise en avant dans les années 50 par
Myrdal (1957) ou Hirschman (1958).

Les interactions hors marché, ou externalités, jouent également un role important
d’agglomération lorsqu’elles sont positives. Elles se référent surtout aux externalités de
communication et aux externalités de capital humain. Dans le premier cas, les agents ont
intérét a étre géographiquement concentrés pour pouvoir échanger directement des
informations et éviter le phénomene de détérioration de la transmission d’information lorsque
le nombre d’intermédiaires est important (Banerjee, 1993 ; Baumont et al., 1998 ; Thisse et
Van Ypersele, 1999). Dans le second cas, les analyses proposées par Lucas (1988) ou Rauch
(1993) suggerent que le regroupement d’individus a pour conséquence d’augmenter le capital
humain d’une ville, ce qui permet d’augmenter la productivité du travail et la qualité¢ du
capital humain.

Enfin, les grandes villes, de par la diversité des firmes et des travailleurs, permettent
d’améliorer I’appariement sur les marchés de I’emploi et des produits (Thisse et Van
Ypersele, 1999 ; Montfort et Ottaviano, 2000 ; Combes et Duranton, 2001). En effet, les
entreprises trouvent plus facilement une main d’ceuvre qualifiée qui correspond a leurs

-72-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

besoins si le marché du travail est diversifié. De méme, les travailleurs ont plus de chances de
trouver un emploi qui correspond a leur qualification lorsque les firmes sont diversifiées
(Thisse et Zénou, 1995). Les ménages profitent également de cette diversité dans la mesure ou
ils ont a leur disposition une plus grande variété de biens, de services et de loisirs. On peut
encore étendre ces avantages a 1’appariement sur les marchés de biens ou de services a la
production : plus les firmes avales sont nombreuses et plus les fournisseurs sont incités a se
développer. De méme, plus les fournisseurs sont nombreux et plus les firmes avales ont une
garantie d’étre servies. Les espaces urbains sont alors sur ces nombreux points considérés
comme des « assurances tous risques » dans les choix de localisation (Baumont et Huriot,
1995).

132.32 Les forces de dispersion

Du c6té des forces de dispersion, on peut déja citer le role des facteurs immobiles. En
effet, lorsque les individus sont immobiles, le facteur travail est dispersé et ceci encourage
une localisation dispersée des firmes pour des raisons d’offre : les firmes utilisant le facteur
travail doivent se localiser preés de la main d’ceuvre, et pour des raisons de demande : il faut
livrer a ces individus immobiles les biens produits. Dans le modéle de formation des
agglomérations de Krugman (1991a), le secteur agricole est immobile et c’est cet élément qui
joue comme une force de rappel et qui limite I’extension de 1’agglomération. D’une fagon
générale, on peut montrer que tout obstacle a la mobilit¢ géographique des travailleurs
constitue un frein a la concentration géographique des firmes (Puga, 1999 ; Monfort et
Nicolini, 2000). Cette force de rappel peut encore €tre constituée par la présence de biens
intransportables, comme les infrastructures publiques (Walz, 1996) ou les logements
(Helpman, 1996).

Au niveau urbain, on invoque souvent la hausse des colits fonciers, résultant de
I’attrait que les grandes villes exercent sur les agents économiques, consommateurs ou
producteurs. L’agglomération est ainsi freinée par un accroissement de la concurrence pour
I’occupation de sol qui, toutes choses €gales par ailleurs, engendre une hausse des prix du sol.
A partir d’un certain niveau, ces cotlits ont un effet répulsif et découragent I’installation de
nouveaux agents tout en favorisant 1’étalement urbain et le développement de la
périurbanisation. Les externalités négatives sont ¢également souvent évoquées :
I’agglomération des activités et des hommes ayant pour effet d’augmenter les problémes de
congestion des voies de communication, les problémes de pollution ou de criminalité
(Glaeser, 1994 ; Brakman et al., 1996 ; Tabuchi et Thisse, 2002).

[d

transport ¢levés, signes d’une forme de tyrannie de la distance, pour reprendre I’expression de

Le role des cofits de transport—— mérite une attention particuliere. Des colts de

Duranton (1997), constituent une force importante de dispersion. Ainsi, selon Bairoch (1985),
le transport des biens agricoles vers les aires urbaines a limité le développement des villes

1 Loz : : A s . ’ A Jo) ’
® ou plus généralement aujourd’hui I’ensemble des cotts de réalisation des échanges pouvant étre désignés sous
le terme de cofits d’interaction.
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dans les pays industrialisés et ce jusqu’a la révolution industrielle. On peut également
considérer que le transport des biens industriels freine le développement de 1’agglomération.
De méme, la réalisation d’une relation de service nécessite souvent la rencontre entre le
prestataire et le client. S’il existe une demande immobile a D’extérieur des villes, les
entreprises, ou les sociétés, ont tendance a se rapprocher de cette demande pour pouvoir la
servir a un colt plus bas. Enfin, les cofits de transport intra-urbain des personnes pour
travailler ou effectuer des achats représentent le fondement des modeles d’économie urbaine
et constituent aujourd’hui un frein a ’'urbanisation.

Le role des colits d’interaction a évolué¢ dans le temps et, si on assiste aujourd’hui a
une diminution des seuls colits monétaires de transport, les colits de transaction et les colts
temporels restent importants. Les cotts de transport des marchandises ou de déplacement des
personnes restent fortement conditionnés par 1’accessibilité et donc par 1’¢état de
développement des réseaux de transport et leur facilit¢ d’acceés. En revanche, les cofts de
transaction sont plutdt dépendants de la proximité géographique et I’agglomération constitue
un moyen de les diminuer (Cappellin, 1988).

Dans les modeles d’économie géographique, la distribution des activités économiques
est largement gouvernée par 1’arbitrage entre les cotts de transport et les rendements d’échelle
croissants (Thisse et Van Ypersele, 1999). La tendance a la diminution des cofits de transport
des marchandises n’a pas conduit a une dispersion des activités. En effet, si les colts de
transport deviennent négligeables, alors les firmes ne sont pas obligées de se rapprocher de la
demande immobile ou des ressources naturelles. Cependant, cette baisse a également pour
effet d’intensifier la concurrence en réduisant le pouvoir de monopole des entreprises fondé
sur I’¢loignement géographique : la distance n’est plus une protection contre la concurrence.
Pourtant, si les entreprises choisissent de différencier leurs produits, elles ne craignent plus la
concurrence en prix et préferent s’agglomérer pour profiter des avantages liés a cette
concentration (bassins de consommation plus importants, proximité aux autres firmes... ) qui
réduisent les cofits de transaction. Ainsi, contrairement aux résultats attendus intuitivement, la
baisse des cotits de transport permet a d’autres forces d’agglomération de s’exprimer.

132.33 Les équilibres géographiques

Cette présentation rapide montre que les forces d’agglomération ou de dispersion
engagent de multiples facteurs dans des combinaisons qui peuvent étre complexes. Il faut
ainsi souligner que c’est la valeur de ces facteurs, support de ces forces, qui détermine le sens
des forces. Par exemple, des cotits de transport ¢levés agissent comme force de dispersion. En
revanche, s’ils sont faibles, ils favorisent 1’agglomération. Il faut, par ailleurs, retenir que ces
facteurs interagissent au sein d’arbitrages : arbitrage entre colits de transport et cotits fonciers,
arbitrage entre concurrence en prix et taille de marché ... Une fois définis les facteurs support
des forces d’agglomération et de dispersion, la formation des agglomérations apparait alors
comme le résultat d’un équilibre entre ces différentes forces. Pour limiter les problémes
mathématiques liés a la résolution des mod¢les et a I’interprétation de leurs résultats, il n’est
généralement pas possible d’intégrer toutes ces forces simultanément. Les modéles

74-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

d’économie géographique sont alors amenés a combiner au moins ['une des forces
d’agglomération et I'une des forces de dispersion (Krugman, 1999). Par exemple, le modele
de base défini par Krugman (1991a, 1991b) considére comme facteurs déterminants : la
valeur des cofits de transport des biens industriels, la part de la dépense industrielle des
ménages et le degré de concurrence monopolistique.

Les équilibres géographiques qui émergent de ces modélisations sont généralement de
deux types : il s’agit soit d’équilibres d’équi-répartition ou les activités économiques sont
réparties également entre les différentes régions, soit d’équilibres centre-périphérie ou les
activités économiques sont concentrées dans une seule région. Les équilibres géographiques
obtenus sont trés dépendants des valeurs des parameétres choisis comme support des forces de
dispersion et de concentration. On montre qu’une variation de ces valeurs conduit a des
changements discontinus dans la configuration géographique d’équilibre. En d’autres termes,
il existe des points de bifurcation a partir desquels on passe d’un type d’équilibre
géographique a un autre. On montre en particulier que 1’équilibre de dispersion est souvent de
nature instable et se « transforme » en équilibre d’agglomération (Papageorgiou et Smith,
1983). Par ailleurs, ce sont des petites différences initiales qui déterminent quelle localisation
va héberger une agglomération plutét qu’une autre. Cependant, dés qu’une localisation est
devenue un centre d’activité, un phénoméne de « verrouillage » opere le plus souvent. Méme
si I’attractivité d’un site diminue, suite a une modification des circonstances exogenes, les
agents €conomiques restent localisés au méme endroit pour continuer de bénéficier des
avantages de D’agglomération. En conséquence, I’histoire joue un rdle (Arthur, 1989 ;
Krugman, 1991c¢).

Ces différents développements ont mis en lumicre le réle jou¢ par les coiits de
transport dans la formation et la persistance des agglomérations. Dans le contexte actuel
d’intégration économique au sein de I’Union Européenne, il est intéressant de savoir quelles
vont €tre les conséquences, en termes de localisation des activités économiques, de la baisse
des colts de transport et d’interaction. Plus généralement, les différents impacts de
I’intégration européenne sur les disparités régionales peuvent étre étudiés dans le cadre des
modeles d’équilibre interrégionaux initiés par Krugman (1991a, 1991b).

133 Schéma centre-périphérie et intégration économique

Les mode¢les d’économie géographique, issus du modéle d’équilibre interrégional de
Krugman (1991a, 1991b), offrent un cadre analytique propice a la description d’une économie
régionale en situation d’intégration. En effet, dans ces modéles, plusieurs éléments permettant
de décrire les effets de I’intégration économique sur les interactions entre les économies sont
pris en compte. Ces ¢éléments sont les colts de transport des marchandises, ou plus
généralement les colits liés aux échanges de marchandises, la taille du marché, la structure
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productive, le degré de mobilité des travailleurs, du capital ou des innovations ou encore la
structure de la demande... Ces modéles peuvent en particulier étre utilisés pour étudier
I’impact de I’intégration économique sur le développement économique régional (Ottaviano
et Puga, 1997, 1998 ; Baumont, 1998a, 1998b ; Walz, 1998 ; Puga, 2001) ou pour comparer le
fonctionnement du systéme économique «régional » aux Etats-Unis et en Europe (Puga,
1999). Bien siir, ces modeles ne sont pas les seuls capables de décrire des systemes
économiques intégrés. Ils le font dans le cadre d’hypothéses qui est le leur en s’intéressant
aux ¢équilibres de répartition des activités économiques entre les régions.

Ainsi, les modeles d’économie géographique ont pour objectif de montrer comment
deux régions peuvent se différencier, de manic¢re endogéne, entre un centre industrialisé et une
périphérie désindustrialisée. Dans le modéle de Krugman (1991a, 1991b), les mécanismes
permettant d’aboutir a ce résultat sont liés a la présence d’externalités pécuniaires et de
causalités circulaires et cumulatives trouvant leur source dans D’interconnexion entre
production et consommation finale (paragraphe 133.1). Le schéma centre-périphérie, qui
émerge notamment a la suite d’une baisse des colits de transport, reste par ailleurs un résultat
fort des modeles d’économie géographique développés a la suite du modele de base de
Krugman, méme lorsque les forces d’agglomération sont atténuées ou modifiées (paragraphe
133.2).

133.1 L’équilibre centre-périphérie

Le modele de Krugman (1991a, 1991b) est constitu¢ de deux régions, de deux
secteurs : le secteur des biens industriels et celui du bien agricole, et de deux types de
travailleurs.

Du c6té de I’offre, deux types de biens sont produits.

D’une part, le secteur agricole produit un bien homogeéne au moyen d’une technologie
a rendements constants. Ce secteur n’emploie qu’un seul type de travailleurs, la main d’ceuvre
agricole, supposée immobile. Les biens agricoles s’échangent sans cofits de transport.

D’autre part, le secteur industriel produit des biens différenciés au moyen d’une
technologie a rendements croissants et dans une situation de concurrence monopolistique. Ce
secteur emploie I’ensemble des ouvriers de 1’économie et ces derniers sont parfaitement
mobiles. Les biens industriels s’exportent d’une région vers 1’autre avec colt de transport qui
prend une forme dite de 1’iceberg, introduite par Samuelson (1954). On suppose dans ce cas
qu’une partie du produit « fond » au cours du transport. En conséquence, chaque fois qu’un
bien est exporté d’une région a une autre, une partie seulement de ce bien arrive a destination.

Du co6té de la demande, on suppose que tous les ménages ont la méme fonction

d’utilité. Elle est de type Cobb-Douglas entre le bien agricole et les biens industriels. La
préférence entre ces derniers est modélisée par une fonction de type CES a la Dixit et Stiglitz
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(1977) et permet d’incorporer une préférence pour la variété : 1'utilit¢ du consommateur
augmente avec le nombre de biens industriels.

Dans ce modele, 'immobilité des travailleurs agricoles est la principale force de
dispersion car ils consomment les deux types de biens. Certaines entreprises ont donc intérét a
rester proche de ces travailleurs afin de satisfaire leur demande sans supporter de colts de
transport sur les biens industriels. La concurrence en prix constitue également une force de
dispersion. En effet, elle est plus importante lorsque plusieurs entreprises sont concentrées
dans le méme lieu. Cependant, si la différenciation des produits est suffisamment importante,
alors la concurrence en prix et la force de dispersion associée a cet effet sont affaiblies.

Les forces d’agglomération sont plus difficiles a mettre en évidence car elles sont le
résultat d’un jeu complexe de mécanismes ¢économiques impliquant différents
¢léments (Fujita et Thisse, 1997) :

- L’effet d’entrainement amont ou backward linkage : puisque les rendements sont
croissants, les producteurs sont incités a se localiser prés des consommateurs pour
exploiter ces rendements et satisfaire une large demande. En outre, les consommateurs,
ayant une préférence pour la variété, sont également incités a se localiser pres des
producteurs afin d’avoir acces a un plus grand nombre de biens sans supporter les cotits de
transport de ces biens. Ces deux effets donnent lieu a des externalités pécuniaires et a un
effet « taille de marché ».

- L’effet d’entrainement aval ou forward linkage : les ménages et les entreprises sont
également liés par le marché du travail. Lorsque de nombreux ouvriers sont localisés dans
une région, le nombre de produits régionaux est plus grand et les prix d’équilibre sont plus
bas, du fait de la plus grande concurrence entre les firmes agglomérées. Ceci entraine en
effet de revenu réel pour les consommateurs, qui sont alors attirés dans cette région. Il se
produit donc un effet « d’indice des prix ».

Ces deux effets sont a I’origine d’une causalité circulaire et cumulative reliant les
processus d’agglomération des producteurs et des travailleurs, comme 1’illustre la figure 1.9.

L’intensité relative des forces d’agglomération et de dispersion conduit a I’émergence
de différents types de configurations spatiales d’équilibre caractérisées par 1’agglomération ou
la dispersion des activités économiques. L’équilibre interrégional de I’économie est obtenu
par la détermination des quantités et des prix d’équilibre sur les marchés des biens régionaux,
de la répartition de la main d’ceuvre ouvricre et des firmes entre les deux régions et des
salaires d’équilibre sur le marché du travail. Les interactions décrites précédemment sont
modélisées a I’aide de différents facteurs dont I’importance et I’ampleur sont traduites par des
paramétres tels que le degré de préférence pour la variété, le colt de transport iceberg, la part
de la main d’ceuvre industrielle ou encore la part de la dépense en bien industriel.
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Figure 1.9 : Causalité circulaire dans la formation d’une agglomération

d’entreprises et de travailleurs
Source : Fujita et Thisse (1997), p. 59

Compte tenu de la complexité de ces interactions et du nombre €élevé de parametres
considérés, 1’équilibre interrégional de I’économie ne peut pas étre dérivé analytiquement.
Krugman est donc amené a procéder par simulations en fixant la valeur de certains
parametres. Il montre que les différents mécanismes décrits précédemment sont susceptibles
d’aboutir a long terme sur une configuration de type centre-périphérie. En particulier, cette
derniere est favorisée lorsque les biens industriels sont suffisamment différenciés afin de
diminuer la concurrence en prix, lorsque la part du secteur industriel est important et/ou
lorsque le cotit de transport des biens industriels est relativement faible.

La stabilité des équilibres géographiques ainsi obtenus est également étudiée et elle
dépend de I’'importance respective des forces centrifuges et des forces centripétes. Le colt de
transport sur les biens industriels joue a cet égard un role particuliérement important.
Supposons, toutes choses égales par ailleurs, que 1’industrie se répartisse de maniere égale
entre les deux pays et que les colits de transport soient trés élevés. Dans ce cas, une
diminution modérée de ces colits ne modifie pas les décisions de localisation des firmes qui
préferent conserver une répartition régionale égalitaire car cela permet de répondre a la
demande finale de maniere locale. Lorsque les cotits de transport tombent en dessous d’une
valeur critique, une relocalisation d’une firme dans I'une des régions augmente les profits des
firmes dans cette région et diminue celle des firmes localisées dans 1’autre région. On observe
alors un mouvement auto-renforcant conduisant a une différenciation endogeéne de deux
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régions a priori identiques en une région centre qui posseéde toute 1’industrie et une région
périphérique désindustrialisée.

Plus généralement, il apparait que le comportement qualitatif de ce modele change
brusquement lorsque les valeurs des parametres clés passent un niveau critique : les équilibres
de localisation et leur stabilit¢ sont ainsi trés sensibles aux conditions initiales (Krugman,
1999) : la région qui posséde un léger avantage en profite. Toute différence, méme petite,
dans les conditions initiales est susceptible de conduire vers des schémas de développement
inégaux qui sont stables. En outre, ce sont ces conditions initiales, géographiques ou
économiques, qui déterminent les localisations ou auront lieu I’agglomération des activités :
« le temps réapparait : la géographie économique a une histoire en ce sens que les conditions
initiales sont essentielles pour la sélection d’un équilibre » (Fujita et Thisse, 1997, p. 76).

L’une des critiques portées a ce modele de base concerne son incapacité a produire des
résultats sous forme analytique. Cependant, Ottaviano et al. (2002) confirment les résultats
précédents en utilisant une spécification alternative pour la demande qui permet 1’obtention de
résultats analytiques. Ils trouvent ainsi une configuration centre-périphérie dans des
conditions similaires a celles identifiées par Krugman (1991a, 1991b). Il apparait alors que les
principales tendances vers 1’agglomération sont valides pour une classe de mode¢les plus large
et ne dépendent plus d’une spécification pour les préférences.

133.2 D’un modéle d’agglomération a I’autre

Le mod¢le de Krugman (1991a, 1991b) a donné lieu a de nombreuses extensions dans
lesquelles le schéma centre-périphérie apparait étre une caractéristique principale en présence
d’intégration régionale.

1) Développement des infrastructures de transport et échanges

Martin et Rogers (1995) introduisent le role des infrastructures qui permettent de faire
diminuer les cofts de transport. Ceux-ci sont considérés sous deux angles puisqu’il s’agit a la
fois des colits de transport intra- et interrégionaux. Dans ces conditions, la localisation des
entreprises dépend, en partie, des dotations en infrastructure des régions. Il apparait ainsi
qu’au cours de I’intégration économique, les firmes du secteur a rendements croissants se
localisent dans la région la mieux dotée en infrastructures pour pouvoir profiter d’une
demande relative plus élevée pour les biens domestiques dont le prix est plus faible.

En procédant par simulation, les auteurs montrent alors que le développement
d’infrastructures dans toutes les régions d’une fagon symétrique a pour effet de renforcer les
écarts de développement et le processus d’agglomération. En effet, 1’amélioration des
infrastructures interrégionales, en augmentant le commerce interrégional, permet aux
entreprises de la région initialement favorisée (celle dont les dotations en capital sont les plus
¢levées ou celle dont la taille est la plus importante) de rester localisées dans cette région en
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servant a moindre coft la région plus défavorisée. Dans une perspective d’aménagement du
territoire, la possibilité d’une convergence, en termes de structures industrielles, de la région
périphérique avec la région centrale doit donc plutdt passer par le développement
d’infrastructures permettant de faciliter le commerce intra-régional. Dans ce cas, en effet, la
demande domestique pour les biens produits dans la région périphérique est accrue, incitant
les firmes a se relocaliser dans cette région.

Dans ces conditions, la politique de la CEE, visant a accélérer le développement des
régions périphériques en financant les infrastructures serait non seulement inefficace, mais
elle aurait en plus les effets contraires a ceux escomptés en favorisant encore plus les forces
d’agglomération dans les régions initialement les plus riches. Ainsi, d’aprés Faini (1983), la
réduction des coftits de transport entre le nord et le sud de I’Italie dans les années 50 a privé les
firmes du Mezzogiorno d’une protection contre la concurrence, accélérant ainsi la
désindustrialisation de cette région.

2) Développement des infrastructures publiques et productivité des firmes

Charlot (1999) s’intéresse au rdle des infrastructures publiques en exploitant les effets
de complémentarité entre le secteur public et le secteur privé. Plus précisément, au lieu
d’influencer les conditions d’échanges intra- et interrégional, 1’auteur considére que le
développement des infrastructures publiques est bénéfique a la productivité des firmes.
Celles-ci sont financées par un impot national et reparties par les instances publiques entre les
différentes régions de facon exogene. Elles participent de deux maniéres différentes a
I’amélioration de la productivité des firmes : soit en diminuant le cotit variable des entreprises
locales (exprimé en termes de quantité de travail nécessaire a la production), soit en réduisant
le colt fixe en favorisant I’environnement général de production. Les hypothéses sur les
secteurs agricole et industriel sont, pour le reste, identiques a celles du modéle de Krugman
(1991a).

Au contraire du modele de Martin et Rogers (1995), dans lequel une politique de
développement des infrastructures peut avoir des effets ambigus, 1’accroissement des
investissements publics dans une région augmente toujours, dans ce modele, 1’attractivité de
cette région. Les principaux résultats obtenus montrent que les investissements publics jouant
sur le colt variable de production ont un impact plus important sur les équilibres de
localisation que les investissements publics affectant le colt fixe de production. Par ailleurs,
les simulations réalisées indiquent que lorsque les colits de transport sont élevés ou la
préférence pour la variété est faible, les investissements publics ont la possibilité¢ de réduire
les déséquilibres entre les régions. En revanche, lorsque les colts de transport diminuent,
I’intervention publique, via le financement d’infrastructures, ne peut plus jouer son role de
rééquilibrage en contrecarrant les processus cumulatifs conduisant a 1’agglomération des
activités. Les seuls équilibres géographiques stables obtenus dans ce cas sont les équilibres
centre-périphérie.
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On retrouve ici le caractére dominant de 1’équilibre centre-périphérie. L’amélioration
de la productivité des firmes constitue une force d’agglomération supplémentaire alors que le
frein potentiel li€¢ a la politique fiscale n’est pas trés important dans ce modéle.

3) Mobilité des firmes et relations intersectorielles

La causalit¢ cumulative dans le modele de Krugman (1991a) repose sur 1’hypothése
que, lorsqu’une région attire des firmes, elle est également capable d’attirer des travailleurs
par des salaires plus ¢levés et un plus grand choix de produits. Cependant, en Europe, les
migrations interrégionales apparaissent étre relativement faibles en comparaison de celles
observées aux Etats-Unis (Bentivogli et Pagano, 1999). Dans ces conditions, le mécanisme
précédemment décrit ne tient plus. D’autres modéeles d’économie géographique introduisent
alors les liaisons amont-aval entre industries comme nouvelle force d’agglomération
(Krugman et Venables, 1995, 1996 ; Venables, 1996).

Dans le modéle de Krugman et Venables (1995) par exemple, le secteur industriel
produit a la fois le bien final, utilisé pour la consommation finale, et des biens intermédiaires,
utilisés comme inputs dans la production d’autres biens industriels. Au contraire du modele de
Krugman (1991a), les auteurs supposent que la main d’ceuvre industrielle est immobile entre
les deux régions, mais qu’elle est mobile entre les secteurs. Par conséquent, le processus de
causalité¢ cumulative a lieu car les entreprises ayant besoin de biens intermédiaires diversifiés
se localisent prés d’autres entreprises, pour minimiser les cotits de production du bien final
(forward linkage), ce qui a pour conséquence d’augmenter la demande de biens
intermédiaires et en retour, d’attirer encore d’autres firmes dans cette région (backward
linkage). Suivant la valeur des cofts de transport, trois résultats émergent. Pour des cofits de
transport importants, les firmes sont réparties entre les deux pays. Lorsque les colts de
transport tombent en dessous d’une valeur critique, un schéma de type centre-périphérie se
forme spontanément. Cependant, une baisse encore plus accentuée de ces colits a pour
conséquence de favoriser la relocalisation d’un certain nombre de firmes dans la région
périphérique et conduit a un processus de convergence des structures industrielles régionales.
L’intégration économique a ainsi pour effet de mettre en évidence une courbe en U pour le
développement. Cette conclusion se retrouve dans le modele de Venables (1996) avec un
continuum de secteurs en concurrence imparfaite.

En Europe, une agglomération des activités a rendements croissants a bien eu lieu
selon un schéma de type centre-périphérie durant les premicres étapes de l'intégration
économique (Briilhart et Torstensson, 1996): les industries caractérisées par de fortes
¢conomies d’échelles étaient trés concentrées au début de I’intégration européenne mais sont
aujourd’hui mieux réparties sur le territoire. Ceci confirme la relation en U entre intégration et
polarisation.
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4) Mobilité géographique et mobilité intersectorielle des travailleurs

Nombre d’industries régionales ne sont pas concentrées dans un pays particulier, ce
qui laisserait supposer que les migrations interrégionales et internationales suivent des
logiques différentes. L’intégration régionale européenne ne peut donc s’examiner de la méme
facon que I’intégration économique au sein d’un systéme homogene tel que le systeme des
¢tats des Etats-Unis. Pour rendre compte de ces spécificités, plusieurs auteurs ont cherché a
modéliser plus finement la mobilité de la main d’ceuvre.

Ainsi, Monfort et Nicolini (2000) construisent un mode¢le a deux pays et quatre régions
dans lequel chaque pays est constitué¢ de deux régions. Le travail entre les régions d’un méme
pays est mobile alors qu’il est immobile entre régions de pays différents. Les colits de
transport sont également plus ou moins élevés selon que les échanges s’effectuent entre
régions d’un méme pays et régions de pays différents. Comme dans le modele de Krugman
(1991a), il n’y a pas de mobilité intersectorielle du travail. Les résultats de cette analyse
suggeérent que 1’agglomération des économies nationales est intensifiée par le processus
d’intégration internationale. Par conséquent, [’intégration économique dans 1’Union
Européenne est susceptible d’augmenter les disparités régionales a I’intérieur des pays
européens.

Une autre analyse, proposée par Puga (1999) consiste a intégrer dans un cadre unifié le
modele de Krugman (1991a) et celui de Krugman et Venables (1995) : il considére un modéle
dans lequel il existe a la fois des migrations interrégionales de la main d’ceuvre et des
relations intersectorielles entre les firmes qui poussent a I’agglomération. L’auteur montre
alors que, dans ce cadre unifié, les migrations interrégionales ont pour conséquence
d’accélérer le processus d’agglomération. En revanche, si les travailleurs sont immobiles, les
écarts de salaires persistent et agissent comme une force de dispersion en augmentant les
cotits de production pour les firmes produisant dans la localisation ou les salaires sont les plus
¢levés. Ceci modere I’agglomération et il apparait des équilibres dans lesquels toutes les
régions possedent une industrie, méme dans des proportions différentes. Ainsi, I’absence de
migrations interrégionales retarde le processus d’agglomération pendant le processus
d’intégration régionale et I’affaiblit lorsqu’il a lieu. L auteur montre également que 1’absence
de mobilité interrégionale rend la relation entre colts de transport et agglomération non-
monotone. Pour des cofits de transport élevés, les firmes sont réparties également dans les
deux régions pour servir la demande finale. Pour des colits de transport intermédiaires, les
disparités régionales augmentent puisque 1’'une des régions attire plus d’industrie que 1’autre
mais sans que cela aboutisse a une situation dans laquelle toute I’industrie est concentrée dans
I’une des régions. Enfin, pour des colits de transport faibles, I’agglomération diminue a
nouveau pendant que la part de I’industrie dans la région avec des salaires plus faibles
augmente graduellement jusqu’a un équilibre symétrique stable. Ce modele suggere ainsi
qu’en présence de freins a la mobilité interrégionale du travail, I’intégration économique peut
conduire a un équilibre des structures productives entre les régions, méme si, durant les
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périodes intermédiaires du processus d’intégration, il peut exister d’importantes disparités
interrégionales des salaires réels.

Ces résultats sont a relier aux réglementations visant a assouplir les conditions de la
mobilité géographique du travail, notamment par 1’harmonisation des niveaux de
qualification. En outre, la relation de développement en U trouvée entre agglomération et
intégration peut étre interprétée de la facon suivante (Puga, 1999, 2001) : en raison d’une
faible mobilité du travail, I’intégration européenne, a terme, peut conduire en elle-méme a une
convergence régionale en termes de salaires réels et de structure de production. Pourtant, le
rattrapage des régions riches par les régions pauvres doit, dans ce cas, passer par une
intégration suffisante et par des salaires flexibles aux changements d’emplois industriels.
Concernant ce dernier point, Puga (1999) suggere que si les différences de salaires reflétent
les conditions locales entre les pays et non les conditions locales entre les régions,
I’intégration européenne pourrait avoir pour effet d’accentuer encore 1’agglomération des

activités et I’augmentation des disparités de revenu entre les régions d’un méme pays —

Ces différents éléments suggerent ainsi que 1’intégration économique, sous la forme de
la diminution des colts d’interaction (colts de transport, colts de transaction...) a pour
conséquence de favoriser I’agglomération des activités et ainsi de renforcer les disparités
régionales en termes de revenus. Ce constat, défavorable pour les politiques visant a renforcer
I’intégration régionale, a été en partie imputé au fait que les forces de concentration sont
surtout prises en compte et qu’en contrepartie des forces de dispersion sont négligées.

5) Des forces de dispersion a prendre en compte

Les mode¢les d’économie géographique présentés jusqu’a présent font abstraction d’un
certain nombre de forces de dispersion susceptibles de remettre en cause, ou d’atténuer,
I’émergence d’un schéma centre-périphérie. Nous présentons ici rapidement trois extensions
du mod¢le de Krugman (1991a, 1991b).

Calmette et Le Pottier (1995) introduisent un colt de transport, de type iceberg,
supporté par le consommateur, sur le bien homogene produit dans une région et consommeé
dans 1’autre. Dans ce cas, 1’équilibre géographique d’agglomération se produit moins
facilement que dans le cas ou ces colts sont supposés nuls.

Helpman (1996) introduit la consommation de logement dans le but de prendre en
compte le besoin d’espace nécessaire au bien-étre des agents. Ce bien est intransportable et
agit comme un bien dont le colt de transport est infiniment grand. Dé¢s lors, c’est 1’équilibre
d’équi-répartition qui apparait le plus souvent comme un schéma d’équilibre.

On peut enfin introduire dans DI’analyse le fait que les agglomérations doivent
supporter des colits de fonctionnement, comme les colits fonciers, les colits de congestion, les
colts de pollution ou les colits d’insécurité. Ces colts, qui augmentent avec le nombre de

" D’autres modéles, développés en particulier par Puga et Venables (1997, 1998, 1999) tendent pourtant a
montrer que la mise en place d’accords multilatéraux est le meilleur moyen d’aboutir a une convergence des
structures industrielles régionales (Ghio, 1999a).
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firmes ou d’individus présents, réduisent alors 1’attractivité des agglomérations et peuvent
conduire a la relocalisation des entreprises vers les régions pauvres. Le modéle de Brakman et
al. (1996) prend en compte ces phénomeénes de congestion en supposant que les coits de
production dans le secteur a rendements croissants ne sont pas constants mais qu’ils sont une
fonction croissante du nombre de firmes localisées dans la région. La prise en compte de ces
nouveaux mécanismes apporte un ¢lément de complexité supplémentaire. En fixant une
congestion affectant a la fois le colt variable et le colt fixe de production, les résultats
obtenus par simulation montrent que I’équilibre d’équi-répartition est le seul équilibre stable
pour des colits de transport trés €levés ou tres faibles alors que pour des colits de transport
intermédiaires, les équilibres sont multiples.

Ce tour d’horizon de quelques modéles d’économie géographique nous a permis de
présenter les mécanismes fondamentaux de formation des agglomérations qui sont considérés
dans le cadre du mode¢le de Krugman (1991a, 1991b). Il apparait ainsi qu’il existe des forces
de dispersion « pures » liées a la présence de facteurs de production ou de biens immobiles ou
a des phénoménes de congestion. Par ailleurs, il existe des configurations de facteurs qui
agissent, soit comme forces de dispersion, soit comme forces d’agglomération, suivant les
valeurs et les combinaisons de ces différents éléments. Ainsi en est-il de la combinaison entre
les trois paramétres clés du modéle de Krugman (1991a, 1991b) : la préférence pour la
variété, la part de la dépense en biens industriels et le colit de transport des biens industriels.
Des effets de seuils, liés aux valeurs de ces paramétres, existent pour lesquels I’arbitrage entre
les coftits d’accessibilité aux marchés régionaux et les avantages de la proximité conduit, soit a
I’expression de forces nettes d’agglomération, soit a I’expression de forces nettes de
dispersion. On montre néanmoins, compte tenu des valeurs des parametres caractérisant les
systémes ¢économiques contemporains (faible colits de transport, forte part de la dépense en
biens industriels et forte préférence pour la variété), que les effets « de taille de marché » et
« d’indice de prix » jouent en faveur de I’agglomération tandis que les cotits d’accessibilité ne
sont pas suffisamment forts.

Tous ces travaux supposent néanmoins que le « stock » de firmes et/ou d’agents est
donné. Il est alors intéressant de considérer les implications que peuvent avoir, sur la
répartition des activités entre les régions, un phénomeéne de croissance. Ceci est réalisé a
I’aide des modéles qui effectuent une « synthése géographie-croissance » (Baumont, 1998a ;
Baumont et Huriot, 1999).

134 La synthése géographie-croissance

L’agglomération spatiale des activités dans les villes et la croissance économique sont
des phénoménes concomitants (Bairoch, 1985 ; Hohenberg et Lees, 1985). Ainsi, durant la
seconde phase de la révolution industrielle en Europe, le taux de croissance a fortement
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augmenté en méme temps que le taux d’urbanisation s’est fortement accru et que des centres
industriels se formaient au cceur de I’Europe. En outre, la ville est souvent le lieu
d’agglomération spatiale des activités porteuses de croissance, comme les services aux
producteurs, le secteur de la R&D, les activités tertiaires supérieures, etc. Il semble alors que
la croissance économique et I’agglomération spatiale des activités sont des processus se
renfor¢ant mutuellement.

Les théories de 1’économie géographique et celles de la croissance endogéne ont
récemment ¢été intégrées afin de mieux comprendre les relations qui lient croissance et
agglomération. Ce courant, dénommé «synthése géographie-croissance» (Baumont et
Huriot, 1999) découle de la prise en compte d’un certain nombre de points communs entre les
processus d’agglomération spatiale des activités économiques et les processus d’accumulation
temporelle des facteurs de croissance (paragraphe 134.1). Dans ces conditions, il est possible
de mettre en lumicre la facon dont la croissance modifie les équilibres spatiaux atteints dans
le cadre d’une économie statique. En particulier, la nature locale ou globale des externalités
de connaissance joue un réle fondamental (paragraphe 134.2). On peut enfin montrer que les
processus d’agglomération et les mécanismes de croissance endogene s’influencent et se
renforcent mutuellement (paragraphe 134.3).

134.1 Les fondements de la synthése

Le rapprochement entre les théories de la croissance endogene et les théories de
I’économie géographique est important pour deux raisons.

D’une part, ce rapprochement permet d’intégrer une dimension temporelle aux
modeles d’économie géographique, qui sont essentiellement des modeéles de statique
comparative. Par exemple, les effets de I’intégration économique sur les schémas de
localisation sont étudiés a partir d’une variation paramétrique des cotits de transport. Comme
le soulignent Baumont et Huriot (1999, p. 144): « Les modeles d’agglomération de type
"centre-périphérie" expliquent seulement comment, en fonction des perturbations initiales, on
est passe d’un équilibre "dispersé" a un équilibre "aggloméré". Les phases intermediaires ne
sont pas décrites et n’ont pas d’intérét en soi. La "dynamique cumulative" n’est qu’une
technique d’ajustement et elle n’a pas de signification historique. Seul I’équilibre peut étre
caracterisé et relié aux valeurs des paramétres clés». Dans les modéles d’économie
géographique étudiés précédemment, le nombre de firmes, c¢’est-a-dire celui de la quantité de
main d’ceuvre disponible, est fixé. Introduire une dynamique de croissance permet au
contraire d’étudier les modalités de localisation ou de délocalisation des activités lorsque le
nombre de firme augmente

D’autre part, les théories de la croissance endogéne sont le plus souvent basées sur
I’existence d’externalités positives sur la production et sur la connaissance. Dans ces mod¢les,
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on suppose que ces externalités sont parfaitement mobiles entre les industries, entre les
secteurs et entre les différentes économies. En conséquence, ces externalités sont dénuées de
toute dimension géographique. Dans le cas des externalités de connaissance, cela implique
que, quelles que soient les localisations des firmes innovantes, ces dernieres bénéficient d’un
stock de connaissances d’une maniére symétrique. En conséquence, il n’existe pas de
bénéfices a étre localisé prés d’une source d’externalités. Les externalités sont alors qualifiées
de globales, c’est-a-dire que les agents en bénéficient quelles que soient leurs localisations.
Pourtant, Lucas (1988) reléve que les effets externes a 1’origine de la croissance endogeéne
sont principalement spatialisés, les externalités ayant un caractére local et non global : plus un
agent est a proximité de la source des externalités, plus il en bénéficie. Lucas (1988) reconnait
alors dans la ville le niveau spatial auquel se produisent les différentes interactions, source de
croissance endogéne. Par ailleurs, une littérature empirique importante suggere que les
externalités informationnelles ont une diffusion limitée dans [’espace, les entreprises
fortement consommatrices d’informations ayant intérét a se localiser a proximité les unes des
autres afin d’obtenir des informations (Guillain, 2000 ; Guillain et Huriot, 2001). Ces études
tendent a renforcer 1’idée que les externalités sont locales et non globales.

Dans ces conditions, le rapprochement des théories de 1’économie géographique et des
théories de la croissance endogeéne permet, en modélisant simultanément la création de
nouvelles firmes et leurs processus de localisation, d’évaluer les interactions entre localisation
des industries, taux de croissance de long terme et intégration économique.

D’un point de vue technique, la réunion entre ces domaines apparait réalisable car les
deux littératures partagent souvent des hypothéses communes, comme la présence d’effets
externes et le recours a la concurrence monopolistique, qui sont formalisées dans les mod¢les
d’économie géographique de la croissance (Martin et Ottaviano, 1999 ; Baldwin et Forslid,
2000). II est donc important d’étudier comment les résultats précédemment obtenus sur les
schémas de localisation des firmes sont influencés par I’introduction d’une dynamique de
croissance. Pour cela, le caractére local ou global des externalités de connaissance joue un
role prépondérant.

134.2 Effets de débordement et équilibres spatiaux

L’intégration d’une dynamique de croissance dans les modeles d’économie
géographique passe par I’introduction d’un secteur de R&D, qui produit des innovations sous
la forme de nouvelles variétés de biens intermédiaires, dans Englmann et Walz (1995) et Walz
(1996), et sous la forme « d’idées » pour de nouvelles variétés de biens différenciés dans
Martin et Ottaviano (1999). Compte tenu de la structure de concurrence monopolistique
adoptée par les auteurs, la création de nouvelles variétés de biens se traduit en fait par la
création de nouvelles firmes.

Ce secteur de la R&D bénéficie d’externalités de connaissance. Dans Englmann et
Walz (1995) et Walz (1996), le secteur de R&D bénéficie d’externalités de type « Marshall-
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Arrow-Romer » (ou MAR): la connaissance produite par ce secteur accroit sa propre
productivité, de telle sorte que la création de nouvelles variétés de biens intermédiaires est une
fonction du nombre total de variétés déja existantes. Dans Martin et Ottaviano (1999),
I’activité de R&D de chaque firme bénéficie d’externalités de type « Jacobs », résultant de la
diversité de I’environnement productif au sein duquel les firmes évoluent—". Dans ce cadre, la
productivité de la R&D est d’autant plus ¢levée que 1’éventail de processus de production de
biens technologiques différenciés est large. Dans tous les cas, différents équilibres
géographiques émergent selon que les effets de débordement ainsi mis en évidence sont
globaux ou locaux.

Dans le modele d’Englmann et Walz (1995), il y a deux régions, deux facteurs de
production (le travail qualifié¢ et non qualifi€) et trois types de biens. Le travail qualifié est
parfaitement mobile entre les deux régions alors que le travail non qualifi¢ est immobile. Il
existe deux types de biens qui sont échangés sans coft entre les régions : le bien traditionnel,
produit avec du travail qualifié et du travail non qualifié, et le bien différenci€, produit avec
du travail qualifi¢, du travail non qualifi¢ et des biens intermédiaires. Ces derniers sont des
biens et services produits localement et non-échangeables entre les régions. Avec le travail
non-qualifié, ils jouent ainsi le réle de force de dispersion. Les forces d’agglomération sont
dues a I’existence de liens verticaux entre les firmes produisant des biens industriels et celles
produisant les biens intermédiaires localisés. Les auteurs utilisent un mécanisme de croissance
endogene a la Romer (1990) et Grossman et Helpman (1991) dans lequel la croissance est le
résultat d’un changement technique endogeéne provenant du développement permanent et
couteux de nouveaux biens intermédiaires. Dans ce contexte, deux cas extrémes, concernant
la portée spatiale des externalités de connaissance, sont considérés.

- D’une part, si les externalités sont strictement locales (elles ne profitent qu’au secteur de
R&D de la région elle-méme), alors le schéma centre-périphérie émerge. La région ayant un
avantage initial dans le nombre de producteurs de biens ou de services intermédiaires devient
le seul centre industriel. Par ailleurs, cette région est la seule a connaitre un taux de croissance
positif a I’état régulier. Au contraire, la région périphérique se spécialise dans la production
du bien traditionnel. Dans ce cas, le caractére local des externalités devient donc une force
supplémentaire d’agglomération.

- D’autre part, si les externalités sont globales, elles ont une portée interrégionale et se
diffusent indépendamment de la distance. Le nombre total de variétés dans les deux régions
abaisse alors le colit de production d’une nouvelle variété quel que soit le lieu de production.
Dans ce cas, il y a une plus grande variété¢ d’équilibres géographiques possibles pour
différentes valeurs des parameétres. On peut alors obtenir des configurations dans lesquelles
I’industrie se répartit également dans les régions qui ont toutes deux un taux de croissance
positif ou des configurations aboutissant a une spécialisation relative ou totale d’une région.

1 sor N c 17z . .
¥ Les externalités de type MAR et de type Jacobs peuvent étre considérées respectivement comme les versions
dynamiques des économies de localisation et d’urbanisation.
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Walz (1996) reprend le cadre précédent mais suppose que les biens intermédiaires sont
échangeables avec colts de transport de type iceberg et ne consideére que le cas d’effets de
débordement interrégionaux. L’immobilit¢ de la main d’ceuvre joue toujours le réle de force
de dispersion alors que la force d’agglomération repose sur les liens verticaux entre biens
industriels et biens intermédiaires. L’auteur montre alors que, si les dotations en facteurs sont
identiques entre les régions, le modele conduit, selon la valeur des paramétres, soit a un
schéma centre-périphérie dans lequel les activités d’innovation sont concentrées dans 1’une
des deux régions, soit a un schéma d’équi-répartition pour lequel 1’innovation se développe a
un taux identique dans chacune des régions. En revanche, si les dotations différent entre les
régions, il existe une trajectoire unique qui aboutit a un équilibre stable de long terme dans
lequel le secteur de R&D est concentré dans une seule des deux régions.

Dans le modele de Martin et Ottaviano (1999), les colits de R&D dépendent du
nombre de producteurs différenciés, et non de la connaissance produite par ce secteur comme
précédemment. Les auteurs consideérent deux régions, le « Nord » et le « Sud ». Ces régions
sont identiques a tous points de vue, excepté dans leurs stocks initiaux de capital humain, le
«Nord » étant mieux doté. Il existe trois secteurs. Le premier fabrique, en situation de
concurrence pure, un bien homogeéne, considéré comme le numéraire. Le second fabrique, en
concurrence monopolistique, un ensemble de biens différenciés qui sont échangés entre le
Nord et le Sud avec un colit de transport de type iceberg. Le troisiéme est le secteur de la
R&D fournissant des idées pour de nouvelles variétés de biens différenciés. Le facteur travail
est suppos€ mobile entre les secteurs mais pas entre les régions.

Les équilibres obtenus varient a nouveau selon que les externalités dans le secteur de
la R&D sont locales ou globales.

- Si les externalités sont globales, alors la création de nouvelles firmes de biens différenciés
diminue les cofits futurs de R&D de maniére identique entre les deux régions. La localisation
des firmes n’est donc pas liée a la recherche de proximité. Les choix de localisation des firmes
dépendent alors de deux forces opposées. D une part, la région a faible capital attire les firmes
car la concurrence y est moins vive. D’autre part, les firmes sont également attirées par la
région la mieux dotée en capital car les revenus régionaux et la demande locale y sont plus
importants. Le sens des relocalisations des firmes, du Nord vers le Sud, ou du Sud vers le
Nord, dépend alors de I’intensité relative de ces deux forces et de la valeur des cotts de
transport. Lorsque ces derniers sont élevés, les firmes préférent desservir les marchés locaux.
En revanche, si les colits de transport passent en dessous d’une valeur critique, on peut
observer un mouvement de relocalisation relative dans la région la moins riche initialement.

- Si les externalités sont locales, alors le besoin de proximité entre les firmes devient une
force d’agglomération car les colits de R&D sont les plus faibles dans la région possédant le
plus grand nombre de firmes différenciées. Dans ce cas, toutes les activités de R&D
s’agglomerent dans le Nord ou les firmes sont plus nombreuses et le taux de croissance plus
¢levé. Les auteurs montrent alors qu’une décroissance des colits de transport conduit les
firmes a s’agglomérer dans la région comprenant les activités de R&D. Cependant, cette
agglomération n’est pas totale.
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Kubo (1995) propose enfin un mode¢le, s’appuyant sur le modele de développement
inégal de Krugman (1981), dans lequel les externalités sont a la fois locales et globales. Dans
ce cas, une source de croissance endogene localisée dans une région est susceptible d’abaisser
les cotits dans 1’'une ou dans les deux régions. Du point de vue formel, ce modéle s’¢loigne
des précédents car la croissance endogene n’est plus le résultat d’'une accumulation des
connaissances dans le secteur de R&D. Au contraire, elle est entretenue par un processus
d’accumulation du capital physique alimenté par les profits. L’accumulation du capital dans
une région peut réduire les colits de production dans cette région (économies d’échelle) et
également dans D’autre région (économies externes régionales). Dans ces conditions,
différentes configurations spatiales d’équilibre apparaissent, selon les intensités relatives des
économies d’échelle internes a une région et les économies externes régionales. Dans le
premier cas, les effets internes a la région dominent les économies externes régionales et les
configurations de type centre-périphérie de Krugman (1991a) apparaissent. Dans le second
cas, si les effets externes I’emportent dans les deux régions, il y a croissance dans les deux
régions dont la taille industrielle est stable. Le dernier cas correspond a des effets externes
dominant dans une région et des effets internes dominant dans 1’autre région. Le
développement prend alors une forme intermédiaire et dépend de la taille initiale de la région.

La présentation rapide de ces modeles a fait apparaitre des configurations
géographiques d’équilibre différentes selon que les externalités de connaissance sont locales
ou globales. Par rapport aux mode¢les sans dynamique de croissance, on observe par ailleurs
une plus grande variété dans les schémas d’équilibre. En particulier, des schémas centre-
périphérie « impurs » (Baumont et Huriot, 1999) peuvent émerger, dans lesquels la totalité¢ du
secteur de R&D, mais seulement une partie du secteur des biens différenciés, se localisent
dans une région. Ces modeles ont permis d’étudier comment la croissance du nombre des
firmes produisant des biens différenciés influence les schémas d’équilibre spatiaux. Il
convient maintenant de se demander quels sont, en retour, les effets des configurations
géographiques sur le taux de croissance.

134.3 Croissance et agglomération

Peu de modeles se sont encore penchés sur la double causalité¢ existant entre
agglomération spatiale et croissance économique (Martin et Ottaviano, 1999, 2001 ; Baldwin
et Forslid, 2000 ; Baldwin et al., 2001 ; Fujita et Thisse, 2002b). Ces modeles cherchent a
comprendre comment la croissance endogéne engendre certaines configurations spatiales qui,
en retour, agissent sur le taux de croissance. Cette approche permet alors d’aboutir a plusieurs
résultats nouveaux sur les effets de I’intégration économique. Nous détaillons ici les deux
modeles proposés par Martin et Ottaviano (1999, 2000).
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Dans le modele de Martin et Ottaviano (1999), nous avons vu que plusieurs
configurations spatiales différentes émergent selon le caractére global ou local des
externalités. En retour, ces configurations ont des effets différenciés sur le taux de croissance.
Ainsi, en présence d’externalités globales, les auteurs montrent que la configuration spatiale
n’a pas d’influence sur le taux de croissance des régions, puisque les externalités de
connaissance produites dans une région profite a toutes les firmes quelle que soit leur
localisation. En revanche, en présence d’externalités locales, il apparait que la concentration
spatiale des activités bénéficie a la croissance. Les cofits de transport jouent, 1a encore, un role
important. Lorsqu’ils sont peu élevés, les firmes sont incitées a se localiser au Nord, I’effet
externe sur les cotlits de R&D y devient donc plus important (compte tenu du caractére local
des externalités) ainsi que le taux de croissance de cette région. La chute des colits de R&D a
cependant pour conséquence de stimuler la création de nouvelles firmes dont une partie ira se
délocaliser au Sud car la concurrence en prix y est moins importante. Par conséquent, si dans
un premier temps, la baisse des colits de transport a pour conséquence d’augmenter les
disparités spatiales entre les régions tout en ayant un effet positif sur la croissance, la
relocalisation de nouvelles firmes au Sud permet, dans un deuxi¢me temps, la diffusion de la
croissance a I’ensemble de I’économie. Ce deuxieme effet, absent des modeles statiques,
permet alors d’expliquer les relocalisations au Sud suite a une intégration commerciale. Le
schéma centre-périphérie et les tendances a I’extréme concentration doivent donc étre
nuances.

Le second modéle de Martin et Ottaviano (2001) permet de montrer que la croissance
et ’agglomération sont des processus se renforcant mutuellement. Les auteurs se concentrent
exclusivement sur les externalités globales dans le but d’éliminer 1’effet d’agglomération li¢ a
la présence d’externalités localisées. Deux résultats importants sont a noter.

D’une part, ils montrent que la croissance économique est une cause suffisante
d’agglomération. En effet, les travailleurs sont immobiles, a la fois entre les régions et entre
les secteurs. Dans ces conditions, il ne peut pas se produire de causalité circulaire et
cumulative dans les modeles d’économie géographique sans croissance. Cependant, les
auteurs montrent que, si une dynamique de croissance est introduite, il se produit un processus
cumulatif aboutissant a I’agglomération.

D’autre part, ’effet de 1’agglomération sur la croissance provient de I’introduction
d’une nouvelle liaison verticale : les auteurs supposent que le secteur de R&D consomme des
biens différenciés comme biens intermédiaires. Par conséquent, ce secteur est affecté par deux
types d’externalités : des externalités de connaissance comme précédemment et des
externalités pécuniaires liés a la consommation de biens intermédiaires. Dans ce cas, le colt
de l’innovation est plus bas dans la région ou sont localisées les firmes du secteur
intermédiaire car le bien intermédiaire est moins cher. En conséquence, la concentration
favorise le secteur de R&D et donc la croissance de 1’économie. Grace a cette nouvelle
hypothese, les auteurs peuvent donc montrer que I’agglomération des activités compte pour la
croissance, méme en 1’absence d’externalités locales, seules les interactions de marché entre
le secteur de la R&D et le secteur des biens différenciés sont nécessaires.

-90-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

Dans ces conditions, si I’on démarre d’une situation initiale ou les deux régions sont
identiques, les auteurs montrent que lorsque I’économie commence a croitre, le seul équilibre
est un équilibre spatial dans lequel I'une des régions capte tout le secteur de R&D et la
majeure partie de la production. On retrouve donc un schéma centre-périphérie « impur ».

Les mod¢les d’économie géographique intégrant un processus de croissance amenent a
s’interroger de fagon plus nuancée sur 1’évolution des disparités entre les régions. Ces
nuances sont de trois natures. La premiére tient a la structure économique des régions qui est
plus complexe puisqu’un secteur productif porteur de croissance est maintenant considéré :
les économies régionales en croissance sont celles qui innovent en fabriquant une plus grande
variété de biens. La deuxieéme tient a I’émergence d’équilibres géographiques intermédiaires
entre le schéma centre-périphérie et le schéma d’équi-répartition. Dans ces schémas
intermédiaires, les activités industrielles peuvent étre réparties entre les économies régionales
tandis que les capacités d’innovation, portées par exemple par le secteur de R&D, restent
concentrées dans une des régions. Les conditions d’émergence de tels équilibres centre-
périphérie « impurs » restent néanmoins largement subordonnées a I’existence d’effets de
débordement géographiques interrégionaux sur les externalités de connaissance. La troisiéme
nuance concerne la réciprocité des liens entre schémas géographiques et schémas de
croissance puisque 1’on peut établir que, si la croissance économique influence la répartition
des activités économiques entre les territoires, en retour, cette méme répartition n’est pas
neutre sur les perspectives de croissance des économies régionales.

Conclusion de section

L’inégale répartition géographique des activités économiques, de la population, de la
croissance ¢économique sont des phénomeénes observés qui relévent largement du domaine des
faits stylisés. Pourtant, ces phénoménes sont rarement pris en compte dans la modélisation et
dans I’estimation des régressions de convergence.

Pour I’économétrie, cet «oubli» de I’espace dans I’analyse de la convergence
occasionne deux problémes. D’une part, si les valeurs observées ne sont pas réparties au
hasard dans ’espace, alors les erreurs sont susceptibles d’étre spatialement autocorrélées.
D’autre part, s’il existe un phénoméne de polarisation spatiale des activités, alors les
paramétres des coefficients de régressions peuvent ne pas étre constants dans 1’espace,
aboutissant alors a un raisonnement en termes de clubs de convergence.

Pour I’économie, ces différents phénoménes peuvent étre reliés aux théories de
I’économie géographique qui analysent les mécanismes de formation des agglomérations,
c’est-a-dire la répartition inégale dans 1’espace des activités économiques et des individus. Le
modele de base d’équilibre interrégional que nous considérons est celui proposé par Krugman
(1991a, 1991b) et il s’appuie sur une structure productive a rendements croissants, en
concurrence monopolistique et intégrant des externalités. Les firmes industrielles fondent leur
choix de localisation sur un arbitrage entre les besoins de proximité, qui sont facilités par
I’agglomération, et la recherche d’accessibilité pour réaliser les échanges, qui est conditionnée
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par les cofits d’interaction. Dans ce cadre, les théories de I’économie géographique permettent
en particulier de rendre compte pourquoi les politiques d’intégration économique, qui tendent
a favoriser les échanges en abaissant les colits de transport et en facilitant la mobilité des
individus et des biens, stimulent I’émergence d’un schéma polarisé de type centre-périphérie.
Les modé¢les d’économie géographique de la croissance se sont développés récemment en
intégrant les mécanismes d’accumulation spatiale et temporelle des activités économiques. La
croissance économique est portée par les innovations et les externalités de connaissance qui
peuvent avoir une diffusion interrégionale. Les mécanismes d’interaction entre croissance et
formation des agglomérations sont formalisés et montrent que les schémas géographiques ne
sont pas neutres sur les potentialités de croissance économique.

Finalement, tous ces ¢éléments plaident en faveur d’une prise en compte explicite de
I’espace dans I’analyse de la convergence des économies.

-02-



Chapitre 1 — Disparités géographiques et convergence : un nouveau débat

Conclusion du chapitre 1

Dans ce chapitre, nous avons dressé un bilan des recherches menées sur le theme de la
convergence des ¢économies. L hypotheése de convergence est d’abord basée sur le modele
néoclassique de Solow. Deux concepts de convergence sont déduits de ce cadre d’analyse,
selon que les états réguliers des économiques sont supposés identiques ou non. Dans le
premier cas, les économies convergent vers un méme état régulier, c’est le concept de [3-
convergence absolue. Dans le second cas, les économies convergent chacune vers leur état
régulier respectif, c’est le concept de [-convergence conditionnelle. L’hypothése de [
convergence conditionnelle a donné lieu a un trés grand nombre de travaux, dont les résultats
sont souvent entachés par de nombreux problémes. L hypothése de clubs de convergence se
rattache, quant a elle, aux mod¢les de croissance endogeéne a équilibres multiples ou au
modele de croissance néoclassique avec hétérogénéité des agents. Enfin, I’hypothése de O-
convergence n’est pas spécifiquement liée a un modele de croissance mais entretient avec le
concept de B-convergence des liens étroits.

D’autres approches suggerent que ni la [B-convergence, ni la O-convergence ne
permettent de « résoudre » le probléme de la convergence. En effet, ces concepts n’utilisent
pas toute I’information associée aux séries de PIB par téte sur différentes années. Ainsi, Quah
(1993a, 1996a, 1996b) propose de caractériser enticrement la dynamique de la répartition des
revenus par téte par I’étude des propriétés des chaines de Markov associées au processus de
convergence. Son approche permet alors de révéler les éventuels clubs de convergence et
d'évaluer le degré de mobilité des pays d’un état de richesse a 1’autre. De leurs cotés, Evans et
Karras (1993, 1996), ou encore Bernard (1991) et Bernard et Durlauf (1995) ont pour objectif
d’exploiter pleinement la dimension temporelle des séries en vérifiant 1'hypothése de
convergence des séries par la caractérisation des écarts de revenu par téte.

Toutes ces approches négligent cependant la dimension spatiale associée aux données
utilisées. Nous avons alors montré que dans ce cas, d’autres problémes économétriques
apparaissent si une éventuelle corrélation des erreurs, due a I’interdépendance spatiale des
économies, n’est pas prise en compte. Cet aspect est rarement étudié dans la littérature alors
méme que les théories de 1’économie géographique permettent d’expliquer pourquoi les
activités et les hommes sont concentrés en un petit nombre de lieux et comment ces schémas
de localisation interagissent avec les schémas de croissance.

Concernant les modeles « statiques » de 1’économie géographique, nous avons montré
que suite a la présence de nombreuses forces d’agglomération, les activités industrielles,
tertiaires et de R&D tendent a se concentrer dans un petit nombre de régions dans les pays
développés. Par ailleurs, la distribution géographique des aires caractérisées par de hautes ou
de faibles densités d’activités économiques est rarement aléatoire, les endroits ou les
agglomérations se localisent étant identifiés par les conditions de premicre ou de seconde
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nature. Ces mod¢les se caractérisent enfin le plus souvent par 1I’émergence d’un schéma
centre-périphérie IEIen présence d’intégration régionale (baisse des cofits de transport).
Concernant la synthése géographie-croissance, plusieurs résultats pour 1’analyse des
processus de croissance ont ¢été obtenus. Tout d’abord, on montre que la concentration
spatiale des activités favorise la croissance. Ensuite, la croissance économique peut en retour
renforcer les processus de polarisation. Enfin, les effets de débordement géographiques ont
plusieurs conséquences sur les schémas de localisation selon leur caractere local ou global.
Dans le premier cas, la polarisation des territoires est renforcée. Dans le second cas, ces effets
peuvent conduire a une certaine répartition plus égalitaire entre les régions. Des résultats
intermédiaires peuvent encore €tre obtenus si la concentration de firmes dans une région
produit a la fois des effets de débordement globaux et locaux (Kubo, 1995) : des schémas
d’équilibre ou de développement inégal apparaissent selon les intensités relatives des effets de

débordement entre une région et ses voisines.

Tous ces résultats théoriques montrent que les schémas géographiques peuvent étre
structurés par les processus de croissance et qu’ils peuvent, en retour, orienter les schémas de
croissance. En appliquant ces résultats a 1’analyse d’un espace régional intégré, on aboutit
alors aux observations suivantes :

1/ Puisque les activités économiques sont distribuées inégalement dans [’espace, des
processus cumulatifs d’agglomération ont lieu et la plupart des activités économiques tendent
a se concentrer dans un petit nombre de localisations.

2/ Puisque la croissance économique est stimulée par la concentration géographique des
activités économiques, des schémas de développement inégal sont observés.

3/ Puisque I’histoire compte, a travers les conditions initiales et la nature cumulative des
processus de croissance et d’agglomération, la distribution géographique observée de régions
riches et de régions pauvres est relativement stable dans le temps.

Tous ces effets doivent étre pris en compte dans I’analyse des processus de
convergence. D’une part, il faut considérer la possibilité de I’existence d’un schéma de type
centre-périphérie et de clubs de convergence qui en découle. L’homogénéité des schémas de
convergence sur 1’ensemble des régions est ici mise en cause et les formes « d’hétérogénéité
spatiale » doivent au contraire étre considérées. D’autre part, il faut intégrer le fait que les
observations géographiques ne sont pas réparties aléatoirement dans 1’espace. Le probléme de
I’indépendance spatiale est ici directement questionné et ameéne a s’interroger sur les
phénomenes « d’autocorrélation spatiale » des productions ou des revenus par téte. Les
méthodes de I’économétrie spatiale permettent de prendre en compte ces deux aspects et nous
les mobilisons dans les études empiriques de la convergence des régions européennes
réalisées dans les trois derniers chapitres de la thése. Nous consacrons le chapitre suivant a la
présentation détaillée de ces méthodes.

" Dans des modéles multi-régionaux, on peut en outre montrer que deux agglomérations sont séparées par une
distance minimale car il y a un effet d’ombre empéchant la formation d’une agglomération distincte dans le
voisinage d’une autre agglomération (Krugman, 1993).
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CHAPITRE 2

Economeétrie spatiale

La majeure partie des travaux présentés dans ce chapitre est issue des textes suivants :

Le Gallo J. (2001a) Econométrie spatiale, 2. Hétérogénéité spatiale, Document de travail du
LATEC, Dijon, n°2001-01 (Janvier 2001).

Le Gallo J. (2002) Econométrie spatiale : l'autocorrélation spatiale dans les modeles de
régression linéaire, Economie et Prévision, a paraitre.



Chapitre 2
Economeétrie spatiale

Dans les travaux empiriques, 1’économiste est confront¢ a I’utilisation de données
localisées, c’est-a-dire au traitement d’observations d’une variable mesurée en des
localisations différentes réparties dans I’espace. Il est souvent admis que ces données spatiales
observées en coupe transversale sont indépendantes alors que cette hypothése est rarement
justifiée et devrait étre systématiquement testée. L’introduction de 1’espace dans les modeles
économétriques n’est ni neutre, ni immédiate, et les techniques de I’économétrie spatiale
visent a prendre en compte la présence de deux effets spatiaux importants : 1’autocorrélation
spatiale qui se réfere a 1’absence d’indépendance entre observations géographiques, et
I’hétérogénéité spatiale qui est liée a la différenciation des variables et des comportements
dans I’espace.

Historiquement, c'est a Cliff et Ord (1973) que 1'on doit, aprés une série d'articles a la
fin des années 60 et au début des années 70, un ouvrage présentant de maniere synthétique
I'état des savoirs en statistique et en économétrie spatiales. La fin des années 70 et les années
80 sont marquées par le raffinement du cadre original d'analyse et plus particuliérement par le
développement de la théorie de l'estimation et des tests (Ord, 1975 ; Paelinck et Klassen,
1979 ; Anselin, 1980). Un ensemble d'ouvrages rendent compte de ces développements,
comme par exemple ceux de Cliff et Ord (1981), Anselin (1988a), Griffith (1988a), Cressie
(1993), Jayet (1993) ou Anselin et Florax (1995a).

Jusqu’au début des années 90, les techniques permettant de spécifier, d’estimer et de
tester la présence de 1’autocorrélation spatiale dans les modeéles économétriques étaient
principalement publiées dans les revues spécialisées et appliquées a des problémes
d’économie régionale, spatiale ou urbaine. Ainsi, Can (1992), Can et Megboluge (1997), Pace
et Gilley (1997) ont abordé le traitement de l'autocorrélation spatiale dans les modéles
hédoniques de prix immobiliers, alors qu’Anselin et al. (1997) et Varga (1998, 2000) ont
étudié les externalités spatiales d’information dues a la recherche universitaire et a la R&D.
Toutefois, les méthodes de 1’économétrie spatiale sont maintenant appliquées a d’autres sujets
tels que l’analyse de la demande (Case, 1991), 1I’économie internationale (Aten, 1997),
I’économie publique (Case et al., 1993 ; Brueckner, 1998), I’économie rurale (Benirschka et
Binkley, 1996), les lois de Kaldor-Verdoorn (Fingleton, 2000, 2001, 2002) ou encore les
phénomenes de croissance et de convergence (Moreno et Trehan, 1997 ; Fingleton, 1999 ;
Rey et Montouri, 1999). Ces méthodes sont, en effet, potentiellement applicables a toutes les
études empiriques nécessitant 1’utilisation de données spatiales.
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Selon Anselin et Bera (1998) et Anselin (2001b), deux raisons principales peuvent étre
attribuées au regain d’attention porté a la prise en compte des effets spatiaux dans les études
empiriques. La premicre est le développement de nouveaux courants théoriques, tels que
I’économie géographique et ses ramifications en ¢conomie industrielle, économie
internationale, théories de la croissance ou économie du travail..., qui ont généralisé la prise
en compte des interactions et des externalités spatiales dans [’analyse des décisions
économiques des agents. La modélisation de I’autocorrélation spatiale permet en effet de
capter I’existence, I’ampleur et I'influence des effets de débordement géographiques. La
deuxiéme raison, d'ordre empirique, est la disponibilité croissante des données spatialisées, le
fort développement actuel des logiciels de Systémes d’Information Géographiques (SIG) et
I’apparition de logiciels, tels que SpaceStat (Anselin, 1999), le module S+SpatialStat pour
SPlus (Mathsoft, 1996) ou la librairie pour Matlab (LeSage, 1999a), proposant 1’estimation
des principaux mod¢les spatiaux.

L’objectif de ce chapitre est de présenter les outils nécessaires a une démarche
économétrique visant a prendre en compte les effets d’autocorrélation et d’hétérogénéité
spatiales. Notre présentation est organisée de la fagon suivante.

Dans la premicre section, nous précisons les particularités des données spatiales ainsi
que les méthodes de traitement de ces données. Ces derniéres sont souvent caractérisées par
deux effets : 1’autocorrélation et 1’hétérogénéité spatiales que nous définissons précisément.
Nous montrons comment ’autocorrélation spatiale peut étre formalisée a partir de la notion
de matrice de poids, puis nous présentons les méthodes d’analyse exploratoire des données
spatiales qui permettent de déterminer la présence et I’ampleur de ces deux effets.

La deuxiéme section est consacrée aux méthodes de traitement de I’autocorrélation
spatiale dans les modeles de régression linéaire. Nous présentons les trois spécifications les
plus utilisées ainsi que leurs principales propriétés, puis nous abordons les méthodes
d'estimation adaptées a ces spécifications. Ces modeles se caractérisent, en effet, par une
corrélation entre les erreurs et les variables explicatives. En conséquence, l'inférence
statistique basée sur les Moindres Carrés Ordinaires (MCO) n'est pas fiable en présence
d'autocorrélation spatiale et d'autres méthodes d'estimation doivent étre utilisées : méthode du
maximum de vraisemblance, des variables instrumentales et des moments généralisés. Nous
exposons ensuite les méthodes d'inférence permettant de tester la présence d'autocorrélation
spatiale dans les mod¢les. En se basant sur les propriétés des différents tests, nous proposons
alors une démarche générale visant a déterminer la forme prise par 1’autocorrélation spatiale
dans les mode¢les de régression.

Dans la troisiéme section, nous étudions le phénomene d’hétérogénéité spatiale. Nous
présentons d’abord les principales spécifications en coupe transversale permettant de capter
les deux facettes de cet effet : instabilité des parameétres et hétéroscédasticité. Ensuite, nous
abordons les liens qui unissent autocorrélation et hétérogénéité spatiales et la facon dont les
différents tests présentés au long de ce chapitre doivent étre amendés pour tenir compte des
deux effets simultanément.
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SECTION 21 :
LES EFFETS SPATIAUX : DEFINITION ET DETECTION

Les données spatiales sont des observations d’une variable mesurée en des
localisations différentes réparties dans I’espace. Par conséquent, les données spatiales sont
« spéciales » : elles combinent une information sur les attributs ainsi qu’une information sur
la localisation de ces attributs, mesurée par exemple par une adresse postale ou des
coordonnées géographiques (latitude et longitude). Les données spatiales possédent souvent
des propriétés particulieres et doivent étre analysées différemment des données a-spatiales. Le
but de cette section est de préciser la nature particuliere de ces données.

Il existe différents types de données spatiales et chacun appelle des traitements
statistiques et économétriques différents. En économie, on est généralement confronté a trois
types d’observations. Il peut s’agir, tout d’abord, de points représentant, par exemple, des
localisations d'unités de production ou de distribution... Ces points sont souvent mesurés par
leur latitude et leur longitude. Ensuite, ces localisations peuvent étre des lignes, connectées
entre elles ou non, comme un réseau routier ou fluvial. Enfin, les données sont parfois
fournies pour des aires géographiques comme des régions ou des pays. Par la suite, nous nous
restreignons au 3™ type d’observations.

Dans tous les cas, le nombre de ces points, de ces lignes ou de ces zones est fini. Cette
caractéristique permet de distinguer les techniques de I’économétrie spatiale de celles de la
géostatistique (Cressie, 1993 ; Griffith et Layne, 1999). L’économétrie spatiale est
principalement utilisée lorsqu’on est en présence d'un ensemble fini (régulier ou non) de
points ou de zones reliés entre eux par des relations de voisinage. La géostatistique concerne
essentiellement les donnees issues d’un processus spatial sous-jacent continu sur ’espace
étudié. L’utilisation de I’une ou 1’autre méthodologie dépend de la disponibilité des données
et du probléme ¢étudié. Les techniques de la géostatistique sont d’un intérét moindre pour
I’étude de données socio-¢conomiques. Une exception notable est I’étude des modeles
hédoniques de prix immobiliers, pour lesquels les deux types de traitement sont appropriés
(Dubin et al., 1999) @ Dans le cadre de cette thése, nous nous limitons a la présentation des
méthodes de 1’économétrie spatiale.

Les données spatiales sont souvent caractérisées par deux effets : I’autocorrélation
spatiale qui se référe a 1’absence d’indépendance entre des observations géographiques, et
I’hétérogénéité spatiale qui est liée a la différenciation des variables et des comportements
dans I’espace (paragraphe 211). Des outils spécifiques sont nécessaires a la modélisation des
interdépendances entre les observations : les matrices de poids et les variables spatiales
décalées (paragraphe 212). Les méthodes d’analyse exploratoire des données spatiales ont

0 Ainsi, Can (1990, 1992) ou encore Pace et Gilley (1997) utilisent les méthodes de 1’économétrie spatiale alors
que Dubin (1992, 1998), Basu et Thibodeau (1998) ou Gillen et al. (2001) font appel a la géostatistique.
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pour but de caractériser les distributions ainsi que la présence et I’ampleur des effets spatiaux
(paragraphe 213).

211 Autocorreélation et hétérogénéité spatiales

Depuis Anselin (1988a), 'habitude a été prise de classer les effets spatiaux en deux
grandes catégories : tout d'abord, la dépendance spatiale qui se réfere a l'absence
d'indépendance entre observations géographiques (paragraphe 211.1), et ensuite
I'hétérogénéité spatiale qui est lice a la différenciation spatiale des comportements
(paragraphe 211.2).

211.1 L’ autocorrélation spatiale

Dés 1914, Student suspecte la présence d'une relation entre différentes observations
géographiques, une idée qui entraine l'abandon de I'hypothése statistique fondamentale
d'observations indépendantes. Ce phénomene, appelé autocorrélation spatiale, est défini par
Anselin et Bera (1998) de la fagon suivante :

« Spatial autocorrelation can be loosely defined as the coincidence of value similarity
with locational similarity. »

En d'autres termes, I'autocorrélation spatiale positive se traduit par une tendance a la
concentration dans l'espace de valeurs faibles ou ¢élevées d'une variable aléatoire. En
revanche, l'autocorrélation spatiale négative signifie que chaque localisation tend a étre
entourée par des localisations voisines pour lesquelles la variable aléatoire prend des valeurs
trés différentes. Enfin, I'absence d'autocorrélation spatiale indique que la répartition spatiale
des valeurs de la variable est aléatoire. Détecter de I'autocorrélation spatiale dans une série
spatiale fournit alors une information supplémentaire par rapport aux statistiques
traditionnelles (telles que la moyenne ou 1’écart-type) sur la fagon dont les différentes valeurs
sont disposées géographiquement (Griffith, 1992b).

La présence d’autocorrélation spatiale pour une variable signifie qu’il y a une relation
fonctionnelle entre ce qui se passe en un point de I'espace et ce qui se passe ailleurs. Tobler
(1979) l'avait déja souligné en suggérant la premiere loi de la géographie suivante :

« Everything is related to everything else, but closer things more so. »
Les concepts de «proximité» et de « distance » sont pris en compte a travers

’utilisation de matrices de poids. L’autocorrélation spatiale est multidirectionnelle et « tout
est reli¢ a tout » ; elle difféere donc de I’autocorrélation temporelle qui est unidirectionnelle.
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Cette interdépendance généralisée a pour conséquence de rendre plus complexes les méthodes
de traitement de I’autocorrélation spatiale. Par exemple, certaines méthodes d’estimation
valables pour les séries temporelles ne sont pas directement transposables au cas spatial (cf.
paragraphe 222, p. 129).

L’autocorrélation spatiale a deux sources principales :

1/ Elle peut provenir du fait que les données sont affectées par des processus qui relient des
lieux différents et qui sont a I'origine d’une organisation particuliére des activités dans
I’espace (Odland, 1988 ; Haining, 1990).

En effet, les processus d’interaction sont source d'autocorrélation spatiale lorsque les

évenements ou les circonstances en un lieu donné affectent les conditions en d'autres lieux si
ces derniers interagissent, d'une mani¢re ou d'une autre, par des mouvements de biens, de
personnes, de capitaux, par des externalités spatiales ou par toutes les formes de
comportements ou un acteur économique réagit aux actions d'autres acteurs. Ainsi, la
diffusion d’un phénoméne (comme la diffusion technologique) a partir d'un ou de plusieurs
lieux d'origine implique que l'intensité de la mesure de ce phénomene dépend de la distance a
l'origine. Aux localisations proches les unes des autres, et donc a des distances comparables
de l'origine, sont donc associées des intensités similaires pour le phénomene étudié.
2/ Elle peut également provenir d'une mauvaise spécification du modele, comme des variables
omises spatialement autocorrélées, d'une forme fonctionnelle incorrecte ou d'erreurs de
mesure. C’est, en particulier, le cas lorsque 1'étendue spatiale du phénoméne étudié ne
coincide pas avec les unités spatiales d’observation. Elle est alors considérée comme un outil
de diagnostic et de détection d’une mauvaise spécification du modele.

211.2 L’hétérogénéité spatiale et ses deux facettes

L’étude des espaces urbains fait souvent apparaitre une segmentation des
marchés immobiliers : les  caractéristiques et les prix des logements différent
substantiellement selon leurs localisations. Cette segmentation, provenant entre autres de
I’inélasticité de la demande des ménages pour certaines caractéristiques des logements ou
encore de diverses barri¢res institutionnelles, conduit a des variations persistantes et
significatives des caractéristiques des logements et de leurs prix dans les différents sous-
marchés. Dans ces conditions, estimer une relation « globale » entre le prix du logement et ses
caractéristiques - relation s’appliquant de la méme facon sur toute I’aire urbaine étudiée - ne
permet pas de capter les différences importantes de prix dans 1’espace.

L’instabilité dans I’espace des relations économiques illustrée par cet exemple est
appelée hétérogénéité spatiale. Ce phénoméne se retrouve a plusicurs échelles : les
comportements et les phénoménes économiques ne sont pas les mémes dans le centre d’une
ville et dans sa périphérie, dans une région urbaine et dans une région rurale, dans le « Nord »
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de I’Europe et dans le « Sud », etc. Plus précisément, deux aspects sont liés a cette notion :
I’instabilité et ’hétéroscédasticité.

Le premier, l'instabilité, provient de l'absence de stabilit¢ dans I'espace des
comportements ou d'autres relations étudi€es : les formes fonctionnelles et les parameétres
varient selon leurs localisations et ne sont donc pas homogenes. Il est donc nécessaire de
mobiliser des modélisations prenant en compte les caractéristiques particulieres de chaque
localisation de I’échantillon.

Le deuxiéme aspect de I'hétérogénéité spatiale est I'hétéroscédasticité. Dans les
modeles économétriques, elle peut venir de variables manquantes ou de toute autre forme de
mauvaise spécification. Par exemple, les unités spatiales elles-mémes ne sont généralement ni
de formes réguliéres, ni homogenes : des régions peuvent avoir des formes et des aires
différentes, des niveaux de développement technologique variables, des populations plus ou
moins importantes, etc.

En conclusion, pour décrire des phénoménes quantitatifs ou qualitatifs ayant une
dimension spatiale, les interactions spatiales sont fréquentes. Ainsi, il est nécessaire de
considérer non seulement les dimensions et les structures des observations mais aussi leurs
positions relatives. Ceci s’effectue a 1’aide des matrices de poids.

212 Les matrices de poids et les variables spatiales décalées

Pour modéliser les interactions spatiales, il est nécessaire d’imposer une structure sur
I’étendue de ces interactions. En effet, on ne peut pas estimer N(N —2)/2 termes

d’interaction avec N observations. En économétrie spatiale, on définit alors un ensemble de
voisins pour chaque région de 1’échantillon, ce qui aboutit aux matrices de poids El D’une
facon générale, les matrices de poids permettent de spécifier de maniére exogene la topologie
du systéme spatial.

Une matrice de poids W est une matrice carrée, ayant autant de lignes et de colonnes
qu'll y a de zones géographiques (on note N le nombre de régions) et ou chaque terme Wj;
représente la fagon dont la région i et la région j sont connectées spatialement. Elles ne
contiennent donc pas d’¢éléments a estimer.

Ces matrices se classent dans deux grandes catégories : les matrices de contiguité
(paragraphe 212.1) et les matrices de poids généralisées (paragraphe 212.2). Les matrices de
poids sont souvent standardisées (paragraphe 212.3) et elles permettent de définir la notion de
variable spatiale décalée utilisée pour la modélisation économétrique (paragraphe 212.4).

! En géostastique, la solution consiste a ordonner les paires de localisations i et j en fonction de la distance qui
les sépare. Ceci est effectué a 1’aide du semi-variogramme (Cressie, 1993).
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212.1 Les matrices de contiguité

Les matrices les plus utilisées sont les matrices de contiguité. La contiguité a 1’ordre 1
entre deux régions se définit par le fait qu'elles ont une frontiére commune. Chaque terme Wij;
est alors défini comme suit :

_ O silesrégions iet jsontcontigués al'ordre 1

Wij = [2.1]

sinon

Par convention, une région n'est pas contigu€ avec elle-méme : w;; =0, [i.

Si l'on désire connaitre le nombre de régions contigués a une région I, il suffit de

calculer la somme des ¢léments de la ligne i de la matrice de contiguité soit L; = Zj w; . Le

nombre total de liens existant dans le systéme régional est alors égala A=(1/ 2)ziLi .

Dans le cas d'une disposition spatiale réguliere, la définition de la contiguité n'est pas
unique. Ainsi, si I'on considére la figure 2.1, trois notions de contiguité sont possibles. Ces
derniéres font référence au jeu d'échecs et au déplacement de la tour, du fou, de la dame. La
tour se déplace horizontalement ou verticalement alors que le fou se déplace sur les
diagonales. La dame peut se déplacer quant a elle dans toutes les directions. Les définitions de
la contiguité se déduisent de ces différents types de déplacement.

c|b]c
blal|b
c|b]c

Figure 2.1 : Les définitions de la contiguité pour une configuration spatiale réguli¢re

Dans le cas de la tour, la région a compte 4 voisines : les régions de type b qui
partagent avec la région a des cotés communs. Dans le cas du fou, la région a compte 4
voisines : les régions de type C qui partagent avec la région a des coins communs. Enfin, dans
le cas de la dame, la région a compte 8 voisines : les régions de type b et de type C qui
partagent un coté ou un coin commun. Ces diverses définitions sont souvent utilisées dans des
exercices de simulation visant a établir les propriétés des différents tests.

Cette notion de contiguité peut étre généralisée : on dit que deux régions I et j sont
contigués a l'ordre Kk si k est le nombre minimal de frontiéres a traverser pour aller de i a j.
Cependant, la matrice de contiguité d’ordre k n’est pas égale a la matrice de contiguité d’ordre
1 élevée a la puissance k. Cette opération produit, en effet, des « routes circulaires » (des
routes qui passent plusieurs fois par une méme région) et des « chemins redondants » (des
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régions qui sont déja contigués a ’ordre k — 1 sont encore comptabilisées a 1’ordre k).
Blommestein (1985), Blommestein et Koper (1992) et Anselin et Smirnov (1996) ont
développé des algorithmes permettant de passer d’une matrice de contiguité a I’ordre 1 a une
matrice de contiguité d’ordre quelconque (cf. annexe 2.1 pour plus de précisions).

Ces matrices de contiguité sont souvent utilisées en raison de leur simplicité mais
apparaissent restrictives pour ce qui est de leur définition de la connexion spatiale entre
régions. En outre, une méme matrice de contiguité peut représenter des arrangements tres
différents d'unités spatiales : c’est le probléme de 1’invariance topologique (Cliff et Ord, 1981,
p. 21). D’autres matrices de poids apparaissent alors utiles.

212.2 Autres matrices de poids

Initialement, le concept simple d'une contiguité binaire a été étendu par Cliff et Ord
(1981) qui utilisent une combinaison d'une certaine mesure de distance et de la longueur
relative de la frontiere commune entre ces deux lieux, pour tenir compte de l'irrégularité des
zonages. Formellement, un élément de la matrice de poids s'écrit :

wy =(d) (B [2.2]

ou djj est la distance entre 1'unité i et l'unité j, [ la proportion de la frontiére partagée par les
régions i et ], a et b sont des paramétres exogeénes déterminés a priori.

D'autres indicateurs peuvent aussi apparaitre pertinents. Dans certains cas, les matrices
de poids ne sont pas nécessairement symétriques < Les diverses possibilités sont les
suivantes :

* Ww; est la proportion de la frontiere que la région i partage avec la région j. Cette matrice
n’est pas symétrique.

* W, =1 sila distance entre les régions i et la région j est inférieure a une valeur-seuil, et 0
sinon. La distance peut étre la distance entre les capitales de régions ou la distance entre
les centres géographiques.

* W, est une fonction décroissante de la distance (souvent égale a 0 si la distance excede

une valeur-seuil). Diverses spécifications sont disponibles, les plus utilisées étant la
fonction exponentielle négative [2.3] ou une fonction de I’inverse de la distance [2.4] :

Wij =g ! [2.3]
w=' sidi<d .41
E) sinon

2 Les propriétés de certaines matrices de poids ont été systématiquement étudiées par Bavaud (1998).
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a et B sont des paramétres déterminés a priori, d est la valeur seuil au-dela de laquelle on
suppose que les régions i et j ne sont pas connectées.
e w; =1 si le centre de la région i est I’'un des plus proches voisins de la région j, sinon

w; =0. Cette matrice de poids n’est pas symétrique.

« w; refléte I"accessibilité de la région i a la région j.

Enfin, certains auteurs ont utilis¢ des matrices de poids dans lesquelles les éléments
ont perdu toute référence a la localisation géographique des données. Par exemple, Aten
(1996, 1997) utilise une matrice de flux commerciaux pour étudier 1’autocorrélation spatiale
dans les prix internationaux. En sociométrie, les poids peuvent refléter 1’appartenance de deux
individus a la méme catégorie sociale. Case et al. (1993) proposent par exemple d’utiliser une
distance économique pour spécifier des poids de la forme suivante : wi; = 1/0X; - XjTou X; et X;
sont des observations sur des caractéristiques socioéconomiques pertinentes, telles que le
revenu par téte ou le pourcentage de la population dans un groupe racial ou ethnique.

L’utilisation de telles matrices de poids peut poser probléme. En effet, les procédures
d’estimation et de tests dans les modéles spatiaux nécessitent des matrices de poids exogenes.
En conséquence, les indicateurs socioéconomiques doivent étre choisis de telle sorte que leur
exogénéité par rapport aux variables explicatives du modele soit assurée, sinon, I’endogénéité
des poids doit étre considérée explicitement dans la spécification du modele.

212.3 Standardisation des matrices de poids

Les matrices de poids sont souvent standardisées et rendues telles que la somme des
lignes est égale a 1. Chaque élément wj; de la matrice est divisé par la somme totale de la

ligne :

WS = — [2.5]

Les poids sont alors compris entre 0 et 1 et cette opération permet la comparabilité¢ des
parametres spatiaux dans différents modeles économétriques (cf. paragraphe 221, p. 120). La
procédure de standardisation donne une interprétation différente aux poids. Par exemple, dans
le cas d’une matrice de distance, la connexion entre deux régions dépend, apres
standardisation, de la distance relative entre elles et non plus de la distance absolue. Par
ailleurs, les matrices standardisées ne sont plus symétriques.
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212.4 Variable spatiale décalée

Soit X une variable aléatoire et W une matrice de poids. On définit la variable spatiale
décalée (spatial lag), pour N régions par le vecteur de dimension (N,1) : WX.

Lorsque W est une matrice standardisée, le i°™ ¢lément de la variable spatiale décalée
contient la moyenne pondérée des observations des régions voisines a la région i. Les
décalages spatiaux d’ordre supérieur sont définis par W2x, Wx, etc.

Cette notion permet la comparaison entre la valeur de y associée a une localisation i et
ses voisines. Ainsi, si Y; et (Wy); sont similaires, il y a autocorrélation spatiale positive entre Y;
et ses voisines alors que si Y; et (Wy); sont dissemblables, il y a autocorrélation spatiale
négative entre Y; et ses voisines. Cette constatation est a la base du diagramme de Moran
servant a évaluer 1’autocorrélation spatiale locale (cf. paragraphe 213.22, p. 114). La variable
spatiale décalée joue en outre un role primordial dans la spécification des modéeles

économétriques spatiaux (cf. paragraphe 221, p. 120).

Dans ce paragraphe, nous avons défini les deux grands effets caractérisant les données
spatiales. Nous présentons maintenant les méthodes d’analyse exploratoire permettant de
détecter, dans les séries, la présence de ces deux effets.

213 Analyse exploratoire des données spatiales

L’analyse exploratoire des données spatiales (« ESDA » est un ensemble de
techniques destinées a décrire et a visualiser les distributions spatiales, a identifier les
localisations atypiques, les observations extrémes et les regroupements spatiaux, a détecter les
schémas d’association spatiale et enfin a suggérer les régimes spatiaux et les autres formes
d’hétérogénéité spatiale (Haining, 1990 ; Bailey et Gatrell, 1995 ; Anselin, 1998a, 1998b).
Ces méthodes fournissent en particulier des mesures d’autocorrélation spatiale globale
(paragraphe 213.1) et locale (paragraphe 213.2).

213.1 Autocorreélation spatiale globale

Lorsque les valeurs prises par une variable aléatoire, discréte ou continue, ne sont pas
disposées au hasard sur une carte, mais sont proches pour deux régions voisines, on dit qu'il y
a autocorrélation spatiale. Pour mesurer cette autocorrélation spatiale globale, on dispose de
plusieurs statistiques permettant d’apporter une information non seulement sur les différentes
valeurs prises par la variable aléatoire mais également sur la facon dont ces valeurs sont
réparties dans I’espace. On distingue le cas des variables qualitatives (paragraphe 213.11) et
celui des variables quantitatives pour lesquelles deux indicateurs existent : le coefficient de

= Exploratory Spatial Data Analysis.
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Moran (paragraphe 213.12) et le coefficient de Geary (paragraphe 213.13). Une statistique
générale englobant les cas précédents a ¢galement été suggérée (paragraphe 213.14).

213.11 Variables qualitatives dichotomiques

Dans la littérature, le cas ou la variable étudiée prend deux valeurs correspond au
« probleme des couleurs ». En effet, on associe aux deux valeurs prises par la variable deux
couleurs distinctes : blanc et noir. Dans ces conditions, pour savoir s'il y a autocorrélation
spatiale, on considére les frontieres qui relient deux observations voisines. Ces fronticres
peuvent &tre de trois types : noir-noir (NN) quand les deux régions qu'elles séparent sont
noires, blanc-blanc (BB) quand les deux régions sont blanches, noir-blanc (NB) si les deux
régions sont de couleurs opposées. Ainsi, intuitivement, pour une autocorré¢lation spatiale
positive, les frontieres NN et BB prédomineront de telle sorte que des concentrations de
régions de méme couleur apparaissent, alors que pour une autocorrélation négative, les
frontieres NB seront plus nombreuses et il y aura alternance quasi-réguliére entre les régions
noires et les régions blanches.

Formellement, considérons la variable aléatoire X; prenant la valeur 1 si la jeme
observation est noire et 0 sinon. Soit W une matrice de poids quelconque (symétrique ou non).
Dans ces conditions, NN, NB et BB sont respectivement égaux a :

NN = (1/2)2 z W, X, X [2.6]

NB = (1/2)2 z w; (X =X;)’ [2.7]

BB =(1/2) w; (1=x)(1=x;) =(1/2) w; —NN - NB [2.8]
53 33

Puisque la statistique BB est une fonction linéaire de NN et NB, elle ne fournit pas
d'information supplémentaire et ne sera donc pas considérée par la suite.

Les lois de probabilité suivies par NN et NB sous I'hypothése nulle d’absence
d'autocorrélation spatiale sont usuellement données pour deux cas différents :

e Hypothése 1 : on suppose que chaque région est indépendamment noire ou blanche selon
des probabilités p et q données (avec p + g = 1). La coloration de la carte peut alors étre
assimilée a un tirage avec remise. La variable aléatoire définie par le nombre de fois ou
une région noire (ou blanche) est tirée suit donc une loi binomiale.

¢ Hypothese 2 : on utilise un tirage aléatoire sans remise dans une urne contenant N; régions
noires et N, régions blanches correspondant aux valeurs observées. La variable aléatoire
définie par le nombre de fois ou une région noire (ou blanche) est tirée suit donc une loi
hypergéométrique.

Dans le tableau 2.1 sont donnés les moments d'ordre 1 et 2 des variables aléatoires NN
et NB sous les deux hypothéses.
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Hypothese 1 :

E(NN)=(1/2)S,p;

V(NN)=(1/4)[S,pf +(S; =25)p; +(S; —S,)p; ]

E(NB)=Syp;p>

V(NB) = (1/4[2S,p;pa + (S, =2S) Py P2 (P + P2) +4(S; = S5)p; p3)]

Hypothése 2 :
E(NN)=(1/2)So[N}7 /N?]

1 5,N2 (S, =2S)N? (SZ2+S, -S, )N}
V(NN)z_ml 21 +( 2 3l) 1 +( 0 14 2) ID_E(NN)Z
4 N N &

E(NB)=S,(N;N,)/N?

— _ 2 _ 2N20
V(NB) _1 EH%QSlN;Nz + (S, 281)N1N23(N1 +N, -2) + 4§y +S, 432)N1 N; - E(NB)?
4 5 N N N g

Notations :

N =nombre total de régions
N, = nombre de régions noires et N, = nombre de régions blanches

p, = probabilité que la variable aléatoire prenne la valeur « noir »
p, = probabilité que la variable aléatoire prenne la valeur « blanc »

SO:ZZWij ; SI:(l/z)ZZ(Wij+Wji)2 ;
T ] T

Sy = (i. .i)2 ;o Wi = ij oo W= ji

) zW+W W, ZWJ w ZWJ

Tableau 2.1 : Espérances et variances de NN et NB
Source : Cliff et Ord (1981, p. 19-21)

Considérons la statistique centrée-réduite suivante :

_ NN-E(NN) 2.9]
vV IIZ(NN)

Cliff et Ord (1981) montrent que si le nombre d'observations est suffisamment grand, la

distribution de cette statistique z est correctement approchée par une loi normale d'espérance

nulle et de variance unitaire. La méme propriété¢ vaut pour la statistique NB. Il est alors

possible de tester les hypothéses 1 ou 2 avec le risque a. En outre, il est utile de faire les tests
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pour plusieurs ordres de contiguit¢ ou pour des coefficients de contiguité généralisés
(différents de 0 ou 1 et dissymétriques) pour avoir une idée de la structure de l'espace ==

Notons que D'inférence statistique peut également étre basée sur 1’approche de
permutation. Dans cette approche, on suppose, que sous I’hypothése nulle, chaque valeur
observée aurait pu avoir lieu dans toutes les localisations avec une probabilité¢ égale. Mais au
lieu d’utiliser la moyenne et I’écart-type théoriques calculés sous 1’hypothése 2, une
distribution de référence est empiriquement générée pour les coefficients, a partir de laquelle
I’espérance et ’écart-type sont calculés. En pratique, ceci est effectué en permutant les
valeurs observées sur toutes les localisations et en recalculant les statistiques pour chaque
nouvel échantillon. L espérance et I’écart-type des statistiques sont alors les moments calculés
pour la distribution de référence pour toutes les permutations.

Pour étudier 1'autocorrélation spatiale sur les variables quantitatives, deux coefficients
sont habituellement utilisés : le coefficient de Moran (1948) et celui de Geary (1954).

213.12 La statistique de Moran

La statistique | de Moran (1948) est la statistique la plus connue d’autocorrélation
spatiale (Cliff et Ord, 1981 ; Upton et Fingleton, 1985). Cette statistique, qui apparait comme
une extension de la statistique NN aux variables quantitatives, s’écrit de la fagon suivante :

Z zwij (X; =X)(X; =X)
—

Z (X — i)2

| =N [2.10]
SO

ou X; est I’observation dans la région i, X est la moyenne des observations des régions, N est
le nombre de régions et w; est I’¢lément de la matrice de poids, S, est un facteur d’échelle

¢gal a la somme de tous les ¢léments de W .
Le numérateur s'interpréte comme la covariance entre unités contigués, chaque
contiguité étant pondérée par w; /S,. Elle est normalis¢e par le dénominateur qui est la

variance totale observée. L’espérance mathématique de | est égale a —1/(N —1). Par

conséquent, il y a autocorrélation spatiale positive lorsque | est supérieur a cette espérance et
il y a autocorrélation spatiale négative lorsque | est inférieur.

211 est également possible de généraliser ce test a plus de deux couleurs. Dans ce cas, il faut compter le nombre
de liens entre régions de méme couleur, le nombre de liens entre régions de deux couleurs différentes données, le
nombre de liens entre régions de couleurs différentes sans spécifier les couleurs. Cliff et Ord (1981) ont
déterminé les expressions de 1’espérance mathématique et la variance de chacune de ces quantités pour les
hypotheéses 1 et 2.
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En notant z le vecteur des N observations en déviation a la moyenne X, [2.10] se
réécrit de la fagon suivante en forme matricielle :

|=Sﬁﬂ [2.11]
0

7'

Si la matrice de poids W est standardisée, cette expression se simplifie puisque pour
les matrices standardisées S, = N .

A l'origine proposée pour des matrices de contiguité binaires, cette statistique a été
¢tendue pour toutes les matrices de poids (Cliff et Ord, 1969, 1973) pour résoudre le
probléme de I’invariance topologique. Les valeurs extrémales du coefficient de Moran
dépendent des valeurs propres d’une matrice contenant la matrice de poids W (De Jong et al.,
1984 ; Tiefelsdorf et Boots, 1995, 1996). Ce coefficient, a la différence des coefficients de
corrélation habituels, n’est pas compris entre -1 et 1 et sa valeur dépend de la structure
spatiale (Boots et Tiefelsdorf, 2000).

Les espérances et les variances de la statistique de Moran pour deux hypotheses
différentes sont données dans le tableau 2.2 :
¢ Hypothése N : on suppose que les valeurs X; prises par la variable aléatoire X sur les
différentes régions proviennent de N tirages indépendants d'une population normale.
e Hypothése R: les valeurs X; sont les réalisations d’une variable aléatoire X dont la
distribution est inconnue. Il faut prendre en considération I’ensemble des N ! permutations
possibles, chacune étant équiprobable.

L'hypothéese N est évidemment plus adaptée si 1'on pense que les valeurs de la variable
X suivent une loi proche de la loi normale. Si cette hypothese n'est pas acceptable ou si I'on
préfere ne pas se prononcer a priori sur ce point, I'hypothése R est davantage conseillée.

213.13 La statistique de Geary

Un deuxiéme indicateur est le coefficient de Geary (1954) qui dérive plutot de la
statistique NB. Au lieu d’étre construite a partir des produits croisé€s entre les déviations a la
moyenne, la statistique de Geary utilise les carrés des différences entre les valeurs prises par
la variable sur les régions voisines. Elle s’écrit de la fagon suivante :

N =1 ZZWij(Xi _Xj)

c= &+ — [2.12]
23, Z(Xi -X)*

Le terme du numérateur est, au facteur 2 pres, la variance pondérée des différences Xj — X;
entre observations contigués. Cette variance est faible pour une autocorrélation positive et trés
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¢levée en présence d'une autocorrélation négative. En I'absence d'autocorrélation spatiale, le
numérateur est approximativement égal a l'estimateur de la variance de 1'échantillon, c'est-a-
dire le dénominateur. Le coefficient de Geary est alors proche de 1.

Les espérances et les variances de la statistique de Geary sont fournies dans le tableau
2.2 pour les hypotheéses N et R définies précédemment.

Hypothese N :

E(l)=-1/N -1)
N2S, — NS, +352
V() =—L—2——0 —E(l)’
Q) S22 1) )
E(c)=1
2
V()= (2S, +S,)(N —12 - 482
2(N +1)S;
Hypothese R :
E(l)=-1/(N -1)
_(N?=3N +3)S, =NS, +352 . (N?=N)S, —2NS, +6S? )
V() =N -b -E(
M (N -1)s; ’ (N -1)s; ®
E(c) =1
V(C):(N—I)SI(N2—3N +3=(N =1)b, = (1/4)(N =1)S,(N? +3N =6 = (N* =N +2)b,)

N(N -2)?S?
L FSE(N” =3-(N -1)’b,)
N(N -2)*S¢

Notations :

N = nombre total de régions
So = z ZWU- ;S :(1/2)2 Z(Wij +w;)?
o ]
=y worwif s ow=Ywy s ow =Y wy s b :EZ(Xi—¥)4/n%EZ(Xi_Y)2/nH
2 :i :i j :? j 2 . , H

Tableau 2.2 : Espérances et variances des statistiques de Moran et de Geary
Source : Cliff et Ord (1981, p. 42-46)

Comme pour les statistiques NN et NB, les statistiques de Moran et Geary centrées et
réduites sont asymptotiquement distribuées selon des lois normales (0,1) (Cliff et Ord, 1973 ;

-110-



Chapitre 2 — Econométrie spatiale

Sen, 1976)@. Une troisieme possibilité consiste a utiliser la procédure de permutation décrite
précédemment pour les statistiques NN et NB.

Dans la pratique, on utilise plus souvent la statistique de Moran dont les résultats
semblent un peu plus stables. Comme pour les statistiques NN et NB, il est souvent intéressant
de calculer les statistiques de Moran et de Geary en prenant en compte diverses matrices de
poids. Ainsi, prendre en compte les différents ordres de contiguité supérieurs a 1 permet de
voir comment la variable se comporte dans 1’espace, en construisant un corrélogramme qui
associe a chaque ordre ou niveau de contiguité la valeur du coefficient d’autocorrélation
(Oden, 1984 ; Upton et Fingleton, 1985). Des corrélogrammes peuvent ¢galement é&tre
construits a partir de matrices de distance a bande (dans ce cas, un élément wj; est égal a 1 si la
distance entre i et | est comprise entre deux seuils, tels que les quartiles de la distribution des
distances). De cette fagon, la structure de 1’autocorrélation peut étre inspectée a différentes
échelles. Ce schéma permet habituellement de repérer, pour de faibles ordres de contiguité,
des phénomenes d’attraction (autocorrélation spatiale positive) ainsi que des phénomenes de
répulsion pour des ordres supérieurs (LeBart, 1969 ; Sokal et Oden, 1978).

213.14 La statistique générale I

Toutes les statistiques précédemment décrites peuvent étre considérées comme des cas
particuliers d’une statistique générale I (Cliff et Ord, 1981 ; Hubert et al., 1981, 1985 ;
Hubert et Arabie, 1991). Cette statistique indique 1’association entre deux matrices de
similarité (ou de dissimilarité) pour un ensemble de régions. Elle s’écrit de la fagon suivante :

r= Z Zwijvij [2.13]

ou Wi est un élément de la matrice de poids mesurant la proximité spatiale entre les
localisations 1 et J, alors que Yj; est une mesure de la proximité entre i et j sur une autre
dimension. Cette statistique englobe les statistiques précédentes :

NB=rF/2 pour Y;=(x —x;)’ [2.14a]
NN =I/2 pour Y;=XX; [2.14b]
| =[/S,s* pour Y =(x; —p)(X; —H) et s* = Z(xi -’ /N [2.14c]

c=r/2S,0% pour Y; =(x, =X;)* et 0° = Z(xi -u)* /N -1 [2.14d]

% Cette approximation n’est pas valable pour des configurations trés particuliéres de la structure spatiale, telle
qu’une configuration en étoile (Cliff et Ord, 1981, p. 50). En outre, I’approximation normale n’est pas valide
pour de petits échantillons de 10 a 50 observations (Cliff et Ord, 1971 ; Terui et Kikuchi, 1994).
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213.2 Autocorreélation spatiale locale

Les statistiques | de Moran et ¢ de Geary sont des statistiques globales qui ne
permettent pas d’apprécier la structure régionale de I’autocorrélation spatiale. Pourtant, il est
possible de se demander, s’il y a des regroupements locaux de valeurs faibles ou élevées,
quelles régions contribuent le plus a 1’autocorrélation spatiale globale et finalement, jusqu’a
quel point 1’évaluation de [’autocorrélation spatiale globale masque des «localisations
atypiques » ou «des poches de non-stationarité¢ locale », c’est-a-dire respectivement des
régions ou des groupes de régions qui dévient du schéma global d’autocorrélation spatiale.

Dans cette perspective, ’analyse de 1’autocorrélation spatiale locale peut étre effectuée
en utilisant différentes techniques. Tout d’abord, les statistiques G;(d) (Getis et Ord, 1992 ;

Ord et Getis, 1995) sont souvent utilisées pour étudier la significativité des regroupements
spatiaux autour de localisations individuelles (paragraphe 213.21). Ensuite, le diagramme de
Moran (Anselin, 1996) est utilis¢ pour visualiser 1’instabilité spatiale locale et les
observations extrémes (paragraphe 213.22). Enfin, les indicateurs locaux d’association
spatiale, ou « LISA »“* (Anselin, 1995) sont ¢galement utilisés pour tester ’hypothése d’une
distribution aléatoire, en comparant les valeurs de chaque localisation spécifique avec les
valeurs des localisations voisines (paragraphe 213.23).

213.21 Les statistiques de Getis-Ord

Getis et Ord (1992) suggérent 1’utilisation des statistiques G; (d) pour détecter les
poches locales de dépendance spatiale qui ne peuvent pas étre détectées par 'utilisation de
statistiques globales. Ces statistiques sont souvent utilisées pour étudier la significativité des
regroupements spatiaux autour de localisations individuelles. Pour chaque région i, cette
statistique s’écrit de la fagon suivante :

Gi(d)=ZWu(d)Xj/Z X, [2.15]

JEd J#1

ou W;j (d) sont les éléments d’une matrice de poids symétrique et binaire : ils sont égaux a 1
pour toutes les régions situées a une distance d d’une région donnée i et égaux a 0 pour toutes
les autres régions. La variable X a une origine naturelle et est positive. La statistique mesure
donc la proportion de la somme de tous les X;j qui sont situés a une distance inférieure a d de la
région .

?% Local Indicators of Spatial Association.

-112-



Chapitre 2 — Econométrie spatiale

Getis et Ord (1992) démontrent que les moments de cette statistique sous 1’hypothése
R s’écrivent de la fagon suivante :

E[G, (d)] =W, /N -1 [2.16a]
_Wi(N _I_Wi) izE

V[G, (d)] = ] H'z 2.16b

SO N TN el

avec W, = ZW” @) ; Y, =ij /(N =1) et Y, =Zx§ /(N -1)-Y,.
J J

J#1
Une fois standardisée, une valeur positive de G;(d) indique un regroupement spatial
de valeurs €levées autour de la région i alors qu’une valeur négative indique un regroupement
spatial de valeurs faibles autour de la région i.

Cette statistique est étendue aux variables qui n’ont pas une origine naturelle (tels que
les résidus d’une régression) et pour des matrices standardisées qui ne sont pas binaires ou
symétriques (Ord et Getis, 1995). Cette statistique a alors I’expression suivante :

ZWU (d)x; —W,Xx(i)
G(d) = = —, j#i [2.17]
a((N 1S, W 1/(N -2}

ou W, = ZJ’#i w;(d) et S, = Zjﬂ w; , X(i) et o(i) sont respectivement la moyenne et

I’écart-type pour 1’échantillon de taille N —1 en excluant la région i. Le signe de cette
statistique s’interprete de la méme fagon que précédemment Iﬁl

Pour ces différentes statistiques, 1’inférence est basée sur une approximation normale
(Getis et Ord, 1992). Pourtant, ces auteurs admettent qu’il puisse exister un probléme en
présence d’autocorrélation spatiale globale (Ord et Getis, 1995, p. 298-299). En outre,
I’inférence statistique est encore compliquée par le fait que les statistiques locales entre deux
régions sont corrélées lorsque le voisinage de ces deux régions contient des éléments
communs (Anselin, 1995 ; Ord et Getis, 1995). Il s’agit d’un probléme de comparaisons
multiples (Savin, 1984). Comme le souligne Anselin (1995, p. 96), cela signifie que lorsque la
significativité totale associée avec les comparaisons multiples (tests corrélés) est fixée a a, et
qu’il y a m comparaisons, alors la significativit¢ individuelle a; devrait étre fixée a a/m

1/m

(Bonferroni) ou a 1-(1—-a) '™ (Sidak). La seconde procédure nécessite que les variables

suivent une loi normale multivariée, ce qui est asymptotiquement le cas pour G, (d).

?7 La statistique, qui inclue la valeur prise par la variable dans la région i, a également été suggérée par Getis et
Ord (1992) et Ord et Getis (1995).
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213.22 Le diagramme de Moran

Le diagramme de Moran (Anselin, 1996) est utilis¢ pour visualiser les formes de
I’autocorrélation spatiale locale, examiner I’instabilité locale spatiale et inspecter les
observations extrémes. Dans ce diagramme figure en abscisse la valeur standardisée de la
variable, notée z, et en ordonnée son décalage spatial standardis¢ Wz. Les quatre différents
quadrants du diagramme correspondent alors aux quatre différents types d’association spatiale
locale existant entre une région et ses voisines (figure 2.2).
 HH: une région associée a une valeur élevée — entourée de régions associées a des
valeurs élevées.

* BH : une région associ¢e a une valeur faible entourée de régions associ¢es a des valeurs
élevées.

* BB : une région associée a une valeur faible entourée de régions associées a des valeurs
faibles.

* HB : une région associée a une valeur ¢levée entourée de régions associées a des valeurs
faibles.

Les quadrants HH et BB sont associ¢s a une autocorrélation spatiale positive car ils
indiquent un regroupement spatial de valeurs similaires. En revanche, les quadrants BH et HB
représentent une autocorrélation spatiale négative car ils indiquent un regroupement spatial de
valeurs dissemblables. Par conséquent, le diagramme de Moran peut étre utilis¢é pour
visualiser les localisations atypiques, c’est-a-dire les régions qui se trouvent dans les
quadrants BH et HB.

A Décalage spatial standardisé

BH HH

>

0 Variable standardisée

BB HB

Figure 2.2 : Diagramme de Moran

¥ Elevé (resp. faible) signifie au-dessus (resp. en dessous) de la moyenne.
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L’autocorrélation spatiale globale peut €galement étre visualisée sur ce graphique,
puisque, d’apres [2.11], la statistique | de Moran est formellement équivalente a la pente de la
régression linéaire de Wz sur z en utilisant une matrice de poids standardisée. La détection des
observations extrémes qui exercent une forte influence sur le | de Moran peut alors étre basée
sur les diagnostics standards de régression (Belsley et al., 1980 ; Donald et Maddala, 1993).

Le diagramme de Moran ne fournit pas d’information sur la significativité des
regroupements spatiaux. Celle-ci est obtenue a 1’aide d’indicateurs locaux d’association
spatiale.

213.23 Les indicateurs locaux d’association spatiale (LISA)

Anselin (1995) définit un indicateur local d’association spatiale ou « LISA » (Local
Indicator of Spatial Association) comme toute statistique satisfaisant deux critéres.
Premiérement, pour chaque observation, le LISA donne une indication sur le regroupement
spatial significatif de valeurs similaires autour de chaque observation. Deuxiémement, la
somme des LISA associés a toutes les observations est proportionnelle & un indicateur global
d’association spatiale.

Anselin fournit une version locale de la statistique I, du | de Moran et du ¢ de Geary.

Seule la deuxiéme est utilisée en pratique. Pour chaque région i elle s’écrit de la fagon
suivante :

(X; =X) - 2
Ii:m—OZWij(xj—x) avec mO:Z(xi—x) /N [2.18]

ou X; est I’observation pour la région i, X est la moyenne des observations. La sommation sur
J est telle que seules les valeurs voisines j de I sont incluses. Compte tenu de cette définition,
la somme des statistiques locales peut s’écrire de la fagon suivante :

1 _ _ 1 _ _
Z I, =m—OZ(xi —X)Zwij(xj —x)=m—OIZZW”(xi = X)(X; = X) [2.19]

De [2.10], il s’ensuit que la statistique globale de Moran est proportionnelle a la
somme des statistiques locales de Moran :

=5 1,78, [2.20]

Pour une matrice de poids standardisée en lignes, S, =N de telle sorte que | =(1/ N)Zili :

la statistique globale | de Moran est égale a la moyenne des statistiques locales de Moran.
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Une valeur positive pour l; indique le regroupement spatial de valeurs similaires
(faibles ou ¢€levées) alors qu’une valeur négative indique le regroupement spatial de valeurs
dissemblables entre une région et ses voisines.

Cette statistique est basée sur des covariances spatiales plutét que sur des
accumulations spatiales. Elle mesure donc une forme d’association spatiale locale différente
de celle donnée par Getis et Ord (1992, 1995).

Sous I’hypothése R, les moments de |, s’écrivent de la fagon suivante :

E[I.]=-W, /(N -1) [2.21a]
V[Ii]:[Wi(Z)(N —b,) /(N -1)]
i i [2.21b]
+[2Wi 4, (2b, =N) /(N =1)(N =2)]=[W;” /(N =1)"]
on W =% wy, b, =m, /m3, mzzzi(xi—i)z/N, m4:Zi(xi—i)4/N,

_ 2 —
Wi(2) - Zj;ti Wiy 2\Ni(kh) - Zk¢i hei Wik Win

Un test basé sur ces moments pourrait étre dérivé mais la distribution de la statistique
standardisée qui en résulterait est inconnue, au contraire des statistiques de Getis-Ord. En
outre, comme le montrent les simulations effectuées par Boots et Tiefelsdorf (2000) sur
configurations spatiales réguliéres, la distribution pour ces statistiques ne peut pas étre
approximée par une distribution normale. L’inférence statistique doit alors étre basée sur
I’approche de permutation (Anselin, 1995)@. Dans ce cas, les probabilités critiques obtenues
pour les statistiques locales de Moran sont, en fait, des pseudo-niveaux de significativité. De
plus, comme la normalité est peu probable pour les LISA, il faut utiliser la correction de
Bonferroni au lieu de la correction de Sidak.

Anselin (1995) donne deux interprétations pour les LISA. Premic¢rement, ils peuvent
étre utilisés comme indicateurs de regroupements spatiaux locaux, de la méme fagon que les

statistiques G;(d). Deuxiemement, ils permettent de diagnostiquer I’instabilité locale (les

localisations atypiques ou les poches de non-stationarité), les observations extrémes et les
régimes spatiaux. Cette seconde interprétation est similaire a 1’utilisation du diagramme de
Moran pour identifier les observations extrémes pour le | de Moran : puisqu’il y a un lien
entre les indicateurs locaux et la statistique globale, les observations extrémes pour les LISA
seront associées aux régions qui contribuent le plus a 1’autocorrélation spatiale globale.
Finalement, en combinant I’information donnée par le diagramme de Moran et la
significativité des LISA, on obtient des cartes de significativit¢ de Moran, qui montrent les

11 sagit alors d’une approche en termes de permutation conditionnelle dans le sens ot la valeur y; pour la

localisation i est maintenue fixée pendant que les valeurs restantes sont permutées sur toutes les autres
localisations de 1’échantillon.
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régions associées avec un LISA significatif et indiquent par un code de couleur les quadrants
du diagramme de Moran auquel ces régions appartiennent (Anselin et Bao, 1997).

213.3 Quelques précautions méthodologiques

D’une fagon générale, la mise en ceuvre de ces différents tests d’autocorrélation
spatiale, ainsi que les estimations et les autres tests présentés dans les sections suivantes,
nécessitent quelques précautions méthodologiques liées a l'utilisation de données spatiales.
Deux grandes difficultés se posent en particulier : la dépendance a la définition de la structure
spatiale des interactions (paragraphe 213.31) et ’agrégation (paragraphe 213.32).

213.31 La dépendance a la définition de la matrice de poids

La modélisation des interdépendances spatiales se fait de diverses fagons : ordres de
contiguité différents, absence ou présence de pondérations, etc. En conséquence, rejeter
I'absence ou la présence d'autocorrélation spatiale pour une définition particuliere du
voisinage n'implique pas toujours qu'on aboutisse a la méme conclusion avec d'autres
définitions du voisinage.

Un exemple classique est donné par Cliff et Ord pour une représentation spatiale
réguliere (Cliff et Ord, 1973, p. 16-19). Ils considerent un systeéme de 16 régions auquel les
trois définitions de la contiguité précédemment définies sont associées : tour, fou et dame.
Soit la figure suivante :

Figure 2.3 : Echiquier
Source : Cliff et Ord (1973, p. 16)

Dans le cas de la tour, ou les déplacements se font sur une méme ligne horizontale ou
verticale, 'analyse de la figure montre que l'on trouve une autocorrélation spatiale négative
puisqu’il y a alors alternance réguliere entre carrés noirs et carrés blancs. La conclusion est
inversée pour le cas du fou : les carrés de méme couleur sont regroupés entre eux, il y a donc
autocorrélation spatiale positive. Enfin, dans le cas de la dame, ou les déplacements se font a
la fois sur les lignes et sur les diagonales, on conclut a une absence d'autocorrélation spatiale.
Bien siir, cet exemple est un cas extréme - rares sont les cas ou les tests divergeront autant
pour un méme ensemble d'observations - mais il montre comment les conclusions sont
susceptibles de varier selon la notion de contiguité choisie.
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Dans ces conditions, puisque la mesure de 1’autocorrélation spatiale est dépendante de
la matrice de poids utilisée, il est donc utile d’évaluer, dans la mesure du possible, la
robustesse des résultats obtenus au choix de la matrice de poids.

213.32 Le probleme « MAUP »

On observe fréquemment que les différentes mesures d’autocorrélation spatiale sont
sensibles a la fagon dont les données sont agrégées (Openshaw et Taylor, 1979 ; Arbia, 1989 ;
Fotheringham et Wong, 1991). Dans la mesure ou souvent, seules des données observées sur
des divisions administratives sont disponibles, de l'autocorrélation spatiale peut apparaitre,
non pas parce qu'elle est le résultat d'effets de proximité ou d'externalités, mais parce que les
divisions considérées sont arbitraires. Plus précisément, le Modifiable Areal Unit Problem, ou
MAUP recouvre deux aspects.

Premierement, la mesure de D’autocorrélation spatiale est affectée par le niveau
d’agrégation utilis¢, c’est 1’effet d’échelle. Ainsi, les résultats peuvent varier selon qu’on
utilise des observations sur les régions ou sur les départements francais. Par exemple, la figure
2.4 illustre comment deux niveaux d’agrégation différents affectent la valeur de la statistique
de Moran : on aboutit a une autocorrélation spatiale négative dans le cas agrégé et a une
autocorrélation spatiale faiblement positive dans le cas désagrégé. Dans ce cas, il est
préférable de disposer d’informations sur « 1’aire pertinente » associée au phénomene étudié.
Dans I’illustration suivante, si on pense que I’aire de définition du phénomene est la région,
plutdt que le département, alors la structure agrégée est plus pertinente que la structure
désagrégée. 11 s’en suit que le territoire national décrit par la figure 2.4. est caractérisé par une
autocorrélation négative.

I =—1 (4 régions) | =0,33 (16 régions)

Figure 2.4 : Autocorrélation spatiale et effet d’échelle
Source : Chou (1991, p. 230)

Deuxi¢mement, 1’autocorrélation spatiale est également sensible a la forme des unités
spatiales. En effet, une région peut étre découpée en plusieurs subdivisions de multiples
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manieres, ce qui donne lieu a de nombreuses configurations spatiales. Griffith (1992b) montre
alors comment la statistique de Moran est affectée par les différentes facons dont les données
sont agrégées (figure 2.5).

Ouiginal map
Appreguiion & Aggregition B Aggrogasion C
73|17 153) 13 ']
1]
8|8l 8] & L T] lu-]
AT m o0 B0 MC = 03025 MO w8 1734
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211d 01146 [ =N ]
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Figure 2.5 : Autocorrélation spatiale et effet de forme
Source : Griffith (1992b, p. 277)

Conclusion de section

Dans cette section, nous avons défini les deux grands effets caractérisant les données
spatiales. D’une part, I’autocorrélation spatiale est définie par I’absence d’indépendance entre
observations géographiques. Les matrices de poids permettent de modéliser la structure
spatiale des données et d’aboutir a la notion de variable spatiale décalée. Cette derniére est
d’une importance fondamentale pour introduire 1’autocorrélation spatiale dans les modéles
économétriques. D’autre part, 1’hétérogénéité spatiale se réfere a la différenciation
géographique des comportements.

Nous abordons maintenant la fagon dont le premier effet est introduit dans les modé¢les
économétriques et quelles sont les conséquences de cette introduction.
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SECTION 22 :
AUTOCORRELATION SPATIALE

Sur le plan économétrique, la non-vérification de I’hypothése d’indépendance des
observations conduit a remettre en cause 1’inférence statistique basée sur 1’estimation d’une
régression par les MCO. Le test de 1’autocorrélation spatiale s’avere alors étre une précaution
indispensable a toute ¢tude empirique mobilisant des données géographiques. La démarche a
adopter s’articule autour de deux opérations : détecter et modéliser 1’autocorrélation spatiale.

Les tests de I’autocorrélation spatiale permettent a la fois de détecter la présence ainsi
que la forme de I’autocorrélation dans les régressions, orientant ainsi I’économiste vers la
spécification économétrique approprié¢e. Cependant, dans les études empiriques, on peut aussi
disposer a priori d’informations théoriques conduisant a préférer une forme particuliére de
dépendance spatiale entre les observations pour capter différents types d’effets de
débordement géographiques. Ainsi, les tests et la modélisation de 1’autocorrélation spatiale
apparaissent étre des opérations interdépendantes.

Dans un premier temps, nous présentons les trois spécifications les plus utilisées ainsi
que leurs principales propriétés (paragraphe 221), puis nous abordons les méthodes
d'estimation adaptées a ces spécifications spatiales : maximum de vraisemblance, variables
instrumentales et moments généralisés (paragraphe 222). Nous exposons ensuite les méthodes
d'inférence permettant de tester la présence d'autocorrélation spatiale dans les modeles
(paragraphe 223). Les trois principes de tests basés sur le maximum de vraisemblance
(multiplicateur de Lagrange, Wald et rapport de vraisemblance) peuvent étre mobilisés mais
les tests du multiplicateur de Lagrange sont particuliérement utilis€és en économétrie spatiale
car ils permettent, a travers diverses régles de décision, de déterminer la forme prise par
l'autocorrélation spatiale. Ces tests ont en particulier ét¢ développés par Anselin (1988a,
1988b). En se basant sur les propriétés des différents tests, nous proposons alors une
démarche générale visant a déterminer la forme prise par ’autocorrélation spatiale dans les
modeles de régression (paragraphe 224). Enfin, les développements précédents étant adaptés
aux mode¢les linéaires en coupe transversale, nous présentons certaines extensions a la prise en
compte de 1’autocorrélation spatiale dans d’autres types de modéles (paragraphe 225).

221 Autocorrélation spatiale et modeles économétriques

Comme point de départ, considérons le modele de régression linéaire classique en
coupe transversale :

y=XB+¢ [2.22]
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Dans le cadre de cette thése, nous adopterons les conventions d'écriture suivantes :

N est le nombre total d'observations, ici des zones géographiques,

K est le nombre de coefficients inconnus a estimer,

y est le vecteur (N, 1) des observations de la variable dépendante,

X est la matrice (N,K) des observations des K variables explicatives,
B est le vecteur (K,1) des K coefficients inconnus a estimer,

€ est le vecteur (N,1) des termes d'erreurs.

Les hypotheses du modele linéaire général sont les suivantes :

H, : Sur les variables explicatives.

X est une matrice non-stochastique de rang complet K < N et lorsque la taille de
I’échantillon devient infiniment grand, lim(l/ N)X' X =Q ou Q est une matrice finie et
n— oo

non-singuliére.

, = Sur les erreurs.
Le vecteur d’erreur consiste en des erreurs non-observables qui satisfont les propriétés
E()=0 et E(ee')=0’l,, ou E(.) désigne I’espérance mathématique et I, la

matrice identité d’ordre N.

Si ces différentes conditions sont vérifiées, alors l'estimateur des MCO défini par
B =(X'X)"' X'y est un estimateur BLUE (théoréme de Gauss-Markov): il s’agit de

I’estimateur centré et a variance minimale dans la classe des estimateurs linéaires.

L'introduction de l'autocorrélation spatiale dans le modele de régression linéaire
conduit au reldichement de certaines de ces hypothéses. Cette introduction peut s’effectuer de
plusieurs manicres : par des variables spatiales décalées, endogénes (paragraphe 221.1), ou
exogeénes (paragraphe 221.2), ou par une autocorrélation spatiale des erreurs (paragraphe
221.3). Enfin, des processus plus complexes dans lesquels ces deux aspects sont combinés
sont également envisageables (paragraphe 221.4).

221.1 Le modele autoreégressif spatial : variable endogene décalée
La premiére fagon de prendre en compte 1’autocorrélation spatiale peut se faire grace
au modcle autorégressif spatial : une « variable endogeéne décalée » est incluse dans le modele

[2.22]. Le modele structurel s'écrit dans ce cas de la fagon suivante :

y=pWy+XB+e B.23]
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Wy est la variable endogene décalée pour la matrice de poids W, p est le paramétre spatial
autorégressif indiquant l'intensité de 1’interaction existant entre les observations de Y.
Dans ce modeéle, ’observation Y, est, en partie, expliquée par les valeurs prises par Yy

dans les régions voisines: (Wy), = w;y;. En effet, (Wy);, s'interpréte comme la

jZi
moyenne des valeurs de y sur les observations voisines a i lorsque W est standardisée. Cette
standardisation facilite aussi la comparaison de I'ampleur de p lorsque [2.23] est estimé pour

plusieurs matrices de poids.

L'introduction de Wy dans le mod¢ele [2.22] est un moyen d'apprécier le degré de
dépendance spatiale alors que les autres variables sont controlées. Symétriquement, il permet
de controler la dépendance spatiale pour évaluer l'impact des autres variables explicatives.
Lorsqu'une variable endogéne décalée est ignorée dans la spécification du modele, mais
présente dans le processus générateur des données, les estimateurs des MCO dans le modéle
aspatial [2.22] sont biaisés et non convergents.

Cette spécification possede plusieurs propriétés.

1/ Filtrage spatial de la variable dépendante
Le modéle [2.23] se réécrit de la fagon suivante :

(I-pW)y=XB +¢ [2.24]

Dans ce modéle : y* = (1 — pW)y s’interpréte comme la variable dépendante « filtrée », dans

laquelle les effets de 1’autocorrélation spatiale ont été ¢liminés.
2/ Effets de multiplicateur et de diffusion

Supposons la matrice (I - pW) non-singuli¢re. Ceci est vrai lorsque p est différent

de 0 et lorsque l'inverse de p n'est pas une valeur propre de W E‘ Dans ce cas, [2.24] se réécrit
sous la forme réduite suivante :

y=(1-pW)"' XB+(l-pW)'¢ [2.25]

L'espérance mathématique de y s'écrit alors : E(y) =(1 —pW)™' XB.

3%MdﬁnU—ﬂWflﬁMeQHWMWEMQ“—dM#OIEMCm&mm%WmMMmmé

oW =1/ p)I|#0 ou|p|#0 et W —(1/p)I|#0.
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La matrice inverse (I — pW)™" est une matrice pleine qui, lorsque w; <1 et | p| <1,

implique une série infinie pour les variables explicatives et pour le terme d'erreur associé a
toutes les localisations :

y=(1+pW +p°W?>+p° W’ + )XB+(1 + pW + p°W?> + p°W’ +..)e [2.26]

A partir de cette expression, on peut définir deux types d’effets: un effet de
multiplicateur spatial affectant les variables explicatives et un effet de diffusion spatiale
affectant les erreurs.

Concernant les variables explicatives, cette expression signifie qu'en moyenne la
valeur de y dans une région i n'est pas seulement expliquée par les valeurs des variables
explicatives associées a cette région, mais aussi par celles associées a toutes les régions
(voisines de i ou non) a travers la transformation spatiale inverse (I —pW)™". Cet effet de
multiplicateur spatial décline avec I'éloignement.

Concernant le processus des erreurs, cette expression signifie qu'un choc aléatoire dans
une région I affecte non seulement la valeur de y de cette région, mais a également un impact
sur les valeurs de y dans les autres régions a travers la méme transformation spatiale inverse.
C'est I'effet de diffusion, effet qui décline aussi avec I'éloignement.

3/ Matrice des variances-covariances

De [2.25], on déduit la matrice des variances-covariances de'y :

V(y)=(1 - pW) " E(ee)(1 - pW")” [2.27a]
V(y)=a*[(1-pwy (1 - pw)]” [2.27b]

Cette matrice des variances-covariances est une matrice pleine, ce qui implique que
chaque localisation est corrélée avec chaque autre localisation du systéme mais que cette
corrélation diminue avec l'ordre de proximité.

4/ Variable endogéne décalée et hétéroscedasticité

Posons u = (I — pW) ™' & . La matrice de variances-covariances de U s'écrit alors :
V() =o?[(l - pW) (I - pW)]" [2.28]

De [2.28], il s'ensuit que la covariance entre chaque paire d'erreurs est non nulle et
décroissante, mais décroit avec I’ordre de proximité. Par ailleurs, les éléments de la diagonale
de V(u) ne sont pas constants, ce qui implique 1'hétéroscédasticité des erreurs U, que £ soit
hétéroscédastique ou non (McMillen, 1992).
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Ce modele autorégressif est utilisé, par exemple, pour modéliser les interactions
stratégiques et la concurrence fiscale entre communes (Case et al., 1993 ; Brueckner, 1998),
les externalités de voisinage dans les modéles hédoniques de prix immobiliers (Can, 1990,
1992 ; Macedo, 1998), les externalités spatiales influengant la distribution de la population
dans les espaces urbains (Griffith, 1981 ; Griffith et Can, 1996) ou influencant la production
de firmes concurrentes (Griffith, 1999).

221.2 Modeéle régressif croisé : variable exogéne décalée

Une autre fagon de traiter I’interdépendance des observations est d’inclure une ou
plusieurs « variables exogénes décalées » dans [2.22] :

y=XB+WZd +¢ [2.29]

Z est une matrice de dimension (N, L) contenant les L variables correspondant ou non aux
variables incluses dans X, WZ est 1'ensemble des variables exogenes décalées pour la matrice
de poids W et O est le vecteur (L,1) de paramétres spatiaux indiquant l'intensité de la
corrélation spatiale existant entre les observations de y et celles de Z.

Ainsi, dans ce modele, I’observation Y, est expliquée par les valeurs prises par les
variables de X dans la région i et par les variables de Z dans les régions voisines. Par exemple,
cette spécification permet d'estimer les effets de débordement géographique liés aux
migrations et aux infrastructures publiques : la production d’une région peut étre influencée
par la disponibilité du travail ou le montant du capital public dans les régions voisines
(Kelejian et Robinson, 1997 ; Moreno et al., 1998 ; Boarnet, 1998).

Au contraire du modele autorégressif [2.23] et des modeéles comportant une
autocorrélation spatiale des erreurs (voir infra), ’estimation du mode¢le régressif croisé peut

étre basée sur les MCO si H, est vérifiée et si H, est vérifiée pour la matrice des variables
explicatives X* =[X WZ] de dimension (N,K+L).
221.3 Modéle avec autocorrélation spatiale des erreurs

Une derniére fagon d’incorporer 1’autocorrélation spatiale dans un modéle de
régression est de spécifier un processus spatial pour les erreurs. Différentes possibilités
existent qui meénent a différentes covariances des erreurs, avec des implications variables pour

la nature et I’ampleur de I’autocorrélation spatiale dans le modele (Anselin, 2001c¢).

221.31 Les erreurs suivent un processus autorégressif

La spécification la plus utilisée est un processus spatial autorégressif dans les erreurs.
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Le modéle structurel s'écrit alors :

y=XB+¢

[2.30]
E=AWe+u

Le paramétre A refléte l'intensité de l'interdépendance entre les résidus de la
régression, U est le terme d’erreur tel que : U [ iid(0,0zl). Omettre a tort une autocorrélation
spatiale des erreurs produit des estimateurs non biaisés mais inefficients et l'inférence
statistique basée sur les MCO est biaisée.

Cette spécification possede plusieurs propriétés.

1/ Diffusion spatiale

Tout d’abord, si la matrice (I —AW) est non-singuliére, le modéle [2.30] se réécrit

sous la forme réduite suivante :
y=XB+(l -AW)'u [2.31]

Cette expression fait apparaitre un effet de diffusion spatiale comme pour le modéle [2.23]
mais comme E(y) = X3, il n'y a pas d'effet de multiplicateur spatial.

2/ Filtrage spatial de la variable dépendante et des variables explicatives

Le modele [2.30] peut aussi étre exprimé en termes de variables spatialement filtrées.
Aprés avoir prémultiplié les deux termes de [2.31] par (I —AW), on obtient I’expression

suivante :
(I=AW)y =(l =AW)X[B +u [2.32]

Ce modéele de régression est un modele ou la variable expliquée ainsi que les variables
explicatives sont filtrées spatialement, le terme d’erreur U étant homoscédastique.

3/ Matrice des variances-covariances

De la formulation [2.31], il s’ensuit que :

V(y) =V (€) = E[(1 =AW) 'uu'(1 —=AW')™"] [2.33a]
V(y) =V (€) = a2[(1 =AW (1 =AW)]" [2.33b]
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On trouve, pour £ et pour Y, une structure identique a celle du mod¢le spatial autorégressif
[2.23]. Par conséquent, la covariance entre chaque paire d'erreurs et d’observations est non
nulle et décroissante : elle décroit avec l’ordre de proximité. La structure spatiale de
covariance induite par le modele avec autocorrélation des erreurs est donc globale, puisqu'elle
relie toutes les localisations du systéme a toutes les autres (Mur, 1999 ; Anselin, 2001c).

Par ailleurs, la structure d'erreurs [2.33b] induit des ¢léments de la diagonale de V (€)

non constants, ce qui implique I'hétéroscédasticité des erreurs €, que U soit hétéroscédastique
ou non (McMillen, 1992).

4/ Modele de Durbin spatial

Le modele [2.30] peut se réécrire d’une fagcon qui fait apparaitre a la fois une variable
endogene décalée et I’ensemble des variables exogenes décalées. En effet, en déplacant le
terme autorégressif de [2.32] a droite, on obtient le modele de Durbin spatial contraint :

y =AWy + XB - AWX[B +u [2.34]

L'équivalence entre [2.30] et [2.34] impose un ensemble de contraintes non-linéaires sur les
coefficients. Ces contraintes non-linéaires font I'objet d'un test (cf. paragraphe 224.1, test du
facteur commun, p. 146).

La détection de l'autocorrélation spatiale des erreurs s'interpréte souvent comme un
probléme dans la spécification du modele, comme 1’omission de variables pertinentes : 1'effet
qui n'est pas capté dans les variables explicatives se retrouve dans les erreurs sous la forme
d'une autocorrélation spatiale. Dans cette perspective, elle est un instrument permettant de
repérer l'existence de variables significatives, mais non prises en compte dans le modele. Si
d'autres variables explicatives pertinentes ne peuvent tre trouvées, elle est un substitut a ces
variables omises. Ce mode¢le permet d’améliorer les estimations des lois de Kaldor (Fingleton
et McCombie, 1998), celles des modeles de prix hédoniques (Pace et Gilley, 1997 ; Dubin,
1998 ; Dubin et al., 1999), ou de convergence conditionnelle (Fingleton, 1999). La propriété
de diffusion spatiale a aussi ét¢ employée pour modéliser la diffusion d’un choc aléatoire sur
le PIB d’une région vers les autres régions aux Etats-Unis (Rey et Montouri, 1999).

221.32 Deux alternatives

Deux alternatives au processus autorégressif sont proposées méme si leur application
est beaucoup moins fréquente dans la littérature. Il s’agit du processus moyenne mobile et de
la spécification de Kelejian et Robinson (1993).

Formellement, le processus moyenne mobile est spécifi¢ de la fagon suivante (Cliff et
Ord, 1981 ; Haining, 1978, 1990 ; Moore, 1988 ; Cressie, 1993) :

£ = WU +u [2.35]
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ou Yy est le coefficient moyenne mobile et U est un terme d’erreur homoscédastique.
Contrairement au modele précédent, le modele réduit ne contient pas de matrices inverses
puisque [2.35] correspond déja au modele réduit. Ainsi, la matrice des variances-covariances
qui résulte de ce processus est la suivante :

Eleg'] = a>(1 + W)(I +W') =0*[I +y(W +W") + y2WW'] [2.36]

Contrairement a la matrice des variances-covariances associée au processus
autorégressif, [2.36] n’est pas une matrice pleine. Les covariances non nulles n’existent que
pour les voisins de premier ordre (W + W’) et les voisins de second ordre (WW’). Ce
processus implique donc une interaction moins forte par rapport au processus autorégressif.
Contrairement au modele précédent, la structure spatiale de covariance induite par le modele
[2.35] n'est alors que locale, puisqu'elle ne relie pas toutes les localisations du systéme a
toutes les autres (Mur, 1999 ; Anselin, 2001¢).

Enfin, sauf cas particulier, les ¢léments de la diagonale de [2.36] ne sont pas constants,
ce qui provoque, comme dans le modele précédent, une hétéroscédasticité induite dans &,
quelle que soit la nature de u.

Kelejian et Robinson (1993, 1995) proposent une autre spécification dans laquelle
I’erreur est la somme de deux termes indépendants, I’un étant associé a la région (une
moyenne d’erreurs voisines) et I’autre étant spécifique a la localisation :

E=Wu+v [2.37]

ou U et vV sont supposées étre des erreurs homoscédastiques et indépendantes. Dans ces

conditions, la matrice de variances-covariances de £ est alors :
E[ee'|=0]1 +a)WW'=0* (I +pWW") [2.38]

ot 0 etd, sont les variances respectivement associées aUetVv, 0° =g, >0 et ¢ =0, /0.

L’interaction spatiale impliquée par [2.38] est encore plus limitée que dans [2.37] car elle ne
concerne que les voisins de premier et de second ordre contenus dans les éléments non nuls de
WW’ et ceci sans qu'il y ait de décroissance par rapport a l'ordre de proximité (Anselin et
Bera, 1998).

221.4 Généralisation

Jusqu'a présent, les modeles présentés n’incluent qu’un seul type de dépendance
spatiale (variable endogeéne décalée ou autocorrélation des erreurs) et qu'un seul ordre de
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dépendance. Différents auteurs suggerent des processus beaucoup plus généraux, comportant
a la fois une variable autorégressive et une autocorrélation des erreurs (Brandsma et
Kelletaper, 1979 ; Huang, 1984 ; Anselin, 1988a ; Jayet, 1993).

La forme la plus générale est la forme autorégressive moyenne mobile (Spatial
AutoRegressive Moving Average ou SARMA(p,Qq)) proposée par Huang (1984) :

y=pWy+pW,y+..+pWyy+e 2.39]
€= AWU+AW,u+..+AW,u+u '

e

En général, les différentes matrices de poids W, sont associées au i°™ ordre de

contiguité. On pourrait envisager de la méme facon un processus ou les erreurs suivent un
processus spatial autorégressif d’ordre .

Anselin (1980, 1988a) ¢tudie les propriétés du processus contenant a la fois une
variable endogene décalée et une autocorrélation spatiale des erreurs. Formellement, le
modele s’exprime comme une combinaison de [2.23] et de [2.30], avec des poids
différents ([2.40a] est la forme structurelle alors que [2.40b] est la forme réduite) :

= pW,y + X
g =Py he [2.40a]
£ =AW,e+u
O y=(1-pW)" XB+(1-pW)™" (I -AW,)"u [2.40D]

Le premier terme multiplié par AW, donne : AW,y = pAW,W,y + AW, X + AW, €. Si on

soustrait 1'équation obtenue de 1'équation initiale :
y = pW,y + AW, y = pAW,W, y + XB =AW, X +Uu [2.41]

Il s’agit d’une forme de Durbin étendue, avec des contraintes lin€aires supplémentaires.
Lorsque W, =W, =W , le mod¢le devient :

y = (p+ AWy — pAW2y + XB - AWXB +u [2.42]

Dans ce modele, le paramétre p est suridentifié. En revanche, le modele SARMA (1,1)
ne souffre pas de ce probléeme.

Pratiquement, ce probléme d'identification n'est pas d'une trés grande portée car, en
général, on retient rarement un modele avec les deux types d'effets spatiaux. On cherche
plutot a modéliser la dépendance spatiale, soit par l'autocorrélation des erreurs, soit par une
variable spatiale autorégressive, et non les deux. Anselin et Bera (1998) considerent d’ailleurs
ces processus d’ordre supérieur comme le résultat d’une matrice de poids mal spécifiée et non
de processus générateurs des données réalistes. Par exemple, si la matrice de poids du modele
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autorégressif sous-estime la vraie interaction spatiale dans les données, il y aura une
autocorrélation spatiale résiduelle des erreurs. Cela peut mener a estimer un processus d’ordre
supérieur alors que seule une matrice de poids bien spécifiée serait nécessaire.

Les modéles présentés dans ce paragraphe intégrent I’autocorrélation spatiale et
permettent ainsi de modéliser les effets de débordement géographiques. Cependant, sur le
plan économétrique, cette introduction a pour conséquence de rendre la méthode des MCO
inadaptée. D’autres méthodes d’estimation ont été proposées et nous les présentons dans le
paragraphe suivant.

222 Estimation des modeles spatiaux

En présence d'autocorrélation spatiale, les estimateurs obtenus par les MCO ne sont
pas convergents (cas d'une variable endogeéne décalée) et sont inefficients (cas d'une
autocorrélation spatiale des erreurs). Nous le montrons dans le paragraphe 222.1. Pour trouver
des estimateurs convergents et asymptotiquement normaux et efficients, la méthode la plus
couramment utilisée est celle du maximum de vraisemblance (paragraphe 222.2). Il est
également possible d'avoir recours a la méthode des variables instrumentales ou a celle des
moments généralisés (paragraphe 222.3).

222.1 La non-convergence des MCO et ses conséquences
Considérons le modele spatial le plus général, incluant a la fois une variable endogene

décalée et une autocorrélation spatiale des erreurs (modéle [2.40]). Ce modéle se réécrit de la
fagon suivante :

y=(1-pW)" XB+(1 - pW,) e

[2.43]
e=(-2W,)"u
Par conséquent, la matrice des variances-covariances de I’erreur € est :
V(e) = E(eg) = a[(I —AW,)'(I - )\Wz)]'1 [2.44]
La corrélation entre la variable explicative W,y et I’erreur £ s’écrit :
EW, ye') = EIW, (1 - oW,)™ XBe'+W, (I - oW,) " ee'] [2.45a]
EW,ye') =W, (I - oW,) " E(ee") [2.45b]
EOW,ye') = oW, (1 = oW,) ™" (1 =AW,) ™ (1 =AW,)" [2.45¢]
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L'expression [2.45c] est non nulle en général, les ¢léments de la variable endogéne décalée
sont corrélés avec ceux des erreurs. Les parametres du modele [2.40] ne peuvent donc pas étre
estimés d’une fagon convergente par les MCO.

Pour le modele spatial autorégressif [2.23], les estimateurs des MCO ne sont pas
convergents car la variable endogéne décalée Wy est corrélée avec 1’erreur &, quelle que soit la
distribution de cette erreur:si A=0 et W,=W dans  [2.45c], alors

EWye") =a2W (1 - pW) ™, expression non nulle en général. La matrice (I - pW )_1 est une
matrice pleine et non triangulaire, le décalage spatial pour une observation donnée i, (Wy),

n’est pas seulement corrélé avec le terme d’erreur en i, mais aussi avec tous les termes
d’erreurs de toutes les localisations. Ce résultat contraste avec une propriét¢ de séries
temporelles. Dans ce cas, en effet, les estimateurs des MCO restent convergents en présence
d’une ou de plusieurs variables retardées tant que les erreurs ne sont pas corrélées.

Pour le modele avec autocorrélation spatiale des erreurs [2.30], I’estimateur de 3 par

les MCO est sans biais mais inefficient puisque les erreurs ne sont pas sphériques. La solution
théorique dans ce cas consiste dans 1’application des Moindres Carrés Quasi-Généralisés
(MCQG). Cependant, cette procédure n’est pas applicable au cas spatial puisque 1’estimateur
de A par les MCO n’est pas convergent (Anselin, 1988a, chap. 6). Sous des hypothéses
similaires a celles utilisées ici, Kelejian et Prucha (1997) montrent de plus que les estimateurs
obtenus par la méthode des variables instrumentales non linéaire, appliquée au mode¢le spatial
de Durbin [2.34] ne sont pas non plus convergents, 'une des conditions données par
Amemiya (1985) n’étant pas vérifiée.

Finalement, pour aboutir a des estimateurs des paramétres dans les mod¢eles spatiaux
qui sont convergents, asymptotiquement normaux et efficients, il faut utiliser d’autres
méthodes d’estimation. La plus utilisée aujourd’hui est la méthode par le maximum de
vraisemblance.

222.2 Estimation par le maximum de vraisemblance

Les conditions pour la convergence, I’efficience et la normalité asymptotiques des
estimateurs du maximum de vraisemblance sont dérivées du cadre général de Heijmans et
Magnus (1986a, 1986b) pour le modéle spatial autorégressif, et de celui de Magnus (1978)
pour le modele avec autocorrélation spatiale des erreurs. En plus des restrictions habituelles
sur la variance et les moments d’ordre supérieur des variables du modele, ces conditions se
traduisent par des contraintes sur les poids spatiaux et sur 1’espace des parameétres des
coefficients spatiaux.

Signalons a ce propos que les propriétés asymptotiques des estimateurs des modeles
spatiaux peuvent étre déterminées de deux fagons. Le premier cas correspond aux modéles
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d'échantillonnage usuels : c’est-a-dire aux mod¢les d'échantillonnage extensifs (increasing
domain asymptotics). L’extension de 1’échantillon résulte alors de 1’addition de nouvelles
observations a celles qui sont déja disponibles. Dans le cas de données spatiales, un modele
d'échantillonnage extensif conduit a ajouter indéfiniment de nouvelles unités a celles qui ont
¢été sélectionnées antérieurement sans que les unités déja présentes soient modifiées. Dans le
deuxiéme cas, I’espace étudié est borné¢ et non extensible, le modele d’échantillonnage
intensif (infill asymptotics) est plus approprié¢. Ces modéles correspondent a des échantillons
dont la taille croit suite a des découpages de plus en plus fins de la zone étudiée : les unités
spatiales sont redécoupées et donc modifiées. De nombreux résultats valables dans le premier
cas ne sont pas directement applicables au second cas (Lahiri, 1996 ; Jayet, 1997). Les
applications en économétrie spatiale font davantage appel au premier type de modele.

Sous I’hypothése de normalité des résidus, on dérive la fonction de log-vraisemblance
dans le cas général [2.40] ce qui permet de déterminer I’espace des paramétres spatiaux p et
de A (paragraphe 222.21). L’estimation par la méthode du maximum de vraisemblance pose
cependant la question de I’évaluation du jacobien (paragraphe 222.22).

222.21 La fonction de vraisemblance dans le cas général

Pour le modele général [2.40], le point de départ est I’hypothése de normalité des
termes d’erreur. Si U est un vecteur normal multivarié : u O Nid(0,0°1), sa fonction de

vraisemblance est :

L) = 2rmo®) ™" expg—w%u'ug [2.46]

Dans le modele général [2.40], u=(l —AW,)(y—pW,y—XB), le jacobien de Ila

transformation s'écrit donc :
J =det(ou/ay)=|1 - pW,[[I AW, [2.47]

La fonction de log-vraisemblance de y s’écrit finalement de la fagon suivante :

InL(y

0, A, B)= —%ln(2n)—%ln(az)+ln|l — pW, | +1n]l —AW2|—2L2u'u [2.48]
g

De cette expression [2.48], on déduit I’espace des paramétres de p et A. Dans le premier cas,
définissons w,,, la valeur propre positive maximale de la matrice de poids et w,;, la valeur

propre négative la plus grande en valeur absolue de W,.

-131-



Chapitre 2 — Econométrie spatiale

On démontre alors que le jacobien |I - pW1| est positif si ’inégalité suivante est respectée :

W, <p<lw [2.49]

min max

La méme condition doit étre respectée pour A. Pour une matrice standardisée en ligne,
w =1etw, >-1(Anselin, 1982 ; Anselin, 1988a, chap. 6).

Si les erreurs suivent un processus moyenne mobile de type [2.35], ¥y doit étre
compris dans ’intervalle : ]— lw,,. =1/ a)min[. Dans ce cas, la fonction de log-vraisemblance

est modifiée comme suit :

N N 1
InL(y|p.y, B) =—3ln(2ﬂ)-?1n(02)+1n|| - W, |1 +VW2|‘202

avec  U=(1+W,)" (Y- W,y - XB) [2.50b]

u'u  [2.50a]

Les estimateurs du maximum de vraisemblance sont obtenus en résolvant le systeme
d'équations : S(6) =0InL /060 =0, ou S est le vecteur score et 8 = [ p A]. Lorsque les

conditions de régularité sont vérifices, les estimateurs du maximum de vraisemblance,
solutions du systéme précédent, sont asymptotiquement efficients : leur matrice des variances-
covariances atteint la borne inférieure de Cramer-Rao, donnée par l'inverse de la matrice
d'information : V() = 1(6)"' ou 1(6) = -E[0° In L /0606 '].

On trouvera dans Anselin (1988a, 1988b) les expressions du score et de la matrice
d’information pour le modéle général comportant une variable endogene décalée, une
autocorrélation spatiale des erreurs et des résidus hétéroscédastiques. Rietveld et
Wintershoven (1998) détaillent le score et la matrice d'information pour des modeles
comportant plusieurs décalages. Le systéme d’équations résultant des conditions du premier
ordre n’admet pas de solutions analytiques dans ces différents cas. En revanche, les systémes
correspondant aux modeles plus simples [2.23] et [2.30] admettent des solutions issues des
conditions du premier ordre, permettant de construire une fonction de log-vraisemblance
concentrée. Nous illustrons cette procédure pour ces deux cas dans 1’annexe 2.2.

222.22 Le jacobien

Le probléme principal de I’estimation par le maximum de vraisemblance est la
présence du jacobien dans la fonction de log-vraisemblance, de la forme [l - pWLI pour un
modele autorégressif, etCll - AW pour un mode¢le a erreurs autocorrélées. Par conséquent, la
maximisation de la fonction de log-vraisemblance nécessite 1’évaluation du jacobien pour
chaque nouvelle valeur de p ou de A. Méme pour des échantillons de taille modérée, cela
peut étre une opération lourde puisqu’il s’agit de calculer le déterminant d’une matrice carrée
de dimension N. Plusieurs solutions sont proposées dans la littérature.
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La solution la plus ancienne et encore la plus utilisée est proposée par Ord (1975). Elle
consiste a exploiter la décomposition du jacobien en termes des N valeurs propres de la
matrice de poids W :

|I—pW|:|:|(1—pa)i) [2.51]

soit: In|l — pW|= i In(1 - pw, ) [2.52]

L’avantage de cette forme simplifiée apparait lors de la maximisation de la fonction de
log-vraisemblance compleéte ou de la procédure de balayage de la fonction de log-
vraisemblance concentrée. Au lieu de calculer le déterminant de | — pW a chaque étape, il

n’est besoin de le calculer qu’une fois pour toutes les valeurs propres de W et 1’évaluation a
chaque étape devient plus facile. Cette propriété permet alors d’écrire la fonction de log-
vraisemblance compléte en une somme d’¢éléments correspondant aux observations
individuelles. Certains auteurs fournissent ainsi des codes pour quelques logiciels
économétriques basés sur cette propriété (Bivand, 1992 ; Griffith, 1988b, 1993 ; Anselin et
Hudak, 1992 ; Li, 1996) *=

Lorsque le calcul des valeurs propres pour une matrice de poids W asymétrique pose
probléme, Ord (1975) donne une propriété intéressante dans le cas ou la matrice de poids W

est le résultat d’une standardisation d’une matrice de poids symétrique, notée W . Cet auteur
démontre que les valeurs propres de W se trouvent en calculant les valeurs propres de la

matrice symétrique, D'°W 'D"? ou D est une matrice diagonale dans laquelle chaque
¢lément de la diagonale principale est égal a I'inverse de la somme des ¢léments de la ligne
correspondante de W.

Cette méthode est aujourd'hui encore trés largement utilisée. Pourtant, pour de tres
grands échantillons, le calcul des valeurs propres peut devenir numériquement instable. Une
variante de cette procédure est suggérée par Smirnov et Anselin (2001). Elle consiste a
¢évaluer directement les coefficients de la fonction caractéristique. Les simulations effectuées
par les auteurs indiquent que cette méthode est la seule méthode «directe » capable de
calculer les estimations du maximum de vraisemblance pour de trés grands échantillons (plus
d’un million d’observations).

D’autres techniques sont proposées pour de trés grands échantillons. Certaines d'entre
elles exploitent la structure particuliére des matrices de poids qui contiennent en général
beaucoup d’éléments nuls. Il s’agit des méthodes de factorisation de matrices qui s’averent
trés puissantes pour évaluer rapidement le jacobien : la décomposition de Cholesky pour une

3! Lorsque W est une matrice des plus proches voisins dans laquelle chaque région ne posséde qu’une seule
voisine, Pace et Zou (2000) démontrent que le jacobien ln|| - pW| se simplifie a 1n|| - pW| =KIn(l- pz) , ol
K représente le nombre de paires d’éléments symétriques dans la matrice de poids.
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matrice symétrique et la décomposition de LU sinon. Pace (1997) et Pace et Barry (1997a,
1997b, 1998) ont démontré que ces approches donnent des temps de calcul raisonnables pour
des échantillons de plusieurs dizaines de milliers d’observations. D'autres auteurs
approximent le jacobien par des fonctions polynomiales ou par les puissances successives de
la matrice de poids (Griffith, 1992¢ ; Martin, 1993 ; Griffith et Sone, 1995). Une approche
plus récente suggérée par Barry et Pace (1999) est basée sur des simulations de Monte-Carlo
et permet de traiter des échantillons de plus d’un million d’observations.

222.3 Autres méthodes d'estimation

Diverses méthodes d'estimation alternatives sont proposées dans la littérature visant a
¢éviter la programmation des fonctions de vraisemblance. Dans ce paragraphe, nous détaillons
les méthodes les plus communément utilisées : la méthode des variables instrumentales
(paragraphe 222.31) et celle des moments généralisés (paragraphe 222.32). Notons que
d’autres méthodes sont possibles : méthode bootstrap appliquée au modele autorégressif
(Anselin, 1988a, 1990b), méthodes d’estimation bayésiennes (Hepple, 1995a, 1995b;
LeSage, 1997), méthode spatiale de filtrage (Getis, 1990, 1995) ™=

222.31 La méthode des variables instrumentales

La méthode des variables instrumentales (VI) est utilisée lorsque certaines variables
explicatives sont corrélées avec les erreurs. Dans ce cas, les estimateurs fournis par les MCO
ne sont pas convergents. Formellement, si dans le modéle de régression lin€aire classique
[2.22],0ona plim X'e /N # 0, alors :

plimBMco = B+plim[(X'X /N)™" Jplim(X'e/N) 20 [2.53]

Dans le paragraphe 222.1 (p. 129), nous soulignons que dans le mod¢le spatial
autorégressif [2.23], le principal probleme est la corrélation entre la variable endogéne
décalée et le terme d’erreur. L'adaptation de la méthode VI dans ce cas est proposée par
Anselin (1980, 1988a), Land et Deane (1992) ou Kelejian et Robinson (1993).

Formellement, la méthode VI est basée sur 1'existence d'un ensemble d'instruments Z,
fortement corrélés avec l'ensemble des variables explicatives du modele autorégressif [2.23] :

X" =[X Wy], mais asymptotiquement non corrélés avec les erreurs.

2 Cette méthode consiste & « filtrer » les variables spatialement dépendantes pour les transformer en variables
indépendantes grace aux statistiques d’autocorrélation spatiale locale proposées par Getis et Ord (1992) et Ord et
Getis (1995). 11 est alors possible d'utiliser les MCO sur les variables filtrées ainsi que toutes les autres mesures
de régression qui sont biaisées lorsqu'on utilise le maximum de vraisemblance (tel que le coefficient de
détermination R?). Cette approche suppose néanmoins que ’autocorrélation spatiale est systématiquement une
nuisance qu’il convient d’¢éliminer.
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Soit Zn,my une matrice d'instruments, ou M est le nombre d'instruments vérifiant 4 conditions :

- Condition d'identification : le nombre d'instruments doit étre supérieur ou égal au nombre de
variables explicatives : M = K +1.

- Non-corrélation avec les erreurs : plimN™'Z'¢ = 0.
, . . . . . . oy v *
- Corrélation avec les variables explicatives : plim N Z'X =Q,,..

- La matrice Z doit posséder des moments de second ordre finis : plimN~"Z'Z =Q,, avec

Q,, définie-positive.

Soit B'=[B p] le vecteur des paramétres & estimer. Le modéle [2.23] se réécrit alors

de la fagon suivante :
y=XB +¢ [2.54]

Prémultiplions ce modéle par Z' : on obtient le modéle : Z'y=Z'X B +Z'€ noté
¥ = XB +&. Dans ce modéle, E()=E(Z'€) =0 car Z et € sont indépendants mais

V(8) = Z'V(€)Z = 0°Z'Z . Puisque les erreurs & ne sont pas homoscédastiques, ce modéle

doit étre estimé grace a la méthode des Moindres Carrés Généralisés (MCGQ) :

B, =IXZ2)'XT'XZ'2)"y [2.55a]
B, =[X"PXT'X"Ry [2.55b]

ou P, =Z(Z Z)"'Z' est une matrice idempotente, symétrique de rang M.
On démontre que cet estimateur est convergent et asymptotiquement distribué selon
une loi normale d'espérance mathématique nulle et de matrice des variances-covariances

asymptotique AsyV(BW) = UZ[sz*QZ_ZIsz*]_l, estimée par les valeurs dans I'échantillon

AsyV(B,) = 67X 2222 X'T".

La méthode VI posséde les mémes propriétés asymptotiques d'efficience que le
maximum de vraisemblance compte tenu d'un choix approprié¢ d'instruments. En pratique,
dans les mod¢les autorégressifs spatiaux, les variables explicatives stochastiques ou non,
indépendantes des erreurs par hypothése, doivent nécessairement figurer dans les instruments.
Pour la variable endogene décalée, on pourra prendre WX comme instrument ou des décalages
d’ordre supérieurs (Kelejian et Prucha, 1998). Cette approche peut facilement étre étendue a
des structures d’erreurs plus complexes (Anselin, 1988a).
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222.32 La méthode des moments généralisés

Comme la méthode des variables instrumentales ne fournit pas d'estimateurs
convergents pour le coefficient spatial dans le modele a erreurs autocorrélées, Kelejian et
Prucha (1998, 1999) développent une approche par la Méthode des Moments Généralisés
(GMM). IIs développent un ensemble de conditions sur les moments permettant 1’estimation
des équations pour les paramétres dans le modéle a erreurs autocorrélées [2.30] : si
u [7iid (0,0°1), les trois conditions a respecter sont les suivantes (Kelejian et Prucha, 1999,

p. 514):

E[u'u/N] = & [2.56a]
E[u'W'Wu / N] = @?(1/ N)tr(W'W) [2.56b]
E[u'Wu /N] =0 [2.56¢]

Remplacer u par € —AWE (€ étant le vecteur des résidus des MCO), donne un systéme de
trois équations pour les parameétres A, A2et 02. Dans cette approche, A est considéré comme

un paramétre de nuisance dont on ne peut pas tester la significativité.

La méthode VI et la méthode GMM peuvent enfin étre combinées pour estimer les
paramétres du modele général [2.40] contenant a la fois une variable autorégressive et une
autocorrélation spatiale des erreurs (Kelejian et Prucha, 1998) pour obtenir des estimateurs
convergents. Comme le soulignent Bell et Bockstael (2000), I’avantage de la méthode GMM
est la simplicité¢ des calculs, méme pour de grands échantillons. En outre, les estimateurs
restent convergents quelle que soit la distribution des erreurs.

Comme nous 1’avons montré dans la section 21, la modélisation des données
spatialisées s’effectue de différentes facons:on peut inclure des variables décalées
(endogenes ou exogenes), une autocorrélation spatiale des erreurs ou estimer des modeles
avec différentes matrices de poids. Le choix entre ces différentes alternatives passe par la
mise en ceuvre de différents tests de spécification.

223 Les tests en économétrie spatiale

Les origines des tests d'autocorrélation spatiale remontent au test de Moran (1950a,
1950b). II est resté dans 1’obscurité jusqu’a sa redécouverte par Cliff et Ord (1972) et
Burridge (1980). A I'heure actuelle, le test de I'autocorrélation spatiale est le plus souvent basé
sur les trois grands principes de tests en économétrie : le test du multiplicateur de Lagrange,
ou test du score (Rao, 1947), le test du ratio de vraisemblance et le test de Wald (paragraphe
223.1). Les deux derniers types de tests (Brandsma et Kelletaper, 1979 ; Anselin, 1980 ; Cliff
et Ord, 1981) nécessitent cependant 1’estimation du modele non-contraint qui doit étre estimé
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par des méthodes non-linéaires. Au contraire, le test du score est basé uniquement sur les
résultats du modele sous 1’hypothése nulle et il s’agit la plupart du temps du modele linéaire
standard estimé par les MCO. Partant de ces principes, les tests de 1’autocorrélation spatiale
peuvent se diviser en plusieurs catégories. Tout d’abord, le test de Moran est le test le plus
ancien et encore le plus utilisé. Il vise a tester 1’autocorrélation spatiale des résidus lorsque les
erreurs suivent un processus autorégressif, un processus moyenne mobile ou la spécification
de Kelejian et Robinson (paragraphe 223.2). Plus récemment, les tests du multiplicateur de
Lagrange ont été¢ développés pour tester une hypothése simple en supposant une spécification
correcte pour le reste du modéle (paragraphe 223.3) ou pour tester plusieurs types
d’autocorrélation spatiale simultanément (paragraphe 223.4). La puissance de ces tests basés
sur le principe du maximum de vraisemblance est étudiée dans quelques simulations de
Monte-Carlo (paragraphe 223.5) EI Enfin, des tests basés sur d’autres principes ont été
récemment développés (paragraphe 223.6).

223.1 Principes de tests en économétrie

Le test de la présence d'autocorrélation spatiale est le plus souvent basé sur les trois
grands principes de tests liés aux propriétés asymptotiques optimales de 1'estimation par le
maximum de vraisemblance :le test de Wald, du rapport de vraisemblance et du
multiplicateur de Lagrange.

Formellement, notons 6 le vecteur de paramétres estimés et [(6) la matrice

d'information associée a ce parameétre. En toute généralité, les tests d'hypothéses sur les
parametres peuvent étre formulés de la fagon suivante :

H,:9(0)=0 2571
H,:9(6)#0 '

g(0) est un vecteur de p transformations, lin€aires ou non, du vecteur de paramétres 6. Par la

suite, nous appellerons modele contraint le modele ou les restrictions sur les parameétres sont
respectées par opposition au modele non-contraint (ou modele libre) ou elles ne le sont pas.
Les différents principes de tests utilisés en économétrie nécessitent l'estimation de 1'un et/ou
de l'autre de ces modeles.

3 Nous n'évoquerons pas le test de Kelejian-Robinson (1992) en raison de sa faible puissance (Anselin et Florax,
1995b).
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Le test de Wald, le plus familier, exige 1'estimation du modé¢le non-contraint. Il s'écrit
de la fagon suivante :

W =g'[G'VG]'g - X, [2.58]

ou g est le vecteur des p éléments et G est la matrice des dérivées partielles, tous deux évalués
pour les estimations des parametres au maximum de vraisemblance, V_est la matrice
asymptotique des variances-covariances associée au vecteur de paramétres 6 .

Le test du ratio de vraisemblance nécessite a la fois 1'estimation du modéle contraint
ainsi que l'estimation du mod¢le non-contraint et il est défini de la fagon suivante :

LR = 2[L(6) - L(Bp)] = X [2.59]

ou L(6;)et L(8) sont respectivement le maximum de la fonction de log-vraisemblance pour

le modgele contraint et pour le modéle non-contraint.
Enfin, le test du multiplicateur de Lagrange nécessite uniquement 1'estimation du
modele contraint. La statistique générale est :

LM =d1(6,)7d, = X2 [2.60]

ou det 1(6;)sont respectivement le vecteur score et la matrice d'information évalués sous

I'hypothése nulle.

Les tests de Wald, du rapport de vraisemblance et du multiplicateur de Lagrange sont
asymptotiquement équivalents. En revanche, en échantillon de taille finie, leurs valeurs
different et respectent 1'inégalité suivante : LM < LR <W .

En économétrie spatiale, le test de Wald est plus naturellement mobilisé pour effectuer
des tests lorsque le modele spatial choisi est estimé par la méthode appropriée. Ainsi, dans le
cas de tests simples de significativité sur un coefficient, il s'agit de calculer le ratio du
coefficient estimé a son écart-type asymptotique estimé. Les tests du ratio de vraisemblance
sont quant a eux relativement simples a évaluer, puisqu'ils sont obtenus comme le double de
la différence entre la fonction de log-vraisemblance évaluée sous I'hypothése alternative, et la
fonction de log-vraisemblance évaluée sous I'hypothése nulle. Enfin, les tests du
multiplicateur de Lagrange s'aveérent particulicrement importants. D'une part, leurs
formulations analytiques sont moins complexes que celles des tests de Wald correspondants.
D'autre part, ces tests nécessitent uniquement 1'estimation du modele contraint qui, dans le cas

as
WL )(i, indique que la statistique W converge asymptotiquement vers une loi du chi-deux a p degrés de

libertés.
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d'hypothéses simples sur les paramétres, est moins complexe a estimer que le mode¢le non-
contraint : il s'agit souvent du modele de régression simple estimé par les MCO. Ces tests
s'aveérent donc particulierement utiles pour rechercher la spécification du modele. En effet, ils
permettent d'abord de vérifier si l'estimation de modéles plus complexes est nécessaire, sans
avoir a mettre en ceuvre immédiatement l'estimation de modeles spatiaux. Ensuite, si un
modele spatial s'aveére effectivement nécessaire, ils permettent d'orienter le choix d'une
spécification lorsqu'on n'a pas d'a priori sur la forme prise par l'autocorrélation spatiale ou de
vérifier que le modele choisi sur une base théorique est correctement spécifié (par exemple,
pour vérifier qu'il ne reste pas une autocorrélation spatiale des erreurs si on a choisi un modé¢le
avec variable endogene décalée). Dans les paragraphes suivants, nous nous concentrons donc
plus particulierement sur les tests du multiplicateur de Lagrange. Un résumé de ces tests est
fourni dans le tableau 2.3 (p. 147).

223.2 Le test de I'autocorrélation spatiale de Moran

Le test |, développé par Moran (1950a, 1950b), apparait comme une extension a deux
dimensions du test de corrélation temporelle dans les séries temporelles univariées. Il a été
adapté aux résidus d’une régression par Cliff et Ord (1972, 1973) et se présente formellement
de la facon suivante en notation matricielle :

ﬁ?;—NH [2.61]
s, -

£'e

ou €= y—X,[~3 est le vecteur des résidus estimés des MCO et S, est un facteur de

standardisation égal a la somme de tous les ¢léments de W.

Sous I’hypothése nulle d’indépendance spatiale, le test | de Moran est un test
localement meilleur invariant (King, 1981) et est asymptotiquement un test du ratio de
vraisemblance de A =0 dans [2.30] ou de y =0 dans [2.35] (Burridge, 1980). Sous

I’hypothese nulle, Cliff et Ord (1972, 1973) dérivent les deux premiers moments de |

tr(MW)

E(l) = N =K [2.62]
_ tt(MWMW") + tr(MW)? + {tr(MW)}> _

et V() = N=TON -K+3) [E()] [2.63]

ol M est la matrice symétrique et idempotente habituelle : M =1 - X(X'X)™" X",

Le test se base alors sur la statistique de Moran centrée et réduite :
Z()=[1=-E()]/V(l). Pour des résidus normalement distribués et une matrice de poids

«qui se comporte bien », Z(l) suit asymptotiquement une loi normale centrée et réduite.

Pinkse (1999) et Kelejian et Prucha (2001) donnent ainsi des conditions formelles pour la
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normalit¢ asymptotique du test de Moran dans plusieurs types de modéles. L’inférence
statistique peut également étre basée sur la distribution exacte de | en échantillon fini.
Tiefelsdorf et Boots (1995) et Hepple (1998) dérivent un test exact en utilisant les résultats
sur les ratios de formes quadratiques de variables normales (une présentation compléete de ces
méthodes se trouve dans Tiefelsdorf, 1998, 2000). Le test de Moran est étendu aux modeles
comportant des variables explicatives endogenes par Anselin et Kelejian (1997).

223.3 Les tests d'une hypothese simple

Trois cas sont abordés : celui du modele avec autocorrélation des erreurs (paragraphe
223.31), celui du modéle avec la spécification de Kelejian et Robinson (paragraphe 223.32) et
enfin celui du modele avec variable endogéne décalée (paragraphe 223.33).

223.31 Modele avec autocorrélation spatiale des erreurs

Considérons tout d’abord le cas ou les erreurs suivent un processus spatial
autorégressif [2.30] : € = AWe +u et pour lequel on teste H, : A =0. Sous I’hypothése nulle,

on retrouve le modele linéaire classique [2.22]. La statistique du test du multiplicateur de
Lagrange s'écrit de la fagon suivante (Burridge, 1980) :

[2.64]

avec T = tr[(W'+W)W]. & et & sont les estimations de € et 0 obtenues sous 1’hypothése

nulle. Puisqu’il n’y a qu’une seule contrainte, cette statistique suit asymptotiquement une loi

du chi-deux a 1 degré de liberté : LM_ — x°.

La statistique du test est la méme si on spécifie comme hypothése alternative le
processus moyenne mobile [2.35] et comme test H, : ¥ =0. LM est donc localement
optimal pour les deux alternatives (autorégressive et moyenne mobile) et lorsque I’hypothése

nulle est rejetée, le test ne donne pas d’indications quant a la forme du processus des
erreurs

3 Dans le cas des processus autorégressif et moyenne mobile sans variables explicatives, Mur (1999) a proposé
une stratégie de tests permettant de discriminer entre les deux formes d’autocorrélation spatiale. Cette stratégie
est également basée sur des tests du multiplicateur de Lagrange.
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223.32 Specification de Kelejian-Robinson

Pour la spécification de ’erreur proposée par Kelejian et Robinson (1995), un test du
multiplicateur de Lagrange peut étre dérivé suivant le méme principe. En reprenant les
notations du modeéle [2.37] et pour le test de I’hypothese nulle H, : ¢ =0, Anselin (2001a)

montre que la statistique de test s’écrit :

EWW'E o d /off, -1 H [2.65]
H "> NQ

KR =
E 5./2

ou T =tr(WW") et T, = tr(WW'WW"). Sous H, : KR it )(12.
Un test, basé sur la méthode des moments généralisés, est proposé par Kelejian et

Robinson (1997), et il est obtenu a partir de la condition sur les moments pour les éléments de
la diagonale principale de la matrice des variances-covariances [2.38].

223.33 Test d'une variable endogene décalée

Finalement, le test d’une variable endogéne décalée est proposé par Anselin (1988b).
Soit I’hypothese nulle H,, : p =0 dans [2.23]. On trouve la statistique de test suivante :

LM, = S22 [2.66]
avec T = [(WXB)(I - X(X' X)X )(WXB) + T8/ 7. Sous H, : LM, - x°.

223.4 Les tests en présence d’une autocorrélation des erreurs et d’une
variable décaléee

Il est utile de savoir si le modele correct contient a la fois une autocorrélation des
erreurs et une variable autorégressive. Anselin et Bera (1998) remarquent que LM .. est la
statistique de test correspondant & H, : A =0 en supposant une spécification correcte pour le
reste du modele, c'est-a-dire p =0. En revanche, si p #0, ce test n’est plus valide, méme
asymptotiquement et il n’est plus distribué selon un x> centré a 1 degré de liberté. Une

inférence statistique valide nécessite donc de prendre en compte la possible variable endogene
décalée lorsqu’on teste 1’autocorrélation spatiale des erreurs et vice-versa.

Face a ce probléme, plusieurs stratégies sont possibles. On peut déja effectuer un test
joint de présence d’une variable décalée et d’une autocorrélation des erreurs. Pourtant, si
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I’hypothése nulle est rejetée, la nature exacte de la dépendance spatiale n'est pas connue. Une
autre solution consiste a estimer un modéle avec une variable endogéne décalée et tester
ensuite s’il y a encore une autocorrélation des erreurs et vice-versa (Anselin, 1988b). Dans ce
cas, il est nécessaire d'estimer les modeles par le maximum de vraisemblance. Anselin et al.
(1996) proposent des tests basés sur les résidus des MCO dans le modele simple [2.22] mais
qui sont capables de prendre en compte une autocorrélation des erreurs lorsqu’on teste la
présence d’une variable endogéne décalée et vice-versa.

223.41 Test joint

La premiére approche consiste a tester 1’hypothése nulle jointe H,: A = p =0 dans le

modele [2.40] grace au principe du multiplicateur de Lagrange. Ainsi, le test peut étre effectué
a partir des résidus des MCO dans le mode¢le simple [2.22]. La statistique est la suivante :

SARMA = E "' g& f 5_[)2+(Jp)2 ~2d,d E [2.67a]

i, 6,-4)
O SARMA:T" WSIW =W, =W [2.67b]
g

ou d , et d , sont respectivement les scores par rapport a A et p évalués sous I’hypothése nulle.
T, = tfWW, +WW ], D = (W,XB) M(W.XB) + T &°, E=(D/&)T, —(T,),
T =t (W'+W)]. Sous H,:A = p =0, SARMA converge asymptotiquement vers une loi du

chi-deux a deux degrés de libertés. Si 'hypothése nulle est rejetée, on ne connait pas la nature
exacte de la dépendance spatiale.

223.42 Tests conditionnels

La deuxiéme approche consiste a faire un test du multiplicateur de Lagrange pour une
forme de dépendance spatiale lorsque 1’autre forme n’est pas contrainte. Par exemple, on teste
I’hypothése nulle H; : A = 0 en présence de p. Sous I’hypothese nulle, on retrouve le modele

autorégressif [2.23] alors que sous 1’hypothése alternative, on retrouve le modele général
[2.40]. Le test est alors basé sur les résidus de 1’estimation par le maximum de vraisemblance
dans le modele autorégressif [2.23]. La statistique est la suivante :

. d
LM ERR =

2
o

Ty = (T21A)2\7(f))

[2.68]
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ou T, = trfWW,A" +WW.A™], A=1-pW,et ou le chapeau désigne les estimateurs MV
dans le modele [2.23] obtenus par optimisation non linéaire, \7( p) est la variance estimée de
p dans le modele [2.23]. Sous H, : A =0, LM;RR ® )(12.

On peut également tester 1’hypothése nulle H,: p =0en présence de A, le test est

alors basé sur les résidus € estimés par le MV dans le modéle avec erreurs autorégressives
[2.30]. La statistique est :

JT. 2

LM (6 = e BVYIY] , [2.69]

H, —HgV(6)H,,
ou @ = (,B A, O 2), B=I —){W2 , \7(9) est la matrice des variances-covariances estimée de 6

dans le mod¢le [2.30]. Les autres termes sont :
_ y 4y L, (BWXB)' (BW,XB)

H, =W’ +tr(BW,B™) (BW,B™) + -— = 1 [2.70]

(BX)' BW,X3

P
[2.71]

O
O
v 0 4 o -1
et: H9p = fr(W,B ) BWB "~ + trWW,B
0 0

OoOodOono

*

Sous H,: p=0, LM ,, converge asymptotiquement vers une loi du chi-deux a un degré de

liberté.
223.43 Tests robustes

La derni¢re approche est celle de Bera et Yoon (1993), reprise par Anselin et al.
(1996). Elle consiste a utiliser des tests robustes a une mauvaise spécification locale. Par

exemple, il s'agit d'ajuster LM .. pour que sa distribution asymptotique reste un X * centré,

méme en présence locale de p. Ce test s'effectue a partir des résidus des MCO du modele
simple [2.22]. La statistique modifiée pour le testde H, : A =0 est:

@ -1}
= T, - (T12 )252[)

[2.72a]

_ [JA -T6°D"d p]z

si W =W, =W 2.72b
ERR T(I—TﬁzD) 1 2 [ ]

-143-



Chapitre 2 — Econométrie spatiale

De la méme fagon, on teste H, : p =0 dans la présence locale de A est :

[ -T, Tz;ldA]
RLMuac = P £ [2.73a]
D- ()T,
[d B dA] .
0 RLMuac = # S1 Wl :W2 =W [273b]
O' [a—

223.5 Puissance et robustesse des tests

Des simulations récentes de Monte-Carlo effectuées en particulier par Anselin et Rey
(1991), Florax et Rey (1995), Anselin et Florax (1995b) et Griffith (1995) fournissent
quelques indications sur les performances de ces tests en échantillon fini.

Anselin et Rey (1991) et Anselin et Florax (1995b) comparent les performances des
tests de Moran, LM oz, LM s, RLM oz et RLM s pour différentes matrices de poids (sur

zonage régulier ou non), différentes distributions des erreurs et différentes tailles
d’échantillon. Les principaux résultats sont les suivants.

- Premi¢rement, LM, est le test le plus puissant et le plus robuste a la non-normalité des

erreurs.
- Deuxiémement, le test | de Moran est puissant pour les deux alternatives, variable endogéne
décalée ou autocorrélation des erreurs. Ce test devient ainsi un indicateur général d'une
mauvaise spécification du modele, quelle que soit la forme de la dépendance spatiale omise
mais ne peut discriminer entre les différentes formes possibles.

- Troisiemement, les tests LM, et LM ,, ont les plus grandes puissances pour leur

alternative respective alors que les tests ajustés RLM r; et RLM ,, possédent également de

bonnes performances en termes de puissance et de taille nominale. Ces tests du score sont
donc a privilégier dans la recherche de la spécification du modele.

Florax et Rey (1995) étudient les conséquences d’une mauvaise spécification de la
matrice de poids sur la puissance des tests précédents. Ils distinguent « sur-spécification » et
« sous-spécification ». Dans le premier cas, des observations sont rajoutées a tort (par
exemple lorsqu’on utilise une matrice de distance au lieu d’une matrice de contiguité) alors
que dans le deuxiéme cas, des observations sont omises a tort. Les simulations effectuées par
ces auteurs suggerent qu’une sur-spécification entraine une baisse de puissance alors qu’une
sous-spécification augmente la puissance des tests en présence d’autocorrélation spatiale
positive et la diminue en cas d’autocorrélation spatiale négative. Le coefficient de Moran est
moins affecté que les autres tests par une mauvaise spécification de la matrice de poids.
Griffith (1995) indique qu’il est préférable d’employer une matrice de poids légérement sous-
spécifiée plutdt qu'une matrice de poids sur-spécifice.
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Il nous faut encore souligner que 1'ensemble des méthodes d'estimation et d’inférence
présentées sont soumises a un «effet de frontiere » qui apparait lorsque la dépendance
spatiale transcende les frontieres des régions étudiées : une variable expliquée dans une zone
géographique i est influencée par la variable expliquée en un licu j alors que j n'appartient pas
a D’échantillon de zones géographiques. Ces effets présentent un probléme d'estimation
(Griffith, 1980 ; Upton et Fingleton, 1985). Ainsi, les travaux de Haining (1977), Griffith
(1983, 1985, 1987) et Griffith et Amrhein (1983) montrent que le coefficient associ¢ a la
variable endogene décalée dans un modele autorégressif pur (c’est-a-dire un modele spatial
autorégressif sans variables explicatives autres que la variable endogéne décalée) tend a étre
sous-estim¢ si aucune correction n'est effectuée. Des techniques de correction ont été
proposées visant a modifier la structure de la matrice de poids (par exemple, on introduit une
zone artificielle autour des régions étudiées, zone ou la variable explicative prend comme
valeur la moyenne de toutes les autres valeurs). D'autres approches statistiques ont également
été avancées (l'une d'elle consiste a traiter les effets de frontiere comme un probléme de
variables manquantes). Pourtant, les travaux de Griffith et Amrhein (1983) suggerent que ces
corrections n'améliorent que trés marginalement les estimations, voire sont sans effet. Florax
et Rey (1995) soulignent que le probléme des effets de frontiére n'a encore aujourd'hui regu
aucune réponse satisfaisante.

223.6 Autres tests d’autocorrélation spatiale

Le test de Moran et les tests basés sur le principe du multiplicateur de Lagrange sont
aujourd'hui trés largement mobilisés pour tester 'autocorrélation spatiale dans les modeles en
coupe transversale. Cependant, d’autres types de tests existent. Ainsi, Baltagi et Li (1998)
développent des tests de l'autocorrélation spatiale des erreurs et d'une variable endogene
décalée en utilisant la méthode des régressions artificielles proposée par Davidson et
McKinnon (1984, 1988, 1993). Des simulations de Monte-Carlo effectuées par les auteurs
indiquent que ces tests ont des performances similaires aux tests du multiplicateur de
Lagrange équivalents. Saavedra (2000) formule des versions GMM du test de Wald, du ratio
de vraisemblance et du multiplicateur de Lagrange, pour le test d'une variable endogéne
décalée dans un modéle autorégressif comportant une autocorrélation des erreurs sous la
forme proposée par Kelejian et Robinson [2.37]. Les simulations de Monte-Carlo effectuées
par l'auteur suggerent que les distributions en échantillon fini de ces tests sont relativement
bien approximées par leur distribution asymptotique (chi-deux) et que les puissances
empiriques approchent 1 pour des échantillons de petite taille et de faibles valeurs du
parametre spatial. Enfin, Baltagi et Li (2001) proposent des tests du multiplicateur de
Lagrange dans le but de tester simultanément I’autocorrélation spatiale des erreurs ainsi
qu’une spécification de type Box-Cox.
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224 A la recherche de la spécification du modele

Les tests de spécification présentés permettent de détecter une omission de
I’autocorrélation spatiale et la forme prise par cette derniére dans le modele. Combinés au test
du facteur commun (paragraphe 224.1), ils fournissent des régles de décision permettant de
rechercher la meilleure spécification du modé¢le (paragraphe 224.2).

224.1 Le test du facteur commun

Le test du facteur commun (cf. tableau 2.3, p. 147) permet de choisir entre un modé¢le
avec autocorrélation des erreurs et un modele avec variable endogéne décalée et 1'ensemble
des variables explicatives décalées (Burridge, 1981 ; Bivand, 1984). Le point de départ est la
formulation de Durbin : les deux mode¢les suivants [2.74a] et [2.74b] sont équivalents :

=XB+¢
[2.74a]
€ =AWe +u
o y =AWy + XB - AWXB +u [2.74b]
Le mode¢le [2.74b] est estimé par :
y =AWy + XB -WXJ +u [2.75]

Par conséquent, pour savoir si le modéle [2.75] peut se réduire au modele [2.74a], il
faut tester 'hypothése suivante : H,:AB +0 =0. Au contraire des séries temporelles, un

modele avec erreurs autocorrélées n'est pas plus facile a estimer qu'un modele avec une
variable endogéne décalée puisqu'il faut utiliser dans les deux cas la méthode du maximum de
vraisemblance. Le seul avantage de la forme [2.74a] sur la forme [2.75] est qu'il y a moins de
parametres a estimer : K + 1 au lieu de 2K + 1.

Le test sur les contraintes des parametres se fait avec 1'un des trois tests traditionnels :
test de Wald, test du rapport de vraisemblance ou test du multiplicateur de Lagrange. Tous
trois convergent asymptotiquement vers une loi du chi-deux a x* a K-1 degrés de liberté (en
ignorant le terme constant).

Le test du facteur commun part donc d'un modele général sur lequel des tests sont faits
pour voir si un modele plus simple est plus pertinent ou non. Cette procédure peut constituer
un désavantage lorsqu'il y a peu d'observations : les degrés de liberté risquent de devenir trop
faibles. Ce test a été étendu a plusieurs décalages spatiaux et retards temporels par
Blommestein (1983) et Blommestein et Nijkamp (1986).
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RESUME DES DIFFERENTS TESTS

Modéle1: y = XB +¢ € ONid(0,d%1)
Modéle 2:y = pWy + XB + ¢ € ONid(0,0%1)
Modéle3: y = XB +¢ £ = AWe +u u ONid(0,a%1)
Modeéle 4: y = AWy + XB +WXJ +u u ONid(0,d%1)
Modele5: y = pWy + XB +¢ £ =AW,e +u u ONid(0,0%1)

Test Hypothése nulle  Modéle non-contraint ~ Modéle contraint  Estimation
LM, 6 p=0 modéle 2 modele 1 MCO
LMceq A=0 modele 3 modele 1 MCO
SARMA| p=0etA=0 modéle 5 modéle 1 MCO
LM p=0 modéle 5 modéle 3 MV
LMggq A=0 modele 5 modele 2 MV

FC AB+5=0 modele 4 modele 3 MV

Note : les équivalents robustes de LM ,; et LM ., se calculent a partir des résidus MCO du

modele 1

Tableau 2.3 : Résumé des différents tests

224.2 Les regles de decision

Si I'on ne dispose pas d'une spécification spatiale a priori, différents tests peuvent étre
combinés pour choisir la meilleure spécification du mode¢le.

1/ La premiére €tape consiste a estimer le modele simple [2.22] par les MCO et effectuer le
test de Moran [2.61] et le test SARMA [2.67a]. Le rejet de I'hypothése nulle dans ces deux cas
indique une mauvaise spécification du modele et une omission a tort de I'autocorrélation
spatiale mais ne permet pas de connaitre la forme prise par I'autocorrélation spatiale.

2/ Si les tests indiquent la présence de dépendance spatiale, il est souvent utile de commencer
par inclure dans le modé¢le, si possible, des variables supplémentaires. Il peut s'agir de
variables exogeénes supplémentaires qui sont susceptibles d'éliminer ou de diminuer la
dépendance spatiale, ou de variables exogenes décalées spatialement, correspondant en
totalité ou en partie aux variables explicatives initiales (Florax et Folmer, 1992).
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3/ Si I'ajout de variables exogeénes supplémentaires n'a pas ¢liminé l'autocorrélation spatiale, il
faut alors estimer un mod¢le incorporant une variable autorégressive ou une autocorrélation
des erreurs. Le choix entre ces deux formes de dépendance spatiale s'effectue en comparant
les niveaux de significativité des tests du multiplicateur de Lagrange LM .. [2.64] et LM,

[2.66] et leurs version robustes RLM ., [2.72a] et RLM . [2.73a].

Initialement, Anselin et Rey (1991) et Florax et Folmer (1992) suggerent de choisir
l'un ou l'autre modele [2.23] ou [2.30] en appliquant la régle de décision simple suivante :

- Si le test du modele autorégressif n'aboutit pas au rejet de I'hypothese nulle alors que le test
de l'autocorrélation des erreurs rejette 1'hypothese nulle, ou si les deux tests aboutissent au
rejet de I'hypotheése nulle et que le second est plus significatif que le premier, on choisit le
modele avec autocorrélation des erreurs.

- Si le test du modéle autorégressif aboutit au rejet de I'hypothese nulle, ou si les deux tests
aboutissent au rejet de I'hypothése nulle et que le premier test est plus significatif que le test
de l'autocorrélation des erreurs, on choisit le modele autorégressif.

Les simulations de Monte-Carlo effectuées par Florax et Folmer (1992) indiquent que
la probabilit¢ de trouver le vrai modele a l'aide de cette stratégie est plus ¢élevée si le vrai
modele est un modele autorégressif et non un modele avec autocorrélation spatiale des
erreurs. Ces probabilités sont plus €élevées lorsque le paramétre spatial est positif.

Anselin et Florax (1995b) affinent cette reégle de décision en la complétant par

l'utilisation des tests robustes : si LM, est plus significatif que LM, et RLM ,. est

LAG

significatif mais pas RLM on inclut une variable endogeéne décalée. D'une fagon similaire,

ERR ?

la présence d'une autocorrélation des erreurs peut €tre identifié a travers RLM . .

4/ Une fois que le modele spatial adéquat est estimé ([2.23] ou [2.30]), trois tests
supplémentaires peuvent encore étre mobilisés.

\ J4 . * . . ’ .
- Pour un mod¢le autorégressif [2.23], le test LM .. permet de savoir si une autocorrélation
spatiale des erreurs est encore nécessaire.

\ r . * . .
- Pour un modele avec autocorrélation des erreurs [2.30], le test LM ,, permet de savoir si

une variable endogéne décalée est encore nécessaire. Le test du facteur commun indique si la
restriction A3 + O = 0 peut étre rejetée ou non. Si elle ne I'est pas, le modele [2.75] se réduit

au modele avec autocorrélation des erreurs [2.74a].

5/ Si plusieurs modeles restent encore en compétition, le choix peut se faire avec les critéres
traditionnels tels que les critéres d'information :

INF = 2InL +q(K) [2.76]
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InL est la valeur de la fonction de log-vraisemblance a I'optimum, K le nombre de parametres
inconnus et q un facteur de correction qui varie selon les formulations: q=2K pour le

critere d’Akaike ou g = K.In N pour le critére de Schwartz. Lorsqu'on compare deux modeles

selon leur critére d'information, on choisit celui qui minimise ce coefficient.

L’ensemble des méthodes d’estimation et d’inférence présentées dans les paragraphes
222, 223 et 224 sont valables pour les mode¢les linéaires en coupe transversale. Nous
présentons dans le paragraphe suivant les extensions de ces techniques a d’autres types de
modeles.

225 Quelques extensions recentes

De récents développements en €conométrie spatiale portent sur I’incorporation de
I’autocorrélation spatiale dans les modeles de panel (paragraphe 225.1), ceux a variables
qualitatives (paragraphe 225.2) et ceux a équations simultanées (paragraphe 225.3).

225.1 Données de panel et autocorrélation spatiale

L’autocorrélation spatiale est introduite dans des modeles de plusieurs fagons. Nous
considérons d’abord le cas de mod¢les spatio-temporels simples ou les comportements de tous
les individus sont supposés uniformes dans le temps et dans I’espace (paragraphe 225.11).
L’autocorrélation spatiale sous la forme d’une variable endogeéne décalée ou d’une
autocorrélation spatiale des erreurs peut également étre introduite dans d’autres modeles de
panel, tels que le modéle SUR (paragraphe 225.12) ou le modéle a erreurs composées
(paragraphe 225.13) m

225.11 Modeles dynamiques dans le temps et dans I'espace
Supposons qu’il y ait N régions i, T périodes de temps t et donc NT observations vy;, El

Considérons tout d’abord le modé¢le le plus simple (régression ordinaire) dans lequel on
suppose des comportements uniformes pour tous les individus :

K

Yie = Z X it Be &= X;tB T & [2.77]
=1

3% La combinaison des effets fixes et de 1’autocorrélation spatiale n’est pas possible. En effet, I’estimation de
modeéeles spatiaux nécessite le caractére asymptotique dans le domaine spatial (N — ©00) alors que les effets fixes
(c'est-a-dire une variable muette pour chaque localisation) nécessitent 1’estimation de N paramétres. Il n’y a donc
pas d’estimateurs convergents et les effets fixes sont incompatibles avec les processus spatiaux.

*7 Nous supposons dans tout ce paragraphe que les échantillons sont cylindrés.
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ou &, [Jiid(0,02), [fi et [, X, est le vecteur-ligne des observations des variables explicatives
pour une région i au temps t de dimension (1,K) et S est le vecteur des K paramétres inconnus.

Notons Y, le vecteur (N,1) qui regroupe les N observations de Yy, pour la période t.
X, désigne la matrice (N,K) des observations des variables explicatives au temps t, &, est le

vecteur des N erreurs au temps t. Le mode¢le se réécrit alors de la fagon suivante :
Y, = X, B+¢g, [2.78]

Un modele général incorporant des dépendances spatiale et temporelle dans la variable
expliquée ainsi que dans les variables explicatives pourrait s’écrire de la fagon suivante :

Vi =AY + oWy WY+ X B+ X B, +WX B +WX B, + €, [2.79]

Ce modele général est estimé grace a la méthode du maximum de vraisemblance. En
outre, ce modele se simplifie si certaines contraintes de type facteur commun sur les
parametres sont vérifiées (Elhorst, 2001). Nous considérons deux cas particuliers :

-Si y=-Ap, B, =-AB, et B, =—AB;, alors le modele [2.79] se réduit a un modele avec
décalage spatial sur la variable expliquée et les variables explicatives avec une autocorrélation
temporelle des erreurs :

Y, = pWY, + X, B, +WX, B; +U, [2.80]
U =AU, +€
-Si y==Ap, B, =-pP, et B, =-pB,, alors le modéle [2.74] se réduit & un modele avec

décalage temporel sur la variable expliquée et les variables explicatives avec une
autocorrélation spatiale des erreurs :

Yt :/\Yt—l + XtBl + xt—lBZ +ut [2 81]
Ut =pWUt +£t |

Des modeles encore plus simples peuvent étre dérivés de [2.79]. Un cas particulier
intéressant est le modeleou A =p=8,=6,=06,=0:

Yo =WV, + X B, +E [2.82]

Au contraire des modéles précédents, I’estimation des parametres de [2.82] peut étre basée sur
les moindres carrés ordinaires. Ce modéle est utilis¢é pour modéliser la diffusion d’un
phénomeéne (Upton et Fingleton, 1985). Par exemple, Dubin (1995, 1997) étudie la diffusion
d’une innovation dans le cadre d’un modele LOGIT en données de panel : la probabilité
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d’adoption d’une innovation par une firme dépend entre autres de la proximité de firmes qui
ont adopté cette innovation a la période précédente.

Pour tester les formes d’autocorrélation spatiale sur la variable expliquée ou sur le
terme d’erreur, on utilise les tests du multiplicateur de Lagrange LMy ac et LMgrr avec la

matrice de poids W™ =1, OW .
225.12 Modele SUR spatial

Considérons dans_un premier temps le modele SUR spatial dans lequel N > T
(Anselin, 1988a, 1988c) == On suppose les paramétres constants dans I'espace mais variables
pour chaque période. Le mod¢le s'écrit alors de la fagon suivante :

Vi =X, B, +E&; i=1,..Nett=1.T [2.83]

Dans ce modéle, X, est le vecteur-ligne des observations pour une unité i au temps t de
dimension (1,K,) et B, est le vecteur des K, parametres. Si I’on regroupe les N individus
pour la période t, le modele devient: y, = X, B, +€&, pour t=1..T.

Pour chaque équation, il est possible d’étre confronté a un probléme d’autocorrélation
spatiale des erreurs :

& = AWE, +u, [2.84]
avec: E(,)=0 [t [2.85]
E(uu,) =01, [2.86a]
E(uu,)=0.l, [2.86b]

De ces différentes hypothéses, on déduit que les erreurs complétes U possédent les propriétés
suivantes : E(U)=0 et E(uu') =201, ou Z est la matrice d'élément générique : [0, ].
Dans ces conditions, la matrice des variances-covariances des erreurs & s’écrit:
Q=E(ee")=B(E0O1,)B ou B=[l; ~(AOW)]™" et A =diag(A,).

Une application de ce modele est celle de Rey et Montouri (1999) qui estiment un

modele SUR spatial pour étudier dans quelle mesure le processus de convergence entre les
¢états américains différe entre les 2 sous-périodes 1929-1945 et 1946-1994.

** Anselin (1988a) appelle ce modéle le modéle SUR « spatial » par opposition au modéle SUR « classique »
(Zellner, 1962) ou les coefficients de la régression sont constants dans le temps mais variables selon les
individus. Dans ce cas, 1’autocorrélation spatiale est captée grace a 1’estimation de la matrice des variances-
covariances contemporaine (Arora et Brown, 1977 ; Hordijk et Nijkamp, 1977 ; Hordijk, 1979).
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De la méme fagon, on peut considérer un modele SUR avec variable endogeéne
décalée. Le modele s’écrit alors pour les N individus a la période t :

Y, = oWy, +X B, +¢€, t=1,...T [2.87]

On pose sur l'erreur € les mémes hypothéses posées précédemment sur U. Dans ces
conditions, E(¢) =0 et E(e")=2Z 01,00 X =[0,].

Ces différents modeles peuvent étre estimés a partir de la méthode du maximum de
vraisemblance. En outre, des tests du multiplicateur de Lagrange permettant de tester les
hypothéses H,:A, =0, t=1..T dans [2.85] et H,:p, =0, t=1..T dans [2.88] sont

suggéres par Anselin (1988a, 1988c¢).

225.13 Modeles a erreurs composees

L’autocorrélation spatiale des erreurs peut enfin étre incorporée dans le cadre d’un
modele a erreurs composées dans lequel les coefficients de la régression sont supposés fixes
(Anselin, 1988a ; Case, 1991 ; Baltagi et Li, 2002). Dans ce mod¢le :

Yie = Xi'tﬁ +t & i=1..N;t=1..T [2.88]

Le terme d’erreur est supposé incorporer les effets non-observables dus a I’espace
(Hsiao, 1986 ; Baltagi, 1995) :

g, =u +@, i=1,..N;t=1,..T [2.89]

avec @, 0iid(0,0%), y, O iid(O,Ufl) , composantes supposées indépendantes.
En regroupant les N individus pour la période t, ’erreur peut également s’écrire de la
facon suivante: & =p+@ avec & =(&,Ey) > H=(Hy,uly)s @ =(@,....0,) - On

suppose une autocorrélation spatiale des erreurs sur le terme d’erreur résiduel :

@ =AWq +v, [2.90]

ol V, = (Ve Vy)'» V, ~iid(0,07) et indépendant de @ et p. Soit B=1,—AW, alors
@=(,-AW)"v, =B7'v,. En conséquence, £ =(S; Ol )u+(l; OBV et la matrice de

variances-covariances de € s’écrit :

Q=E(ee) =02(S,S; Oly)+al(l; O(B'B)™) [2.91]
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Ce mode¢le peut s’estimer grace a la méthode du maximum de vraisemblance. Un test
du multiplicateur de Lagrange pour H,:A =0 est suggéré par Anselin (1988a). Plus

récemment, Baltagi et al. (2001) dérivent des tests du multiplicateur de Lagrange permettant
de tester les hypothéses suivantes : H,:A=0et g’ =0, H,:0. =0 lorsque A =0,
H,:A =0 lorsque 0. =0, H,:A =0 lorsque g, 20 et H,:0. =0 lorsque A =0. Enfin,

Baltagi et Li (2002) dérivent le préviseur linéaire optimal pour le modéle a erreurs composées
et autocorrélation spatiale =

225.2 Les modeéles a variables qualitatives

La prise en compte de I’autocorrélation spatiale dans les modeles de choix discrets, les
modeles censurés ou les modeles a sélection d’échantillon constitue un théme de recherche
récent. Nous illustrons les problémes impliqués par la prise en compte de 1’autocorrélation
spatiale dans les mode¢les a variables qualitatives a partir du modéle de choix discret avec la

variable latente Y; :

Y, =X B+E, [2.92]

ou &; est une variable aléatoire pour laquelle une distribution donnée est supposée (normale

pour le modéle PROBIT, logistique pour un modele LOGIT). On observe :

y, =1 lorsque y; =0 [2.93a]
y, =0 lorsque y; <0 [2.93b]

L’autocorrélation spatiale est introduite dans ce modele sous la forme d’une variable

endogéne décalée ou d’une autocorrélation spatiale pour le terme d’erreur &;. Des problémes

similaires apparaissent pour ces deux cas.

Considérons par exemple une autocorrélation spatiale des erreurs (Anselin, 2001b ;
Beron et Vijverberg, 2002) :

e=(1-AW)"u [2.94a]
O g=Y0ou. [2.94b]
Z 7]

3% 11 ne s’agit cependant pas de la seule fagon d’introduire de I’autocorrélation spatiale des erreurs dans un
modele a erreurs composées : Bolduc, Laferriére et Santarossa (1995) proposent, dans le cadre d’un modéle de
flux, de supposer que chaque composante de I’erreur suit un processus spatial autorégressif.
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ou 0; est un €lément de (I —AW)™". Pour pouvoir calculer la probabilité que y, = 1 pour

chaque observation : P(y, =1)=P(g, <x.[3), il faut déterminer la loi de probabilité de €.

Dans le cas du modele PROBIT, on sait qu’une combinaison lin€aire de variables normales
est encore une variable normale. Si U est identiquement et indépendamment distribué
d’espérance nulle et de matrice des variances-covariances |, alors £ suit une loi normale
d’espérance  nulle et de  matrice des  variances-covariances habituelle

Ecee’)y = [(1 = AW')1 -Aaw)] ™.
Cette expression n’est pas bloc-diagonale et conduit a des variances

hétéroscédastiques. L’autocorrélation spatiale introduit donc des interdépendances entre
observations qui interdisent le calcul des probabilités séparément pour chaque localisation : la

probabilit¢ P(g, <x8) ne peut plus étre dérivée de la distribution normale standard

univariée mais doit étre explicitement dérivée comme la distribution marginale du vecteur
multivari¢ a N dimensions, dont la matrice des variances-covariances contient le parametre
autorégressif A (McMillen, 1992 ; Jayet, 1993). Des problémes similaires apparaissent
lorsque 1’autocorrélation spatiale est introduite dans un mod¢le de type TOBIT 2 (McMillen,
1995a).

Les problémes d’estimation et de tests dans ces différents cas ont été abordés par Case
(1992), McMillen (1992, 1995a, 1995b) et Pinkse et Slade (1998). Dans ces mod¢les,
I’interdépendance impliquée par [’autocorrélation spatiale produit une fonction de
vraisemblance avec de multiples intégrales, rendant 1’estimation directe pratiquement
impossible. De plus, I’hétéroscédasticité des erreurs, induite par la spécification de
I’autocorrélation spatiale sous la forme d’une variable endogeéne décalée ou d’une
autocorrélation spatiale des erreurs, implique que les méthodes d’estimation des modeles
PROBIT avec observations dépendantes mais erreurs homoscédastiques proposées par Avery
et al. (1983) ou Poirier-Ruud (1988) ne sont pas convergentes (Pinkse et Slade, 1998).

Dans le cadre des modeles de choix discrets, McMillen (1992, 1995b) propose
d’utiliser la méthode d’estimation « Espérance — Maximisation » ou « EM » pour les mod¢les
PROBIT avec autocorrélation spatiale des erreurs ou variable endogéne décalée. Cette
procédure d’estimation remplace la variable discréte dépendante par 1’espérance de la variable
latente continue. Le mod¢le est ensuite estimé par maximum de vraisemblance en considérant
la variable construite comme une variable standard continue et dépendante. La procédure
d’estimation — calcul de I’espérance de la variable dépendante et estimation du modele par
maximum de vraisemblance — est répétée jusqu’a convergence et les estimations des
parametres obtenues sont les estimations du maximum de vraisemblance. Cependant, cette
méthode ne permet pas de déterminer analytiquement la matrice d’information. LeSage
(1999b) propose I’utilisation de méthodes d’estimation bayésiennes qui fournissent les mémes
estimations que celles données par la méthode du maximum de vraisemblance mais ne
souffrent pas de ce probléme. Enfin, Pinkse (1999, 2002) étend le test de Moran aux modeles
PROBIT.
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225.3 Les modeéles a équations simultanées

L’extension des méthodes de 1’économétrie spatiale aux modeles d’équation
simultanées est proposée par Rey et Boarnet (2002). Ils étudient un modele général
comportant les deux équations suivantes :

yl = XBI +y21y2 +p11Wyl +p21W 2+£l [2 95]
y2:XB2+y12yl+p12W1+p22W2+82

ou y,, i =1, 2 est le vecteur des observations sur les variables dépendantes, X est la matrice
(N,K) des observations sur les K variables exogénes avec les vecteurs de paramétres associés
B, 1=12. Enfin, £, 1= 1, 2 sont les vecteurs d’erreurs. Les termes d’erreurs dans chaque

équation sont d’espérance nulle, ils ne sont pas spatialement autocorrélés et il n’y a pas de
covariance inter-équation.

La simultanéité apparait dans ce mode¢le de trois fagons possibles :
- Y, et y, sont des variables endogenes qui apparaissent dans les deux équations.

- L’influence de Wy, sur y, et de Wy, sur Y, : termes autorégressifs spatiaux traditionnels.
- L’influence de Wy, sur y, et de Wy, sur y, : termes autorégressifs spatiaux croisés.

En imposant des restrictions de nullit¢é sur tout ou partie des coefficients
P> P> Pras Pays Vys €LY, 5 les auteurs distinguent 35 spécifications différentes selon que les 3

types de simultanéité sont absents ou présents dans une ou deux équations.

Ces modeles sont estimés a 1’aide de la méthode des Doubles Moindres Carrés dans
laquelle les décalages spatiaux des variables endogénes ou exogeénes sont utilisés comme
instruments.

Henry et al. (2001) appliquent ces principes pour, d’une part, étudier a I’aide de deux
équations les phénomenes d’interdépendance spatiale entre croissance de la population et
croissance de I’emploi dans les zones rurales et d’autre part, estimer les effets de la proximité
de la croissance urbaine sur les zones rurales.

Conclusion de section

Dans cette section, nous avons présenté la facon dont 1’autocorrélation spatiale était
introduite dans les modéles économétriques. Dans le cas de modeles linéaires en coupe
transversale, nous avons montré que les principales spécifications intégrant cet effet
conduisent a une corrélation entre les erreurs et les variables explicatives. Les MCO ne sont
donc plus adaptés et il faut se tourner vers d’autres méthodes d’estimation telle la méthode du
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maximum de vraisemblance, celle des variables instrumentales ou des moments généralisés.
Enfin, nous avons présenté différents tests qui, a travers les régles de décision, permettent de
déterminer la forme prise par I’autocorrélation spatiale et son interprétation.

D’une fagon générale, cela signifie que la présence d’autocorrélation spatiale doit étre
systématiquement testée dans les spécifications que 1’on cherche a estimer. Bien sir, le
modélisateur peut disposer a priori de références théoriques ou empiriques orientant la
spécification qu’il souhaite estimer, en particulier lorsqu’il pense que les phénomenes
économiques dépendent des valeurs prises par la variable endogeéne ou par certaines variables
explicatives dans les unités voisines. Cependant, méme dans ce cas, la présence
d’autocorrélation spatiale «résiduelle » doit €tre testée afin de vérifier la justesse de la
spécification définie a priori. On peut par ailleurs préférer opter pour la spécification avec
autocorrélation spatiale des erreurs en substitution des variables omises lorsqu’on ne souhaite
pas intégrer de variables explicatives ou lorsqu’on ne dispose pas de ces variables.

Nous abordons maintenant la facon dont le second effet, I’hétérogénéité spatiale, est
introduit dans les mod¢les économétriques.
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SECTION 23 :
HETEROGENEITE SPATIALE

Dans cette section, nous abordons le traitement de I’hétérogénéité spatiale. Dans une
régression économétrique, ce phénomene se traduit de deux fagons : par des coefficients
différents ou par des variances des termes d’erreurs différentes selon la localisation. Dans le
premier cas, on parle d’instabilité spatiale des parametres de la régression qui varient
systématiquement avec la localisation. Dans le second cas, on est confront¢ a un probléme
d’hetéroscédasticité, probléme par ailleurs fréquent en coupe transversale. Ces deux cas,
instabilité des parameétres et hétéroscédasticité, peuvent apparaitre conjointement.

Notre objectif ici est double. D'une part, nous présentons les principales spécifications
économétriques permettant de capter ces phénomenes d'hétérogénéité spatiale. D'autre part,
nous examinons dans quelle mesure les tests traditionnels d'hétéroscédasticité ou d'instabilité
doivent étre amendé€s pour tenir compte de I'autocorrélation spatiale. Nous nous limitons ici
aux spécifications valables pour les données en coupe transversale.

Au contraire de l'autocorrélation spatiale, 1'hétérogénéité spatiale est habituellement
traitée par les méthodes économétriques standards. Ainsi, les modélisations en coupe
transversale relatives aux parameétres variables, aux coefficients aléatoires ou aux
changements de régimes, peuvent étre adaptées aux spécifications particulieres nécessaires a
l'utilisation de données localisées. Nous présentons d’abord les différentes spécifications
permettant de prendre en compte I’instabilit¢ des parameétres dans l'espace (paragraphe 231)
ainsi que 1’hétéroscédasticité (paragraphe 232). Ensuite, nous explicitons les liens entre
autocorrélation spatiale et hétérogénéité spatiale. Ces deux aspects sont, en effet, souvent
présents conjointement dans une régression, ce qui conduit a développer des tests particuliers
permettant de vérifier la présence de I'un des effets en tenant compte de I’autre ou de vérifier
la présence de ces deux effets simultanément (paragraphe 233).

231 Modélisation et estimation de [I’instabilité spatiale des
parametres

Reprenons comme point de départ le modele de régression linéaire classique en coupe
transversale :

y=XB+e [2.96]

ou Y est le vecteur (N,1) des observations de la variable dépendante, N est le nombre total
d'observations, X est la matrice (N,K) des observations des K variables explicatives, (3 est le
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vecteur (K,1) des K coefficients inconnus a estimer. Sauf indication contraire, £ désigne dans
tout ce paragraphe le vecteur (N,1) des termes d'erreurs tel que £ [ 1iid(0,0%ly ). Comme
précédemment, nous considérons que les observations sont localisées.

L'instabilité spatiale des parameétres se réfere a 1'absence de stabilité dans 1'espace des
comportements ou des relations économiques. Ce phénomene nécessite des modélisations
permettant la prise en compte des caractéristiques particulieres de chaque zone géographique :
les parametres de la régression [2.96] varient selon leurs localisations. Dans le cas le plus
général, on suppose une relation différente pour chaque zone géographique i de I'échantillon :

y, =X B +& i=1...N [2.97]

ou Y, représente l'observation de la variable dépendante pour la zone i, X; représente le

vecteur de dimension (1,K) comportant les observations des K variables explicatives pour
l'observation i. Ce vecteur est associé¢ a un vecteur de dimension (K,1) : (. Il existe alors un
vecteur de paramétres différent pour chaque observation |.

Compte tenu de cette spécification, il n'est pas possible d'estimer un ensemble de N
vecteurs de K parameétres inconnus [, avec un échantillon de N observations. Il faut donc
imposer une structure spatiale aux données, c'est-a-dire fournir une spécification
parcimonieuse pour ¢étudier la variation dans l'espace. La variabilité spatiale de la moyenne
d'une variable ou des coefficients d’une régression peut étre discrete, lorsque des différences
systématiques entre différents régimes sont observées (paragraphe 231.1), ou continue sur
I’ensemble de la zone étudiée (paragraphe 231.2).

231.1 Variation spatiale discrete

231.11 ANOVA spatiale

Dans un premier temps, nous nous demandons dans quelle mesure la moyenne d’une
variable varie entre différents sous-groupes d'observations localisées. Par exemple, on
voudrait savoir si la moyenne des prix des logements est la méme a 1'Est et a I'Ouest d'une
ville. Une réponse possible passe par une régression ou les variables explicatives sont des
variables muettes représentant 1’appartenance aux différents sous-groupes.

Formellement, considérons sans perte de généralité un échantillon d'observations

localisées partitionné en 2 sous-groupes de localisations —, G, et G,. Supposons N,
observations dans le premier sous-groupe et N, observations dans le second sous-groupe
avec N, +N, = N. Le but est de tester I'hypothése si a,, I'espérance de y dans G, est égale a

a,, l'espérance de y dans G, .

4 T | . T
% La généralisation a G sous-groupes est immédiate.
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I1 suffit alors d'estimer par les MCO le mod¢le suivant :
y, =a,d;, +a,d;, +¢ [2.98]

d; sont les variables muettes €gales a 1 si la région i appartient a la zone G; et égales a 0

sinon, pour i=1,...Netj=1, 2.
Sous I'hypothése de normalité des erreurs, un test d’égalité des moyennes s’effectue
alors en testant I'égalité des coefficients a, et a,.

231.12 Régimes spatiaux

Dans le modéle [2.98], seule la constante varie entre les différents sous-groupes
spatiaux. Plus généralement, si I'on considére l'ensemble des coefficients d’une régression,
I’hétérogénéité spatiale peut étre présente sous la forme de différentes constantes et/ou de
différentes pentes. Dans ce cas général, on parle alors d'instabilité structurelle dans I'espace ou
de régimes spatiaux (Anselin, 1988a).

Formellement, considérons le cas ou deux régimes, indiqués par 1 et 2, sont considérés
et ou tous les parametres varient selon le régime :

by O X, 00OpB0 & 0O
0= 0 oo O [2.99]
B@D 0o Xz%zm 20

ou y, et y, sont les vecteurs des observations des variables dépendantes, X, et X, sont les
matrices des observations des variables explicatives, 3, et [, sont les vecteurs de
coefficients et & et &£, sont les vecteurs des erreurs respectivement des sous-groupes 1 et 2.
On suppose a nouveau que le nombre total d'observations dans le sous-groupe 1 est N, et que
celui du sous-groupe 2 est N, (N, +N, =N). Les observations dans chaque régime sont
supposées étre suffisamment nombreuses pour estimer 3, et 3, .

Les notations sont simplifiées de la fagon suivante :
y=XB+e [2.100]
ouy, X', Bet& correspondent a la structure [2.99].

Nous supposons dans ce paragraphe que la variance des termes d’erreurs est constante

sur l'ensemble des observations : E[€€'] =01, . Dans ces conditions, le test d'homogénéité

des coefficients, c'est-a-dire le test de changement structurel spatial 3, = f3,, s'effectue grace
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au test de Chow traditionnel. Ce test exact est construit a partir des erreurs estimées sous
I'hypothese nulle et sous I'hypothése alternative :

OF(K,N -2K) [2.101]

ou €, est le vecteur des erreurs estimées du modele contraint et € celui du modele libre. De

la méme maniere, ce test peut s’effectuer pour chacun des coefficients du modele ou
seulement pour un sous-ensemble de coefficients.

231.13 Fonctions spline

L'hétérogénéité spatiale est enfin susceptible de se manifester sous la forme de
parametres de la régression qui différent, non pas selon le régime spatial, mais selon
l'intervalle des valeurs prises par une ou plusieurs variables explicatives dans l'aire
géographique. Par exemple, si I’on s’intéresse a 1’estimation d’une fonction de densité de
population sur une aire urbaine, on peut considérer, conformément aux modéles de la
nouvelle économie urbaine, que la densité de population décroit lorsqu'on s'éloigne du centre
de cette aire urbaine. Cependant, dans la réalité, cette décroissance n'est pas forcément
monotone. Il est alors préférable de considérer qu’elle peut décroitre de fagon différente dans
certains intervalles de valeurs de cette distance au centre.

La technique des variables muettes peut a nouveau étre mobilisée pour modéliser une
fonction dans laquelle les parameétres de la régression différent par intervalle. L'estimation
d'une telle fonction, appelée fonction spline, nécessite de déterminer le nombre de segments
qui divisent l'axe de l'une des variables explicatives X et d'estimer une fonction linéaire a
chaque segment. Supposons que I'axe des X soit divisé en M segments. Les valeurs seuils entre

les segments, notées X;, j=0,..M, sont appelées «nceuds». Pour une observation i, la

fonction spline ou linéaire par morceaux s'écrit de la fagon suivante :
M f—
y, = Z(aj +b,(x —X,_))D; +¢ [2.102]
J:

ou y est la variable dépendante, X est la variable explicative divisée en M segments, D; est la
variable muette prenant la valeur 1 pour les observations X telles que X;_, < X <X; et 0 sinon.

Sous les hypothéses habituelles sur les erreurs, cette fonction est estimée par les MCO.
En général, la fonction linéaire par morceaux [2.102] est discontinue aux valeurs
seuils. Pour s'assurer de la continuité aux nceuds, il est nécessaire d'imposer la contrainte

suivante sur les coefficients : a;,, = a; + bj(ij = X)) Oj=1..M—1.

Suits et al. (1978) généralisent la formulation [2.102] en posant une fonction
polynomiale dont les paramétres différent par intervalle. Utiliser une fonction polynomiale par
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intervalle permet d'assurer la continuité des dérivées de la fonction aux nceuds et d'employer
une forme fonctionnelle plus flexible que des fonctions linéaires. Pour des fonctions cubiques,
la fonction est appelée spline cubique. Lorsque les segments sont de longueurs égales, Suits et
al. (1978) montrent que cette fonction peut étre obtenue en estimant la régression suivante par
les MCO :

M -1
y, =a +h(x —X)+c(x —X) +d(x -X) + Z d,,, —d)(x - X)'D; + [2.103]
J:

ou D}‘ est la variable muette ¢gale a 1 pour les observations telles que x = X; .

Les différentes approches présentées dans le paragraphe 231.1 sur la variation spatiale
discréte nécessitent la définition préalable des sous-groupes ou des intervalles qui, dans
l'idéal, doivent €tre définis pour correspondre a un ou plusieurs changements structurels
géographiques du modéle, connus a priori. Ainsi, dans le cas des régimes spatiaux, ces
modélisations sont particuliérement adaptées pour des découpages spatiaux bien définis
(« Centre » versus « Périphérie », rural versus urbain, etc.).

En l'absence d'informations précises sur les changements structurels, Anderson (1982,
1985), McMillen (1994) et McMillen et McDonald (1998) choisissent d'estimer des fonctions
spline cubique avec des segments de longueur égale et des intervalles relativement courts
entre les nceuds. Brueckner (1981, 1986) détermine le nombre de ruptures en effectuant un
test du rapport de vraisemblance et en calculant des critéres d'information pour chaque
nouvelle rupture ajoutée.

Dans tous les cas, il n'existe pas a 1'heure actuelle de techniques permettant a la fois
une estimation endogene des régimes et une prise en compte de 1’autocorrélation spatiale.
Cependant, I’analyse exploratoire des données spatiales, ensemble de techniques permettant
d’¢étudier les schémas globaux et locaux d’autocorrélation spatiale (cf. paragraphe 213, p.
105), s'avere utile pour suggérer les concentrations locales et servir de base a la définition des
régimes spatiaux (Bernat, 1996).

Lorsqu'on ne dispose pas d'information sur d'éventuels régimes spatiaux, ou si l'on
pense que la moyenne d'une variable ou les coefficients de la régression ne changent pas
brutalement d'un régime a l'autre, il est préférable d'utiliser des spécifications permettant de
capter une variation spatiale continue sur l'ensemble de la zone étudiée.

231.2 Variation spatiale continue

Deux types d'analyse sont possibles : étude de la variabilité¢ de la moyenne ou de la
variabilit¢ des coefficients de régression. Dans le premier cas, on utilise la méthode TSA
(Trend Surface Analysis) alors que dans le second cas, c’est la méthode VE (Variable
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Expansion) et son extension, la méthode non-paramétrique GWR (Geographically Weighted
Regression) qui sont les plus adaptées.

231.21 La méethode Trend Surface Analysis (TSA)

Dans cette méthode, on régresse la variable étudiée sur une expansion polynomiale des
coordonnées (telles que la latitude et la longitude) de chaque localisation. Formellement, le
mode¢le suivant est estimé par les MCO :

yi = zarsuirvis tE [2.104]

r+s<p

ou p est ’ordre de la TSA, u, et v, sont les coordonnées de la i™ observation, a,, sont les

coefficients inconnus a estimer dont le nombre dépend de 1'ordre de la TSA.
Par exemple, les deux fonctions associées a l'ordre 1 et a 'ordre 2, respectivement la
fonction linéaire (p = 1) et la fonction quadratique (p = 2), s’écrivent de la fagon suivante :

y. =a, +a,u +a,V. +& [2.105a]
i a00 10™ (U1 i

_ 2 2
Yi =y ta, u; +a,Vv; +a,u;Vv; +aupy +a, Vi +§; [2.105b]

Cette méthode permet de décrire les grandes tendances caractéristiques de la surface
de régression, comme des tendances simples de type « Nord-Sud » ou « Est-Ouest » pour la
fonction linéaire ou des tendances plus complexes pour les fonctions d'ordre supérieur. Elle
sert donc a « lisser » les données (Ripley, 1981 ; Agterberg, 1984). Par ailleurs, comme la
variable expliquée est uniquement une fonction des coordonnées des points, des valeurs
prévues pour cette variable peuvent facilement étre obtenues pour chaque localisation et
représentées sur une carte (Bertazzon et Zaninotto, 1996).

Ce type de modélisation a, entre beaucoup d'autres applications, servi dans 1’étude des
fonctions de densité urbaine (Schroeder et Sjoquist, 1976), dans les modeles hédoniques de
prix fonciers (Johnson et Ragas, 1987) ou immobiliers (Olmo, 1995 ; Des Rosiers et
Thériault, 1995, 1996). En effet, elle permet de représenter graphiquement les surfaces de
régression, leurs « pics » ou leurs « vallées », a 1'aide de représentations en 3 dimensions dans
lesquelles les coordonnées des points constituent 1'abscisse et I'ordonnée et la valeur estimée
(ou prévue) la cote (figure 2.6).

Cependant, cette méthode présente plusieurs limites (Ripley, 1981 ; Pace et al., 1998).

Tout d'abord, elle provoque des distorsions a la marge de la zone afin de pouvoir mieux
s'ajuster aux points situés au centre. Ensuite, les variables des polyndmes sont trés souvent
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fortement corrélées, ce qui est source de multicolinéarité. Enfin, 1'autocorrélation spatiale des
erreurs n’est pas systématiquement ¢liminée dans ce type de modéle EI

Predict Canal-
p:;cecng i Prestige
5q. ft.
256.09 1
goullng
170.73 1 T CBD River
I Center Historic
7 District
85.38 1
40.00
Historic
District 26.87
Superdome = \ South-North
0.00 - (x100 ft)
60 13.33
40
20
West-East (x100 ft) ) S

Figure 2.6 : Un exemple d'utilisation de la méthode TSA
Valeurs foncieres prévues a New Orleans (source : Johnson et Ragas, 1987, p. 345)

231.22 La méthode Variable Expansion (VE)

La méthode VE, développée par Casetti (1972, 1997), généralise la méthode
précédente dans la mesure ou on suppose que I'hétérogénéité spatiale se traduit par des
coefficients de la régression variables pour chaque localisation i. Cette différenciation est
spécifiée par une fonction dépendant d'un certain nombre de variables auxiliaires.

Sans perte de généralité, les propriétés de cette méthode sont illustrées formellement

par un exemple simple avec une seule variable explicative. Le modéle initial est, pour une
observation i :

Yi =B +BiX +& [2.106]

*! Dans le cadre des modéles hédoniques de prix immobiliers, DesRosiers et Thériault (1999) et Thériault et al.
(1999) développent une stratégie d'estimation et de tests combinant autocorrélation spatiale et variables
polynomiales tout en évitant les problémes de multicolinéarité.
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ou B, et B, sont les coefficients de régression et X, correspond a la i*" observation de la

variable explicative. On suppose que le second coefficient est variable pour chaque

observation —: [, est une fonction exacte de variables d’ « expansion» ou variables
augmentées, notées z,,i=1,...P:
Bi="1(z.y) [2.107]

ou Zz; est un vecteur de P variables augmentées, Yy est le vecteur des P parameétres inconnus

correspondants, f est la relation fonctionnelle qui exprime la forme de la variation du
coefficient [3,. En général, cette fonction f est linéaire.

Ainsi, pour deux variables augmentées et une relation fonctionnelle linéaire, la relation
[2.107] s'écrit de la fagon suivante :

Bi =Vo tViZ; + V51 [2.108]

L'introduction des variables augmentées dans le modéle initial donne le modele
terminal suivant, estimé par les MCO sous les hypothéses habituelles :

Yi = By +VoX +Vi(Z%) + V5 (25%) + & [2.109]
Sous forme matricielle, le modeéle [2.109] s'écrit de la fagon suivante :
Yy =SBy +V X+V,(Z2,X)+Y,(Z,X) +& [2.110]

ou z, =diag(z,;) et z, =diag(z,;).

Si le modele terminal est la spécification correcte, les estimateurs des paramétres du
modele initial sont biaisés. En effet, il s’agit d’un cas particulier du probléme traditionnel de
variables omises.

Soient b'=[B, y,], X =[S x], Z=[z,x z,x] et y'=[y, ¥,]. On vérifie
immédiatement que l'espérance de l'estimateur de b du mode¢le initial, si le mode¢le final est
vrai, est E(B) =b+(X'X)" X'Zy. L'estimateur de b dans le modéle initial est biaisé
(Anselin, 1988a ; Anselin et Griffith, 1988).

Comme dans la méthode TSA, les variables z; correspondent le plus souvent aux

coordonnées du point i (latitude et longitude). Dans le cas linéaire le plus simple, seules des
tendances simples dans la variation des paramétres sont captées (tendance du type
« Nord/Sud » ou « Est/Ouest ») et des expansions quadratiques ou d’ordre supérieur doivent

42 L e . .
Comme précédemment, on peut également supposer la constante variable pour chaque observation.
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étre spécifiées pour capter des tendances plus complexes. A nouveau, plus l'ordre de
I'expansion est grand, plus la multicolinéarité risque de poser probleme *=

Outre les coordonnées des observations, les variables augmentées peuvent plus
généralement correspondre a toutes les variables susceptibles d’étre a 1’origine de la
différenciation spatiale des coefficients. Par exemple, LeSage (1999a) utilise la distance au
centre de la ville pour modéliser la variation spatiale des prix marginaux des caractéristiques
dans un mod¢le hédonique de prix immobiliers. Toujours dans le méme cadre, Can (1990,
1992) préfere utiliser une variable composite de la «qualit¢ » du voisinage de chaque
logement : revenu moyen, composition raciale de la population, taux de chomage, etc.

La méthode VE permet de modéliser des parameétres variables dans 1’espace mais elle
souffre de deux limites principales (Fotheringham et al., 2000). La premiére est que cette
technique ne peut capter que des tendances dans les relations dans 1’espace, la complexité de
ces tendances ¢tant dépendante de la complexité des équations d'expansion spécifiées
(tendances lin€aires, quadratiques, etc.). Les estimations des parameétres obtenues a partir de
cette méthode ne permettent donc pas toujours de capter d'éventuelles importantes variations
locales. La seconde est que la forme des équations d’expansion doit étre supposée a priori.
Pour pallier ces problémes, trois auteurs, Brundson, Fotheringham et Charlton, développent la
méthode d'estimation non-paramétrique GWR (Geographically Weighted Regression).

231.23 La méthode non-paramétrique Geographically Weighted Regression (GWR)

La méthode GWR est présentée dans un ouvrage (Fotheringham et al., 2000) et dans
une série d'articles (Brundson et al., 1996, 1998a, 1998b, 1999 ; Fotheringham et Brundson,
1999 ; Fotheringham et al., 1996a, 1996b, 1997, 1998). Cette méthode non-paramétrique est
destinée a capter au niveau de chaque observation les variations des coefficients d’une
régression dans l'espace. Pour cela, un parametre différent est estimé pour chaque observation
en utilisant les valeurs des caractéristiques prises par les observations voisines.

Formellement, le point de départ est & nouveau la formulation générale [2.97] dans
laquelle il existe un vecteur de K paramétres inconnus a estimer pour chaque observation i :

y, =% B, +¢, [2.111a]

i Vi = Z BiXa + & [2.111b]

Pour estimer les paramétres f3,, du modele [2.111b], on suppose que les données

observées pres du point i ont plus d’influence dans I’estimation de f3,; que les données situées

# Casetti et Jones (1988) proposent dans ce cas de remplacer les variables augmentées initiales par leurs
composantes principales (méthode VE orthogonale).
* Voir Casetti et Jones (1992) pour les différentes applications de cette méthode dans le cadre spatial ou non.
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loin de ce point i. On utilise alors une pondération variable avec le point i. Notons ,@i

l'estimateur des Moindres Carrés Pondérés du vecteur des K coefficients pour l'observation i.
Il s'écrit :

B =(XV, X)X VY [2.112]

ou X est la matrice des observations des variables explicatives et Y représente le vecteur des

observations de la variable dépendante. Enfin, V, est une matrice diagonale (N,N), variable

pour chaque observation i, dont les éléments de la diagonale principale représentent le poids
géographique accordé aux données autour du point i : V; = diag(v;,...,V;,) , ou V; dénote le

poids de la j"™ observation sur I'estimation du modéle autour du i™ point.

Cette méthodologie différe de la régression non-paramétrique habituelle du noyau
(Cleveland, 1979 ; Cleveland et Devlin, 1988, Cleveland et al., 1988) dans laquelle les
pondérations se référent a 1’espace des attributs de X : les données plus similaires a X, sont

davantage pondérées que les données moins similaires et le résultat est un ensemble
d’estimations de parametres dans 1’espace de X. En revanche, la méthode GWR utilise des
pondérations basées sur l'espace géographique. Selon les auteurs, différents schémas de
pondération V,, ou «noyaux », sont utilisés (McMillen, 1996 ; McMillen et McDonald,

1997 ; Fotheringham et al., 2000 ; Pavlov, 2000). Une possibilité consiste par exemple a
retenir des poids de la forme suivante :

vy =exp(=d; /h?) [2.113]

Dans la terminologie non-paramétrique, h est appelé la fenétre : c'est le parameétre qui
détermine le nombre d'observations utilisées pour estimer les coefficients associés a chaque
observation i.

Pour étudier la répartition spatiale des densités de population et des valeurs foncicres
dans l'agglomération de Chicago, McMillen (1996) et McMillen et McDonald (1997) utilisent
une fonction « tri-cube ». On attribue aux h observations les plus proches de 1'observation i

des poids qui diminuent avec la distance a cette observation. Cette fonction s'écrit de la facon
suivante :

vy =[1-(d; /d)'T 1(d; <d;) [2.114]

ou d; est la distance euclidienne entre I'observation i et I'observation j, d; est la distance du
h®™ voisin le plus proche de I’observation i, I(.) est une fonction indicatrice égale a 1 si la
condition est vérifiée et égale a 0 sinon.
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Quel que soit le noyau utilisé, comme dans toute estimation non-paramétrique, il
existe un arbitrage entre le biais et la variance. Dans [2.113] par exemple, lorsque h tend vers
I’infini, les poids tendent vers 1 pour toutes les paires de points, les estimations GWR
deviennent équivalentes a celles des MCO et le biais augmente. Quand la fenétre devient plus
petite, les estimations des paramétres dépendent de plus en plus des observations proches de i
et ont une variance accrue. La fenétre détermine donc le degré de «lissage » des données
ainsi que le biais et la variance de l'estimateur non-paramétrique associ¢. Le probléme est
ainsi de sélectionner un noyau et une fenétre appropriés. Le choix d’un noyau est moins
important que celui de la fenétre qui a une plus grande incidence sur les propriétés des
estimateurs.

Pour choisir la valeur de h dans [2.113], Cleveland (1979) et Bowman (1984)
proposent de minimiser la quantité suivante (procédure de cross-validation) :

2= [y —ya (01 [2.115]

i=L,n

ou Y, (h) est la valeur estimée de Yy, lorsque les observations associées au point i sont

omises du processus de calibrage.

Les auteurs présentent la méthode GWR comme une extension de la méthode VE. Par
ailleurs, elle peut également s'interpréter comme une méthode essentiellement exploratoire
permettant d'identifier la nature et les schémas d'hétérogénéité spatiale sur l'ensemble de la
zone étudiée. En effet, le résultat d’'une GWR est un ensemble d'estimations localisées des
parametres, ainsi que des versions localisées de mesures de qualité de la régression comme le
R2. Ces estimations locales étant toutes associées a des localisations spécifiques, chaque
ensemble de parametres peut €tre cartographi¢ pour illustrer les variations spatiales de la
relation mesurée. Pour savoir si ces estimations locales des parametres sont significativement
différentes, des tests paramétriques sont proposés par Brundson et al. (1999) et Leung et al.
(2000).

232 Modélisation et estimation de I'hétéroscédasticité

L'hétéroscédasticité se manifeste par la variabilité des variances des termes d’erreurs
selon la localisation. Elle constitue un probléme courant en coupe transversale et provient
généralement de variables manquantes ou de toute autre forme de mauvaise spécification du
modele. En outre, lorsqu’on travaille sur des données localisées, les unités spatiales utilisées
ne sont généralement ni de formes réguliéres, ni homogenes : elles peuvent avoir des formes
et des aires différentes, des niveaux de développement technologique variables, des
populations plus ou moins importantes, etc.
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Dans ces conditions, deux stratégies sont possibles. White (1980) fournit un estimateur
convergent de la matrice des variances-covariances de l'estimateur des MCO en présence
d'hétéroscédasticité de forme inconnue pour que 1'inférence statistique basée sur les MCO soit
asymptotiquement fiable (paragraphe 232.1). Alternativement, lorsqu'on choisit une forme
particuliére pour I'hétéroscédasticité, des tests d'hétéroscédasticité plus puissants que le test de
White peuvent étre obtenus (paragraphe 232.2).

232.1 La méthode de White

Reprenons le modele de régression suivant général [2.96] avec les mémes notations
que précédemment :

y=XB+e

Le modele hétéroscédastique est un cas particulier du modele avec erreurs non-
sphériques. La variance de chaque terme n'est plus constante mais au contraire varie avec
chaque observation :

V() =0; [2.116a]
soit  E(eg') = Q = diag(0)) [2.116b]

En présence d’hétéroscédasticité, les estimateurs des MCO sont non biaisés mais
inefficients. Les tests de significativité doivent dans ce cas étre basés sur la vraie matrice des

variances-covariances de l'estimateur des MCO, qui est égale & (X'X)™ X'QX(X'X)™, au

lieu de 0*(X'X)™". Lorsqu’on ne connait pas la vraie forme de I’hétéroscédasticité, White
(1980) démontre que, méme si la matrice Q ne peut pas étre estimée de maniére convergente,
on peut tout de méme estimer de manicére convergente (sous des conditions de régularité
générales) X'QX par X'GX ou G est la matrice diagonale des erreurs estimées ¢levées au

carré = Par conséquent, un test de significativité pour les coefficients de régression est alors

basé sur les MCO et la matrice des variances-covariances estimée (X' X)™ X'GX(X'X)™".

Cette approche conduit au test de White (1980), qui est basé¢ sur le principe du
multiplicateur de Lagrange et dans lequel on teste I'homoscédasticité contre une forme tout a
fait générale :

H,:0’ =0’ 0i

[2.117]
H, :nonH,

* Pour les petits échantillons, MacKinnon et White (1985) proposent d'ajuster les résidus élevés au carré de la
matrice G par le terme 1/(1 — kij) ot ki; est le i*™ élément de la matrice idempotente X(X'X) X"
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Soit &; l'erreur estimée pour la i*™ observation. Pour trouver la statistique du test, on

2 , . ) , , . .,
calcule NR” dans la régression de £, sur une constante, les régresseurs de 1'équation estimée,

leurs carrés et leurs produits croisés. Cette statistique est asymptotiquement distribuée selon
une loi du chi-deux a S — 1 degrés de libertés, ou S est le nombre de régresseurs, sans la
constante.

Le test de White est un test trés général qui ne nécessite pas de connaissances a priori
sur la forme de 1'hétéroscédasticité. Si l'échantillon est assez grand, il est suffisamment
puissant pour détecter toutes les formes d'hétéroscédasticité pour lesquelles la matrice des
variances-covariances usuelle n'est pas convergente. Cependant, méme si le test de White est
convergent contre une grande variété d'alternatives hétéroscédastiques, il peut ne pas étre tres
puissant en échantillon fini. Enfin, il faut souligner que ce test peut également identifier un
probléme dans la spécification du modele ou une dépendance entre les régresseurs et les
erreurs.

232.2 Spécification de I'héteroscédasticité

Lorsque 1'hétéroscédasticité est correctement spécifiée, les tests d'hétéroscédasticité
associés sont alors plus puissants que le test de White (Greene, 2000). Deux formes possibles
particulierement adaptées au cas spatial sont présentées dans ce paragraphe “=

232.21 La variance est fonction d'un ensemble de variables

La premicre possibilité consiste a exprimer la variance des termes d’erreurs comme
une fonction d'un ensemble de variables :

ol =0’ f(z,a) [2.118]

ol 0° est un facteur d'échelle, f une forme fonctionnelle, Z, est un vecteur de P variables,

2,0 =a,+0,z, +..+0,Z,. Enfin, a,, i =1...P sont des paramétres inconnus & estimer.

Les formes fonctionnelles peuvent étre linéaires (cas d’une hétéroscédasticité additive)
ou exponentielles (cas d’une hétéroscédasticité multiplicative (Harvey, 1976)). Les variables z
incluses dans cette spécification correspondent ou non aux variables explicatives. Dans le cas
d'observations géographiques, si 1'on soupconne une hétéroscédasticité basée sur la différence
de taille entre les régions, on peut par exemple inclure l'aire de ces régions ou toute autre
variable reliée a la taille (population totale, densité de population, etc...).

* Certaines modélisations visant & capter 1’instabilité structurelle produisent aussi une certaine forme
d'hétéroscédasticité (voir infra, paragraphe 232. 3, p. 172).
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Le modele est homoscédastique si a; =0,i=1..P dans [2.118]. Cette forme des

erreurs est a la base du test de Breusch-Pagan (1979). 1l s'agit d'un test du multiplicateur de
Lagrange relativement puissant des lors qu'il est possible d'identifier les variables susceptibles
d’étre a la source de I’hétéroscédasticité.

Soit Z la matrice (N, P + 1) comportant les observations sur (1,z;) et soit g le vecteur

(N, 1) comportant les observations sur g, =&’ /(§'é/N). La statistique du test pour

I’hypothése H,: a, =0, i =1...P s’écrit alors :
BP:%(g'Z(Z'Z)*Z'g—N) [2.119]

Sous I’hypothese nulle d’homoscédasticité, BP converge asymptotiquement vers une
loi du chi-deux a P degrés de liberté E Une procédure asymptotiquement équivalente consiste

arégresser £ sur Z et a calculer NR?. Cette quantité converge asymptotiquement vers une loi

du chi-deux a P degrés de liberté sous I'hypothese nulle.

232.22 Hétéroscédasticité en groupes

La deuxiéme possibilit¢ est de spécifier une hétéroscédasticité en groupes. On
considere différents régimes et la variance des termes d’erreurs est différente pour chaque
régime mais constante a l'intérieur de chaque régime. Par exemple, dans le cas simple de 2
régimes spatiaux (comme par exemple une partition « Nord/Sud » ou « centre/périphérie »), la
matrice des variances-covariances du vecteur d'erreur € s'écrit de la fagon suivante :

(&1 0 O
Q:DI N1 , |:|
oo g, 0O

[2.120]
ot 0, est la variance associée au premier régime, 0, est la variance associée au second
régime, N, et N, sont respectivement le nombre d'observations dans le premier et dans le

deuxiéme régime, avec N, + N, =N, I étant la matrice identité d'ordre N;,i=1, 2.

L'estimation de ce modéle peut s'effectuer par la méthode du maximum de
vraisemblance (MV). Dans le cas le plus général, considérons G groupes différents. [l ya N

observations dans chaque groupe tel que N, +N, +...N; =N. Gé représente la variance de

éme

l'erreur dans le g~ groupe.

7 Ce test étant sensible a I’hypothése de normalité, Koenker (1981) et Koenker et Basset (1982) proposent un
test plus robuste a la non-normalité des erreurs.
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Dans ce cas, la fonction de log-vraisemblance s'écrit :

lnl_|(y|,8,012 o)) = - Nln(2n) 2Z(N 1na ;Z e [2.121]

L'estimateur MV de [ correspond a l'estimateur des MCG, compte tenu des

estimateurs MV de o
1 .o
,B Ez X X, D — XY, 0 [2.122]
7 9y B

L'estimateur MV de US est donné par 6; = (ég ., )/ N, avec £, =y, =X, pourg=1,...G.

Dans ces conditions, l'estimateur du maximum de vraisemblance de 3 s'obtient en
appliquant une méthode itérative. Dans un premier temps, on estime 3 par les MCO. Ensuite,

. . , , , A2 A A
les variances sont estimées séparément pour chaque groupe : 0, = (Egsg )/ N,. Dans un

troisiéme temps, on recalcule ,B avec [2.122]. On recommence les deux derniéres étapes tant

que le critére de convergence numérique pour 3 n'est pas atteint.

Dans le cas particulier d’une hétéroscédasticité en groupes, sous 1’hypothése de
normalité, le test du ratio de vraisemblance est un test uniformément plus puissant. Sous
I’hypothése nulle d’homoscédasticité (variances identiques), la fonction de log-vraisemblance
du mode¢le de régression linéaire classique est :

lnLO(y|,B,02):—ﬂ[(ln(2n)+ln02]— 12 g [2.123]
2 20

L'estimation MV de 0 est donnée par 62 = (£'€)/N .
Sous I’hypothese alternative d’hétéroscédasticité entre les G groupes, cette fonction
est donnée par [2.121]. Dans ces conditions, si on évalue InL, et InL, a I'optimum, le test du

ratio de vraisemblance est donné par :

-2(InL, -InL,) =NIng’ - z N, Ind; [2.124]
g

Sous I’hypothése nulle, cette statistique est asymptotiquement distribuée selon une loi
du chi-deux a G — 1 degré de liberté.
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232.3 Hétéroscédasticité et instabilité des parametres

L'instabilité spatiale peut étre modélisée, par exemple, par la spécification de régimes
spatiaux sous la forme [2.99]. Pourtant, lorsque 1'instabilité spatiale n'est pas complétement
prise en compte de cette fagon, il peut subsister une hétéroscédasticité qui représente
I'hétérogénéité non observée. Ainsi, il est possible qu'une hétéroscédasticité résiduelle se
manifeste dans le cadre d'un modéle avec régimes spatiaux. Nous présentons ce point dans le
paragraphe 232.31. En revanche, la situation est différente dans le cadre du modéle VE
[2.109] dans lequel I'hétéroscédasticité des erreurs est induite par la structure méme du
modele. Ce cas est abordé dans le paragraphe 232.32.

232.31 Régimes spatiaux et hétéroscedasticité

Reprenons les notations du modele [2.99] ou deux régimes spatiaux sont considérés :

Quandt (1958) suppose en outre que les termes d'erreurs ont une variance différente
pour chaque sous-ensemble (hétéroscédasticité en blocs, modele [2.120]). Dans ce cas,
I’estimation peut étre basée sur la fonction de log-vraisemblance du modele global qui est de
la forme (en ignorant le terme constant) :

InL = —B&BH(UI)2 —BN—ZBH(Uz)z
02 0 02 0

_ vy, — xlBl)v(yl B XIBI) _ (y, - Xsz)'(yz B xzﬁz)
20 200, =

Cette fonction de log-vraisemblance peut étre modifiée pour tenir compte de structures
d’erreurs plus complexes (comme par exemple, l'incorporation d'une autocorrélation spatiale
des erreurs, voir infra, paragraphe 233, p. 174).

232.32 Variation spatiale continue et hétéroscedasticité

Certains auteurs (Anselin, 1988a, 1992 ; Casetti, 1982 ; Casetti et Can, 1999)
soulignent que la méthode VE est également susceptible d'étre affectée par un probléme
d'hétéroscédasticité. Reprenons en effet ce modele (équations [2.106] a [2.109]) :

Vi =B, + B X% *¢&

avec B, =V, *ViZ; V)2,
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Jusqu'a présent, nous avons supposé que la forme exacte de I’expansion est a priori.
Pourtant, en pratique, I'hypothese d'une relation exacte (déterministe) entre les coefficients et
leurs variables augmentées est difficile a tenir (Anselin, 1988a, 1992). Il est donc plus
pertinent de rajouter un terme aléatoire dans 1’expansion linéaire [2.108] :

Bi =V, V2, + V.25 [2.126]

Vv, est un terme aléatoire normalement et indépendamment distribué d'espérance nulle et de

variance 0. La substitution de cette expression dans le mod¢le initial conduit & un modéle

terminal différent :
Y =SBy + Yo X+ (2,X) +Y,(2,X) +VX + &€ [2.127]

Soit W le nouveau terme aléatoire : W = VX + & Cette erreur est normalement et
indépendamment distribuée d'espérance nulle et de matrice des variances-covariances

V(W) = gldiag(x’)+ 0’1, (siles erreurs V et € sont indépendantes).

Le modele final induit donc une certaine forme d'hétéroscédasticité dont il faut tenir
compte pour l'inférence statistique, en particulier si 1'on cherche a tester la significativité de
y, et y,. Cette forme particuliere d'hétéroscédasticité peut étre testée avec le test de Breusch-

Pagan. Cette approche revient alors a tester la version aléatoire contre la version déterministe
de la méthode VE : sous I'hypothése nulle d'homoscédasticité, on retrouve le modele [2.108]
alors que sous I'hypothese alternative d'hétéroscédasticité, on retrouve le modele [2.127].

Dans le cas ou I'hétéroscédasticité¢ impliquée par la méthode des variables augmentées
est liée a la distance a un point du plan (par exemple la distance a un point central), Casetti
(1982) et Casetti et Can (1999) proposent la modélisation DARP (Drift Analysis of
Regression Parameters). Les auteurs supposent que la variance du terme d’erreur associée a
chaque observation i dans [1.26] est une fonction de la distance entre cette observation et le
point de référence. Il s'agit alors d'un modele hétéroscédastique et 1'estimation des parametres
de ce modele requiert soit les MCQG, soit la méthode du maximum de vraisemblance.

Parfois, il n'y a pas de variables supplémentaires disponibles pouvant servir a la
détermination d'une forme spécifique de la variation spatiale des coefficients de régression.
Dans ce cas, une approche alternative est suggérée par Hildreth-Houck (1968) sous la forme
de coefficients aléatoires. L hétérogénéité est modélisée comme une variation aléatoire autour
de la moyenne. Au contraire des modeles précédents, ce modele n'est donc pas explicitement
« spatial ».
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Formellement, pour chaque observation i, on pose :
yi =xB; avec B =p+uy, [2.128]

Le vecteur aléatoire U; est supposé suivre une loi normale multivariée d'espérance nulle et de
matrice des variances-covariances 2 . On suppose cette matrice diagonale, c'est-a-dire on

suppose que les covariances entre les erreurs des paramétres individuels sont nulles. La
substitution de cette expression dans le mode¢le standard de régression donne :

Yy, =xB+Vv. avec V,=XU, [2.129]

Les moments de v, se déduisent directement de cette écriture : E(v,)=0 et
V(v;) =X, ZX; .

Le modele [2.129] s’estime par la méthode du maximum de vraisemblance ou par la
méthode des moindres carrés généralisés. Avant l'estimation du modele plus complexe, la
présence de coefficients aléatoires peut étre testée grace a un test d'hétéroscédasticité, comme

celui de Breusch-Pagan (1979). Sous I'hypothése nulle d'homoscédasticité, on retrouve alors
le modele de régression simple.

Les méthodes d’estimation et de test de I’hétérogénéité, présentées dans les
paragraphes précédents, permettent de traiter différentes formes d’hétérogénéité, dont
I’hétérogénéité spatiale lorsque ’on soupconne que I’instabilit¢ des parameétres et/ou
I’hétéroscédasticité sont liées a la structure spatiale des données. En revanche, des problémes
spécifiques d’estimation et de tests apparaissent lorsque I’autocorrélation et I’hétérogénéité
spatiales sont présentes simultanément.

233 L'interaction entre autocorrélation et hétérogénéité spatiales

L'autocorrélation et I'hétérogénéité spatiales sont souvent présentes conjointement
dans une régression. Nous avons déja souligné que ces deux effets sont liés dans le modele
avec variable endogene décalée ainsi que dans le modele avec autocorrélation spatiale des
erreurs (cf. paragraphe 221.31, p. 124). Plus généralement, nous montrons dans le paragraphe
233.1 (p. 175) que les liens unissant les deux effets spatiaux sont nombreux et complexes. Des
lors, les tests d'autocorrélation spatiale présentés dans la section 22 doivent étre adaptés en
présence d'une hétéroscédasticité de forme connue ou non (paragraphe 233.2).
Symétriquement, les tests d'hétéroscédasticité (paragraphe 233.3) et d'instabilité structurelle
(paragraphe 233.4) doivent également €tre ajustés a la présence d'autocorrélation spatiale.
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233.1 Les liens entre hétérogénéité et autocorrélation spatiales

La complexité du lien entre autocorrélation spatiale et hétérogénéité spatiale se trouve
a plusieurs niveaux.

Premicrement, il n'est pas toujours facile de distinguer les conséquences de
l'autocorrélation de celles de I'hétérogénéité spatiale dans une coupe transversale: une
équivalence observationnelle entre ces deux effets peut exister (Anselin et Bera, 1998 ;
Anselin, 2001b). Par exemple, 1'observation d'un regroupement spatial de valeurs tres élevées
des erreurs estimées peut provenir d'une hétérogénéité (qui se manifeste notamment sous la
forme d'une hétéroscédasticité en blocs) ou d'une autocorrélation spatiale (c’est-a-dire un
processus stochastique impliquant le regroupement de points extrémes).

Deuxi¢mement, les tests pour I’hétéroscédasticité et pour l'instabilité structurelle ne
sont pas fiables en présence d’autocorrélation spatiale. Des simulations de Monte-Carlo
effectuées par Anselin et Griffith (1988) montrent, par exemple, que la présence
d'autocorrélation spatiale des erreurs affecte le seuil et la puissance des tests de White (1980)
et de Breusch-Pagan (1979). En particulier, sous I'hypothése nulle d'absence
d'hétéroscédasticité, les fréquences empiriques de rejet du test de White et de Breusch-Pagan
sont inférieures au niveau de signification choisi en présence d'autocorrélation spatiale. Les
puissances des tests sont également affectées : elles diminuent pour des valeurs positives du
parametre spatial. Réciproquement, les tests d’autocorrélation spatiale voient leurs propriétés
affectées lorsqu’il y a hétéroscédasticité de forme inconnue.

Le test de Chow, permettant de tester 1'instabilité structurelle et basé sur les résidus de
l'estimation par les MCO, est ¢galement affecté par la présence d'autocorrélation spatiale des
erreurs, particulierement dans le cas de régimes correspondant & deux ensembles compacts
d'unités spatiales contigués (configuration de type Est-Ouest ou Nord-Sud par exemple). Les
simulations de Monte-Carlo réalisées par Anselin (1990a) montrent, en effet, que dans ce cas,
I'hypothese nulle d'homogénéité régionale est trop souvent rejetée pour des valeurs positives
du parametre spatial alors que la puissance du test augmente presque exponentiellement.

La présence jointe d’hétéroscédasticité et de dépendance spatiale nécessite donc des
tests spécialisés et des méthodes d’estimation adaptées (Anselin, 1988a, 1988b).

Troisiémement, l'autocorrélation spatiale est parfois le résultat d'une instabilité des
parametres non modélisée (Anselin et Griffith, 1988 ; Brundson et al., 1999). En d'autres
termes, si des relations variables dans l'espace sont modélisées a l'aide d'une régression
« globale » (spécifiée de la méme fagon pour toutes les observations), les termes d’erreurs
peuvent étre spatialement autocorrélés. Par exemple, supposons une zone géographique pour
laquelle y est régressé sur X et que le modele global estimé qui en résulte est :

§. =1,5+2x, [2.130]
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Cependant, supposons que la vraie relation n'est pas la méme dans les deux régions de
cette zone :

région 1 : y, =1,5+2,5X, [2.131a]
région 2 : y, =1,5+1,5x, [2.131b]

Dans ces conditions, appliquer 1’équation [2.130] a la partie de la zone pour laquelle

I’équation [2.131a] est valable conduit a la sous-estimation des valeurs de Yy, dans cette zone
et des erreurs estimées positives (pour des valeurs positives de Y,;). Réciproquement,

appliquer I’équation [2.130] a la partie de la zone pour laquelle I’équation [2.131b] est valable

conduit a la surestimation des valeurs de Y, dans cette zone et des erreurs estimées négatives.

Une forte autocorrélation spatiale des erreurs apparait donc, résultant de I’incapacité du
mode¢le global a traiter I’instabilité structurelle de la relation.

Dans le méme ordre d'idée, la modélisation de I'hétérogénéité par l'utilisation de
variables augmentées est susceptible d'éliminer I'autocorrélation spatiale des erreurs estimées
du modgele initial (Jones, 1983 ; Casetti et Jones, 1988). Anselin (1988a) et Anselin et Griffith
(1988) montrent en effet que, si des variables augmentées sont omises a tort, le test de Moran
basé sur les erreurs estimées du modele initial mal spécifié peut indiquer a tort la présence
d'autocorrélation spatiale. De ce point de vue, le test de Moran semble donc également
puissant contre des alternatives indiquant de I’hétérogénéité spatiale.

Enfin, certaines formes de mauvaises spécifications du modele mais aussi des erreurs
de mesure, causes d'hétéroscédasticité, peuvent aussi étre a la source d'une autocorrélation
spatiale des erreurs.

Tous ces ¢léments suggerent des liens entre hétérogénéité spatiale et dépendance
spatiale forts et complexes. Les deux aspects ne peuvent pas étre considérés indépendamment
I'un de l’autre et ils doivent étre spécifiés trés précisément pour pouvoir identifier les
parametres du probléme et tester chaque type de mauvaise spécification. D'une part, la
dépendance spatiale ne se teste plus de la méme facon en présence d'hétéroscédasticité,
connue ou non, et d'autre part, il faut adapter les tests d'hétéroscédasticité et d'instabilité
structurelle a la présence d'autocorrélation spatiale.

233.2 Le test de la dépendance spatiale en présence d'hétéroscédasticité

Les tests de l'autocorrélation spatiale varient suivant que la forme précise de
I'hétéroscédasticité est connue (paragraphe 233.21) ou non (paragraphe 233.22).

-176-



Chapitre 2 — Econométrie spatiale

233.21 Le test de I'autocorrelation spatiale en présence d'hétéroscédasticité de forme connue

Dans ce premier cas, il s'agit des modeles de régression linéaire avec une forme pré-
spécifiée d’hétéroscédasticité. Ainsi, une hypothése particuliére est parfois faite sur le modele.
Ce cas de figure peut intervenir dans diverses situations, comme par exemple lorsque des
coefficients aléatoires sont inclus.

Formellement, considérons le modele avec autocorrélation spatiale des erreurs (sans
variable autorégressive) et hétéroscédasticité sur le terme résiduel :

y=XB+¢
£=AWe +u u [IN(0,Q) [2.132]

Si la forme de la matrice des variances-covariances Q est connue, Anselin (1988a,
1988b) dérive un test du multiplicateur de Lagrange sur le paramétre A qui s’obtient a partir
des résultats de l'estimation du modele sous I’hypothése nulle Hy : A = 0. Dans ce cas, la
statistique du test du multiplicateur de Lagrange s'écrit de la facon suivante :

LM =[£'Q'WEP /T" [2.133]

€ est le vecteur contenant les erreurs estimées du modéle sous I’hypothése nulle, estimé par
la méthode du maximum de vraisemblance et T* = tr{(W +W "W} . Cette statistique converge

asymptotiquement vers une loi du chi-deux a 1 degré de liberté.

Dans le mode¢le avec variables augmentées et hétéroscédasticité [2.127], la forme de
I’hétéroscédasticité est également connue. Dans ce cas, un test de l'autocorrélation spatiale
(test du multiplicateur de Lagrange) est proposé par Anselin (1992).

233.22 Le test de l'autocorrélation spatiale en présence d'hétéroscédasticité de forme
inconnue

Souvent, I'hétéroscédasticité est susceptible d'étre présente sans que sa forme précise
soit connue. Par conséquent, le test précédent n'est pas applicable. De plus, un mauvais choix
de la spécification de I'hétéroscédasticité diminue la puissance du test du multiplicateur de
Lagrange. Il faut donc avoir un test robuste de l'autocorrélation spatiale en présence d'une
hétéroscédasticité dont la forme précise est inconnue. Anselin (1990b) propose deux tests
robustes a I’hétéroscédasticité, I’un pour I’autoccorrélation spatiale des erreurs et 1’autre pour
la variable endogeéne décalée, en s’appuyant sur le test de significativité des coefficients
robuste a I’hétéroscédasticité propos¢ par Davidson et MacKinnon (1985) dans le cadre non
spatial.
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Davidson et MacKinnon (1985) développent, comme extension de I’approche de
White, un test de significativit¢ des coefficients de régression robuste a 1'hétéroscédasticité.
Formellement, ils testent I'hypothése nulle y= 0 dans le modé¢le suivant :

H :y=XB+
01y =XBr [2.134]
H :y=XB+Zy+u

X et Z sont des matrices de variables explicatives exogeénes de dimensions respectives (N,K) et
(N,R), B et ysont des vecteurs de paramétres inconnus de dimensions respectives (K,1) et

(R,1), U est un terme aléatoire indépendant mais hétéroscédastique : V(u,) =a;, pour

I =1,...N. La statistique du test, notée DM, pour ce cas est :
DM, = y'MZ(Z' MQ(u)MZ)"'Z' My [2.135]

M est la matrice de projection habituelle (M =1 - X(X'X)"'X') et Q(u) est la matrice
diagonale contenant les erreurs estimées €élevées au carré sous H, . Cette statistique converge
asymptotiquement vers une loi du chi-deux a R degrés de liberté.

Il apparait que cette statistique est en fait égale a N moins la somme des carrés des
erreurs estimées de la régression auxiliaire suivante : S =UMZy + erreur , ou S est le vecteur

somme et U est la matrice diagonale des erreurs estimées des MCO.

La présence de l’autocorrélation spatiale des erreurs ou d’une variable endogene
décalée étant liée a la significativité des parametres spatiaux dans les régressions, deux tests
robustes a 1’hétéroscédasticité peuvent donc étre proposés dans ce cadre.

1) Test de I'autocorrélation spatiale des erreurs robuste a I’hétéroscédasticité

Anselin (1990b) dérive un test de l'autocorrélation spatiale des erreurs A =0 en
utilisant le mod¢le de Durbin contraint sous I'hypothése alternative :

H,:y=XB+u
[2.136]
H,:y=XB+AWy - AWX[ +u
Sous I'hypothése alternative, le modele doit étre estimé par : y = X3 + AWy +WXy +u
avec la contrainte A3 =-y. Cette estimation peut se faire par la méthode des variables

instrumentales.
Soit Q la matrice des instruments et Z la matrice : [Wy WX] de dimension (N,K + 1). Il
faut prendre en compte les contraintes sur les paramétres explicitement dans une formulation
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non linéaire, estimée par la méthode des variables instrumentales non linéaire y = f(f3,A),

avec les dérivées :

of /9B = X — AWX [2.137a]
et of /9A =Wy -WXp3 [2.137b]

La statistique du test s'écrit alors de la fagon suivante :
DM, =(y - f)MPF(A)[F(A)'PMQ(U)MPF(A)]"'F(A)PM(y - f) [2.138]

ouy — f sont les erreurs estimées des MCO, Q(u) la matrice diagonale des erreurs estimées
des MCO ¢élevées au carré, M =1 —-PF(B)[F(B)PF(B)]'F(B)P, P=Q(Q'Q)"'Q'", F(A)
et F(B) sont les matrices des dérivées partielles, évaluées sous I'hypothése nulle A = 0. Cette
statistique converge asymptotiquement vers une loi du chi-deux a 1 degré de liberté.

La statistique DM, est égale a N moins la somme des carrés des erreurs estimées de
'équation auxiliaire suivante : S =UMPF(A)y +erreur, ou U est la matrice diagonale des

erreurs estimées des MCO, PF(A) sont les erreurs estimées de la régression de PF(A) sur

PF(B) oude P(Wy-WXp) sur PX.
2) Test d’une variable endogene décalée robuste a I’hétéroscédasticité

Le test porte sur la nullit¢ de p dans le modéle suivant sous I'hypothése alternative
(Anselin, 1990b) :

H :y=X6+
oY =XBHU [2.139]
H,:y=XB+pWy+u

La présence d'une variable endogene décalée nécessite une estimation par le maximum
de vraisemblance ou les variables instrumentales. Dans ce dernier cas, l'extension de la
statistique de Davidson et McKinnon donne :

DM, = y'MPWy[y'W'PMQ(u)MWy]™ y'W'PMy [2.140]

ot P=0Q(Q'Q)"'Q', Q est une matrice d'instruments, Q(u) est la matrice diagonale des

erreurs estimées ¢levées au carré, sous I'hypotheése nulle. Cette statistique converge
asymptotiquement vers une loi du chi-deux a 1 degré de liberté.

Il s’avere que cette statistique est équivalente @ N moins la somme des carrés des
erreurs estimées de la régression auxiliaire : S =UMPWYyy + erreur, ou U est la matrice

diagonale des erreurs estimées des MCO.
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Aucune simulation établissant les propriétés de biais et de puissance de ces tests en
échantillon fini n'a encore été réalisée.

233.3 Le test de I"hétéroscédasticité en présence de dépendance spatiale

En présence d'autocorrélation spatiale, les propriétés des tests d'hétéroscédasticité ne
sont plus valables et face a ce probléme, deux stratégies sont possibles (Anselin, 1988a). La
premicre stratégie consiste tout d'abord, a faire un test joint d'hétéroscédasticité et
d'autocorrélation spatiale des erreurs et ensuite, si 1'hypothése nulle est rejetée, a tester
séparément ces deux effets (paragraphe 233.31). La seconde stratégie consiste a effectuer un
test d'hétéroscédasticité en présence d'autocorrélation spatiale des erreurs (paragraphe 233.32)

233.31 Test joint d'hétéroscédasticité et d'autocorrélation spatiale des erreurs

Formellement, considérons le mod¢le avec autocorrélation spatiale des erreurs et
hétéroscédasticité sur le terme d'erreur résiduel :

y=XB+e
£=AWe +u u ON(0, Q) [2.141]

ou les ¢léments de la diagonale principale de Q sont de la forme [2.118]
ol =0’f(a,+a,z, +..0,2,).

Le modéle [2.141] peut s'estimer avec la méthode du maximum de vraisemblance et la
fonction de log-vraisemblance s'écrit :

InL(y

B.A,Q) =—%1n(27‘[) —%ln|Q| +1n|l = AW| —%v‘v [2.142a]

V'V = (y = XB)' (1 = AW)' Q(I = AW)(y — XPB) [2.142b]

La premiére étape consiste a tester l'hypothése nulle jointe Hy : A =0 et
a,=0,i=1..P dans [2.141]. La statistique du multiplicateur de Lagrange est la suivante

(Anselin, 1988a) :
M =(1/2)f'Z(Z2'2)7"' 2" f +(1/T*)[E'WE /G T [2.143]

ou Z est la matrice (N, P + 1) comportant les observations sur (1, z;), f est le vecteur (N,1)
comportant les observations sur f; = (6'léi)—1 , T =ufW-+wW}, & et 6> sont

respectivement les erreurs estimées et la variance estimée du modele de régression standard
estimé par les MCO.
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Cette statistique JLM est la somme de la statistique de Breusch-Pagan et de la
statistique LMggg. Elle converge asymptotiquement vers une loi du chi-deux a P + 1 degré de
liberté.

Kelejian et Robinson (1998) proposent une autre formulation de ce test qui n'est pas
basé sur le principe du maximum de vraisemblance et qui n'exige pas a priori un mod¢le
linéaire, des erreurs normales et une forme d'hétéroscédasticité connue : secules les variables
susceptibles d'étre a l'origine de I'hétéroscédasticité doivent étre connues a l'avance. Ce test
est noté KR-SPHET. Si I'hypothése nulle est rejetée, un test pour chaque cas doit étre effectué
afin de déterminer 1'origine du rejet.

Des simulations de Monte-Carlo sont effectuées par Kelejian et Robinson (1998) sur
les performances de ces différents tests. Ces simulations suggeérent qu'en l'absence
d'hétéroscédasticité, le test de Moran est le meilleur pour détecter 1'autocorrélation spatiale
méme si les erreurs ne sont pas normales. Si le paramétre d'autocorrélation spatiale est élevé,
le test de Moran, les tests LMggrg et JLM et le test KR-SPHET sont puissants qu'il y ait ou non
de I'hétéroscédasticité. En revanche, si de 'hétéroscédasticité est présente, JLM et le test KR-
SPHET sont beaucoup plus puissants que les tests de Moran et LMggrg pour détecter au moins
un des deux problémes : autocorrélation spatiale ou hétéroscédasticité.

En conclusion, si I’on pense que la présence d'hétéroscédasticité est peu probable, il
est préférable d'utiliser le test de Moran et/ou le test LMgrgr. En revanche, s'il y a possibilité
d'hétéroscédasticité, alors il vaut mieux utiliser les deux autres tests JLM et KR-SPHET.

233.32 Le test de I'nétéroscédasticité en présence d'autocorrélation spatiale des erreurs

Il s’agit de tester H, : a, =0, i =1...P dans le modele [2.141]. Sous I'hypothése nulle,

ce modele devient donc un modele homoscédastique avec autocorrélation spatiale des
erreurs :

y=XB+¢
£=AWe +Uu ulIN(0,0°1) [2.144]

Sous I’hypothése nulle, la statistique du test (not¢ BPS comme « Breusch-Pagan
Spatial ») s'écrit de la facon suivante :

BPS =(1/2)fz'[2'Dz]"'Z' f [2.145]

avec: Dy, =1 —(1/26*)dvd", dwa =[S 26°W], W, est le vecteur composé des

A -1 A
¢éléments diagonaux de W (I —AW) » Vinny est la matrice estimée des variances-covariances

pour 62et A.
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Cette statistique converge asymptotiquement vers une loi du chi-deux a P degrés de
liberté.

Ce test s'effectue apres avoir estimé le modele avec autocorrélation des erreurs [2.144]
alors que le test joint [2.143] peut s'effectuer a partir des erreurs estimées des MCO du
modele de régression standard. Un test de Breusch-Pagan spatialement ajusté peut aussi étre
dérivé pour le modele avec variable endogene décalée et avec hétéroscédasticité. Cependant,
comme pour les tests présentés dans le paragraphe 233.22, les propriétés de ces deux tests en
¢échantillon fini ne sont pas connues.

233.4 Le test de l'instabilité des parameétres en présence de dépendance
spatiale

Lorsque les hypothéses d'homoscédasticité et de non-corrélation ne sont pas vérifiées
dans les modeles ANOVA [2.98], TSA [2.104] ou VE [2.109], les MCO fournissent des
estimateurs sans biais mais inefficients et I'inférence statistique n'est pas fiable. Par exemple,
s'il y a autocorrélation spatiale positive des erreurs dans un modele ANOVA spatial [2.98], la
variance intra-groupe est sous-estimée et I’hypothese nulle d’égalité entre les moyennes des
différentes zones géographiques est rejetée trop souvent (CIiff et Ord, 1981 ; Legendre et al.,
1990 ; Sokal et al., 1993). Il faut donc estimer le modeéle [2.98] grace a une méthode adaptée
dans le but d'ajuster les sommes des carrés associés aux variances intra- et inter-groupe
(Griffith, 1978). D’une fagon générale, il faut tester dans les différents modeles d'instabilité
des paramétres la présence d'hétéroscédasticité et d'autocorrélation spatiale et si nécessaire
estimer par des méthodes appropriées des modeles avec hétéroscédasticité et/ou
autocorrélation spatiale (Griffith, 1978, 1992a).

Dans le cas des régimes spatiaux et sous lI'hypothése d'homoscédasticité, le test de
Chow, basé sur une statistique F, permet de tester l'instabilité structurelle. En revanche, la

présence d'autocorrélation spatiale nécessite son adaptation (Anselin, 1990a).

233.41 Les différents cas possibles

Formellement, reprenons les notations du mode¢le avec deux régimes [2.99] :

0y, O_ X, ODDBI%BM
0= 0 0
.0 0o %2D %2D

*

O y=X B+¢

Soit € =[g, €,] et W sa matrice des variances-covariances : W = E(gg").
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On veut tester I'nypothése d’homogénéité régionale, soit: H, : B, = B,. La forme de

la statistique du test dépend des hypothéses faites sur les erreurs. Dans le paragraphe 231.12,
nous avons vu que lorsque la variance des termes d’erreurs est constante sur l'ensemble des
observations, le test traditionnel de Chow s'applique. En revanche, lorsque les erreurs ne sont
pas homoscédastiques, le test d'instabilité structurelle doit étre établi sur des bases
asymptotiques. Différents cas sont envisageables.

1°" cas : hétéroscédasticité en blocs

Tout d'abord, on peut, comme dans la premicre section, envisager une structure
d'hétéroscédasticité en blocs (modele [2.120]). La matrice des variances-covariances de &
s'écrit alors :

71, 0 O
2°N

Lorsque 1’autocorrélation spatiale est présente dans les erreurs, quatre situations
différentes peuvent étre distinguées selon la structure de la variance W dans le modele [2.99].
Dans les deux premieres, la dépendance des erreurs est reliée au systéme spatial complet alors
que dans les deux derniéres, la structure de la dépendance spatiale est différente pour chaque
régime.

2°™ cas : Homoscédasticité et autocorrélation spatiale

Supposons une autocorrélation spatiale pour le terme d'erreur complet € :
£ =AWe +u [2.147]

ou A est le paramétre autorégressif et U un vecteur de termes d’erreurs indépendants. Notons

B = (1 =AW) pour simplifier les écritures. On a alors € =B™'u .
Si les erreurs U sont homoscédastiques, c’est-a-dire si E(uu') =01, alors la matrice

des variances-covariances de € prend la forme :
Y=0*B'B)" [2.148]
3™ cas : Hétéroscédasticité en blocs et autocorrélation spatiale

Reprenons la structure [2.147] pour £, mais supposons le modele hétéroscédastique
ou chaque régime a une variance des erreurs différentes.
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Dans ce cas, la matrice des variances-covariances pour U devient :

(&1 0 0O
E[uul=Q= Dl ! o [ [2.149]
00 o,l,0
0 Y= B_IQ(B')_1 [2.150]

4°™ cas : Processus spatiaux différents entre sous-groupes indépendants

Lorsque la structure de dépendance spatiale est différente pour chaque sous-régime,
les erreurs &, et £, dans [2.120] suivent chacune un processus spatial différent. Ces processus

sont reflétés respectivement par les matrices de poids W, et W, :

El = )\lngl + ul
[2.151]
&, =AW,¢, +U,
ou A, et A, sont les coefficients spatiaux pour chaque régime.
Supposons tout d'abord que les erreurs des deux sous-régimes sont indépendantes :

E[u,, U, 1=0 pour tout (h,k) appartenant aux deux sous-régimes. La matrice des variances-

covariances de chaque sous-régime est alors de la forme :
W =0’(B,B,)" pouri=1,2 [2.152]
La matrice des variances-covariances totale est :

@8’ 0 0

W o
O 0 0'22(8282) ID

[2.153]

5% cas : Processus spatiaux différents entre sous-groupes dépendants

Reprenons la structure [2.151] pour les erreurs. Lorsqu'il y a autocorrélation spatiale a
la fois a l'intérieur et entre les différents régimes, alors les erreurs entre les deux sous-régimes

ne sont plus indépendantes : E[u, u, ]=0,,. Dans ce cas, la variance totale est de la forme :

qJZEB;1 0 80071, alzss'g:%B;)'l 0 O
0

_ , .0 [2.154]
0 leﬂ [0,,5S 022|2 oo o (B,) ID

ou S est le vecteur somme d’ordre N.
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233.42 Le test

Lorsque les erreurs ne sont pas homoscédastiques : W =0’Q, 1’expression du test
d'instabilité structurelle est :

Co =" 1= L - x*(K) [2.155]
(o)

ou €. est le vecteur des erreurs estimées du modele contraint et € celui du modele libre.

Cette statistique suit asymptotiquement une loi du chi-deux a K degrés de liberté, K étant le
nombre de paramétres du modéle. De la méme maniere, on peut effectuer ce test sur chacun
des coefficients du modc¢le.

Ainsi, pour toutes les formes de modeles présentés dans le paragraphe précédent, le
test de l'instabilité structurelle en présence d'autocorrélation spatiale peut étre construit de
cette fagon, avec des estimations convergentes des parametres du modele. Par exemple, le test
de Chow spatial pour le modele avec autocorrélation spatiale [2.147] et erreurs
homoscédastiques [2.148] est de la forme :

Cc = (1 =AW (I =AW)E, =6 (1 =AW)' (1 —AW)§,_ =
s 6_2

X (K) [2.156]

Comme mentionné précédemment, les simulations de Monte-Carlo effectuées par
Anselin (1990a) indiquent qu'ignorer la présence de l'autocorrélation spatiale affecte le seuil
et la puissance du test de Chow traditionnel. Il apparait donc nécessaire de tester la présence
d'une autocorrélation spatiale des erreurs avant d'effectuer un test d'instabilité structurelle et
de la prendre en compte si elle est présente. En effet, la présence d’autocorrélation spatiale
dans les analyses de régression invalide les résultats des tests de stabilité structurelle. On
pourrait, par exemple, conclure que deux régions appartenant a des régimes différents
répondent différemment a une politique économique alors que ce n’est pas le cas.

En pratique, Anselin (1990a) suggére de commencer par effectuer un test destiné a
détecter la présence d'autocorrélation spatiale. Différents tests et différentes regles de décision
sont proposés permettant de déterminer la forme prise par l'autocorrélation spatiale :
autocorrélation des erreurs ou variable endogéne décalée (Anselin et al., 1996). S'il existe une
forte indication d'autocorrélation spatiale, et plus particulierement pour des valeurs positives
et des régimes correspondant a des observations compactes et contigu€s, les techniques
« standards » ne sont pas fiables et d'autres méthodes d'estimation doivent étre mobilisées
(méthode du maximum de vraisemblance, méthode des variables instrumentales ou des
moments généralisés). Cette approche empirique peut cependant poser des problémes de
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pretest, qui invalident la distribution asymptotique usuelle des différents tests. Dans ces
conditions, il est prudent de choisir des niveaux de significativité restrictifs pour les tests.

Conclusion de section

Dans cette section, nous avons présenté la fagon dont 1’hétérogénéité spatiale était
introduite dans les modeles économétriques et quelles étaient les conséquences de la présence
conjointe de I’autocorrélation et de I’hétérogénéité spatiales.

L’hétérogénéité spatiale revét deux aspects. D’une part, dans le cas d’une instabilité
des parametres, les coefficients de la régression ne sont plus constants sur I’espace ou se
produisent les phénomeénes économiques ¢étudiés. La variation spatiale des parameétres d’une
régression peut étre discréte ou continue. D’autre part, dans le cas d’une hétéroscédasticité, la
variance des termes d’erreurs varie avec chaque observation localisée, cette structure spatiale
pouvant €tre de forme connue ou inconnue.

La présence simultanée d’autocorrélation et d’hétérogénéité spatiale est un phénomene
complexe mais qui semble relativement fréquent. Il nécessite des méthodes d’estimation et
d’inférence adaptées. Nous avons propos¢ une synthése de ces méthodes d’estimation et de
tests et nous avons présenté, lorsque cela était possible, la mani¢re de conduire les études
empiriques dans les différentes configurations possibles. Cependant, des régles de décision
permettant de choisir entre les différents modéles combinant les deux effets spatiaux restent
encore a définir.
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Conclusion du chapitre 2

L’objectif de ce chapitre était d’examiner pourquoi 1’autocorrélation et 1’hétérogénéité
spatiales doivent étre modélisées et comment elles sont introduites dans les modéles
économétriques.

L'autocorrélation spatiale se modélise grace aux matrices de poids. En sa présence,
l'utilisation des moindres carrés ordinaires produit des estimateurs inefficients et l'inférence
statistique n'est pas fiable. Lorsqu’elle est détectée, différents modeles économétriques
permettent d’en tenir compte : introduction d’une variable endogéne décalée et/ou d’une
autocorrélation spatiale des erreurs. La caractéristique principale de ces modeles, qui
détermine I'ensemble des développements suivants, est la corrélation des erreurs et des
variables explicatives, et ce, quelles que soient la forme et la distribution des erreurs. Par
conséquent, les moindres carrés ordinaires et les moindres carrés quasi-généralisés ne sont pas
des méthodes adaptées et il faut se tourner vers d’autres méthodes d’estimation telle la
méthode du maximum de vraisemblance, celle des variables instrumentales ou des moments
généralisés. A travers les regles de décision, les tests de spécification permettent de
déterminer la forme prise par I’autocorrélation spatiale et son interprétation.

L hétérogénéité spatiale a deux facettes. Dans le cas d'une instabilité des parametres,
les coefficients de la régression ne sont plus constants dans l'espace. La variation
géographique des parametres d'une régression peut €tre discréte, auquel cas il faut spécifier
des régimes spatiaux, ou continue, les parametres sont alors supposés étre une fonction des
coordonnées de chaque localisation. En présence d'une hétéroscédasticité, la variance des
erreurs varie avec chaque observation localisée. Deux stratégies différentes peuvent alors étre
adoptées. La premiére est 'approche de White (1980) dans laquelle on utilise pour 1'inférence
statistique une estimation convergente de la matrice des variances-covariances basée sur les
MCO en présence d'une hétéroscédasticité de forme inconnue. La seconde est de donner a
I'hétéroscédasticité une forme spécifique, telle qu'une hétéroscédasticité en blocs. Lorsque
cette spécification est adéquate, les tests associés sont plus puissants.

La présence simultanée d'autocorrélation spatiale et d'hétérogénéité spatiale dans un
modele est tres fréquente compte tenu des nombreux liens qui unissent ces deux effets. Ce cas
de figure nécessite des méthodes d'estimation et d'inférence spécifiques. Concernant
l'instabilité structurelle, le test de Chow traditionnel doit étre modifi¢ pour tenir compte d'une
autocorrélation spatiale dans les erreurs. Concernant I'hétéroscédasticité, deux aspects sont a
souligner. D'une part, s'il est difficile de spécifier la forme de I'hétéroscédasticité, il faut alors
utiliser les tests d'autocorrélation spatiale robustes a une forme inconnue d'hétéroscédasticité.
D'autre part, si 1'on utilise une forme particuliére d'hétéroscédasticité, il est possible de tester
conjointement ou séparément les deux effets spatiaux. Le test de Breusch-Pagan (1979) doit
¢galement étre amendé pour tenir compte d'une éventuelle autocorrélation spatiale des erreurs.
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Cependant, contrairement au cas ou seule l'autocorrélation spatiale est envisagée, il
n'existe pas a 1'heure actuelle de régles de décision permettant de choisir entre les différents
modeles combinant les deux effets spatiaux. En outre, les propriétés de plusieurs de ces tests
en échantillon fini (seuil et puissance) ne sont pas encore bien connues.

Longtemps ignorées dans les articles contenant des études empiriques, les techniques
de l'économétrie spatiale sont aujourd'’hui de plus en plus appliquées. Elles permettent
d’améliorer les estimations produites par les MCO, de détecter la présence des effets de
débordement géographiques sur les comportements économiques et d’évaluer l'impact de ces
effets a travers I’estimation des parametres spatiaux.

Les études empiriques conduites dans les chapitres suivants s’appuient sur ces
différentes techniques. En effet, notre terrain d’application est 1’analyse des disparités
économiques de PIB par téte entre les régions européennes et la facon dont la localisation de
chaque région au sein de I’espace européen influence ces disparités. En optant pour 1’étude de
la convergence des régions européennes, nous nous plagons alors dans une perspective de
renouvellement de ce débat en mettant I’accent sur I’influence de 1’espace dans la réduction
des disparités économiques. A cet effet, nous suivons la méthodologie présentée dans ce
chapitre qui méne de la détection de la structure spatiale des données en termes
d’autocorrélation et/ou d’hétérogénéité spatiales a 1’estimation des modeles incorporant ces
deux effets.
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Annexe 2.1
Algorithmes de construction d'une matrice genérale des
distances a partir d'une matrice de contiguité d'ordre 1

Le but de cette annexe est de présenter les algorithmes permettant de passer d'une
matrice binaire de contiguité d'ordre 1 a la matrice générale des distances ou chaque élément
(i,j) représente le nombre de fronti¢res qu'il faut traverser pour aller de la région i a la région j.
L'existence de ces algorithmes se justifie par le fait que la matrice de contiguité d'ordre S n'est
pas €gale a la matrice de contiguité d'ordre 1 élevée a la puissance S, comme nous le verrons
dans le premier point. Ensuite, nous présentons les différents algorithmes dont celui de
Blommestein et Koper (1992) qui comporte des imperfections et qui a été amendé par Anselin
et Smirnov (1996). Ces derniers introduisent d'autres algorithmes qui convergent plus
rapidement vers la solution.

1. Les matrices de contiguité d'ordre supérieur a 1

On dit que deux régions i et j sont contigués a l'ordre S a la condition de ne pas étre
déja contigués a un ordre inférieur a s. En d'autres termes, deux régions i et j sont contigués a
l'ordre s si s est le nombre minimal de frontic¢res a traverser pour aller de i a j.

Considérons la figure suivante (Anselin et Smirnov, 1996, p. 71) :

Il existe différents problémes lorsqu'on éléve la matrice de contiguité a une puissance
quelconque. Cette opération ne permet pas d'aboutir a une matrice de contiguité d'ordre
supérieur a un.
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En effet, la matrice W de contiguité d'ordre 1 associée a la figure précédente et la
matrice W? sont :

10 1100 321 2 2 00
%00110% %31220%
Wzm)OOOIIB . Wz:g121005
%10010D %2132%
d 11 10 og 220 2 4 1]
B o1 00 of B oo o1 1H

La matrice W? n'est pas une matrice de contiguité adéquate.

Tout d'abord, les éléments de la diagonale principale ne sont pas nuls. Evidemment,
cela peut étre facilement corrigé en mettant ces éléments a 0. En outre, les éléments hors
diagonale principale donnent le nombre de chemins de longueur 2 entre chaque paire de
régions. Par exemple, il y a deux chemins de longueur 2 qui lient la région 1 et la région 5.
Ces chemins ne sont pas donnés par la matrice mais nous les voyons sur la figure : il s'agit des
chemins 1 —4 — 5 et 1 —2 — 5 (cette information n’est cependant pas nécessaire puisque seule
l'existence de tels chemins est importante et non leur nombre).

Ensuite, cette matrice contient des sentiers redondants (redundant paths), c'est-a-dire
des chemins de longueur 2 concernant des régions qui sont déja contigués a l'ordre 1. Ainsi,
par exemple, pour avoir une matrice de contiguité adéquate, il faudrait éliminer les chemins
1—-4-5et]1—2-5puisque les régions 1 et 5 sont déja contigués a l'ordre 1.

Enfin, les matrices élevées a une puissance quelconque sont également susceptibles de
contenir des routes circulaires (circular routes), c'est-a-dire des chemins dans lesquels au
moins un indice de région (par exemple, le nombre avec lequel la région est désignée) est
répété dans une séquence d'indices de régions (Blommestein et Koper, 1992). Par exemple, la
région 3 peut étre reliée a la région 5 par le chemin suivant : 3 — 5 — 2 — 5. Cette séquence est
une des 5 séquences qui se trouve dans la case (5,3) (ou la case (3,5)) de la matrice de
contiguité d'ordre 1 élevée a la puissance 3 :

W3

I
[Cde] LI L
— 00 9 N O =
R N S S )
— 00 O N = =
S N &0 L o0 X©
—_
U

Ces chemins doivent aussi étre €liminés pour obtenir des matrices de contiguité
adéquates (Blommestein et Koper, 1997).
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Finalement, I'¢lévation de la matrice de contiguit¢é d'ordre 1 a une puissance
quelconque ne donne pas des matrices de contiguité adéquates. En effet, cette opération
aboutit a des sentiers redondants et des chemins circulaires qui doivent étre ¢liminés. Dans
I'exemple précédent, il faut donc trouver des moyens qui permettent de passer de la matrice de
contiguité d'ordre 1 a la matrice générale des distances suivante :

o 1 2 1 1 30
4021133
g2 202110
5120135
1 11 0 20
%313205

L'ordre de contiguité le plus élevé est égal a 3. Le passage de cette matrice des
distances aux différentes matrices de contiguité est alors immédiat. Par exemple, si I'on veut
construire la matrice correspondant a l'ordre 2, il suffit de remplacer dans la matrice le
nombre 2 par | et les nombres 1 et 3 par 0.

2. Les algorithmes

Nous verrons tout d'abord 1'algorithme proposé par Blommestein (1985) et repris par
Blommestein et Koper (1992). Il permet I'élimination des routes circulaires mais il ne détecte
pas les sentiers redondants. Il est donc corrigé par Anselin et Smirnov (1996), ces deux
auteurs ayant également proposé trois autres algorithmes plus efficients.

21. L'algorithme de Blommestein et Koper

L'algorithme de Blommestein et Koper (qu'on notera « BK ») est basé sur le calcul des
puissances successives de la matrice de contiguité d'ordre 1, puissances dans lesquelles les
sentiers redondants sont ¢liminés en imposant des contraintes sur les indices.

La formule récursive pour la contiguité a I'ordre p est (Blommestein et Koper, p. 97):

n
|ijp = ) Z (1Wikp - D,f;jllj)
p

-1=

Dans la formulation précédente, Iijp sont les éléments du décalage spatial « corrigé » a 1'ordre
p et w; sont les ¢léments de la matrice de contiguité d'ordre 1. Le sous-indice (p — 1) se refére

a I'étape précédente dans l'itération.
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Pour éliminer les sentiers redondants, les conditions suivantes sont nécessaires :

[

12K, m=1,.p-1

JZk, m=1,.p-1

k, Zk, m=1,..p—letn=1,..p—1,m#n

Cet algorithme ¢limine les routes circulaires mais pas les sentiers redondants. C'est
pour cela qu'Anselin et Smirnov amendent l'algorithme BK en considérant une fonction
S(i, j) définie pour toutes les paires i et j, et qui est égale a l'ordre de contiguité entre ces

régions. L'essence de 1'algorithme BK peut étre vue comme la solution du probléme suivant,
pour tout i et tout ordre de contiguité p :

S(,j))=p = ktelque S(i,k) = p-1,S(k, j) =letk #1, |

L'algorithme a une structure récursive puisqu'il découle immédiatement de 1'équation
précédente :

S(,k)=p-1 < [dtelqueS(,t) = p—2,S(t,k) =lett #1, j,k
Et ainsi de suite jusqu'a ce que :

S(i,u)=2 = [vtelque S(i,v) =1,S(v,u) =letv #i, j,k,t....u
La premiere partie de ces trois équations est simplement la définition de la contiguité alors
que la deuxiéme partie est la condition nécessaire a I'¢limination des routes circulaires. Pour
corriger l'algorithme et lui permettre d'éliminer les sentiers redondants, il suffit d'ajouter a ces
trois équations la condition de vérification de la présence d'un ordre de contiguité inférieur.
Vérifier alors l'existence d'une contiguit¢ d'ordre inférieur ¢€limine automatiquement
¢galement les routes circulaires. L'algorithme BK corrigé devient donc :

S, j))=p = SO, ))Zg<petktelqueS(i,k)=p-1,S(k, j)=letk £i, ]
soit: S(i,k)=p-1< S(,k)Zq<petlitelqueS(i,t)=p-2,S(t,k)y=1ett Z1, j,k

Et ainsi de suite jusqu'a ce que :

S(,u)=2 = S(i,u)#1let [tel que S(i,v) =1, S(v,u) =letv #1i, J,k,t,...u
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22. Deuxieme algorithme

Le principe de cet algorithme est trés simple puisqu'il consiste a calculer les
puissances successives de la matrice de contiguité d'ordre 1 et a les comparer a une matrice
booléenne qui contient des informations sur les contiguités d'ordre inférieur. Seuls les
¢léments de la premiere matrice différents de ceux de la seconde sont conservés pour aboutir a
une matrice de contiguité adéquate.

La premicre étape de l'algorithme consiste a poser une matrice « d'accumulation »
A=W ou W est la matrice de contiguité d'ordre 1. On calcule ensuite W> = W.W. La matrice
de contiguité d'ordre 2, notée L2, est obtenue en ne retenant que les éléments positifs d'une
matrice auxiliaire E? , cette derniére étant la différence entre la forme booléenne de W?, notée
B% et A : E> = B? - A. Comme mentionné précédemment, les éléments de B? sont tels que

bi =1si w; >0,b7 =0 si w; =0(etb; =0). Dans l'exemple :

™ 1 1 1 1 00OT1 O 110Ogmm™O 1 0 0

0 0 0
%0111%%001105@010 0
010100000001 108071 01 -1 -10
%11010%%10010%‘%01000%
1 0o 1 014 111000 o -1 0 o 14U
[ 0O 0 O O 0
M O0O0O0OT1O0M®MOT1O0O0O0OHHMO-1 0 1 0/

Dans l'équation précédente, la premic¢re matrice est la forme booléenne de W2, la
deuxiéme matrice est W. Le résultat est une matrice dont 1'élément (i,j) est égal a 1 si i et |
sont contigu€s a l'ordre 2 et —1 si i et J sont contigués a 'ordre 1 mais pas a I'ordre 2. On en
I 2

déduit les éléments de L* qui sont donc IU? =1si eﬁ >0, 15 =0 sinon :

0ogd

O
05
od
:
10

i
0F

—
N
1
EOS RO000g
S O O = O O
O O = O =
S O O = O O
—_ o O O O O

La nouvelle matrice d'accumulation est alors actualisée : A = A + L? et la procédure est
poursuivie pour l'ordre suivant.
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23. Troisieme algorithme

Cet algorithme utilise l'information contenue dans la matrice W et construit pour
chaque région i (c'est-a-dire pour chaque ligne i de W) un vecteur auxiliaire S, dont chaque
¢élément Sj (j = 1,...n) indique 'ordre de contiguité entre i et J. Ainsi, pour un vecteur S associé
a une région i, le décalage spatial a I'ordre p est :

Ij =1pours;, =p

I} =0 sinon.

Formellement, la premicre étape de 1'algorithme consiste a initialiser les éléments du
vecteur S pour la ligne i de la fagon suivante :

S; =Wij,Dj¢I

et i

La valeur —1 est arbitraire, il suffit simplement que cette valeur soit différente d'un des ordres
de contiguité utilisé.

Pour chaque ordre de contiguité ¢ (avec ¢ > 1) et pour chaque élément j du vecteur s
étudié (sauf pour i = j), on liste les éléments de S, notés Sy, pour lesquels 1'ordre de contiguité
est égal a ¢ — 1. On vérifie ensuite la présence d'une contiguité d'ordre 1 entre la région j et la
région K dans la ligne correspondante de la matrice W. Si pour la région j, on a sj = 0, I'ordre
de contiguité a i est actualisé a C :

S; « C= [k, s, =c—1Lw,; =lets; =0

Par exemple, nous allons effectuer cet algorithme pour la premiére région. Le vecteur
S pour la premiére ligne est initialisé :

s=[-110110]

Pour construire I'opérateur spatial du second ordre, les éléments des lignes k =2, 4 et 5 de W
sont retenus puisque Sy, S4, S5 sont différents de zéro. Pour k = 2, W,; = W,4 = Wy5 = 1 mais ces
¢léments ne donnent pas lieu a une contiguité d'ordre 2 puisque S, S4, S5 sont différents de
zéro. De méme pour kK = 4. En revanche, pour kK =5, ws; = 1 et S3 = 0. Par conséquent, S; est
actualisé a une nouvelle valeur 2.

Concernant 1'opérateur du troisiéme ordre, seul k = 3 est susceptible de conduire a un
chemin de longueur 3 (puisque S3 = 2). Dans la troisiéme ligne de W, seul w3 = 1. Comme
s;= 0, on peut actualiser S¢ : s = 3. L'opération se termine ici pour la premicre région
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puisqu'il ne reste plus d'élément nul dans S. Pour la premiére région, le vecteur S final est
donc :

s=[-112113]

On vérifie bien que la premicre région est contigué a l'ordre 1 avec les régions 2, 4 et 5, a
l'ordre 2 avec la région 3 et a I'ordre 3 avec la région 6.

24. Quatrieme algorithme

Cet algorithme est trés similaire a l'algorithme précédent mais il utilise plus
efficacement l'information liée a la structure des données en évitant la recherche de tous les
voisins potentiels (c'est-a-dire les €léments du vecteur S du troisieme algorithme) et en
permettant a l'algorithme de se mouvoir directement vers les régions pertinentes. Pour chaque
région i, cet algorithme s'effectue en plusieurs étapes.

Premiére étape

On regarde sur la i°™ ligne de la matrice de poids quelles sont les régions contigués a
l'ordre 1 avec la région i. Les indices de ces régions sont consignés dans un vecteur Q.

Dans l'exemple, on voit sur la matrice que la premiére région est contigué¢ avec les
régions 2, 4 et 5. Par conséquent, le vecteur Q est: Q;=[2451].

Deuxieme étape

Pour chaque région du vecteur Q;, on regarde si elle est contigué€ a l'ordre 1 avec une
région qui n'est pas déja consignée dans le vecteur Q;. En effet, si la région i est contigué a
l'ordre 1 avec une région k du vecteur Qy, région qui est elle-méme contigué a l'ordre 1 avec
une autre région 1 (qui n'appartient pas a Q;), cela signifie que les régions i et 1 sont contigués
a l'ordre 2. Ces régions contigués a l'ordre 2 sont consignées dans un vecteur Q,.

Dans l'exemple, la premicre région de Q; est la région 2 qui est contigué a l'ordre 1
avec les régions 1, 4 et 5 (on lit ces régions en regardant la deuxiéme ligne de la matrice de
poids). Toutes ces régions appartiennent déja au vecteur Q; (puisque 1 est la région étudiée,
on ne la prend pas en compte). On peut donc passer a I'élément suivant du vecteur Q,. Pour la
région 4, on procede de la méme maniére et de nouveau, aucun élément n'est trouvé. Enfin, la
région 5 est contigu€ a 1'ordre 1 avec les régions 1, 2, 3, et 4. La région 3 n'est pas un élément
de Q; et est donc contigué a 1'ordre 2 avec la région 1. Le vecteur Q, est le suivant : Q, =[ 3 ].

Troisieme étape

On répete la deuxiéme étape en prenant Q, au lieu de Q;.
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Dans l'exemple, la région 3 est contigué a 'ordre 1 avec les régions 5 et 6 (on le voit
sur la troisiéme ligne de la matrice). La région 5 est déja contigué€ a l'ordre 1 avec la premicre
région puisque 5 est un élément de Q;. En revanche, la région 6 n'appartient ni a Q, ni a Q,
elle est donc contigué a l'ordre 3 avec larégion 1 et: Q;=[ 6 ].

Si cet ordre est l'ordre désiré, I'algorithme passe a la région suivante. Sinon, il faut
continuer de la méme fagon jusqu'a l'ordre de contiguité désiré. Dans 1'exemple, la région 6
est contigu€ a l'ordre 1 avec la région 3 qui est déja contigué€ a l'ordre 2 avec la région 1
(puisque 3 est le seul élément de Q). On retrouve bien le fait que la premiére région est
contigu€ a l'ordre 1 avec les régions 2, 4 et 5, a I'ordre 2 avec la région 3 et a 'ordre 3 avec la
région 6.

Les essais effectués par Anselin et Smirnov sur les 48 états contigus des Etats-Unis,
les 921 Kreise allemands et les 3111 comtés US montrent que le quatriéme algorithme est le
plus rapide dans tous les cas, suivi par le troisieme, le second et enfin le premier. Ce dernier
est de plus particulierement peu performant puisque ses temps de calcul augmentent
exponentiellement avec l'ordre de contiguité. Le deuxiéme algorithme n'est pas non plus
performant pour les ordres de contiguité élevés.
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Annexe 2.2
Estimation par le maximum de vraisemblance : étude de
deux cas particuliers

Le but de cette annexe est de détailler la procédure d’estimation pour le modele
autorégressif et le modele a erreurs autocorrélées. Dans ces deux cas, en effet, I’estimation
peut se réaliser a partir de la fonction de log-vraisemblance concentrée. Le principe de cette
méthode est de résoudre une partie des €équations associées aux conditions du premier ordre et
d’introduire ensuite les solutions obtenues dans la fonction de log-vraisemblance. On obtient
alors une fonction de log-vraisemblance concentrée qui est une fonction simplifiée ne
dépendant plus que du paramétre spatial. Dés lors, on peut trouver des estimations de ce
parametre par balayage, c’est-a-dire en évaluant la fonction de log-vraisemblance pour un
petit intervalle des valeurs de ces parameétres.

1. Le modele spatial autorégressif

Dans le cas du modéle autorégressif (équation [2.23]), la fonction de log-
vraisemblance est construite en appliquant a ce cas particulier la formule générale (donnée par
I’équation [2.27]) :

In L = In| —pWI-%ln(zn)—%ln(az)-(y_pwy_xﬁg(y_pwy_xﬁ')
0'2

A partir des conditions de premier ordre usuelles, les estimateurs pour 3 et 0 sont :

B = (X" X)X - pW)y
62 = (y—pWy = XBy ) (Y= pWy = XB\)
ML N

Conditionnellement & p, ces deux expressions s’interprétent comme les estimateurs des MCO
appliqués au modele filtré (équation [2.24]). La substitution de ces estimateurs dans la
fonction de log-vraisemblance aboutit a la fonction de log-vraisemblance concentrée qui ne

dépend plus alors que du paramétre spatial o :

InL, =C _ﬁln[(éo —PE) (€, — PE
2 N

2 1l - ow|
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ou C=—(N/2)In(2m)—(N/2)et ou €, ecté sont respectivement les résidus estimés des

régressions de Yy sur X et de Wy sur X.
La procédure d'estimation s'effectue alors sur la base des étapes suivantes :

1/ Dans un premier temps, on estime par les MCO y sur X et Wy sur X et on calcule les résidus
estimés, notés respectivement £, et £, .

2/ Compte tenu de €,et€ , on trouve P qui maximise la fonction de log-vraisemblance

L

concentrée InL_.

3/ Compte tenu de pD,, , les estimations de B et de o sont calculées grice aux formules

obtenues a partir des conditions de premier ordre.

Finalement, en notant W, =W (l —pW)™, la matrice des variances-covariances

asymptotique est donnée par I’inverse de la matrice d’information :

o, rtrw,w ) + WaXBIMW, XBL - (X W, XB) - trW, )0
0 o? o? o2 0

_ X' X
AsyV(p,B,0%) =01 X'W, XB 0o U
O o2 H
0 tr(W,) . N O
E o2 20 E

La covariance entre [ et la variance est nulle comme dans le modéle standard, mais la
covariance entre p et les deux autres parametres n'est pas nulle. Cette matrice n’est donc pas
bloc-diagonale.

2. Le modele avec autocorrélation des erreurs

Dans le cas de I’autocorrélation spatiale des erreurs (équation [2.30]), la fonction de
log-vraisemblance prend la forme suivante :

(y—XBY)' Q) (y-XB)

207

InL =In[l =AW/ —%m(zn) —%111(02) -

Q(A) est la matrice telle que g’ Q(A) =E(ge') =a’[(1 =AW)' (I =AW)]™".
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Par conséquent, les conditions de premier ordre fournissent I’estimateur des MCG

pour 3 et 0>, conditionnellement a A :

B =[X'QA) ' XT'X'QN) 'y

52 Y= XBuTON) Ty - XB,]
ML N

Si A est connu, 1’estimateur du maximum de vraisemblance est équivalent a celui des MCO
appliqué au modele avec variables filtrées (€quation [2.32]).

Si I’on considere la forme moyenne mobile de 1’autocorrélation spatiale, 1’expression
de I’estimateur des MCG (équation [2.36]) nécessite 1’inversion d’une matrice des variances-
covariances de dimension (N,N) : Q(A)™ =[1 +y(W +W")+y>WW']™". Cette complication a

sans doute contribué a limiter I’application pratique de ce mode¢le.

La substitution de ces estimateurs dans la fonction de log-vraisemblance aboutit a la
fonction de log-vraisemblance concentrée suivante :

c-N 1o HY = XBw) Q) ™ (v = XBr)

H N

InL, =

Eﬂn“ -AW|

Une procédure itérative est nécessaire pour l'estimation des parametres dans le cas du
modele avec autocorrélation spatiale des erreurs :

1/ Dans un premier temps, on estime Yy sur X on calcule les résidus estimés, notés €. -
2/ Compte tenu de &,,.,, on trouve A qui maximise la fonction de log-vraisemblance

concentrée InL,.
3/ Compte tenu de A, obtenu & I'étape 2, on calcule BMCQG et on en déduit les nouveaux

résidus estimés €006 = Y ~ XBcos -

4/ Si le critére de convergence est atteint, on passe a 1'étape suivante, sinon on retourne a la seconde étape.

A

5/ Compte tenu de &,.; et de A, on calcule la variance de la fagon suivante

O-I%IIL :(I/N)é;VICQG(I _):W)Y(I _):W)éMCQG-
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Finalement, en notant W, =W (I —AW)™', la matrice des variances-covariances

asymptotique pour les estimateurs est similaire a la forme générale de Magnus (1978) et
Breusch (1980) et est bloc-diagonale entre les paramétres de la régression [ et les paramétres

de variance des erreurs 02 et A :

OX'(1 =AW)' (1 =AW)X 0

0 0
| o2 O
0 | trow, )2
AsyV(ﬁ,A,a2):g 0 tr(Wg )2 +tr(W W, ) —fg
O 0 tr(w,) N 0O
H o’ 20 H

La propriété de bloc-diagonalit¢ de la matrice des variances-covariances est
intéressante dans le cas de trés grands échantillons, pour lesquels le calcul de la matrice W

d'ordre N, peut se révéler malaisé. En effet, dans ce cas, méme si le calcul du ratio des
coefficients a leurs écarts-types est impossible, I’inférence asymptotique reste réalisable. La

bloc-diagonalité implique que les statistiques asymptotiques pour B peuvent étre calculées

sans que la précision du paramétre autorégressif A soit connue (I’inférence du paramétre
autorégressif doit étre basée sur le test du ratio de vraisemblance).
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CHAPITRE 3

Analyse exploratoire des disparités régionales
de PIB par téte en Europe

Une partie des résultats empiriques présentés dans ce chapitre est tirée des articles suivants :

Ertur C., Le Gallo J. (2002) An exploratory spatial data analysis of European regional
disparities, 1980-1995, dans : Fingleton B. (ed.), European Regional Growth, Springer,
Berlin, a paraitre.

Le Gallo J., Ertur C. (2002) Exploratory spatial data analysis of the distribution of regional

per capita GDP in Europe, 1980-1995, Papers in Regional Science, a paraitre.



Chapitre 3
Analyse exploratoire des disparités regionales
de PIB par téte en Europe

Dans un contexte d’intégration du marché européen, qui se consolide au cours des
années 80 par I’entrée au sein de I’Union Européenne de 1’Espagne, du Portugal et de la
Grece, de nombreux auteurs se sont intéressés a la répartition géographique de la richesse au
sein des régions européennes (Armstrong, 1995b ; Neven et Gouyette, 1995 ; Martin, 2001).
En effet, cette analyse est intéressante a plusieurs titres.

D’une part, elle sert a souligner I’importance des liens existant entre disparités
¢conomiques et localisation géographique. En effet, elle est révélatrice de la persistance des
schémas inégalitaires de répartition de la richesse au sein de I’Europe, ou s’illustre de fagon
marquante un schéma de type centre-périphérie décrit par les théories de 1’économie
géographique. Pourtant, la diminution des colts d’interaction, suite a la baisse des colts de
transport et a la consolidation du processus d’intégration régionale, mais aussi le
développement rapide des technologies de la communication et les restructurations
économiques de la derniére décennie, auraient pu avoir pour effet de diminuer plus clairement
I’emprise de conditions nationales et locales dans la croissance économique et de réduire
davantage 1’isolement des régions périphériques (Rodriguez-Posé, 1998).

D’autre part, elle permet d’évaluer les liens existant entre ce schéma de disparités et le
dynamisme économique des régions pauvres de I’Europe communautaire impulsé¢ notamment
par les politiques de développement structurel et de cohésion, depuis la réforme des fonds
structurels en 1988 et sa mise en ceuvre en 1989. Nous précisons que notre objectif n’est pas
d’évaluer ces politiques, mais simplement de garder a I’esprit que sur notre période d’étude,
les régions européennes éligibles a 1’objectif 1 de la réforme des fonds structurels étaient
globalement en retard de développement par rapport aux autres régions et qu’elles ont
bénéficié a ce titre d’importantes mesures visant a dynamiser leur économie.

Dans un tel contexte, notre analyse reste donc essentiellement empirique et se focalise
sur les liens entre la localisation géographique des régions au sein de 1’espace européen et leur
situation économique, que nous apprécions par les PIB par téte. Plus précisément, notre
objectif est d’analyser la dynamique spatio-temporelle de la distribution des PIB par téte en
Europe sur la période 1980-1995 pour détecter la forme de D’autocorrélation et de
I’hétérogénéité spatiales au sein de notre échantillon. En effet, dans ce contexte particulier,
I’autocorrélation spatiale positive se caractériserait par la concentration spatiale de régions
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possédant des PIB par téte régionaux similaires et conduirait a distinguer les concentrations
de régions « pauvres » des concentrations de régions « riches ». Une hétérogénéité spatiale
semblerait alors la plus adaptée pour décrire les schémas de développement économique
propres a chaque concentration régionale. Ceci nous amenerait alors a raisonner en termes de
régimes spatiaux ou le centre (c’est-a-dire une concentration de régions riches) se
distinguerait de la périphérie (c’est-a-dire une concentration de régions pauvres).

Nous nous appuyons pour cela sur les méthodes récemment développées de 1’analyse
exploratoire des données spatiales (Anselin, 1995, 1996).

Nous présentons d’abord la base de données Eurostat-Regio, notre échantillon de 138
régions européennes sur la période 1980-1995 et les matrices de poids, exprimant la structure
spatiale des données, que nous utilisons dans ce chapitre et les suivants (section 31).

Nous nous intéressons ensuite aux disparités en termes de niveaux de PIB par téte
(section 32). Nous montrons déja que cette distribution est effectivement caractérisée par une
forte autocorrélation spatiale positive. Les statistiques locales de Getis-Ord (Ord et Getis,
1995) sont calculées afin de détecter les concentrations de PIB par téte €¢levés ou faibles. En
effet, I’existence de telles concentrations durant la période est une indication de la persistance
des disparités spatiales entre les régions européennes. Les statistiques locales de Moran
(diagramme de Moran et LISA : Anselin, 1995, 1996) sont également calculées et révelent
I’existence de quelques régions atypiques, c’est-a-dire des régions qui se démarquent des
schémas de concentrations dominants. Ces régions atypiques sont cependant peu nombreuses.
Nous proposons enfin une méthode originale permettant d’étudier la robustesse de nos
résultats au choix des matrices de poids.

Enfin, nous examinons les disparités spatiales sur la croissance régionale (section 33).
Ceci nous conduit a étudier le dynamisme des régions européennes en relation avec leur
niveau de PIB par téte initial et a montrer que les deux effets spatiaux - autocorrélation et
hétérogénéité — sont potentiellement présents dans cette relation. Les implications principales
de ces résultats sur I’estimation et les tests de [B-convergence absolue et conditionnelle sont
soulignées dans la conclusion *=

* Tous les résultats des tests donnés dans ce chapitre sont effectués a 1’aide du logiciel SpaceStat 1.90 (Anselin,
1999). Les cartes et les figures ont été réalisées a 1’aide d’Arcview 3.2 (Esri) et de Statistica (StatSoft).
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SECTION 31 :
LES DONNEES ET LA MATRICE DE POIDS

Dans I’¢tude des disparités économiques en termes de PIB par téte entre les régions
européennes, la banque de données Eurostat-Regio a souvent été utilisée (Neven et Gouyette,
1995 ; Quah, 1996b ; Lopez-Bazo et al., 1999).

Pour I’ensemble des études empiriques réalisées dans la thése, nous avons €galement
travaillé sur un échantillon spécifique de régions européennes, pour lesquelles nous disposons
de données sur les PIB par téte extraites de la base de données Eurostat-Regio. L’objectif de
cette section est d’abord de rappeler quelques précautions méthodologiques concernant
I’utilisation de cette base de données (paragraphe 311) et ensuite de présenter 1’échantillon
utilis¢ (paragraphe 312). Compte tenu des spécificités de 1’échantillon, nous exposons enfin
les différentes matrices de poids qui serviront pour les études empiriques présentées dans ce
chapitre et les suivants (paragraphe 313).

311 La base de données Eurostat-Regio

Eurostat est I’office statistique des Communautés européennes. Son but est de fournir
a ’Union Européenne des statistiques au niveau européen qui permettent les comparaisons
entre les pays et les régions. Ces statistiques sont utilisées par la Commission Européenne et
les autres institutions européennes pour qu’elles puissent définir, mettre en ceuvre et analyser
les politiques européennes. Eurostat-Regio est la source officielle de données annuelles
harmonisées au niveau régional pour I’Union Européenne.

L’utilisation d’Eurostat-Regio pour 1’étude des disparités de PIB par téte requiert
quelques précautions méthodologiques concernant le découpage régional adopté par Eurostat
(paragraphe 311.1), ainsi que les procédures de correction des parités de pouvoir d’achat
(paragraphe 311.2).

311.1 La Nomenclature des Unités Territoriales Statistiques

Le découpage régional adopté par Eurostat est la Nomenclature des Unités
Territoriales Statistiques (« NUTS »). Cette nomenclature a été établie dans le but de fournir
une ventilation unique et uniforme des unités territoriales pour la production de statistiques
régionales et communautaires. En outre, méme si cette classification n’a pas de valeur légale
en soi, elle constitue depuis 1988 la base de I’identification des régions pouvant bénéficier
d’une aide de la Communauté.
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Les NUTS ont été créés suivant trois principes (Eurostat, 1999). Premiérement, les
NUTS favorisent les découpages institutionnels ou «régions normatives» qui sont
I’expression de la volonté politique. Ainsi, leurs limites sont fixées suivant les taches allouées
aux communautés territoriales, suivant la taille de la population nécessaire pour mettre en
ceuvre ces tadches d’une facon efficiente et économique ou suivant d’autres facteurs
historiques ou culturels. Les régions normatives ont pour avantage d’étre le plus souvent
définies clairement, reconnues universellement et relativement stables. Ces régions sont
généralement reconnues par les systémes statistiques nationaux pour la collecte de données.
En revanche, Eurostat exclut les régions analytiques (ou fonctionnelles) qui groupent les
zones suivant des critéres géographiques ou socio-économiques, méme si ces régions
analytiques semblent définir des périmétres pertinents pour les actions de politiques
économiques et sociales. En effet, pour des raisons pratiques liées a la disponibilité des
données et a la mise en ceuvre des politiques régionales par une autorité politique reconnue, la
nomenclature NUTS se fonde essentiellement sur les divisions institutionnelles actuellement
en vigueur dans les Etats membres.

Deuxiémement, la nomenclature NUTS favorise les unités régionales d’un caractere
général, bien que des unités géographiques spécifiques a certaines zones d’activité (régions
minicres, aires d’emploi, aires agricoles, aires urbaines, etc.) soient définies par certains états
membres. Par exemple, en Europe, plusieurs auteurs utilisent les Functional Urban Regions
ou FUR définies par Hall et Hay (1980) et Cheshire et Hay (1989)@. Ces régions sont
définies en termes de concentration d’emplois. Pour chaque concentration d’emplois, on
ajoute toutes les unités spatiales a partir desquelles les travailleurs migrent quotidiennement
plus souvent vers cette concentration que vers les autres. Chaque FUR consiste alors en une
ville-centre et sa sphere d’influence en termes de marché du travail. Le découpage, effectué
selon cet indicateur, semble ainsi plus pertinent pour 1’étude des sphéres d’influence des
zones urbaines et leurs spécificités en termes de mobilité et de marchés locaux du travail que
pour d’autres études portant davantage sur les politiques sociales. D’une fagon générale, le
découpage régional effectu¢ suivant un certain indicateur sera moins pertinent, voire non
approprié, pour un indicateur différent. Par ailleurs, les périmétres des régions définies de
cette fagon sont susceptibles d’étre variables dans le temps et posent donc des problémes de
comparaison temporelle. Pour cette raison, Eurostat exclut ces unités au profit d’unités plus
générales. Nous sommes cependant conscients des limites imposées par Eurostat-Regio sur
’utilisation de régions administratives.

Troisiemement, les NUTS constituent une classification hiérarchique a 3 niveaux des
régions pour chaque Etat membre. Ces niveaux sont nommés : NUTS 1, NUTS 2 et NUTS 3.
Ainsi, la nomenclature NUTS subdivise chaque état membre en un nombre entier de régions
de niveau 1 dont chacune a son tour est subdivisée en un nombre entier de régions de niveau 2
qui sont elles-mémes subdivisées en un nombre entier de régions de niveau 3.

# C’est le cas, par exemple, de Cheshire et Carbonaro (1995) Magrini (1999) ou de Cheshire et Magrini (2000).
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Au niveau régional, la structure administrative des états membres comprend
généralement deux niveaux principaux (Lander et Kreise en Allemagne, régions et
départements en France, Communidas autonomas et provincias en Espagne, regioni et
provincie en Italie, etc.). Le niveau NUTS correspondant peut étre 1 et 3 (Allemagne), 2 et 3
(France) ou 1 et 2 (Belgique). Pour que chaque état membre posseéde des unités régionales
comparables aux 3 niveaux NUTS, un niveau régional supplémentaire a été créé par Eurostat
pour chaque état. Ce niveau correspond a des structures administratives moins importantes,
voire non-existantes, et leur niveau de classification dépend de 1’état membre. Par exemple,
les régions NUTS 1 en France, en Italie, en Greéce et en Espagne correspondent a des « méta-
régions ». Enfin, en raison de leurs aires ou populations réduites, certains pays ne possedent
pas tous les niveaux régionaux. Ainsi, le Luxembourg et le Danemark ne posseédent pas de

région NUTS 1 ou NUTS 2 et sont définis comme pouvant étre de niveau 0, 1 ou 2.
Les niveaux NUTS correspondent a des réalités politiques tres différentes selon les

Etats membres. Le tableau 3.1 donne la correspondance entre les niveaux NUTS et les

divisions administratives nationales.

NUTS 1 NUTS 2 NUTS 3
Belgique Régions 3 Provinces 11 Arrondissements 43
Danemark - 1 - 1 - 1
Allemagne Lénder 16 Regierungsbezirke 38 Kreise 445
Grece Groups of development 4 Development regions 13 Nomoi 51
regions
Espagne Agrupacion de 7 Comunidades autonomas + | 17 + 1 Provincias + 50+2
comunidades autonomas Ceuta y Mellila Ceuta y Mellila
France Z.E.AT.+DOM 8+1 Régions + DOM 22 +4 | Départments + DOM | 96 + 4
Irlande - 1 - 1 Regional Authorities 8
Regions
Italie Gruppi di regioni 11 Regioni 20 Provincie 103
Luxembourg - 1 - 1 - 1
Pays-Bas Landselen 4 Provincies 12 CORORP regio’s 40
Autriche Gruppen von 3 Bundesldnder 9 Gruppen von 35
Bundeslandern Politischen Bezirken
Portugal Continente + Regioes | 1 +2 | Commissaoes de coordenagao | 5+2 | Grupos de Concelhos| 30
autonomas regional + Regioes
Finlande Manner — Suomi / 2 Suuralueet 6 Maakunnat 19
Ahvenanmaa
Suéde - 1 Riksomraden 8 Lin 24
Royaume-Uni Standard regions 11 Groups of counties 35 Counties/Local 65
authority
EUR 15 77 206 1031

Source : Regional Statistics reference guide (2001)

Tableau 3.1 : Correspondance entre les niveaux NUTS
et les divisions administratives nationales pour les 15 pays de I’Union Européenne
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Malgré le souci d’Eurostat de situer a un méme niveau de la classification NUTS des
régions de dimension comparable, il subsiste a chaque niveau des régions trés différentes par
leur superficie, leur population, leur poids économique ou leurs compétences administratives.
Ainsi, Casellas et Galley (1999) soulignent qu’au niveau NUTS 2, des régions trés diverses
sont considérées comme étant « comparables » :

- des villes et des aires métropolitaines (Hamburg, Bremen, Darmstadt en Allemagne, la
région Ile-de-France...)

- des pays (Luxembourg, Irlande...)

- des agglomérations de petites iles (Voreio Aigaio, lonia Nisia en Grece...)

- des territoires lointains (Guyane, Guadeloupe, La Réunion en France, Madeira au
Portugal...)

- de grandes régions rurales (Calabria en Italie, Extremadura en Espagne, Alentejo au
Portugal...)

Un autre probléme 1i¢ au découpage spatial concerne les flux de travailleurs migrants
journaliers qui faussent les comparaisons entre les pays et surtout entre les régions. Dans le
cas du Luxembourg ou des régions-états, comme Hamburg, I’excédent de migrants alternants
se traduit généralement par une activit¢ productrice dans ces régions, supérieure a celle
qu’elle serait avec la seule population active résidente. En conséquence, 1’indicateur PIB par
téte dans ces régions a tendance a surestimer la productivité de ces régions et a sous-estimer
celle des régions dans lesquelles vivent les migrants alternants. Cet effet est significatif dans
peu de cas seulement (Bruxelles, Luxembourg, Hamburg, Darmstadt, Bremen, Ile-de-France).
Les régions pauvres ne sont généralement pas affectées par ce probleme.

311.2 Ecus et parités de pouvoir d’achat

La comparaison internationale d’agrégats économiques, tel que le PIB, exige d’une
part, que les agrégats soient comparables du point de vue de la méthodologie statistique
(comparabilité¢ interne) et d’autre part, que les agrégats comparables exprimés en unités
monétaires nationales soient convertis en une monnaie commune (comparabilité externe).

La cohérence dans la base de mesure des agrégats est obtenue grace a 1’adhésion au
systeme européen des comptes nationaux. Dans Eurostat-Regio, en effet, le PIB est établi
selon un systtme de comptabilité nationale, qui, pour les états membres de 1’Union
Européenne, est le systéme européen de comptes économiques intégrés (SEC). Jusqu’en 1995,
les données sont relevées selon le systeme SEC 1979.
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L’unité de mesure commune est I’Ecu lﬂ. La conversion est effectuée a 1’aide des taux
de change officiels. Cependant, ces derniers ne reflétent pas le pouvoir d’achat réel d’une
monnaie donnée d’un pays. En effet, les taux de change sont trés fluctuants, ils sont
déterminés par de nombreux facteurs qui influent sur I’offre et la demande des monnaies et ils
reflétent généralement d’autres ¢léments que les seules différences de prix. En conséquence,
leur emploi comme facteur de conversion ne permet pas une comparaison véritable des
volumes de biens et de services produits et consommés dans les différents pays. Ainsi,
’utilisation des taux de change sous-estime généralement les volumes réels pour les pays qui
ont des niveaux de prix relativement bas et vice-versa.

Puisque les cours de change ne compensent pas automatiquement les différences de
pouvoir d’achat au sein des pays et des régions en Europe, il importe d’utiliser les parités de
pouvoir d’achat entre les monnaies nationales. Ces derniéres ont été congues pour servir d’une
maniere plus appropriée de facteurs de conversion et pour tenir compte des différences de prix
qui ne sont pas reflétées par les cours de change. Les parités de pouvoir d’achat sont
exprimées dans une unité de référence arbitraire, un numéraire, appelé Standard de Pouvoir
d’Achat (SPA). Le facteur de conversion de I’Ecu en SPA pour les pays plus pauvres, c’est-a-
dire généralement les pays qui ont un niveau des prix plus bas, est supérieur a un. En
revanche, les pays se caractérisant par un niveau de prix plus ¢levé ont un facteur de
conversion inférieur a un (Eurostat, 2000).

La construction de comptes régionaux en SPA comparables dans 1’espace et dans le
temps est néanmoins relativement compliquée et pose de sérieux problémes dans le contexte
des régions européennes.

Premiérement, la conversion de I’Ecu en SPA devrait normalement étre basée sur les
parités de pouvoir d’achat régionales. Cependant, suite a un manque de disponibilit¢ des
données au niveau régional, la conversion est effectuée a 1’aide de parités de pouvoir d’achat
nationales. Cet ajustement ne permet donc pas de prendre en compte des différences dans les
prix régionaux, qui peuvent étre significatives, particulierement lorsqu’il y a de fortes
variations de revenus entre les régions. Ainsi, le colt de la vie est beaucoup plus élevé au
nord de I’Italie qu’au sud, et, en principe, il faudrait en tenir compte dans les chiffres de PIB
régional par habitant.

Deuxi¢mement, les données obtenues a 1’aide de cette méthode sont principalement
destinées a comparer les pays et les régions pour une méme année. Utiliser ces données dans
des comparaisons en séries temporelles peut étre problématique pour trois raisons. Tout
d’abord, elles conduisent a des résultats irréalistes pour les taux de croissance annuels moyens
(Vanhoudt et al., 2000). Ensuite, le PIB par habitant en termes de SPA peut changer dans une
économie par rapport a une autre, non seulement a cause d’une différence dans le taux de
croissance du PIB par téte en termes réels mais aussi en raison d’un changement dans les
niveaux de prix relatifs. Cela peut compliquer 1’analyse des changements intervenus dans le
temps, dans la mesure ou une augmentation relative du PIB par téte, qui est due a une
diminution du niveau relatif des prix, ou d’une ré-estimation de 1’ajustement par les SPA,

> Anciennement European Currency Unit remplacée par I’Euro depuis 1999.
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pourrait avoir des implications 1égeérement différentes de celle qui résulterait d’une croissance
relative du PIB par téte réel (Commission Européenne, 2001). Cet aspect n’est pas pris en
compte dans les calculs de parités de pouvoir d’achat. Enfin, il convient de souligner que
I’ajustement des parités de pouvoir d’achat a changé lors de chaque élargissement de 1’Union
Européenne, ce qui complique encore les comparaisons entre des périodes différentes.

Finalement, assurer a la fois la cohérence spatiale et temporelle est un objectif qu’il est
difficile d’atteindre dans la pratique. Les parités de pouvoir d’achat n’ont pas été congues a
cet effet, mais elles ont pour but de donner la meilleure estimation possible des relativités
spatiales a une date donnée. En conséquence, les comparaisons entre des périodes de temps
différentes sont difficiles a cause des changements dans les données et dans les méthodes
(Eurostat, 2000).

L’indicateur alternatif le plus simple au PIB par téte mesuré en SPA est le PIB par
habitant mesuré en Ecus. Il indique la valeur marchande du produit de chaque région et a pour
effet d’accroitre I’amplitude des différences entre régions. En effet, comme le niveau des prix
est corrélé positivement a la richesse d’une région, un faible PIB par habitant dans des régions
pauvres tend a étre partiellement compensé par un colt de la vie plus bas. En revanche, dans
les pays ou le cotit de la vie est tres ¢leve, le PIB par téte est nettement plus élevé lorsqu’il est
mesuré¢ en Ecus (Commission Européenne, 2001). Nous illustrons ces principales différences
entre Ecus et SPA a I’aide de notre échantillon de régions européennes.

312 L’échantillon

Nous présentons d’abord notre échantillon en justifiant le découpage spatial choisi
(paragraphe 312.1). Ensuite, nous illustrons avec quelques exemples les différences existant
entre la mesure du PIB en Ecus et celle en SPA (paragraphe 312.2).

312.1 Le choix du découpage spatial

Notre échantillon comprend les données sur les PIB par téte pour 138 régions
européennes sur la période 1980-1995 :le Royaume-Uni (11) au niveau NUTS 1 et la
Belgique (11), le Danemark (1),la France (21), I’Allemagne (30), la Gréce (13), le
Luxembourg (1), I’'Italie (20), les Pays-Bas (9), le Portugal (5) et ’Espagne (16) au niveau
NUTS 2. La liste des régions, les codes associés et les cartes représentant la localisation
géographique de ces régions dans leurs pays sont présentés dans I’annexe 3.1.

Pour le Royaume-Uni, I'utilisation du niveau NUTS 1 est due au fait qu’il n’y a pas
d’équivalent officiel aux unités NUTS 2. Comme mentionné précédemment, le Luxembourg
et le Danemark peuvent étre considérés comme des régions NUTS 2 selon Eurostat. Nous
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excluons la région Groningen (Pays-Bas) en raison de certaines anomalies liées aux revenus
de la mer du Nord, qui accroissent significativement son PIB par téte au début de la période
(Neven et Gouyette, 1994, 1995 ; Maurseth, 2001). Nous excluons également les Iles
Canaries et Ceuta y Mellila (Espagne), qui sont géographiquement isolées. Les DOM-TOM et
la Corse (France), I’ Autriche, la Finlande, 1’Irlande et la Su¢de sont exclues a cause de la non-
disponibilit¢ des données sur I’ensemble de période 1980-1995 dans Eurostat-Regio. Berlin
(Allemagne) et I’ensemble des régions de 1’ Allemagne de I’Est sont également exclues pour
les raisons historiques et politiques bien connues qui se sont déroulées au cours de cette
période.

Comme dans tout travail empirique, nos résultats sont conditionnés par les
caractéristiques de 1’échantillon utilisé. Dans notre cas particulier, ils peuvent étre affectés par
la géographie particuliére de 1’échantillon (dans le cas des régions manquantes par exemple)
et par le choix du niveau d’agrégation. En effet, ce choix du découpage régional peut produire
un probléme de type « MAUP » (Modifiable Areal Unit Problem, évoqué dans le chapitre 2,
paragraphe 213.32, p. 118). Ainsi, le choix du niveau NUTS 2 peut apparaitre arbitraire et est
susceptible d’influencer nos résultats d’inférence statistique. Si, par exemple, les régions au
niveau NUTS 2 sont trop grandes pour notre variable d’intérét (PIB par téte), il existerait alors
dans notre échantillon une hétérogénéité non observée et il aurait été préférable d’utiliser le
niveau NUTS 3. Inversement, les régions peuvent étre trop petites. Dans ce cas,
I’autocorrélation spatiale détectée ne serait qu'un artéfact provenant du découpage de zones
homogenes pour la variable considérée. Il aurait alors été plus pertinent d’utiliser les régions
au niveau NUTS 1. Cependant, méme si, idéalement, le choix de ’unité spatiale devrait étre
basé sur des considérations théoriques, nous sommes contraints par la disponibilité¢ des
données.

Dans ces conditions, notre choix de préférer le niveau NUTS 2 au niveau NUTS 1,
lorsque les données sont disponibles, est dicté par plusieurs raisons. Premiérement, c'est le
niveau le plus désagrégé qui comporte des données sur le PIB pour un plus grand nombre de
régions. En second lieu, le niveau NUTS 2 est considéré par les autorités européennes comme
le cadre généralement utilis¢ par les Etats membres pour l'application de leurs politiques
régionales. Enfin, il s’agit du niveau auquel 1’¢ligibilité a I’objectif 1 des fonds structurels est
déterminée depuis leurs réformes en 1989. L’objectif 1 des fonds structurels a pour but de
promouvoir le développement et 1’ajustement structurel des régions en retard de
développement. Les régions ¢€ligibles a cet objectif sont les régions dont le PIB par habitant
est, sur la base des données des trois derniéres années, inférieur a 75% de la moyenne
communautaire. Plus de 60% des ressources de 1’Union Européenne sont utilisées pour mettre
en ceuvre les politiques structurelles assignées a 1’Objectif 1. Pour les années 1980 a 1993, les
régions de notre échantillon éligibles a I’objectif 1 sont les suivantes :

- Espagne: Andalucia, Asturias, Castilla y Leon, Castilla-La-Mancha, Communidad
Valenciana, Extremadura, Galicia, Canarias et Murcia

- Grece : en totalité

- Italie : Abruzzi, Basilacata, Calabria, Campania, Molise, Puglia, Sardegna et Sicilia

-210-



Chapitre 3 — Analyse exploratoire des disparités régionales de PIB par téte

- Portugal : en totalité
- Royaume-Uni : Northern Ireland

A titre comparatif, le tableau 3.2 présente les échantillons des auteurs ayant utilisé la
base de données Eurostat-Regio pour étudier les disparités de PIB par téte entre les régions
européennes. Parmi les échantillons provenant exclusivement d’Eurostat, notre échantillon
apparait €tre 1’un des plus complets pour la période étudiée. La fin de période est I’année
1995. En effet, aprés cette date, les données sont collectées selon un nouveau systeme de
comptabilité, le SEC95, incompatible avec le SEC79 car aucune rétropolation des données
avec le systtme SECO95 pour les années antérieures a 1995 n’est prévue par Eurostat. En
outre, notre échantillon a I’avantage de provenir d’une source unique, au contraire de certains
auteurs qui utilisent différentes sources hétérogeénes. Par exemple, Barro et Sala-I-Martin
(1991, 1995), Armstrong (1995a), Sala-I-Martin (1996a) ou encore Cappelen et al. (1999)
utilisent les données Eurostat-Regio a partir des années 1970 et pour les années antérieures a
1970, ils utilisent les données collectées par Molle (1980). Dans ces dernieres, les données
pour I’Espagne proviennent de divers numéros de la Banco de Bilbao.

312.2 Disparités économiques et mesure du PIB par téte

Compte tenu des avantages et des inconvénients liés a 1’utilisation des parités de
pouvoir d’achat dans le contexte européen, nous utilisons dans ce chapitre et les suivants la
série E2GDP des PIB par téte mesurés en Ecus et en SPA. Les disparités régionales sont
atténuées dans le second cas. Nous illustrons ce fait par quelques exemples.

Pour I’année 1995, il apparait que le PIB par habitant varie considérablement selon les
régions. Le niveau le moins élevé (33% de la moyenne européenne de I’échantillon en Ecus et
44% de la moyenne européenne en SPA) est enregistré dans la région grecque d’Ipeiros alors
que le niveau le plus élevé (240% de la moyenne européenne en Ecus et 201% de la moyenne
européenne en SPA) est enregistré dans la région allemande Hamburg. En Ecus, le niveau
observé a Hamburg est ainsi plus de 7 fois supérieur a celui observé a Ipeiros alors qu’en
SPA, ce rapport se réduit a moins de 5. Notons que dans la région de Hamburg, la migration
pendulaire joue un role non négligeable.

Plus généralement, en 1995, le PIB par téte exprimé en Ecus de 39 des 138 régions de
I’échantillon est inférieur a 75% de la moyenne européenne. Ce chiffre s’établit seulement a
27 lorsque les PIB par téte des régions sont exprimés en SPA. Dans ce dernier cas, il s’agit de
4 des 5 régions portugaises, de 5 des 20 régions italiennes, de 11 des 13 régions grecques, de
7 des 16 régions espagnoles. En Ecus, toutes les régions grecques et portugaises sont
concernées, ainsi que 3 régions espagnoles et italiennes supplémentaires et 3 régions
anglaises.
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France, Pays-Bas, Belgique,
Danemark, Espagne

Auteurs Pays Niveau NUTS Période
Barro et Sala-I-Martin (1991) | Allemagne, Royaume-Uni, Italie, | NUTS 1 — NUTS 2 1950 - 1985°
France, Pays-Bas, Belgique,
Danemark
Armstrong (1995a) UE 12 NUTS 1-NUTS2 1950 - 1990
Barro et Sala-I-Martin (1995) | Allemagne, Royaume-Uni, Italie, | NUTS 1-NUTS2 1950 — 1990°

Button et Pentecost (1995) UE 12 NUTS 1 19751990
Dewhurst et Mutis-Gaitan (1995) UE 12 NUTS 1 1981 — 1991
Neven et Gouyette (1994, 1995) UE 12 NUTS 2 1975-1989™
Quah (1996b) Allemagne, Royaume-Uni, Italie, NUTS 2 1980 — 1989
Pays-Bas, Belgique, Espagne
Sala-I-Martin (1996a) Allemagne, Royaume-Uni, Italie, NUTS 1 1950 — 1990°
France, Pays-Bas, Belgique,
Danemark, Espagne
Beine et al. (1999) UE 12 sauf Irlande NUTS 1 1980 — 1994

Irlande et Gréce

Button et Pentecost (1999) UE 12 NUTS I —=NUTS 2 | 19771990
Cappelen et al. (1999) UE 12 NUTS 1 1960 — 1995°
Jean-Pierre (1999) UE 12 NUTS 2 1980 — 1995
Lopez-Bazo et al. (1999) UE 12 NUTS 2 1980 — 1992
Beine et Jean-Pierre (2000) UE 12 sauf Irlande NUTS 1 1980 — 1995
Capron (2000) UE 12 NUTS 1 -NUTS 2 1980 — 1996
-NUTS 3
Dunford et Smith (2000) UE 12 + Slovaquie, Hongrie et NUTS 37 1995
Russie
Maurseth (2001) UE 12 sauf Irlande NUTS 1 -NUTS 2 1980 — 1994
Baumont et al. (2002a) UE 12 sauf Royaume-Uni, NUTS 2 1980 — 1995

Notes : UE 9 = France, Allemagne, Italie, Luxembourg, Belgique, Pays-Bas, Irlande, Royaume-Uni, Danemark.

UE 12 =

Danemark, Gréce, Espagne et Portugal.

(*) Les auteurs ont utilisé d’autres sources qu’Eurostat-Regio.

France, Allemagne, Italie, Luxembourg, Belgique, Pays-Bas, Irlande, Royaume-Uni,

(**) Certains calculs sont effectués sur une partie des pays ou une partie de la période a cause de la non-

disponibilité des données pour certains pays sur la totalité de la période.

(***) Les données au niveau NUTS 3 ne sont que partiecllement disponibles.

Tableau 3.2 : Auteurs ayant utilisé Eurostat-Regio
pour étudier les disparités de PIB par téte entre les régions européennes
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Le tableau 3.3 présente la moyenne des 10 et des 25 régions les plus riches et les plus
pauvres en Ecus et en SPA pour 1980 et 1995. Les écarts entre les données exprimées en Ecus
et les données en SPA apparaissent de facon claire. Les indices fondés sur les données en
SPA réduisent considérablement les différences entre pays quant au niveau de vie : les pays
les plus riches le sont en fait moins que ne le laisseraient penser les données converties a
I’aide du taux de change en vigueur, les pays les plus défavorisés ne le sont pas autant que ne
le font croire les calculs en écus fondés sur ces taux de change.

Ecus SPA
Année 1980 1995 1980 1995
Moyenne des 10 régions 35 42 51 57
les plus pauvres
Moyenne des }0 régions 178 189 160 165
les plus riches
Moyenne des 25 régions 45 48 60 63
les plus pauvres
Moyenne des ?5 réegions 153 160 140 143
les plus riches

Tableau 3.3 : Disparités de PIB par téte entre 138 régions européennes
(moyenne de I’échantillon = 100)

Les figures 3.1a et 3.2a représentent la distribution des PIB par téte en Ecus relatifs a
la moyenne européenne en 1980 et 1995 alors que les figures 3.1b et 3.2b représentent les PIB
par téte en SPA relatifs a la moyenne européenne en 1980 et 1995. Les régions les plus
pauvres apparaissent ici avec un PIB par téte inférieur a 75% de la moyenne européenne. Il
s’agit principalement des régions du Sud, que les PIB par téte soient en Ecus ou en SPA. Les
autres régions défavorisées, dont le PIB par téte est inférieur a la moyenne de 1’Union, sont
situées a la périphérie et correspondent aux massifs montagneux anciens, aux régions
faiblement industrialisées ou aux zones d’industries traditionnelles en crise. Les régions les
plus riches apparaissent avec un PIB par téte supérieur a la moyenne européenne. Ces régions
sont les zones essentiellement situées a I’est de la France et en Allemagne lorsque les PIB par
téte sont exprimés en Ecus alors qu’en SPA, les régions les plus riches concernent surtout les
zones centrées sur 1’axe Londres-Milan.
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Dans les deux cas, il convient enfin de souligner qu’a Dl’intérieur des pays, des
disparités régionales considérables sont ¢galement observées. Ainsi, en 1995 et en SPA, 5 des
11 pays de I’échantillon comportaient des régions dont le PIB par téte le plus ¢élevé atteignait
environ le double du PIB par téte le moins ¢élevé. Ce fut le cas, par exemple en Belgique
(Bruxelles, 178% de la moyenne communautaire ; Hainaut, 85%), en Allemagne (Hamburg,
201% ; Liineburg, 89%), en France (Ile-de-France, 171% ; Languedoc-Roussillon, 84%) et en
Italie (Lombardia, 138% ; Calabria, 62%).

Dans d’autres pays cependant, la différence entre les deux régions ayant le PIB le plus
¢éleve est beaucoup plus faible : en Grece (Attiki, 76% ; Ipeiros, 44%), aux Pays-Bas (Noord-
Holland, 125% ; Drenthe, 94%), au Portugal (Lisboa, 92% ; Alentejo, 59%) et au Royaume-
Uni (South East, 117% ; Northern Ireland, 81%).

Ces différentes observations montrent qu’il est difficile de considérer les pays comme
des ensembles économiques homogenes. Deux exemples particulierement frappants sont les
économies duales de I’ltalie et de I’Allemagne. Il importe donc de considérer les
caractéristiques et les évolutions régionales.

L’¢échantillon étant défini, il nous reste maintenant a présenter les matrices de poids
utilisées dans ce cadre particulier des régions européennes.

313 La matrice de poids

Les caractéristiques de la configuration géographique des régions européennes nous
conduisent a ne pas utiliser pour I’ensemble de nos analyses empiriques des matrices de
contiguité, mais a leur préférer des matrices de poids de deux types : les matrices des plus
proches voisins et les matrices basées sur la distance inverse que nous définissons dans un
premier temps (paragraphe 313.1). Nous justifions dans un second temps ce choix en donnant
quelques ¢éléments de comparaison entre ces matrices et les matrices de contiguité (paragraphe
313.2)

313.1 Matrices basées sur la distance
Toutes ces matrices sont basées sur le calcul des distances a 1’aide de la distance
sphérique entre centroides géographiques des régions. Formellement, la distance sphérique en

kilométres entre le centroide de la région i et le centroide de la région j est définie de la fagon
suivante :

d; = 6378*arccos{cos|Yi —Yj|*cos X, *cos X ; +sin X, *sin X j} [3.1]

ou X, est la latitude du centroide de la région i, Y, est la longitude du centroide de la région i.
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<75%
75 % - 100 %
I 100 % - 125 %
B > 125 %

[ ]<75%
[ ] 75%-100 %
I 100 % - 125 %
I > 125 %

Figure 3.1b : PIB par téte en SPA relatifs a la moyenne européenne en 1980
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<75%
] 75%- 100 %
I 100 % - 125 %
I > 125 %

<75%
1 75%-100 %
I 100 % - 125 %
B =>125%

Figure 3.2b : PIB par téte en SPA relatifs a la moyenne européenne en 1995
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Les matrices des k-plus proches voisins ont été utilisées par Pace et Barry (1997b),
Pinkse et Slade (1998) et Baller et al. (2001) dans des contextes différents. La forme générale
de la matrice des k-plus proches voisins est définie de la fagon suivante :

O (k) =0 si i=]j Ok
(k) =1 si dy<dik) et w=wik)/ Y wik [3.2]
B ()=0 si d, >d,K) J

ou WIJ (k) est un élément de la matrice de poids, w; (k) est un élément de la matrice
standardisée en lignes (cf. paragraphe 212.3 du chapitre 2, p. 104), d,(k) est la valeur seuil

définie pour chaque région i. Plus précisément, d.(k) est la plus petite distance d’ordre k

entre les régions i et j, telle que la région i possede exactement K régions voisines. Toutes les
analyses ultérieures étant conditionnelles au choix de la matrice de poids, nous utilisons
k=10, 15 ou 20 pour vérifier la robustesse de nos résultats.

La forme générale de la matrice des distances inverses s’écrit de la fagon suivante :

C; (k) =0 si i=j Ok
vy (k) =1/df si dy<DK) et w =wik)/ Y wk) [3.3]
]

%N;(k) =0 si d; >D(k)

ou D(1)=Q,, D(2)=Me et D3)=Q,;, Q,, Me et Q, sont respectivement le premier

quartile (516 km), la médiane (953 km) et le troisiéme quartile (1501 km) de la distribution
des distances entre tous les centroides des régions de I’échantillon. La robustesse des résultats
est évaluée pour k=1, 2 et 3.

313.2 Distance ou contiguité entre les régions européennes : quelques
éléments de comparaison

Les matrices exposées précédemment sont construites en évaluant la distance entre
centroides de régions. Dans le cas des régions européennes, elles sont préférées a 1’utilisation
d’une matrice de contiguité d’ordre 1, construite a partir des frontieres communes entre les
régions (comme par exemple dans Lopez-Bazo et al., 1999), pour plusieurs raisons.

Premierement, avec une matrice de contiguit¢ d’ordre 1, les observations isolées
géographiquement sont implicitement éliminées dans les statistiques d’autocorrélation
spatiale du fait de la présence de lignes et/ou de colonnes dans les matrices de poids contenant
uniquement des valeurs nulles. Ceci entraine un changement de taille de 1’échantillon qui
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devrait étre pris en compte pour I’inférence statistique. En revanche, pour k = 10 (plus
proches voisins) ou k = 1 (distance-seuil), les matrices connectent les iles telles que la Sicile,
la Sardaigne et les Baléares a I’Europe continentale.

Deuxi¢émement, pour K = 10 ou k = 1, ces matrices connectent le Royaume-Uni a
I’Europe continentale et la Gréce a I’Italie. En conséquence, cela permet d’éviter la structure
bloc-diagonale de la matrice de contiguité d’ordre 1 lorsqu’elle est ordonnée par pays. Si les
matrices de poids sont bloc-diagonales, alors les régions du Royaume-Uni n’interagissent pas
avec les régions francaises, belges ou néerlandaises, et les régions grecques n’interagissent
pas avec les régions du sud de I’Italie. En revanche, pour les matrices utilisées ici, les
connections spatiales entre régions appartenant a ces différents pays sont assurées. Par
exemple, pour k = 10, 24,28% des 10 plus proches voisins appartiennent a un pays différent
du pays d’origine. En outre, ce ratio augmente lorsque le nombre de plus proches voisins dans
I’analyse de robustesse est augmenté.

Troisiémement, concernant les matrices des plus proches voisins, choisir un nombre
fixe de voisins pour chaque région permet d’éviter des problémes méthodologiques qui
pourraient résulter d’'un nombre variable de voisins. Ces problémes apparaissent avec la
matrice de contiguité simple ou une matrice de distance possédant la méme valeur-seuil pour
toutes les régions. En revanche, les matrices des plus proches voisins ne sont pas symétriques,
ce qui peut donner lieu a des problémes d’estimation.

Toutes ces caractéristiques sont d’un intérét particulier lorsqu’on travaille sur les
régions européennes, qui sont moins connectées et moins compactes que les €tats américains.
Dans ce chapitre, nous présentons les résultats avec les matrices des k-plus proches voisins
dans le texte, alors que les résultats obtenus avec les matrices de distance inverses sont
exposés dans 1’annexe 3.1 pour les PIB par téte en Ecus et dans 1’annexe 3.2 pour les PIB par
téte en SPA.

Conclusion de section

Notre échantillon comprend 138 régions européennes sur la période 1980-1995 au
niveau NUTS 2 qui est le niveau auquel 1’¢ligibilité a ’objectif 1 des Fonds Structurels est
déterminée. Les données de PIB par téte de cet échantillon sont relevées selon le systéme
SEC 79. Nous utilisons a la fois les données de PIB par téte exprimés en Ecus et en SPA. En
effet, la correction des parités de pouvoir d’achat au niveau régional permet de prendre en
compte les différences de prix qui ne sont pas reflétées par les taux de change mais pose des
problémes de comparabilité temporelle. Nous avons donc choisi de présenter les résultats
pour les deux mesures. L’analyse de 1’échantillon a alors fait apparaitre une forte persistance
des disparités économiques au sein des régions européennes sur la période. Nous étudions
maintenant le lien existant entre ces disparités économiques et la localisation géographique
des régions a ’aide de 1’analyse exploratoire des données spatiales et des diverses matrices de
poids définies dans le paragraphe 312.
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SECTION 32 :
ANALYSE EXPLORATOIRE SPATIALE DES PIB PAR TETE
REGIONAUX

La premicere étape de I’analyse exploratoire consiste a évaluer 1’autocorrélation
spatiale globale au sein de I’échantillon afin de déterminer si, globalement, il existe une
concentration spatiale de régions similaires en termes de PIB par téte en logarithmes
(paragraphe 321). Ensuite, nous explicitons les concentrations spatiales de régions riches ou
pauvres a I’aide de 3 outils : les statistiques de Getis-Ord (paragraphe 322), le diagramme de
Moran (paragraphe 323) et les statistiques LISA (paragraphe 323). Enfin, nous évaluons la
robustesse de I’ensemble de nos résultats a 1’aide d’une application originale des matrices de
transition (paragraphe 324).

321 Une forte autocorreélation spatiale globale

Nous avons calculé la statistique | de Moran a 1’aide des matrices W(10), W(15) et
W(20). Cette statistique est présentée dans le paragraphe 213.12 du chapitre 2 (p. 108). Le
tableau 3.4a fournit I’évolution de la statistique | de Moran appliquée au PIB par téte en
logarithmes et en Ecus sur la période 1980-1995 pour les 138 régions européennes de notre
échantillon. L’inférence statistique est basée sur 1’approche de permutation avec 10 000
permutations (Anselin, 1995).

Il apparait que les données de PIB par téte sont positivement et spatialement
autocorrélées. En effet, les statistiques de Moran sont significatives avec p =0,0001 pour

toutes les années. Ce résultat suggere que la distribution des PIB par téte est par nature
concentrée sur I’ensemble de la période. En d’autres termes, les régions possédant un PIB par
téte relativement élevé (respectivement relativement faible) ont tendance a étre localisées pres
d’autres régions possédant un PIB par téte relativement €levé (respectivement relativement
faible) plus souvent que si cette localisation était purement aléatoire. Les valeurs
standardisées de la statistique de Moran apparaissent étre tres élevées, ce qui pourrait indiquer
un probléme d’échelle spatiale sur notre échantillon : une partie de 1’autocorrélation détectée
pourrait ainsi provenir du découpage NUTS 2 adopté par Eurostat. Cependant, ce résultat ne
remet pas pour autant en cause la présence d’une forte autocorrélation spatiale positive au sein
de notre échantillon.

L’évolution de la statistique | de Moran dans le temps indique que les valeurs
standardisées restent approximativement égales sur toute la période. Par conséquent, il existe
une tendance significative et persistante a la concentration géographique de régions similaires
en termes des PIB par téte en logarithmes.
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Concernant les PIB par téte en logarithmes et en SPA, les résultats sont similaires
méme si les valeurs standardisées de la statistique | de Moran sont Iégérement inférieures. Les
résultats sont donnés dans le tableau 3.4b. Les tableaux 3.4a et 3.4b fournissent ¢galement les
statistiques de Moran calculées avec les matrices des 15 et 20 plus proches voisins. Nous
obtenons les mémes conclusions sur le signe et la significativité de I’autocorrélation spatiale
globale, ce qui souligne la robustesse des résultats vis-a-vis du choix de la matrice de poids.

W (10) W(15) W (20)

Année | |de Moran Ecart-type | Stand. | | de Moran Ecart-type | Stand. | de Moran | Ecart-type | Stand.
1980 0,774 0,033940 [ 23,024 0,742 0,027106 27,643 0,688 0,022623 30,713
1981 0,760 0,033971 [ 22,574 0,727 0,027127 27,045 0,672 0,022635 30,011
1982 0,746 0,033956 [ 22,161 0,710 0,027084 26,478 0,653 0,022624 29,185
1983 0,779 0,034083 [ 23,060 0,737 0,027186 27,385 0,674 0,022728 29,985
1984 0,757 0,034019 [ 22,446 0,710 0,027128 26,447 0,644 0,022697 28,698
1985 0,766 0,034077 | 22,692 0,722 0,027184 26,808 0,653 0,022752 29,032
1986 0,785 0,034126 | 23,213 0,733 0,02722 27,178 0,654 0,022783 29,037
1987 0,789 0,034164 | 23,289 0,733 0,02725 27,171 0,651 0,022837 28,827
1988 0,773 0,034196 | 22,802 0,719 0,027259 26,632 0,637 0,022855 28,194
1989 0,750 0,034221 | 22,113 0,689 0,027206 25,594 0,602 0,022836 26,678
1990 0,762 0,034242 | 22,461 0,698 0,027248 25,860 0,604 0,022865 26,724
1991 0,754 0,034311 [ 22,174 0,688 0,027292 25,479 0,594 0,022938 26,205
1992 0,770 0,034323 [ 22,651 0,708 0,027316 26,192 0,618 0,022946 27,229
1993 0,790 0,034272 | 23,259 0,746 0,027306 27,567 0,675 0,022895 29,805
1994 0,799 0,034267 | 23,514 0,759 0,027304 28,043 0,694 0,022872 30,648
1995 0,802 0,034222 | 23,653 0,766 0,027268 28,357 0,708 0,022829 31,308

Note : L’espérance de la statistique | de Moran est constante pour toutes les années : E(1) =-0,007

Tableau 3.4a : Evolution de la statistique de Moran pour les PIB par téte en logarithmes et en
Ecus sur la période 1980-1995

W (10) W(15) W (20)

Année | de Moran Ecart-type | Stand. | 1de Moran | Ecart-type | Stand. | de Moran | Ecart-type Stand.
1980 0,634 0,034368 | 18,640 0,602 0,027344 22,640 0,539 0,022788 23,949
1981 0,628 0,034410 | 18,447 0,591 0,027383 21,844 0,528 0,022797 23,466
1982 0,631 0,034449 | 18,537 0,597 0,027389 22,055 0,531 0,022828 23,553
1983 0,641 0,034469 | 18,791 0,602 0,027374 22,249 0,531 0,022815 23,597
1984 0,645 0,034496 | 18,893 0,604 0,02736 22,330 0,604 0,022832 23,655
1985 0,641 0,034527 | 18,781 0,605 0,027411 22,344 0,537 0,022887 23,776
1986 0,636 0,034550 [ 18,611 0,604 0,027407 22,280 0,532 0,022913 23,517
1987 0,632 0,034543 | 18,489 0,598 0,027411 22,071 0,598 0,022969 23,056
1988 0,624 0,034568 | 18,263 0,592 0,027459 21,810 0,519 0,022992 22,871
1989 0,612 0,034551 | 17,920 0,580 0,027408 21,421 0,508 0,022956 22,452
1990 0,639 0,034498 [ 18,735 0,605 0,027408 22,342 0,529 0,022932 23,366
1991 0,634 0,034472 | 18,603 0,599 0,027366 22,130 0,523 0,022939 23,087
1992 0,640 0,034504 | 18,749 0,608 0,027386 22,472 0,537 0,022947 23,716
1993 0,613 0,034511 [ 17,981 0,589 0,027395 21,757 0,527 0,022956 23,267
1994 0,617 0,034526 | 18,078 0,592 0,027415 21,835 0,532 0,022962 23,486
1995 0,615 0,034518 | 18,010 0,587 0,027406 21,675 0,528 0,022958 23,288

Note : L’espérance de la statistique | de Moran est constante pour toutes les années : E(1) =-0,007

Tableau 3.4b : Evolution de la statistique de Moran pour les PIB par téte en logarithmes et en
SPA sur la période 1980-1995
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La statistique | de Moran fournit un résultat unique pour 1’ensemble de 1’échantillon.
Par conséquent, dans le cas d’une autocorrélation spatiale globale positive, elle ne permet pas
de discriminer une concentration spatiale de valeurs ¢élevées de PIB par téte d’une
concentration spatiale de valeurs faibles de PIB par téte. La détection de telles concentrations
spatiales de régions «riches » et de régions «pauvres» est effectuée en calculant les
statistiques proposées par Getis et Ord (1992) et Ord et Getis (1995).

322 Concentrations locales de régions pauvres et de régions
riches : statistiques Getis-Ord G, (k)

Les statistiques de Getis-Ord ont ¢té présentées dans le paragraphe 213.21 du
chapitre 2 (p. 112). Nous utilisons la statistique étendue proposée par Ord et Getis (1995) qui
permet 1’utilisation de matrices non symétriques telles que les matrices des plus proches
voisins.

L’inférence statistique est basée sur une approximation asymptotique normale
suggérée par Ord et Getis (1995). Rappelons que I’inférence dans ce cas est compliquée par le
fait que les statistiques locales entre deux régions sont corrélées lorsque le voisinage de ces
deux régions contient des ¢léments communs. En d’autres termes, il existe un probléme de
comparaisons multiples et il est nécessaire de fixer la significativité individuelle de chaque
test en utilisant I’approximation de Bonferroni ou celle de Sidéak.

Pour déterminer le nombre de comparaisons effectuées dans 1’échantillon, noté m,
certains auteurs (comme Pereira et al., 1998) choisissent d’utiliser le nombre total de régions
dans I’échantillon, soit: m = N . Cependant, utiliser le nombre total de régions est trop
conservateur pour déterminer la significativité des statistiques G; (k) (Anselin, 1995 ; Ord et

Getis, 1995). Dans le cas des matrices des k-plus proches voisins, le nombre de comparaisons
ne peut pas excéder k car deux régions données ne peuvent pas avoir plus de k voisins
communs. Ainsi, nous suggérons d’utiliser m =k dans ce cas particulier. Nous présentons
donc les résultats obtenus avec le niveau de significativité usuel de 5%, qui est trop libéral, et
le pseudo-niveau de significativité de Siddk avec m =k . Ces deux niveaux de significativité
peuvent ainsi étre considérés comme les deux bornes extrémes pour I’inférence statistique.

Pour les matrices basées sur les distances inverses (pour lesquelles les résultats sont
reportés dans les annexes 3.2 et 3.3), cette approximation n’est pas possible. Nous avons donc
choisi de fixer le nombre de comparaisons multiples au nombre moyen de régions voisines
que possede chaque région : 34 pour W (1), 69 pour W (2) et 103 pour W(3).

Les résultats de cette procédure sont résumés pour k =10 dans le tableau de I’annexe
3.4 pour les PIB par téte en Ecus. Les colonnes 3 et 4 reportent le nombre d’années durant

-221-



Chapitre 3 — Analyse exploratoire des disparités régionales de PIB par téte

lesquelles G, (10) est significativement positive ou négative. Les années correspondantes sont

et6E!

En utilisant le niveau de significativit¢é de 5%, nous détectons principalement des

reportées dans les colonnes 5

concentrations spatiales locales persistantes de valeurs ¢élevées autour des régions du nord de
la France, des régions belges, néerlandaises et allemandes. Notons cependant que seules les
régions allemandes restent significatives au pseudo-niveau de 5% de Sidak. Les
concentrations locales de valeurs faibles sont également trés persistantes et concernent les
régions les plus pauvres des régions européennes : la plupart des régions espagnoles, certaines
régions de I’Italie du sud ainsi que toutes les régions grecques et portugaises <. Ces régions
pauvres sont entrées dans 1’Union Européenne en 1986 et appartiennent aux « pays de la
cohésion ». Elles ont bénéficié¢ depuis 1989 de 1’aide régionale au titre de I’objectif 1 mais sur
toute la période, le PIB par téte de ces régions reste inférieur a la moyenne.

Les résultats pour les PIB par téte en SPA sont résumés dans le tableau de 1’annexe
3.5 El Les concentrations de valeurs faibles sont inchangées. Concernant les concentrations
de valeurs élevées, deux différences principales apparaissent. Premiérement, il y moins de
régions francaises, belges, néerlandaises et allemandes significatives a 5%. On détecte ainsi
des concentrations autour des régions de 1’Allemagne du sud, 3 régions frangaises entourant
ces régions allemandes. Deuxiémement, les régions du nord de I’Italie deviennent
significatives. Ces concentrations sont persistantes sur toute la période et semblent représenter
le centre des régions européennes développant des activités a haute valeur ajoutée, ou
I’industrie est concentrée et dynamique et ou 1’activité commerciale est intense, en contraste
aux vieilles régions industrielles. Cependant, il est possible de noter que certaines de ces
derniéres régions deviennent significatives a nouveau a la fin de la période.

Globalement, ces résultats indiquent une forte persistance de I’inégalité spatiale entre
les régions européennes dans le temps suivant la polarisation Nord-Sud, dans la mesure ou
seul le voisinage de ces régions est considéré. Ce type de polarisation peut étre rapproché du
schéma centre-périphérie développé en économie géographique. Nous assimilons alors le
centre aux régions ayant les valeurs les plus €élevées de PIB par téte (le Nord) et la périphérie
aux régions ayant les valeurs de PIB par téte les plus faibles (le Sud). Nous détectons ainsi
une forme particuliere d’hétérogénéité spatiale entre les régions européennes.

Des résultats détaillés pour 1980 et 1995 sont présentés dans les figures 3.3a et 3.4a et
dans le tableau 3.14a (p. 255) pour les PIB par téte en Ecus, et dans les figures 3.3b et 3.4b et
dans le tableau 3.14b (p. 256) pour les PIB par téte en SPA.

>! Notons que 54,12% de ces indicateurs sont significatifs au niveau de 5% (1 195 contre un total de 2 208) alors
que seuls 29,30% des indicateurs sont significatifs au pseudo-niveau de significativité de Sidak (647 contre un
total de 2 208).

>* Toutes les régions grecques et portugaises sont méme significatives en utilisant le pseudo-niveau de
significativité a 5% de Sidak.

>3 Notons que 46,87% de ces indicateurs sont significatifs au niveau de 5% (1 035 contre un total de 2 208) alors
que seuls 26,13% des indicateurs sont significatifs au pseudo-niveau de significativité de Sidak (577 contre un
total de 2 208).
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[ non significatif
I positif

[ négatif

[ ]hors échantillon

Figure 3.3a : Statistiques de Getis-Ord significatives ;
PIB par téte en logarithmes et en Ecus pour 1980

[ non significatif
I positif
[ négatif

Figure 3.3b : Statistiques de Getis-Ord significatives ;
PIB par téte en logarithmes et en SPA pour 1980
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[ non significatif
I positif

[ négatif

[ Thors échantillon

Figure 3.4a : Statistiques de Getis-Ord significatives ;
PIB par téte en logarithmes et en Ecus pour 1995

[ non significatif
I positif

[ négatif

[ ]hors échantillon

Figure 3.4b : Statistiques de Getis-Ord significatives ;
PIB par téte en logarithmes et en SPA pour 1995
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Le tableau 3.5a indique les 10 valeurs les plus ¢levées et les 10 valeurs les plus faibles
des statistiques de Getis-Ord pour les PIB par téte exprimés en Ecus. En 1980 et en 1995, les
concentrations de valeurs trés €levées sont exclusivement situées en Allemagne. En 1980, les
concentrations de valeurs trés faibles concernent principalement les régions grecques et
portugaises alors qu’en 1995 toutes les régions portugaises sont remplacées par d’autres
régions grecques. Le tableau 3.5b regroupe les 10 valeurs les plus extrémes pour les PIB par
téte mesurés en SPA. En 1980 et 1995, certaines régions allemandes sont remplacées par des
régions du nord de I’Italie. Les 10 valeurs les plus faibles concernent principalement les
mémes régions du sud.

Toutes ces différences sont dues au fait que 1’utilisation des Ecus renforce les
disparités économiques de telle sorte que les régions pauvres en SPA apparaissent encore plus
pauvres en Ecus. Les concentrations de valeurs faibles ne sont donc pas affectées. En
revanche, certaines régions riches dans les pays pauvres, comme les régions du nord de
I’Italie, semblent étre pauvres en Ecus mais émergent lorsqu’on effectue la correction par la
parité des pouvoirs d’achat.

Habituellement, les statistiques de Getis-Ord sont utilisées pour déterminer 1’échelle
spatiale appropriée en augmentant la distance critique d (dans notre cas, cela reviendrait a
augmenter le nombre de voisins K). Une possibilité est de choisir la valeur de d (ou de k) qui

maximise la somme en valeur absolue des statistiques G, (d) pour toutes les observations

(Getis, 1995). Pourtant, dans notre cas, la somme en valeur absolue ne décroit jamais
lorsqu’on augmente le nombre de voisins. Ceci indique que les effets spatiaux ne cessent pas
lorsque le nombre de voisins est augmenté. Par conséquent, nous pensons qu’il est plus
informatif de considérer la robustesse de ces résultats empiriques en utilisant différentes
valeurs de k (voir infra, paragraphe 325, p. 241).

1980 1995
Getis-Ord Getis-Ord Getis-Ord Getis-Ord
10 plus grandes valeurs | 10 plus petites valeurs | 10 plus grandes valeurs | 10 plus petites valeurs
Tibingen Lisboa (1) Oberpfalz Kentriki Makedonia (1)
Freiburg Extremadura (1) Tubingen Sterea Ellada (1)
Karlsruhe Alentejo (1) Oberfranken Thessalia (1)
Oberpfalz Algarve (1) Mittelfranken Anatoliki Makedonia (1)
Luneburg Centro (1) Karlsruhe Attiki (1)
Schleswig-Holstein Andalucia (1) Stuttgart Peloponnisos (1)
Hannover Norte (1) Unterfranken Dytiki Ellada (1)
Oberfranken Sterea Ellada (1) Braunschweig Kriti (1)
Braunschweig Attiki (1) Schwaben Dytiki Makedonia (1)
Weser-Ems Kentriki Makedonia (1) Luneburg lonia Nisia (1)

Note : (1) dénote les régions éligibles a I’objectif 1 des fonds structurels sur la période 1989-1995.

Tableau 3.5a : Valeurs extrémes de la statistique Getis-Ord ;
PIB par téte en logarithmes et en Ecus pour 1980 et 1995
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1980 1995
Getis-Ord Getis-Ord Getis-Ord Getis-Ord
10 plus grandes valeurs | 10 plus petites valeurs | 10 plus grandes valeurs | 10 plus petites valeurs
Tubingen Sterea Ellada (1) Tubingen Kentriki Makedonia (1)
Piemonte Lisboa (1) Oberpfalz Sterea Ellada (1)
Veneto Atiki (1) Trentino Thessalia (1)
Liguria Kentriki Makedonia (1) Oberfranken Anatoliki Makedonia (1)
Lombardia Thessalia (1) Mittelfranken Atiki (1)
Freiburg Peloponnisos (1) Lombardia Peloponnisos (1)
Trentino Dytiki Ellada (1) Veneto Dytiki Ellada (1)
Emilia-Romagna Alentejo (1) Friuli Kriti (1)
Karlsruhe Anatoliki Makedonia (1) Niederbayern lonia Nisia (1)
Friuli Algarve (1) Schwaben Dytiki Makedonia (1)

Note : (1) dénote les régions éligibles a I’objectif 1 des fonds structurels sur la période 1989-1995.

Tableau 3.5b : Valeurs extrémes de la statistique Getis-Ord ;
PIB par téte en logarithmes et en SPA pour 1980 et 1995

Les statistiques de Getis-Ord ont permis de mettre en évidence une polarisation des
régions européennes en deux groupes suivant le schéma Nord-Sud. Une autre fagcon de
détecter les regroupements spatiaux, mais également d’analyser 1’instabilité locale sous la
forme de localisations atypiques, d’observations extrémes et de régimes spatiaux, est
d’utiliser simultanément le diagramme de Moran et les statistiques LISA (Anselin, 1995,
1996). Nous présentons d’abord les résultats obtenus a 1’aide du diagramme de Moran.

323 Concentrations de régions similaires et détection de régions
atypiques : le diagramme de Moran

Tout d’abord, nous analysons les caractéristiques de polarisation ou de stratification
des régions européennes obtenues a 1’aide du diagramme de Moran au début et a la fin de la
période (paragraphe 323.1). Ensuite, nous vérifions la validité de ces résultats en étudiant la
stabilité de ces diagrammes sur la période a 1’aide des mesures de cohésion et de flux
(paragraphe 323.2). Enfin, nous détectons les observations extrémes a ’aide de divers
diagnostics de régression (paragraphe 323.3).

323.1 Les diagrammes de Moran en 1980 et 1995

Dans le diagramme de Moran, la valeur standardisée du PIB par téte en logarithmes
figure en abscisse et son décalage spatial (également standardis¢) figure en ordonnée. Les
quatre différents quadrants du diagramme correspondent alors aux quatre différents types
d’association spatiale locale existant entre une région et ses voisines : HH (Haut-Haut) ; BH

-226-



Chapitre 3 — Analyse exploratoire des disparités régionales de PIB par téte

(Bas-Haut) ; BB (Bas-Bas) et HB (Haut-Bas). Les quadrants HH et BB (respectivement BH et
HB) représentent une association spatiale positive (respectivement négative) “

Les figures 3.5a et 3.6a représentent les diagrammes de Moran pour I’année initiale et
pour I’année finale de notre échantillon. Ils sont construits a partir de la matrice des 10 plus
proches voisins pour les PIB par téte en logarithmes et en Ecus. L’utilisation de variables
standardisées permet de comparer les diagrammes de Moran dans le temps.

Il apparait que la plupart des régions européennes sont caractérisées par une
association spatiale positive. Ainsi, en 1980, 97,8% des régions européennes relevent d’une
association de valeurs similaires (65,2% des régions se trouvent dans le quadrant HH et
32,6% se trouvent dans le quadrant BB). En 1995, 94,9% des régions européennes relevent de
cette association positive (56,5% se trouvent dans le quadrant HH et 32,4% se trouvent dans
le quadrant BB). La différence principale entre 1980 et 1995 concerne les régions anglaises
qui se trouvaient dans le quadrant HH en 1980 et se retrouvent dans le quadrant BB en 1995.
Si I’on compare ces résultats avec ceux obtenus sur les données de PIB par téte en SPA
(figures 3.5b et 3.6b), on remarque que la prédominance de ’association spatiale positive est
moins prononcée. En effet, en 1980, seules 84,8% des régions européennes relevent d’une
association de valeurs similaires (53,6% se trouvent dans le quadrant HH et 31,2% se trouvent
dans le quadrant BB) et en 1995, seules 81,8% des régions européennes sont caractérisées par
cette association positive (47% se trouvent dans le quadrant HH et 34,1% se trouvent dans le
quadrant BB). Il est intéressant de noter que différentes régions anglaises sont les seules
régions du « Nord de I’Europe » a appartenir au quadrant BB en 1980 et/ou 1995. Les
résultats soulignent ainsi les difficultés des vieilles régions industrielles au Royaume-Uni,
comme North, North-West ou Yorkshire and Humberside.

Les diagrammes de Moran permettent également de détecter les « régions atypiques »,
c’est-a-dire les régions qui dévient du schéma global d’association spatial. Il s’agit des
régions qui se trouvent dans le quadrant BH ou dans le quadrant HB.

Lorsque les PIB par téte sont exprimés en Ecus, il existe trés peu de régions atypiques.
Ainsi, en 1980, seules 3 régions relévent d’une association de valeurs dissemblables : Wales
et Northern Ireland (Royaume-Uni) dans le quadrant BH; Aquitaine (France) dans le
quadrant HB. En 1995, il y a 7 régions atypiques : Hainaut et Namur (Belgique), Languedoc-
Roussillon (France) et East Anglia (Royaume-Uni) dans le quadrant BH ; Aquitaine, Midi-
Pyrénées (France) et Lazio (Italie) dans le quadrant HB.

Lorsque les PIB par téte sont exprimés en SPA, il existe davantage de régions
atypiques. Ainsi, en 1980, 21 régions sont caractérisées par une association de valeurs
dissemblables (18 dans le quadrant BH et 3 dans le quadrant HB). Certaines régions belges,
allemandes et anglaises apparaissent étre moins riches que leurs voisines et sont du type BH.
Seules 3 régions HB sont détectées : Aquitaine (France), North-West et Scotland (Royaume-
Uni). Cette image est différente en 1995 : 25 régions atypiques sont détectées (18 dans le

> Les résultats détaillés pour 1980 et 1995 se trouvent dans le tableau 3.14a (p. 255) pour les PIB par téte en
Ecus et dans le tableau 3.14b (p. 256) pour les PIB par téte en SPA.
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quadrant BH et 7 dans le quadrant HB). La différence majeure entre ces deux dates concerne
6 régions francgaises (Picardie, Bourgogne, Nord-Pas-de-Calais, Auvergne, Bretagne et
Poitou-Charentes). En 1980, ces derniéres étaient riches comme leurs voisines alors qu’en
1995, elles doivent étre considérées comme des régions pauvres entourées de régions riches.
Inversement, 4 régions espagnoles (Navarra, Madrid, Cataluna et Islas Baleares) se retrouvent
dans le quadrant HB en 1995 alors qu’elles se trouvaient dans le quadrant BB en 1980. Ceci
indique un haut niveau d’activit¢ économique comparé a leurs voisines a la fin de la
période El

Concernant ’existence d’une hétérogénéité spatiale entre les régions européennes,
deux conclusions différentes se dégagent selon la variable utilisée.

Lorsque les PIB par téte sont mesurés en Ecus, les résultats favorisent 1’existence de 2
régimes uniquement, le premier correspondant aux régions se trouvant dans le quadrant HH et
le second regroupant les régions appartenant au quadrant BB. On retrouve alors le schéma de
polarisation simple Nord-Sud obtenu précédemment avec les statistiques Getis-Ord.

En revanche, lorsque les PIB par téte sont exprimés en SPA, I’ensemble des résultats
semblent indiquer la présence d’une hétérogénéité sous la forme de 3 régimes spatiaux
distincts. Le premier correspond au schéma HH incluant principalement les régions du nord,
le second correspond au schéma BB incluant surtout les régions pauvres ¢ligibles a
I’objectif 1, et le troisieme correspond au schéma BH représentant une association spatiale
négative. Notons que le nombre de régions appartenant au quadrant HB est trop faible pour
constituer un quatriéme régime. Cette derniére implication étend la polarisation simple Nord-
Sud obtenue précédemment vers un schéma plus complexe de «stratification», pour
reprendre les termes de Quah (1996a) dans un contexte légerement différent = .

Les résultats décrits dans ce paragraphe sont basés sur I’analyse de I’année initiale
1980 et I’année finale 1995. Ils peuvent étre étendus a toute la période, ce qui permet
d’¢étudier I’évolution temporelle de la classification donnée par les diagrammes de Moran.
Ceci est effectu¢ a I’aide des statistiques de cohésion et de flux suggérées par Rey (2001).

323.2 Evolution temporelle des diagrammes de Moran

Ce qui nous intéresse ici est de savoir si une région et ses voisines occupent au cours
de la période le méme quadrant ou un quadrant différent dans le diagramme de Moran. Pour
¢tudier de telles évolutions, Rey (2001) suggere de calculer différentes mesures basées sur
une typologie en 4 groupes des transitions dans le temps d’une région et de ses voisines.

> Les diagrammes de Moran construits avec les autres matrices des plus proches voisins donnent des résultats
trés similaires.

%% Quah (19964) utilise le terme de polarisation lorsque la distribution des PIB par téte est bimodale (2 clubs de
convergence) et le terme stratification lorsque cette distribution est multimodale (multiples clubs de
convergence).
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Décalage spatial du PIB par téte en logarithmes (standardisé)

Décalage spatial du PIB par téte en logarithmes (standardi