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Résumé 

 

Il est bien connu dans la littérature relative à l’offre de travail que négliger les phénomènes 
d’hétérogénéité individuelle inobservée et de biais de sélection dans la modélisation, peut conduire à une 
estimation biaisée et non convergente des paramètres d’intérêt.  Afin de corriger ces problèmes, 
Kyriazidou (2001) propose une estimation en deux étapes, tenant compte de la présence de biais de 
sélection, d’hétérogénéité individuelle non observable et d’une structure autorégressive.  Dans un premier 
temps, une estimation convergente des paramètres inconnus de l’équation de participation au marché du 
travail est obtenue.  Dans un deuxième temps, les coefficients estimés sont intégrés à la construction 
d’une pondération Kernel appliquée aux instruments de l’estimateur GMM asymptotiquement normal et 
convergent à un taux près de n . 
 
Les résultats de l’estimateur GMM proposé sont comparés à un estimateur « naïf » et ceux-ci concluent 
en la présence significative d’un biais de sélection et d’une structure autorégressive dans l’équation de 
l’offre de travail des femmes au Canada.  De plus, ignorer la présence de l’effet de sélection tend à sous-
estimer l’impact des variables liées au ménage, soit le nombre d’enfants et le revenu de travail du 
conjoint, et à surestimer l’effet positif du salaire sur l’offre de travail. 
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Method of Moments (GMM). 
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Introduction 

 

Il est bien connu dans la littérature relative à l’offre de travail que négliger les 

phénomènes d’hétérogénéité individuelle inobservée et de biais de sélection dans la 

modélisation, peut conduire à une estimation biaisée et non convergente des paramètres 

d’intérêts.  Une équation définie pour un sous-ensemble non aléatoire d’une population 

dont les paramètres d’intérêts se réfèrent à la population totale implique la présence 

d’un biais de sélection.  Ainsi, une équation d’offre de travail, dont le nombre d’heures 

travaillées n’est mesuré que pour un individu participant au marché du travail, conduit à 

une estimation non convergente des paramètres d’intérêts.  Les méthodes usuelles 

d’estimation en données de panel ne s’appliquent pas à ce contexte et la littérature 

économétrique s’est considérablement développée à ce sujet au cours des dernières 

années.  Nijman et Verbeek (1992) ainsi que Wooldridge (1995) proposent des 

méthodes se basant sur la paramétrisation du mécanisme de biais de sélection.  Suivant 

l’approche familière de Heckman (1974), Kyriazidou (1997) propose une méthode 

d’estimation permettant de relâcher ces hypothèses.   

 

Tout en privilégiant la présence de biais de sélection et d’hétérogénéité individuelle 

inobservée, une structure dynamique dans un cadre de données transversales et 

longitudinales est considérée dans notre analyse des déterminants de la participation au 

marché du travail et de l’offre de travail.  D’un intérêt grandissant, des avancées 

récentes ont été faites dans la direction de modèles dynamiques linéaires en données de 

panel.1  Par contre, la littérature théorique et empirique traitant des modèles dynamiques 

                                                 
1  Voir Ahn et Schmidt (1995), et Arellano et Bover (1995). 
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linéaires avec biais de sélection demeure relativement pauvre.  L’approche de 

Kyriazidou (2001) ouvre une voie théorique et propose une estimation par la méthode 

des moments généralisée (GMM) avec poids Kernel, et ce en deux étapes.  Dans un 

premier temps, une estimation convergente des paramètres inconnus de l’équation de 

sélection est obtenue.  Dans un deuxième temps, les coefficients estimés sont intégrés à 

la pondération Kernel de l’estimateur GMM asymptotiquement normal et convergent à 

un taux près de n .  L’objectif de cette étude est de démontrer l’impact de l’effet de 

sélection sur les coefficients d’intérêt estimés et la présence significative d’une structure 

dynamique dans l’équation d’offre de travail des femmes au Canada. 

 

La première partie de cette étude présente la base de données retenue pour la création de 

notre échantillon, les caractéristiques de celui-ci et une description des variables 

considérées.  En deuxième partie, nous définissons le cadre théorique du modèle 

proposé et les hypothèses sous-jacentes.  La troisième section présente les résultats de 

notre modèle en insistant particulièrement sur les différences marquées entre le modèle 

dit « naïf », omettant la présence du biais de sélection, et l’estimateur Kernel proposé.  

Finalement, une conclusion permet un retour sur les résultats obtenus et une discussion 

des voies futures à considérer. 

 

Base de données, variables et caractéristiques de l’échantillon 

 

Notre échantillon est produit à partir de l’Enquête sur la dynamique du travail et du 

revenu (EDTR), enquête transversale et longitudinale, où chaque panel de six ans est un 

sous-ensemble de l’échantillon de l’Enquête sur la population active (EPA).  L’EDTR 
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couvre environs 15 000 ménages et près de 31 000 répondants de 15 ans et plus.  

L’enquête se base principalement sur sept thèmes de recherches soit : la dynamique de 

l’emploi et du chômage; les transitions liées au cycle de vie observées sur le marché du 

travail; la qualité des emplois; la mobilité économique de la famille; la dynamique du 

faible revenu; les événements de la vie et changements familiaux; et, finalement, la 

poursuite des études et la combinaison travail-études.  Nous travaillons avec le panel 

1999-2004 et, afin de réduire les facteurs influant sur l’offre de travail, nous avons 

restreint notre échantillon aux femmes: (i) en couple et demeurant avec le même époux 

ou conjoint de fait durant l’enquête; (ii) âgées de 20 à 64 ans; (iii) ne faisant pas partie 

d’une minorité visible; (iv) n’ayant pas fréquenté un établissement scolaire au cours de 

l’enquête; (v) n’occupant pas un emploi autonome; (vi) n’étant pas à la retraite; et (vii) 

ayant des données complètes pour la période de six ans sur les variables présentées au 

tableau 3.  Nous obtenons un échantillon final de 1634 individus pour la période de 

1999-2004, totalisant 9 804 observations.  

 

Les tableaux suivants dressent un portrait général de notre échantillon.  La troisième 

colonne du tableau 1 rapporte le nombre de femmes (pourcentage) n’ayant pas déclaré 

un emploi rémunéré et ce, pour chaque année du panel.  Le pourcentage des femmes ne 

participant pas au marché du travail décline dans le temps passant de 19,5% en 1999 à 

15,9% en 2004.  Le tableau 2 montre également que 10,6% des femmes déclarent ne pas 

avoir travaillé au cours de l’enquête.  À l’opposé, 74,4% de notre échantillon est 

composé de femmes participant au marché du travail pour la totalité du panel.  

Finalement, 14,8% des femmes de notre échantillon ont vécu au moins une transition 

sur le marché du travail pour la durée totale de l’enquête. 
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Tableau 1. Participation au marché du travail,
 échantillon non pondéré 

 Tableau 2. Nombre d'années de travail, 
        échantillon non pondéré 

Années Échantillon Absentes du marché Nbr d'années Fréquence 
1999 1634 319 (19,5) 0 176  (10,8) 
2000 1634 312 (19,1) 1 49    (3,0) 
2001 1634 295 (18,1) 2 37    (2,3) 
2002 1634 277 (16,9) 3 35    (2,1) 
2003 1634 264 (16,2) 4 52    (3,2) 
2004 1634 260 (15,9) 5 69    (4,2) 

  6 1216  (74,4) 
Total 9804 1727 (17,6) Total 1634   (100) 
 

     L’objectif premier de cette étude étant l’intégration d’une structure dynamique et du 

phénomène de biais de sélection aux études empiriques existantes, la sélection de 

l’échantillon et le choix des variables influentes du modèle sont basés sur les travaux de 

Askildsen et al. (2003), de Dustmann et Rochina-Barrachina (2000), et de Miller (1991, 

1992, 1993).  Les variables explicatives retenues pour notre analyse reflètent les 

opportunités et les contraintes pouvant affecter l’offre de travail des femmes de notre 

échantillon.  Celles-ci incluent une variable indicatrice de limitation d’activité et les 

variables affectant la propension au loisir soit, le revenu de travail du conjoint, les autres 

revenus du ménage, le salaire ainsi que le nombre et l’âge des enfants dans le ménage.  

Sous l’hypothèse de présence de contrainte de crédit, la stabilité financière du ménage 

peut être affectée négativement par une diminution du statut financier du ménage, soit 

une diminution du revenu du conjoint et/ou des autres revenus du ménage.  Le revenu 

supplémentaire potentiel de la femme permettra d’accroître la stabilité financière du 

ménage, encourageant une augmentation du nombre d’heures travaillées.  De plus, il est 

probable qu’une femme inactive sur le marché du travail réside dans un ménage dans 

lequel le revenu du conjoint est suffisamment élevé pour combler les besoins associés 
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au niveau de vie désiré.2  La présence d’enfants d’âge préscolaire dans le ménage 

nécessite un investissement intensif en temps, pouvant limiter le nombre d’heures 

consacrées au travail pour une femme.  Par contre, celle-ci peut désirer conserver ses 

liens avec le marché du travail, orientant ainsi ses choix vers d’autres solutions.  Nous 

incluons la présence d’enfants d’âge préscolaire (0-5 ans) séparément dans notre 

modèle, car nous faisons l’hypothèse que l’effet négatif de cette variable est plus 

prononcé que celui de la présence d’enfants d’âge scolaire. De plus, comme le Québec a 

des politiques de conciliation travail-famille distinctives de celles des autres provinces, 

notamment par son réseau de garderies subventionnées, nous ajoutons une variable 

d’interaction entre les enfants d’âge préscolaire et la résidence au Québec.  Pour un 

salaire plus élevé, nous faisons l’hypothèse qu’un individu réduira son loisir au profit du 

travail.  En d’autres termes, nous posons l’hypothèse d’une offre de travail de pente 

positive.  Les variables usuelles de l’éducation et de l’âge ne peuvent être considérées 

dans notre modèle dû à l’opérateur de différence première du logit conditionnel et du 

GMM.  Finalement, Kyriazidou (2001) démontre que les instruments de l’estimateur 

GMM Kernel proposé ne peuvent capter les variables agrégées. 

Le tableau 3 suivant présente une description des variables considérées dans notre 

analyse et leurs statistiques descriptives pour l’échantillon non pondéré et [pondéré].  

Une pondération en probabilité est utilisée dans l’estimation des paramètres de notre 

modèle d’offre de travail, assurant ainsi la représentativité de la population canadienne.  

La pondération appliquée tient compte de l’aspect longitudinal de notre analyse et est 

construite à même l’EDTR.  Les poids sont calculés à partir de l’EPA et sont ajustés de 

façon à correspondre à la population totale et au sous-échantillonnage de l’EDTR.  Les 

                                                 
2  Nakamura et Nakamura (1985) suggèrent que ce choix peut expliquer la relation négative entre le 
revenu du conjoint et l’offre de travail de la femme. 
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statistiques descriptives diffèrent d’un échantillon à l’autre bien que ces différences ne 

soient pas marquées.  L’âge moyen dans notre échantillon est de 42 [42] ans et 

l’expérience moyenne est de 14,3 [14,7] années.  Le nombre moyen d’heures travaillées 

rémunérées est de 1319,5 [1310,29] et le taux horaire composite moyen est de $13,56 

[$14,36].  Le nombre moyen d’enfants d’âge préscolaire (0-5 ans) est de 0,28 [0,30] et 

le nombre moyen d’enfants d’âge scolaire (6-17 ans) est de 0,82 [0,82].  De plus, 17% 

[16%] des femmes de notre échantillon ont déclaré une limitation d’activité au cours de 

l’enquête et le taux d’emploi moyen provincial des femmes de 15 ans et plus est de 

55,18% [55,97%].  Cette dernière variable, utilisée comme variable d’exclusion, est 

extraite de l’EPA et est intégrée à notre échantillon par le biais de la province de 

résidence des individus.  Nous posons l’hypothèse que le taux d’emploi affecte la 

participation au marché du travail sans toutefois avoir un impact significatif sur le 

nombre d’heures travaillées par personne employée.3  L’expérience est comptabilisée en 

années équivalentes à temps plein et le salaire est défini d’après le taux de rémunération 

horaire implicite de tous les emplois comme travailleur rémunéré, pondéré selon le 

nombre total d’heures rémunérées pour chacun.  Finalement, la variable « autres 

revenus » résulte de la somme du revenu du marché des deux conjoints moins leur 

revenu de travail, dont le résultat représente le revenu hors marché du ménage.  Une 

femme est considérée comme participante au marché du travail si elle a déclaré un 

emploi rémunéré au cours de l’année de référence et l’offre de travail est mesurée par le 

nombre d’heures de travail rémunérées de tous les emplois. 

                                                                                                                                               
 
3  Analogue à Askildsen et al. (2003), nous reconnaissons la difficulté de vérifier cette hypothèse en 
pratique et, par le fait même, la possibilité d’une faible identification. 
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Tableau 3.  Description des variables, moyenne et (écart type) 
Variable Description Échantillon 

non pondéré 
Échantillon 

pondéré
Heures Total d'heures rémunérées de tous les 

emplois 
1319,51 
(820,66) 

1310,29
(816,69)

Travail Indicateur; 1 si la personne a occupé un 
emploi rémunéré, 0 sinon 

0,82 
(0,38) 

0,83
(0,38)

Salaire Taux horaire composite de rémunération 13,56 
(10,34) 

14,36
(11,07)

Taux_emploi_15 Taux d’emploi; Femmes; 15 ans et plus; 
par provinces 

55,18 
(4,45) 

55,97
(3,98)

Exp Nombre d'années d'expérience de travail 14,28 
(9,54) 

14,71
(9,54)

Autres_revenus Revenus hors marché du ménage 2373,07 
(8682,53) 

2407,44
(8763,14)

Revenu_conjoint Revenu de travail du conjoint / 1000 45,05 
(33,61) 

49,79
(40,22)

Enfant_0_5 Nombre d'enfants d'âge préscolaire 
(0-5 ans) dans le ménage 

0,28 
(0,61) 

0,30
(0,63)

Enfant_6_17 Nombre d'enfants d'âge scolaire 
(6-17 ans) dans le ménage 

0,82 
(1,01) 

0,82
(1,03)

Age Âge de la personne 42,74 
(8,28) 

42,80
(8,15)

Limitation Indicateur; 1 si incapacité, 0 sinon 0,17 
(0,37) 

0,16
(0,37)

d99 - d04 Variables muettes temporelles; 
1999-2004 

 

Enfant_0_5_Qc Nombre d'enfants (0-5 ans) résidence au 
Québec, 0 sinon 

 

Age2 Âge de la personne au carré  
Exp2 Nombre d'années d'expérience de travail 

au carré 
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Modèle économétrique 

 

Nous considérons le modèle dynamique suivant en présence d’hétérogénéité inobservée 

et de biais de sélection : 

 

  * *
0 1 0 1 ;    1,..., ;    1,...,it it it i it ity y x i N t Tρ β α υ λ−= + + + + = =  (1) 

 *
0it it i itd z uγ η= + +  (2) 

 *1  si 0,   0  sinonit itd d= >  (3) 

 *
it it ity d y=  (4) 

 

L’équation (1) est le modèle d’offre de travail.  Le nombre d’heures travaillées *
ity  par 

l’individu i  à la période t  est une variable latente observée si et seulement si la fonction 

d’indication 1itd = , soit que l’individu i  participe au marché du travail au temps t .  

Les paramètres d’intérêts à estimer sont 0 0 0,  et ρ β γ .  Les termes ( et i iα η ) représentent 

les effets fixes individuels inobservables.  Pour leur part, itx  et itz sont les vecteurs des 

variables explicatives strictement exogènes pouvant contenir des éléments communs, 

1it it itυ ε λ≡ −  ainsi que l’effet de sélection 

 

1

0

1 0

| 1,

| ,

( , ),

it it it i

it it it i i

it it i i

E d

E u z

z

λ ε ζ

ε γ η ζ

γ η ζ

⎡ ⎤≡ =⎣ ⎦

⎡ ⎤= ≤ +⎣ ⎦

= Λ +
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où ( )1itΛ ⋅  est une fonction inconnue et *
0 0( , , , , , )i i i i i i iz x y dζ α η≡  où 1( ,..., )i i iTz z z=  et 

1( ,..., )i i iTx x x= .  L’approche générale de Kyriazidou (2001) consiste à utiliser 

l’opération de différence première, sur la base de chaque individu, afin d’éliminer les 

termes 1 et  i itα λ .  L’auteur pose l’hypothèse H1 suivante : 

 

{ }
1

( , )
T

it it t
uε

=
 est i.i.d dans le temps i∀ | iζ , 

 

une hypothèse de stricte stationnarité sur ( ),it ituε .  Pour un individu i  avec 

0 1 0it itz zγ γ−=  et 1 1it itd d −= = , l’effet de sélection 1itλ  sera constant pour ces deux 

périodes et éliminé par l’opération de différence première.  Par H1 nous avons: 

 

1 1 1 0 1 0 0 1 0    it it it it it i it iz z z zλ λ γ γ γ η γ η− − −= ⇒ = ⇒ + = + . 

 

Cette approche permet donc à l’effet du biais de sélection de varier d’un individu à 

l’autre tout en étant constant dans le temps.  Considérant ainsi l’aspect dynamique du 

modèle et la présence de variables continues, Kyriazidou (2001) propose un estimateur 

GMM Kernel avec opérateur de différence première construit en deux étapes.  En 

premier lieu, les paramètres de l’équation (2) sont estimés par un logit conditionnel.4  

En second lieu, ces estimations sont utilisées dans la construction des poids Kernel 

appliqués aux instruments de l’estimateur GMM proposé. 

 

                                                 
4  Voir Chamberlain (1984) pour une description détaillée du logit conditionnel. 
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Par l’hypothèse H1, Kyriazidou (2001) démontre que les conditions d’orthogonalité de 

Ahn et Schmidt (1995) s’adaptent au modèle (1)-(4).  Soit 0 0 0( , )θ ρ β ′ ′≡ , *
1( , )it it itw x y −=  

et ˆnγ  un estimateur convergent de 0γ .  Posons : 

 

 ( )* *
1 , 0 1 2 0( )it j it it it it j it j it itm d d d d y y wθ θ− − − −≡ Δ −Δ ,                    2,..., ;  2,...,t T j t= =

 ( )*
2 , 0 1 2 , 0( )it a it it it is a it itm d d d x y wθ θ− −≡ Δ −Δ ,          2,..., ;  1,..., ;  1,...t T s T a k= = =

 ( ) ( )( )* *
3 0 1 1 2 0 0it iT iT it it it it it it itm d d d d d y w y wθ θ θ− − −≡ − Δ −Δ ,                2,..., 1t T= −

 ( ) ( ) ( )( )2 2* *
4 0 1 2 0 1 1 0it it it it it it it itm d d d y w y wθ θ θ− − − −≡ − − − ,                           2,...,t T= . 

 

Soit 1 0( )itm θ  et 2 0( )itm θ  les vecteurs des fonctions 1 , 0( )it jm θ  et 2 , 0( )it am θ  

respectivement.  H1 implique les conditions d’orthogonalité suivantes : 

 

 [ ]0 0( ) | 0 0,lit itE m zθ γΔ = =  1,..., 4l =  (5) 

 

et requiert des individus ayant 0 1 0it itz zγ γ−=  avec une probabilité de un, ce qui n’est pas 

le cas en présence de variables continues.  Une stratégie possible est la pondération de 

chaque observation et ce inversement proportionnelle à la distance 0 1 0it itz zγ γ−− .  

Assumant une suridentification, l’estimateur proposé résout 

 

 ˆ ˆ ˆarg min ( ) ( )n n n n nG A A Gθ θ θ′ ′=  (6) 
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où nA  est une matrice stochastique 
p

→ 0A  une limite non stochastique finie, n nA A′  est 

une matrice de pondération définie positive, ( ),θ ρ β≡  et ˆ ( )nG θ  est le vecteur  des 

moments dont les rangées sont de la forme 

 

1

ˆ1 1 ( ) ,
n

it n
lit

i n n

zK m
n h h

γ θ
=

⎛ ⎞Δ
⎜ ⎟
⎝ ⎠

∑  1,..., 4l =  

où 
1

2( 1) 1r
nh hn

−
+ +=  avec r  degré de lissage, 0 h< < ∞ , 0nh →  avec n →∞ , et ( )K ⋅  est 

la fonction de densité Kernel, satisfaisant les conditions de convergence et de normalité 

asymptotique de l’estimateur proposé.5  La fenêtre nh  est déterminée par la méthode 

« plug-in » de Horowitz (1992), sélectionnant la valeur de h  qui minimise l’erreur 

quadratique moyenne asymptotique (AMSE) de l’estimateur.  L’approche de Hansen 

(1982) est utilisée dans le choix de la matrice de pondération de l’estimateur GMM et la 

forme matricielle est employée.6  Cet estimateur asymptotiquement normal et 

convergent à un taux près de n , permet une corrélation possible entre les effets fixes 

inobservés et les variables explicatives ainsi qu’une corrélation entre les effets fixes 

inobservés et les termes d’erreur.  De plus, cet estimateur élimine le problème potentiel 

d’endogénéité dû aux erreurs de mesure.  La nature non-paramétrique de cet estimateur 

requiert une restriction d’exclusion, impliquant qu’au moins une variable explicative 

présente dans l’équation de participation (2) soit exclue de l’équation d’offre de 

travail (1) et des instruments. 

                                                 
5  Voir Kyriazidou (1997, 2001) pour plus de détails. 
6  Kyriazidou (2001) cite que le choix de la matrice de pondération n’a pas nécessairement les propriétés 
optimales du GMM standard, la variance asymptotique de l’estimateur étant affectée par le choix de nh  
et de la fonction Kernel. 
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Résultats 

 

     Notre analyse des résultats porte une attention particulière sur la comparaison des 

paramètres estimés entre l’estimateur GMM Kernel proposé et l’estimateur GMM naïf, 

omettant la présence de biais de sélection.  Nous commentons les résultats présentés au 

tableau 4 suivant, soit les paramètres estimés de l’équation de participation et les 

résultats obtenus de l’équation principale. 

 

Tableau 4.  Équation de participation. 

Age2 -0,0083 *** (0,0024)
Enfant_0_5 -1,4141 *** (0,2271)
Enfant_6_17 -0,9107 *** (0,2125)
Revenu_conjoint -0,0071 * (0,0040)
Limitation -0,6671 *** (0,2295)
Taux_emploi_15 0,1732 ** (0,0785)
Exp2 0,0230 *** (0,0047)
Enfant_0_5_Qc 0,3413  (0,5555)
Autres_revenus -6,3e-06  (9,5e-06)
d00 0,4973 * (0,2758)
d01 1,3230 *** (0,4400)
d02 1,9568 *** (0,6330)
d03 2,6328 *** (0,8342)
d04 3,1018 *** (1,0298)

 
Log likelihood -480,1369
Nbr d'observations 1452
Écart type entre parenthèses.  *** et ** et * sont statistiquement différents 
de zéro au seuil de 1%, 5% et 10%, respectivement. 
 

Le contexte théorique du logit conditionnel réduit notre échantillon à 1452 observations, 

soit 242 individus ayant déclaré au moins une transition sur le marché du travail pour la 

durée totale de l’enquête.  L’échantillon restreint ne nous permet pas de travailler avec 

l’expérience décalée et le phénomène d’endogénéité de cette variable contemporaine est 
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réduit par la comptabilisation de l’expérience en équivalence années temps plein.  Les 

paramètres d’intérêts estimés affectent la probabilité de participation dans le sens 

intuitif et la convexité de l’effet de l’âge est conforme à la littérature empirique, de 

même que la présence d’un effet temporel.  Le contre effet de la présence d’enfants pour 

un ménage québécois n’est pas significatif, de même que les autres revenus du ménage.  

L’amplitude ˆit nz γΔ  est par la suite intégrée à l’estimateur GMM Kernel avec opérateur 

de différence première.  Nous avons utilisé une fonction Kernel gaussienne et une 

fenêtre 1/5
nh hn−= = 6.  Plusieurs expérimentations nous ont révélé que les paramètres 

estimés de l’équation principale (1) se stabilisaient pour 6nh ≥ , valeur inférieure à la 

fenêtre optimale calculée par la méthode « plug-in ».  Par l’utilisation d’une fenêtre 

minimale, nous minimisons ainsi l’importance du biais possible en échantillon fini de 

l’estimateur GMM.7  La deuxième colonne du tableau 5 rapporte les paramètres de 

l’estimateur GMM naïf.  Les paramètres estimés de l’estimateur GMM Kernel sont 

présentés dans la troisième colonne de ce même tableau. 8 

 

                                                 
7  Kyriazidou (1997, 2001) et Horowitz (1992) suggèrent la possibilité d’un biais important en échantillon 
fini avec nh  qui augmente. 
8  Les conditions d’orthogonalité [ ]0 0( ) | 0 0lit itE m zθ γΔ = =  pour 1, ..., 3l =  sont considérées.  Les 
instruments ont été construits en tenant compte de l’endogénéité et de la censure du salaire.  Les 
instruments passent le test de suridentification 2(chi (112) 112, 71)= .  Le test de suridentification 
(J-Test) de l’estimateur avec pondération Kernel suit une chi2 non centrée causé par le biais asymptotique 
de l’estimateur.  Kyriazidou (2001) suggère que ce biais est généralement petit et que le paramètre de 
non-centralité (NCP) est petit.  L’utilisation de la distribution chi2 centrée en présence d’un NCP grand 
biaisera, dans le pire des cas, les résultats vers le rejet de l’hypothèse nulle.  Voir Guvenen (2005). 
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Écart type entre parenthèses.  *** et ** et * sont statistiquement différents de zéro au seuil de 
1%, 5% et 10%, respectivement. 
 

Le nombre d’heures travaillées au temps 1t −  a un effet positif et significatif pour les 

deux estimateurs analysés, de même que l’effet du salaire9.  Le revenu de travail du 

conjoint a un impact négatif sur le nombre d’heures travaillées des femmes, de même 

qu’une limitation d’activité et le nombre d’enfants d’âge scolaire et préscolaire dans le 

ménage.  Ce dernier effet est toutefois diminué pour les ménages résidant au Québec, dû 

principalement, croyons nous, aux différentes politiques travail-famille, et en particulier 

aux garderies subventionnées par l’état qui réduisent le coût du travail des femmes. 10  

La présence du biais de sélection est vérifiée par un test d’Hausman, comparant les deux 

estimateurs.  Celui-ci est concluant, nous avons un test statistique rejetant l’hypothèse 

nulle d’absence de biais de sélection 2(chi (7) 21,13)= .  Sur la base de ce test, 

                                                 
9  Kyriazidou (2001) observe une détérioration des propriétés en échantillon fini de l’estimateur pour des 
paramètres autorégressifs s’approchant de l’unité. 
10  La variable âge2 s’est révélée instable dans l’estimation du GMM.  Les effets temporels et autres 
revenus du  ménage ne sont pas significatifs. 
 

Tableau 5.  Équation de l’offre de travail 
 GMM naïf  GMM Kernel  

Heures (t-1) 0,10509
(0,0272)

*** 0,08489 
(0,0291) 

*** 

Ln salaire 86,0314
(9,2531)

*** 67,1676 
(19,2027) 

*** 

Enfant_0_5 -150,1803
(24,6639)

*** -199,3629 
(27,7687) 

*** 

Enfant_6_17 -38,4751
(14,7767)

*** -56,6438 
(17,8693) 

*** 

Limitation -42,407
(16,2063)

*** -49,2346 
(17,6545) 

*** 

Enfant_0_5_Qc 89,8182
(46,9768)

* 91,5901 
(42,8870) 

** 

Revenu_conjoint -0,2512
(0,1153)

*** -0,8242 
(0,1902) 

*** 

    
Nbr d'observations 6536  6536  
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l’estimateur GMM naïf est biaisé et la prise en compte du biais de sélection a un impact 

significatif sur les paramètres estimés.  L’effet positif du salaire diminue de 86,03 à 

67,17 en présence de biais de sélection et l’impact de la variable dépendante décalée 

diminue de 0,11 à 0,09.  L’impact négatif du nombre d’enfants d’âge préscolaire 

( 99,36− ) et d’âge scolaire (-56,64) est supérieur pour le GMM Kernel et le contre effet 

pour les ménages québécois demeure relativement stable pour les deux estimateurs.  La 

différence entre les deux estimateurs est plus marquée pour la variable du revenu de 

travail du conjoint alors que l’impact de celle-ci est de trois fois supérieur pour le GMM 

Kernel, soit -0,83 comparativement à –0,25 pour le GMM naïf.  L’impact d’une 

limitation d’activité va dans le sens espéré et est plus important pour l’estimateur 

Kernel. 

 

Conclusion 

 

Cette étude propose une application empirique de l’estimateur GMM Kernel proposé 

par Kyriazidou (2001), permettant de contrôler les phénomènes d’hétérogénéité 

individuelle inobservée et de biais de sélection.  Les résultats obtenus concluent en la 

présence significative d’un biais de sélection et d’une structure dynamique dans 

l’équation de l’offre de travail des femmes au Canada.  De plus, ignorer la présence de 

l’effet de sélection tend à sous-estimer l’impact des variables liées au ménage, soit le 

nombre d’enfants et le revenu du conjoint, et à surestimer l’effet positif du salaire. 

Certaines améliorations peuvent être apportées à notre analyse, ouvrant ainsi la voie à 

des études empiriques futures.  Tout d’abord, considérer l’impact du statut sur le marché 

du travail au temps 1t −  sur la probabilité de participation au temps t  contribuerait à 
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perfectionner notre modèle.  Honoré et Kyriazidou (1997) proposent un estimateur 

allant dans ce sens.  Ensuite, la méthode « plug-in » employée pour la construction des 

poids Kernel ne semble pas optimale dans le cas présent, dû au biais asymptotique très 

faible de notre estimateur.  Une expérimentation des différentes méthodes proposées en 

littérature pourrait éventuellement améliorer la performance de notre modèle.  Par 

ailleurs, les données de l’EDTR étant sélectionnées à partir d’un plan d’échantillonnage 

complexe, des variances bootstrap devraient être considérées dans les tests d’hypothèses 

des paramètres d’intérêts.  Finalement, l’homoscédasticité des termes d’erreurs, imposée 

par l’hypothèse H1 de l’estimateur Kernel, n’est pas vérifiée dans notre analyse.  Les 

applications empiriques de l’estimateur proposé par Kyriazidou (1997, 2001) évitent 

généralement cet aspect.  Néanmoins, Dustmann et Rochina-Barrachina (2000) 

proposent l’estimateur du « maximum score » afin de vérifier cette hypothèse sur 

l’erreur de l’équation de sélection. 
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