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AVANT-PROPOS 

La réalisation de cet ouvrage d’économétrie appliquée résulte de l’expérience 

des auteurs dans l’enseignement de cette matiére en deuxiéme et troisiéme cycle a la 
Faculté des Sciences Economiques de |’Université de Rennes 1 et de leur recherche 
en économie appliquée au sein du CREM, Unité Mixte de Recherche du CNRS, et 
de VINRA. 

Cette seconde édition intégre de maniére plus détaillée l’économétrie des 
données de panel via un chapitre méthodologique spécifique (chapitre 12), deux 

applications sur données de panel sont proposées : la premiere dans un cadre stati- 
que, la seconde dans un cadre dynamique (chapitre 13 et chapitre 14). 

1. Objectifs du livre 

L’objectif de ce manuel est d’initier et d’accompagner le lecteur a la pratique 
de l’économétrie en lui proposant des cas d’applications concretes fondées sur la 
théorie économique. L’ouvrage fait le lien direct entre l’économie et l’économétrie. 
I] réalise un rappel de cours sur les méthodes économeétriques de base et avancées et 

propose des applications originales accompagnées de corrigés complets et détaillés. 

Les applications portent sur des themes économiques diversifiés et mettent en jeux 
des données statistiques réelles de natures différentes (série chronologique, coupe 
instantanée, panel). 

Le lecteur peut réaliser lui-meme toutes les applications développées dans le 
manuel a partir des données fournies sous format Excel, ASCII et TXT. I] peut éga- 
lement utiliser les programmes de traitement développés par les auteurs notamment 
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avec les logiciels économétriques WinRats, SAS, Eviews. Ces fichiers répertoriés 
selon le probleme économétrique et économique traité, sont disponibles par téléchar- 

gement sur le serveur web : 

http: //perso.univ-rennes1.fr /isabelle.cadoret-david/ 

Les auteurs proposent ainsi de suivre pas a pas le lecteur dans son appren- 

tissage. ls lui montrent comment (i) construire une modéle économétrique pour 

répondre a une question réelle, (ii) choisir la méthode économétrique appropriée, 

(iii) créer une base de données, (iv) analyser et interpréter ses résultats. 

2.  Aquis’adresse l’ouvrage 

Ce livre s’adresse aux étudiants du deuxiéme et troisiéme cycles, universi- 

taires et non universitaires, de sciences économiques et de gestion, d’économétrie 
et d’économie quantitative mais également aux chercheurs et praticiens de l’écono- 
métrie dans les entreprises et les organismes publics. Les enseignants pourront y 
retrouver un rappel de cours et des exercices d’application en lien direct avec les 
cours d’économie. 

3.  Contenu et plan de l’ouvrage 

L’ouvrage est organisé par ordre croissant de difficultés méthodologiques. 
Les chapitres de méthodes sont systématiquement suivis de un ou deux chapitres 

d’applications économiques : 

1. Lechapitre 1 présente le modéle de régression linéaire simple. I] est suivi d’un 

chapitre traitant de la question de l’évaluation du degré de mobilité des capi- 
taux dans les pays de ’ OCDE. Il s’agit d’expliquer et d’utiliser les concepts de 
bases de l’économétrie (aléas, résidus, variables endogeénes, variables exogé- 
nes, droite de régression, estimateur des Moindres Carrés Ordinaires, ...). 

2. Le chapitre 3 élargit le modéle de régression linéaire simple au modéle de 
régression linéaire multiple. Deux chapitres d’applications acconypagnent ce 
rappel de cours méthodologique : un chapitre sur la croissance et la conver- 

gence des économies européennes et un chapitre sur la politique monétaire 

européenne. L’accent est mis sur l’estimation des modeles avec la méthode 
des Moindres Carrés Ordinaires et sur les tests statistiques usuels. 

3. Le chapitre 6 discute les hypothéses du modeéle de régression linéaire multiple 
et présente les méthodes d’estimations des Moindres Carrés Généralisés et 
des Variables Instrumentales. Le chapitre 7 propose une application traitant 

les problemes d’autocorrélation des aléas a partir de l’estimation du modeéle 
dévaluation des actifs financiers (MEDAF) sur des données boursiéres des 
sociétés de CAC 40. Le chapitre 8 aborde la question de l’endogénéité des 
variables dans un modéle dynamique portant sur la fonction d’offre de viande 
bovine frangaise. 

4. Lechapitre 9 étend le-modele de régression linéaire multiple vers les modéles 

a plusieurs équations apparemment non reliées et les modeles a équations 
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4. 

simultanées. Les méthodes d’estimation des modéles équations simultanées 
sont présentées : les méthodes des Doubles Moindres Carrés Ordinaires et des 

Triples Moindres Carrés Ordinaires. Les deux chapitres suivants constituent 
des applications directes. Le chapitre 10 présente une illustration basée sur 
Pestimation d’un systéme de demande de facteurs de production avec la 
méthode de Zellner. Le chapitre 11 présente un modéle d’équilibre partiel ou 
les paramétres sont estimés avec des méthodes pour équations simultanées. 

Le chapitre 12 présente les notions de base en économétrie des données de 
panels : les modéles a effets fixes et a effets aléatoires ainsi que les méthodes 
d’estimation associées. Deux applications sur données de panel sont pro- 
posées : la premiere dans un cadre statique, la seconde dans un cadre dyna- 

mique. Le chapitre 13 développe une application basée sur l’estimation d’une 

équation statique de salaire 4 partir de données sectorielles. Le chapitre 14 
porte sur la recherche des déterminants de l’investissement des entreprises 

en examinant le lien entre investissement et variables financiéres a partir de 
données individuelles d’entreprises. 

Le chapitre 15 aborde le vaste théme de l’économétrie des séries non sta- 
tionnaires. I] passe en revue les tests standards de racine unité, les tests de 
cointégration et les modeéles a correction d’erreurs. Le chapitre 16 conduit a 
pratiquer sur des séries financiéres les tests usuels de stationnarité (Dickey- 
Fuller) et de cointégration et a estimer un modeéle a correction d’erreur dans 
un cadre univarié (Engel et Grange: , afin de construire un indicateur de valo- 
risation des marchés boursiers. Le chapitre 17 évalue les modes de formation 
des salaires et des prix en France dans un cadre de concurrence imparfaite, a 

partir d’une spécification des marchés du travail sous la forme d’un modéle 
appelé WS-PS. Les tests et l’estimation des relations de cointégration sont 
pratiqués avec la méthode de Johansen. 

Le chapitre 17 introduit l’économétrie des variables qualitatives : les modéles 

de choix binaire et les modéles a variables dépendantes limitées. Pour termi- 

ner, le chapitre 18 examine les décisions d’offre de travail. L’accent est mis 
sur les techniques d’analyse des comportements dichotomiques (ici l’exercice 

ou non d’une activité professionnelle) a partir de modéles probit ou logit et 

sur l’analyse de variables censurées (modeéle tobit). 

A travers la lecture et la résolution des exercices d’applications, les auteurs 

souhaitent montrer l’intérét et le vaste champ d’application des techniques 

économétriques. Ils cherchent 4 expliquer comment, a partir d’une question, 
un modéle économétrique est construit et évalué. L’économetre doit savoir 
utiliser les outils économétriques mais il doit aussi savoir interpréter ses ré- 

sultats, revenir a la question économique posée et apporter des éléments de 

réponse. 

Utilisation du manuel et niveaux de difficulté 

Les chapitres de l’ouvrage sont classés selon un ordre sensiblement. crois- 
sant de difficulté économétrique. Le niveau de difficulté économique des chapitres 
d’applications ne suit pas rigoureusement la meme progression. Néanmoins on peut 
considérer trois niveaux d’entrée distincts pour l’utilisation du manuel. 
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¢ Les chapitres 1 4 8 constituent le niveau d’entrée des étudiants de troisieme 

année de licence. 

e Les chapitres 9 a 11 correspondent aux programmes traditionnels de Master 

premiere année. 

e Enfin les chapitres 12 a 19, plus avancés a la fois du point de vue des mé- 
thodes économétriques et de la théorie économique mobilisée, intéresseront 
davantage les étudiants de derniere année de Master et un public plus large 
de jeunes chercheurs ou praticiens de l’économétrie. 

5. Remerciements 

Pour conclure cet avant-propos, les auteurs tiennent a remercier toutes les 
personnes qui ont participé au travail important de relecture du manuel et restent 

naturellement responsables des erreurs éventuelles qui subsisteraient. Les étudiants 
de la Faculté de Sciences Economiques de Rennes 1 ainsi que ceux de l’ENSAI ont 

eux aussi par leurs remarques et suggestions, a l’occasion des cours, grandement 
contribué a l’amélioration de cet ouvrage. Qu’ils soient également remerciés ! 

Nous tenons par ailleurs a remercier D. Delaunay pour avoir développé les 

programmes sur le logiciel SAS. 



LE MODELE DE REGRESSION 
LINEAIRE SIMPLE 

Présentation du modéle de régression linéaire simple 

Estimation avec la méthode des Moindres Carrés 
Ordinaires 

Intervalles de confiance et test de significativité 

des paramétres 

Réalisation de prédictions et intervalles de confiance 

des prédictions 



10 LE MODELE DE REGRESSION LINEAIRE SIMPLE 

OBJECTIFS DU CHAPITRE 

Présenter des concepts de base 4 partir d'un modéle économétrique sim- 
ple 

Variable endogéne ou expliquée 
Variable exogéne ou explicative 

Aléas 
Estimateur des Moindres Carrés Ordinaires 
Droite de régression 

Analyse de la variance 

Coefficient de détermination 

Test de significativité des paramétres 

Prédictions 

NIVEAU 

LICENCE, deuxiéme et troisieme années 
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1. | PRESENTATION DU MODELE DE REGRESSION 
LINEAIRE SIMPLE 

Le modele de régression linéaire simple permet d’expliquer une variable en- 
dogéne en fonction d’une variable explicative 

ie gaat wes Se ge Voede (1.1) 
avec 

y: la variable endogéne (la variable expliquée) 

x: la variable explicative supposée exogéne 

€:un aléa 

N : le nombre d’observations (ces observations sont des données individuelles 
ou temporelles, on parlera ici d’individus) 

Les variables y et x sont des variables observées pour un nombre N d’indi- 
vidus. La variable y est une variable aléatoire dont les observations sont issues d’un 

tirage aléatoire d’un échantillon dans une population. On suppose, pour simplifier, 

que la variable x est non aléatoire. Pour «''éger les écritures, les notations ne dis- 
tinguent pas les variables aléatoires et leurs réalisations. Par exemple, la notation y 
désigne la variable aléatoire Y et sa réalisation y. 

L’aléa € est non observé. II s’agit d’un terme d’erreur stochastique qui 
permet de prendre en compte le fait que la variable y est affectée par d’autres 

variables que la variable x, autrement dit le fait que x n’explique pas pleinement la 

variable y. 

Le modéle est supposé linéaire. par rapport aux paramétres (3, et (2. 

Exemple 1.1 

Considérons |’analyse, pour l’année 2003, de la dépense de consommation des 

étudiants en communications téléphoniques en fonction du revenu des pa- 

rents. On construit un modéle économétrique dans lequel la variable endogé- 

ne est la dépense de consommation en communications téléphoniques et la 

variable exogéne est le revenu des parents. On note que des étudiants dont les 

parents ont le méme revenu ne dépensent pas un montant identique en com- 

munications téléphoniques, d’autres facteurs expliquent le comportement de 

Pétudiant (étendue du réseau d’amis, gotit pour le bavardage, etc.). Dans le 

modéle économétrique, ces facteurs sont pris en compte par laléa. 

Dans la pratique, on ne dispose pas des observations sur toute la population 
étudiante mais il est possible de constituer un échantillon de cette population 
afin d’évaluer la relation entre les deux variables. Pour une valeur fixée de | 

la variable revenu des parents, on observe dans |’échantillon une dépense 
de consommation (dans un autre échantillon ce niveau de dépense serait 
différent). 
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A partir des données observées (les données de |’échantillon) il est possible 

d’estimer la relation (1.1). Soient B et Bo les valeurs estimées des parametres (3; et 
(2, la droite de régression de l’échantillon est donnée par 

Vi — By aI Box; t= 1 uae, (1.2) 

et e; le résidu d’estimation, e; = y; — y;, mesure pour chaque individu l’écart entre 
la valeur observée y; et la valeur estimée y;. La valeur estimée est aussi appelée la 
valeur ajustée ou prédiction. 

La droite de régression de la population pourrait étre évaluée si l’on disposait 
des observations sur toute la population, elle correspond @ la valeur espérée de la 

variable aléatoire y pour une valeur fixée de x 

EU; {deg eae, 

on suppose que E(e;/x;) = 0. 

9; = By, + Box; 

E(y /x;) = By + Box; 
aye .- 

.- 
- 

- 

Figure 1.1 Droites de régression de la population et de I’échantillon 

Dans la pratique, les données de toute la population ne sont jamais observées 
et donc on ne connait pas les valeurs des parametres de la population (6; et (oe. 
L’estimation économétrique vise a évaluer les paramétres de la population. On 
utilise pour cela les données d’un échantillon et, de ce fait, les résultats d’estimation 
sont liés a l’échantillon retenu. 

L’objectif est de trouver des estimateurs non biaisés, efficaces et convergents 
des paramétres. Un estimateur non biaisé est un estimateur dont l’espérance est égale 
a la valeur des paramétres de la population, il est efficace si, parmi les estimateurs 

non biaisés des paramétres, il a la variance la plus faible. Enfin, il est convergent 
en probabilité si, lorsqu’on accroit la taille de l’échantillon, la probabilité que les 
valeurs estimées des paramétres soient différentes de Gp et G2 est nulle. 
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2. _ ESTIMATION AVEC LA METHODE 
DES MOINDRES CARRES ORDINAIRES 

La méthode d’estimation de base des paramétres du modéle (1.1) est la 
méthode des Moindres Carrés Ordinaires (MCO). Dans cette section sont présentés 
les hypothéses du modeéle, l’estimateur des MCO, les caractéristiques et les propriétés 
de cet estimateur. 

2.1. Hypothéses sur le modéle de régression linéaire simple 
Les hypothéses de base sont les suivantes 

Hypothése 1 
L’espérance des aléas est nulle 

De ce fait 

Ey; /2i) = Bi + Box; 

Hypothése 2 
Les aléas sont homoscédastiques (leur variance est constante) et non auto- 
corrélés (leur covariance est nulle) 

var(e;) = E(e; — E(é;) RE). =o7 (eed OBA 

coule;, €;) = HE ee — E(e;)) 

=H \e;e;) = 0. 19 SL NG 1#9 

Pour une valeur de x fixée, cette hypothese implique que 

var(y;) = E(y, — E(y:))? = E(e:)? = 0? eae one p 

et 

coulyi, ¥j) = EM: — Eu) — Ew) 

= E(exe;) = 0 baja Veeder 

Si les hypothéses 1 et 2 sont vérifiées, ’aléa ¢ est un bruit blanc. 

Hypothése 3 
La variable x est supposée certaine. Dans ce cas 

E(y:/ti)=E(yi) t= 1,..,N 

Cette hypothése forte n’est pas nécessaire elle permet dans un premier temps 
de simplifier la présentation. 
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Hypothése 4 
La variance empirique de la variable explicative est non nulle et donc les 

observations x“; ne sont pas toutes identiques 

Sx ==). (%- 2) £0 avec GT=—) &; 

et lorsque la taille de l’échantillon s’accroit, la variable explicative x; con- 
serve toujours une certaine variance et toute nouvelle observation apporte 
de l’information 

lim Six ==) lina 
N—--+00 N—--+co 

2.2 Estimateur des Moindres Carrés Ordinaires (MCO) 

L’estimateur des MCO est dérivé de la minimisation de la somme des carrés 

des aléas 
N N 

Min Soe? = Min Sv (y; — Pr — Box;)° = Min S (1:33) 

B1,82 i=1 (Pigesy =i Pi, Be 

‘ aM : Os 
D’aprés les conditions du premier ordre, —— = 0 et —— = 0, la solution est 

Oy OB» 
donnée par 

N es N 

-2). (y: Oi Bow) = —2), ¢, =0 (1.4) 
i=1 i=1 

N er N ™ 

-25° (vy: Sa leas Bax) Li = —2S ein; = 0 (1-5) 
i=1 i=1 

La résolution des équations (1.4) et (1.5) donne 

N 

Syl — @) (yi — 9) 

B= = et =F) = [bie 2 N 1 7] 2 

Ss (a; — 2) 
i=1 (1.6) 
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La droite de régression de |’échantillon est alors donnée par 

Y= GitPor; i=1,...,N (f7) 

et les caractéristiques de la solution sont les suivantes 

* la droite de régression de l’échantillon passe par le point moyen (Y, Z) 

Y = 2 + Por 

¢ la somme des résidus est nulle, d’aprés l’équation (1.4) 

N 

S76: =) 

a 

par conséquent 7 = 

¢ le vecteur des résidus et de la variable explicative sont orthogonaux, d’aprés 

Véquation (1.5) 

N 

) E,tj = 0 

OM 

De ces caractéristiques, il est possible de déduire l’équation d’analyse de la 

variance 

(yi -9)* = Da, net Ser 

N N N 

= i=l i=1 (1.8) 4 

Au facteur (1/N) prés, la variance totale de la variable endogeéne est la 
somme de la variance expliquée par le modéle et la variance résiduelle. Le coefficient 

de détermination R? qui mesure le rapport entre la variance expliquée par le modéle 

et la variance totale est un indicateur de la qualité de ’ajustement. Il donne le 

pourcentage de la variance totale de y expliqué par le modéle de régression 

N 

DG =i ee 
| fk ee ge eee: SE 
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dans le modéle de régression simple le coefficient de détermination est égal au coef- 
ficient de corrélation entre les variables y et x 

yy 2 

(> (Gay eM m) 

oe (1.10) 
— oN N 

So (ai — 2) 
Qe=il Gs 

iy)" 

Dans le modéle de régression linéaire avec constante, le coefficient de déter- 
mination est compris entre 0 et 1, une valeur proche de 1 traduit une bonne qualité 

de l’ajustement. Le rdle de la constante est important car la somme des résidus est 
nulle seulement lorsque le modéle comporte une constante. L’équation d’analyse de 

la variance n’est vérifiée que dans un modele avec constante. 

2.3 Propriétés de I’estimateur des MCO 

Théoréme de Gauss-Markov 
Sous les hypothéses 1, 2, 3 et 4, l’estimateur des MCO est Best Linear 

Unbiaised Estimator (BLUE). 

Autrement dit, l’estimateur des MCO est 

¢ une fonction linéaire de y, 

¢ non biaisé: E(},) = 91, et E(2) == (55, 
¢ efficace : parmi les estimateurs linéaires non biaisés des parametres (3; et (2 

du modeéle, l’estimateur des MCO a la variance la plus faible. La matrice de 
variance-covariance des paramétres est donnée par 

( var (1) Po) 
cov(A1, 2) — var(B2) 

avec a~ 

var() = oF = E(B, = E(@1)) = E(B; — B,)? 

slip dust (1.11) o Gait = 5 

SG: = De 
i=1 

var (Bo) = om ss E(Bo - E(Bs))2 = E(Bo = Bo)? 

oe 
= (1.12) 
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cov(@1, G2) = E(@, — E(@1))(B2 — E(62)) = E(B: — B1)(B2 — Be) 

=-I= (1.13) 
cee) 

wf 

La matrice de variance-covariance des paramétres ne peut pas étre calculée car la 

valeur de o? n’est pas connue. Pour déterminer cette matrice de variance-covariance, 
il faut un estimateur o? non biaisé de la variance des aléas. On montre que 

E (4) = (N —2)o? (1.14) 

d’ou 

(1.15) 

(1.16) 

On peut alors en déduire une valeur estimée de la matrice de variance-covariance 
des parametres 

N 

a2 pee x2 

ho o i=l A2 o 
oe = oo = ——————_., 
By N N 3 Bo N ; 

Ne = 
_— i= 

ee G? 
cou(f1, 32) = —E 
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3. INTERVALLES DE CONFIANCE ET TEST 
DE SIGNIFICATIVITE DES PARAMETRES 

Afin de déterminer les intervalles de confiance des paramétres du modeéle, il 

faut déterminer la distribution statistique de 3; et Bo. 

Les principales distributions statistiques utilisées en économétrie appliquée 

sont la distribution Normale (NV) , la distribution du Chi-deux eae la distribution 

de Fisher-Snédécor (F’) et la distribution de Student (7). 

Soient 2), Z2,...,Z,-, une suite de variables normales centrées réduites indé- 

pendantes, la variable 

cal 

est distribuée suivant une loi du Chi-deux a r degrés de liberté (oe? (r)). Si ces 
variables ne sont pas indépendantes mais liées entre elles par p (p < 1), relations 

linéaires distinctes, alors la variable y? est distribuée suivant une loi A r — p degrés 
de liberté (x? (r — p)). 

Soient z, et z2 2 variables aléatoires indépendantes distribuées selon une loi 

du x? respectivement a r et m degrés de liberté, 

2 
1 Gn) a as 

x?(m)/m 

est distribuée suivant un loi de Fisher Snédecor a r et m degrés de liberté. 

Soient z; et z2 2 variables aléatoires indépendantes respectivement distri- 

buées selon une loi normale centrée réduite et un y?(r) 

est distribué selon une loi de Student a r degrés de liberté. 

Pour déterminer la distribution statistique puis les intervalles de confiance 
des paramétres on pose une hypothese supplémentaire 

Hypothése 5 
Les aléas sont distribués de maniére identique et indépendante selon une loi 

normale 

Eye N (O90) Mahe deciee (1.18) 

la variable endogéne y, étant une fonction linéaire des aléas, est aussi distri- 
buée selon une loi normale 

Yi ~v> N(Bi a Box, 07) a =, aya. (1.19) 
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les y; sont distribués de maniére indépendante mais ils ne sont pas distribués 
de maniére identique car ils n’ont pas la méme espérance. 

Les estimations des paramétres dépendent de l’échantillon de données, ainsi, 

les estimateurs 3) et 32 sont des variablas aléatoires. On en déduit que 

By ~>N (41,03 ) : By ~> N (42,02 ) (1.20) 

d’ot a s 
/ a5 5. — 

P= Pu. w(0,1), PoP. (G1) (1.21) 
°B, "Bo 

On ne peut pas en déduire directement les intervalles de confiance des pa- 
rametres car on ne peut pas calculer les écart type og, et og. On utilise pour cela 

G? l’estimateur non biaisé de a? dont la distribution est un x? 4 N — 2 degrés de 
liberté a 

Cpa XS (Nye 2) 
~ 122 

a? 7 N-2 ( ) 

Ainsi on obtient 

Be — Br 
OF = 

Saee Sere eye eee 
- OB. 
a (1:23) 

et les intervalles de confiance des paramétres 

Pr |G — 3 Ta/2(N — 2) < Be < Be +63 Ta/2(N — 2) 

=1-—a k=1,2 (1.24) 

avec a le risque de premiére espéce généralement fixé 45 % ou 10 %. 

A partir de (1.23) on peut réaliser le test de significativité des paramétres 

Ho : Br, =U 
| tee lle 1:25 

Hy : By #0 ( ) 

on calcule la statistique " 

teal = Pr (1.26) ae 
Bre 

distribuée selon une distribution de Student a N — 2 degrés de liberté. 

Si |tcai] > Ta/2(NV — 2) alors Vhypothése Ho est refusée au seuil a et le 
coefficient 3; peut étre considéré significativement différent de 0. Ce test est un 
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test de base qui a pour but de vérifier que la variable explicative x influence la 
variable y. Le non rejet de l’hypothése nulle Ho : G2 = 0 signifie que la variable 
x n’explique pas la variable y. Une maniére alternative de réaliser ce test dans un 

modeéle de régression simple est d’utiliser le coefficient de détermination, c’est-a-dire 
le coefficient de corrélation entre x et y. En effet on peut montrer que 

3 2 

to =f= Z 

, (2 
Te ek 

= ()_ R2) /N—2 ~> F(1, N — 2) 

Si la statistique de Fisher F est supérieure a la valeur tabulée 
F(1, N — 2) alors Vhypothése Ho : G2 = 0 est rejetée au seuil a. 

4. REALISATION DE PREDICTIONS ET INTERVALLE 
DE CONFIANCE DES PREDICTIONS 
A partir de ’équation de la droite de régression de |’échantillon, il est possible 

de fournir des prédictions. Pour une valeur de la variable x donnée, notée zo, on 

peut calculer la valeur estimée Yo 

Go = Bi + Boxo (228) 

Il ne s’agit pas ici forcément de prévision du futur. On détermine la valeur 

prédite de y par le modele lorsque la variable explicative exogéne x se modifie. La 
prédiction consiste a calculer la valeur estimée de y a Vintérieur ou en dehors de 
Véchantillon des observations. 

La valeur de y, lorsque x = Zo, serait yo = 2, + Gox%9 + €o. D’aprés le 

théoréme de Gauss-Markov Yo est un estimateur BLUE de E(yo/20). 

L’erreur de prévision se définit comme l’écart entre yo et Yo. 

€0 = Yo — Yo = (a -p:) st (4 — Br) Lo + Eo (1.29) 

En utilisant les hypotheses 1, 2, 3 on montre que l’espérance et la variance de l’erreur 
de prévision sont données par 

E(eo) = | Bf: x E(A1) | + | Bo — B(B2) | zo + E(eo) =0 (1.30) 
ee, 

By Bo , 
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var(ey) = var(By) + a2var( G2) + 2xocov(By, Bo) + var(€o) 

a in| oo =a) 1.31 
are vous Coke 4.1 =a ( ) 

Ste -3) 
i=1 

L’espérance étant nulle, le prédicteur yp est sans biais. L’équation (1.31) 
mesure la variance de l’erreur de prévision et donc l’imprécision de la prédiction. 
Elle est d’autant plus faible que la valeur de N est élevée et que la variance des 
paramétres estimés est faible. Le terme o? étant constant, on ne peut jamais réaliser 
de prévisions parfaites. 

La distribution de l’erreur de prévision est une loi normale sous l’hypothése 5 

Se LUE, nS (1.32) 
Oe, Oe, 

La variance de l’erreur de prévision peut étre estimée en utilisant G? 

2 ap| A (ao — 2)” Oe, =O a + 1 (1.33) 
i 2 

= (xi — Z) 
i=l 

d’ot = 

oe Ne) (1.34) 
Dee 

Vintervalle de confiance de yo s’écrit alors 

| Pe [Yo Oe, Tafa = 2) so = Yor CegTa aN = 2)| =l1- a | (1.35) 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

D’un point de vue méthodologique 

e _ Estimer un modeéle de régression linéaire simple 

e Pratiquer des tests statistiques 

e — Elargir le modéle de régression linéaire simple 

D’un point de vue économique 

e Evaluer le degré de mobilité des capitaux 

NIVEAU 

LICENCE, deuxiéme et troisiéme années 

CHAMPS ECONOMIQUES TRAITES 

Macroéconomie monétaire et financiére 
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1. INTRODUCTION 

La construction de Europe monétaire s’est accompagnée d’un mouvement 
vers l’abandon total du controle des capitaux. Le contrdle des mouvements de capi- 

taux permet a un pays donné de conserver |’épargne nationale afin de financer son 
investissement et de créer des emplois. Il permet également d’éviter toute évasion 
fiscale. Par ailleurs, en régime de change fixe, il permet de conserver une relative 
indépendance monétaire. Mais, en contrepartie, il conduit 4 une segmentation des 
marchés financiers intérieurs et extérieurs et invalide le principe de parité des taux 
d’intéret non couverte, c’est-a-dire l’égalisation internationale des taux d’intérét te- 
nant compte de la variation anticipée des taux de change. 

Depuis la fin des années 80, on observe une libéralisation accrue du marché 
international des capitaux et cette libéralisation a abouti a la globalisation finan- 
ciere, c’est-a-dire 4 un marche planétaire des capitaux. Les marchés internationaux 
des capitaux sont le théatre des opérations de préts et d’emprunts dans les différentes 

monnaies et les prix qui se forment sur ces marchés sont les taux d’intérét. Les prin- 

cipaux acteurs sont : les banques, les entreprises multinationales mais aussi les Etats. 

Ces marchés comportent trois poles importants : les préts bancaires internationaux, 
les obligations internationales et les instruments du marché monétaire. 

La libéralisation du marché international des capitaux s’est matérialisée par 
une croissance importante, en volume et en volatilité, des transactions financiéres 

internationales et des flux de capitaux et a induit des crises financiéres trés cotiteuses. 

Les effets positifs attendus de cette libéralisation sont une hausse de l’investissement, 
une croissance plus rapide et une augmentation du niveau de vie dans beaucoup de 
pays. 

Dans ce contexte de libéralisation du marché des capitaux, Feldstein et 
Horioka (1980)! ont cherché a évaluer le degré de mobilité des capitaux interna- 
tionaux a long terme sur la base d’une analyse du lien entre l'investissement et 
l’épargne des pays de l'OCDE. Cette question est importante car, selon le degré de 
mobilité du capital, l’impact des politiques économiques peut étre faible ou fort. Par 

exemple, une politique fiscale en faveur de l’épargne nationale aura un effet d’autant 
plus important sur l’investissement du pays que le degré de mobilité du capital est 
faible. En effet, en cas d’absence de mobilité des capitaux, on retrouve les résultats 
de l’économie fermée, |’épargne nationale est égale a |’investissement national et tout 
accroissement de l’épargne induit un accroissement identique de l’investissement. En 

revanche, si le degré de mobilité du capital est élevé, cette méme politique en faveur 
de l’épargne aura moins d’impact sur l’investissement du pays. 

Feldstein et Horioka ont donc proposé d’analyser la corrélation entre le taux 
d’épargne et le taux d’investissement afin de déterminer si les €conomies ont un 
comportement proche de celui d’une économie fermée ou, au contraire, si les mar- 
chés des capitaux peuvent étre considérés comme parfaitement intégrés. Ce chapitre 
reprend leur analyse. Les premiere et seconde sections présentent respectivement 
la spécification retenue par Feldstein et Horioka et leurs résultats. Les troisiéme et 

! Feldstein M., Horioka C., 1980, « Domestic saving and international capital flows». Eco- 

nomic Journal, 90,314-329. 
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quatriéme sections présentent une correction succincte des problémes posés par leur 

analyse. 

2. CADRE D’ANALYSE 

2.1 Les relations macroéconomiques 
en économie ouverte 
Le cadre retenu est un modéle macroéconomique d’économie ouverte. Il 

repose sur les identités comptables 

See en (2.1) 
Se aes HO. (2.2) 

Sarbiaone =I=G (2.3) 

L’équation (2.1) représente Videntité comptable de répartition du produit 

national brut (Y) entre les dépenses de consommation (C) , les dépenses d’investisse- 
ment (J), les dépenses publiques (G) et le solde de la balance commerciale donné 
par l’écart entre les exportations vers le reste du monde (X) et les importations 
en provenance de l’étranger (M/). L’équation (2.2) indique que l’épargne privée est 

donnée par l’écart entre le produit national brut net des taxes (T’) et les dépenses de 
consommation. Enfin, l’équation (2.3) définit l’épargne publique comme |’écart entre 

les recettes et les dépenses courantes de VEtat. On retrouve Végalité traditionnelle 
selon laquelle l’investissement national est égal a l’épargne nationale moins le compte 

courant 

Tio Or Tf) 40 G) Xx 4M (2.4) 

he Opn uce at unis aaie is oe ee M) ~— (2.5) 

Parla; suite;non-note: l’épargne nationale 15,4 ="Sprwee publique) LM 

économie fermée (X — M) = 0 et Vinvestissement est égal a l’épargne nationale. 
La corrélation entre l’épargne et l’investissement est alors égale a 1, ce qui signifie 
qu’une variation de l’épargne induit une variation équivalente de l’investissement. 

En revanche, en économie ouverte avec une parfaite mobilité du capital, il n’y 

a théoriquement plus de corrélation entre l’épargne nationale et l'investissement na- 

tional. D’une part, l’épargne nationale répond aux opportunités d’investissement du 

marché mondial et, d’autre part, l’investissement national est financé par |’épargne 

mondiale. Si l'investissement est déterminé par les taux d’intérét réels, selon le 

principe de décroissance des productivités marginales on devrait, jusqu’a ce que 
la productivité marginale du capital soit égalisée partout dans le monde, observer 

d’importants flux de capitaux des pays industrialisés vers les pays en développement. 
En effet, théoriquement, les pays en développement moins biens dotés en capital, 
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ont des productivités marginales du capital plus élevées que les pays industrialisés 
et donc des taux d’intérét réels également plus importants”. Ce schéma théorique 
est connu sous le nom de condition de parité des taux d’intérét selon laquelle les 
rendements du capital ne peuvent pas étre systématiquement différents d’un pays a 
Vautre s’il n’existe aucun obstacle au mouvement des capitaux. En revanche, en cas 

dimparfaite mobilité du capital, des écarts entre les taux d’intérét pratiqués dans 
les differents pays subsistent. 

2.2  Spécification du modéle 
Feldstein et Horioka ont proposé de mesurer le degré de mobilité du capital 

sur la base d’une analyse de la corrélation entre l’épargne et l’investissement. Ils ont 
estime |’équation 

Af 
[=the te (2.6) 

oe! S : 
ou y et y représentent respectivement la part de l’investissement brut dans le 

produit national et la part de l’épargne nationale dans le produit national. ¢ est un 
aléa. 

En cas de parfaite mobilité des capitaux, un accroissement du taux d’épargne 
dans un pays doit induire un accroissement de l’investissement. La productivité mar- 

ginale du capital étant une fonction décroissante du stock de capital, l’accroissement 
de l’investissement bénéficiera d’abord aux pays initialement les moins dotés en ca- 

pital. Par conséquent, en cas de forte mobilité du capital, un accroissement de 
l’épargne nationale n’induit pas un accroissement identique de l’investissement na- 
tional. Une estimation de (2 proche de zéro conduit donc a considérer qu’il y a une 
forte mobilité des capitaux dans la mesure ou cela signifie que la corrélation entre 

lépargne nationale et l'investissement national est nulle. En revanche, une estima- 
tion de 32 proche de 1 indique qu’un accroissement de l’épargne nationale induit 

un accroissement identique de l’investissement national. L’épargne supplémentaire 
reste dans son pays d’origine et la mobilité des capitaux est faible. 

La relation (2.6) peut également étre interprétée en termes de flux de capi- 
taux. L’équation (2.5) exprimée en part du produit national s’écrit 

ee ee (2.7) 
Vora y, ¥ 

L’équation (2.6) devient 

S (xX=M) S 
a Y =AtPryte (2.8) 

D’ot (x —_M) 2 

2a) =A t(e-N e+e (2.9) 

2 En effet, théoriquement, le stock optimal de capital égalise la productivité marginale du 

capital et le taux d’intérét réel. 
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Le solde du compte courant (X — M) traduit ’excédent du revenu national 
sur la dépense nationale 

X-M=>=Y—C-I-G 

Mais il peut également s’interpréter en termes de flux de capitaux. Ainsi, 
une valeur positive du compte courant indique que le pays est un préteur net vis- 

a-vis du reste du monde. Une valeur négative indique que le pays dépense plus 

qu’il ne gagne et qu’il emprunte a |’étranger pour combler cet écart. Ainsi, un 

excédent du compte courant se traduit par une sortie nette de capitaux tandis qu’un 

déficit induit une entrée nette de capitaux sur le territoire national. Cela refléte la 
contrainte budgétaire de la nation: la partie de la dépense qui ne correspond pas a 
un revenu (X — M) doit étre empruntée et inversement. 

La balance des paiements doit toujours étre nulle:le compte courant addi- 

tionné du compte de capital et des interventions officielles des autorités monétaires 

sur le marché des changes doit étre nul. Un coefficient estimé de G2 égal a 1 implique 

donc que l’épargne nationale finance l’investissement national (2.6), mais également 
que les flux nets de capitaux ne dépendent pas du taux d’épargne nationale (équation 
(2.9)). 

2.3. Principaux résultats de Feldstein et Horioka 
L’objectif de Feldstein et Horioka était de tester ’hypothese de mobilité forte 

du capital a long terme. Afin d’éliminer les effets des chocs conjoncturels, ils ont 

estimé leur modeéle sur une coupe transversale a partir d’un échantillon de 16 pays de 
POCDE. Plusieurs périodes ont été examinées : 1960-1974, 1960-1964, 1965-1969 et. 
1970-1974. Dans le modéle estimé, la variable endogeéne est le taux d’investissement 

moyen sur la période d’analyse et la variable explicative est le taux d’épargne moyen 

sur la méme période. La relation entre |’épargne et |’investissement est interprétée 
comme une relation de long terme dans laquelle les différences de taux d’épargne 

entre les pays reflétent des différences structurelles. Le paramétre (G2 représente 
Vimpact d’un choc soutenu de l’épargne sur l’investissement. I] s’interprete comme 

un multiplicateur de long terme. L’équation suivante est estimée sur l’ensemble de 
la période 1960-1974, puis sur les sous-périodes de 5 ans 1960-1964, 1965-1969 et 
1970-1974. 

JE iS) 
er = 791 + &(S 

end Sani oe ee 
a ao aa ONE De 1 t=1 ws 1 t=1 ONE 

T est le nombre d’années de la période d’analyse et 7 caractérise les pays. 

) eo, ee lO (2.10) 

avec 
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Les résultats d’estimation, avec la méthode des MCO, de l’équation (2.10) 
donnent 

Tableau 2.1 Résultats de Feldstein et Horioka 

Période | 1960-1974 | 1960-1964 | 1965-1969 | 1970-1974 

By 0.035 (0.018) | 0.029 (0.015) | 0.039 (0.025) | 0.039 (0.024) 

Bo 0.887 (0.074) | 0.909 (0.060) | 0.872 (0.101) | 0.871 (0.092) 

Rn 0.91 0.94 0.83 0.85 

entre parenthéses figure l’écart type des coefficients estimés 

A partir de ces estimations, les auteurs testent les deux hypothéses suivantes 

Hoy tps 0 : Aigo = 1 

Hy? Bo4%0 ®™® Ay: Bo #1 

La table de Student pour un degré de liberté ? égal & 14 indique une valeur 
du t de Student égale a 2.14, pour un seuil de risque de premiére espéce égal a 

5 %. Par conséquent, l’intervalle de confiance de G2 est donné pour les 4 périodes 
respectivement par 

0.887 + 2.14 x 0.074] = [0.73 ; 1.04 

(0.909 + 2.14 x 0.060)} = [0.78 ; 1.03] 

0.872 + 2.14 x 0.101] = [0.66 ; 1.08] 

0.871 + 2.14 x 0.092] = [0.67 ; 1.06 

Quelle que soit la période d’analyse, la valeur 0 n’appartient pas a l’intervalle 

de confiance tandis que la valeur 1 y figure. Le parametre (2 est donc significative- 
ment différent de zéro (l’hypothése Ho : 32 = 0 est refusée) tandis que le paramétre 
Bo n’est pas significativement différent de un (l’hypothése Hp : 32 = 1 n’est pas 
refusée). Ces résultats contredisent l’hypothese de parfaite mobilité des capitaux, 
un accroissement du taux d’épargne induisant un accroissement quasi équivalent 

du taux d’investissement. Le supplément d’épargne est donc investi dans le pays 
d’origine. Les différences internationales de taux d’épargne n’expliquent pas les flux 
de capitaux observés. 

Ces résultats, surprenants compte tenu des mouvements de capitaux inter- 

nationaux observés, ont fait l’objet de critiques diverses. Feldstein et Horioka ont 
approfondi leur analyse dans plusieurs directions. Ils ont notamment suggéré que 
le paramétre 32 pouvait varier avec le degré d’ouverture de l'économie et ont es- 
timé l’équation d’investissement en supposant que Gg = a, + an * a , le rapport 

ae représentant le degré d’ouverture de |’économie. Ils ont souligné également 

Le degré de liberté est égal au nombre d’observations moins le nombre de paramétres 

estimés. 
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le probleme d’endogénéité du taux d’épargne et ont estimé un modeéle a équations 
simultanées dans lequel le taux d’épargne est endogénéisé. Les résultats d’estimation 

n’ont cependant pas été significativement modifiés. 

Dans la section suivante on propose de reprendre le modele de Feldstein et 

Horioka afin d’analyser la relation épargne-investissement des pays de 1OCDE (on 
dispose d’un échantillon de 19 pays) sur la période 1970-1998. 

3. EVALUATION DE LA RELATION 
EPARGNE-INVESTISSEMENT 

3.1. Présentation de la base de données 

Les données sont issues de la publication de OCDE «Perspectives économi- 
que de TOCDE>», 2000. Elles concernent 19 pays de 1OCDE sur la période 1970-1998. 
Les séries PIB, épargne nationale, épargne privée, épargne publique et investisse- 

ment national sont exprimées en monnaie nationale courante tandis que les séries 
exportations et importations en biens et services sont disponibles en part du PIB. 

Ces données ont permis de calculer les taux d’investissement, d’épargne 
et de déficit commercial moyens sur différentes sous-périodes. Dans le fichier de 
données chapitre2.xls, on a dans l’ordre les 19 pays suivants: USA, Japon, Alle- 
magne, France, Italie, Canada, Autriche, Belgique, Danemark, Finlande, Irlande, 

Pays-Bas, Norvége, Portugal, Espagne, Suede, Suisse, Australie et Royaume-Uni. 
Les séries sont des moyennes annuelles 

¢ tri =I/Y la part de l’investissement dans le PIB. 

¢ trs = S/Y est la part de l’épargne nationale dans le PIB. 

° txsprive = Sprivée/Y est la part de l’épargne privée dans le PIB. 

© trspub = Spublique/Y est la part de l’épargne publique dans le RIB. 

e dc= —(X — M)/Y est le déficit commercial en part du PIB. 

Par exemple, tx77098 est le taux d’investissement moyen annuel sur la pé- 

riode 1970-1998. 

3.2 Evaluation du degré de mobilité du capital a long terme 
Dans les problemes suivants, la spécification initiale proposée par Feldstein 

et Horioka est estimée avec nos données. Ensuite, l’analyse est approfondie par la 

décomposition de la variable épargne nationale en deux composantes, l’épargne pu- 
blique et ’épargne privée. On propose enfin de tester ’hypothese de mobilité du 
capital 4 partir de l’équation (2.9) spécifiée en termes de déficit commercial. 



Evaluation de la relation épargne-investissement 31 

Probleme 2.1 

Estimation du modele de Feldstein et Horioka 

Ce premier probléme se base sur l’estimation de l’équation (2.10) avec les 19 
pays de l’échantillon et les moyennes sont calculées sur la période 1970-1998. 

1. Estimer avec la méthode des MCO l’équation 

txi7098; = 2, + Gotas7098; + €; (2.11) 

Puis, représenter sur une méme figure les valeurs observées du taux d’investis- 
sement moyen des différents pays en fonction du taux d’épargne moyen ainsi 
que la droite de régression de l’échantillon. Commenter la figure et indiquer 
la différence entre l’aléa et le résidu du modéle. 

2. Estimer le modele sur un échantillon de taille plus faible (utiliser par exemple 

les 15 premiers pays de l’échantillon) et comparer les résultats obtenus avec 
Véchantillon de 19 pays. 

3. Commenter les résultats statistiques, notamment la qualité de l’ajustement 
et la significativité des paramétres (utiliser les résultats de la premiére ques- 
tion). Donner l’intervalle de confiance du paramétre (32 et tester ’hypothése : 
Hy G5 — 1 contre Hy :-b5 = 1. 

4. Estimer avec la méthode des MCO le modeéle sur les sous-périodes 1970-1979, 
1980-1989 et 1990-1998. Comparer les résultats. 

5. Estimer avec la méthode des MCO le modele sur la période 1970-1974 puis 
comparer les résultats a ceux de Feldstein et Horioka. 

Probleme 2.2 

Extension du modéele initial 

Ce probleme propose un élargissement vers un modeéle de régression linéaire 
multiple (cf. chapitre 3, Le modéle de régression linéaire multiple). 

Le taux d’épargne nationale (tas) est la somme du taux d’épargne privée 
(trsprive) et du taux d’épargne publique (taspub). L’estimation de |’équation (2.11) 
conduit donc 4 imposer une contrainte selon laquelle Vimpact d’une variation d’une 
unité du taux d’épargne privée et l’impact d’une variation d’une unité du taux 
d’épargne publique sur le taux d’investissement sont identiques et égaux a 3 unités. 

txi7098; = 3 + Bo (tasprive7098; + taspub7098;) + €; (2.12) 

1. Estimer |’équation (2.13) sur l’ensemble de la période et sur les différentes 
sous-périodes 1970-1979, 1980-1989 et 1990-1998 

txiz, = G1 + Boitasprive,; + Bootaspuby; + €; (2.13) 

avec: t = 7098, 7079, 8089, 9098. 
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Commenter les résultats statistiques, notamment la qualité de l’ajustement, 
la significativité des parametres et la significativité de la régression. Tester 
ensuite ’hypothése Ho : G21 = B22 = G2 contre Hy : Bo: # Poa. 

2. Procéder aux étapes suivantes avec les données calculées en moyenne sur la 

période 1990-1998. 

a) Estimer avec la méthode des MCO le modéle 

tx19098,; = 71 + yotasprive9098; + €1; 

on note resl les résidus MCO de cette estimation 

b) Estimer avec la méthode des MCO le modéle 

taspub9098; = 1 + yotxsprive9098; + €9; 

on note res2 les résidus MCO de cette estimation. 

c) Estimer avec la méthode des MCO le modéle 

resl; = 6; + d9res2; + €; (2.14) 

d) Comparer les résultats d’estimation des équations (2.13) et (2.14). 

Probleme 2.3 

Test du degré de mobilité des capitaux et déficit commercial 

Dans la section précédente, on montre qu’il est équivalent de tester ’hypotheése 

(G2 = 1 dans le modéle (2.11) ou de tester 32 — 1 = 0 dans le modéle 

dc7098; = PIMM, — PEX M; = 6, + (Bo = 1) (txs7098;) ap EE (at) 

ou PIMM et PEX M indiquent respectivement la part des importations et la part 
des exportations dans le PIB en moyenne sur la période 1970-1998. 

1. Estimer l’équation (2.15) sur la période 1970-1998 et commenter vos résultats. 

2. Comme dans le probleme 2.2, décomposer le taux d’épargne nationale en taux 
d’épargne privée et taux d’épargne publique, puis estimer le modéle 

dc; = 0, + yitusprive,; + yetxspub; + €; (2.16) 

Tester ensuite l’hypothése 

Ho : 1 = Y2 
Ve gene F# 2 
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4. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probleme 2.1 

Estimation du modeéle de Feldstein et Horioka 

1. Lvestimation avec la méthode des MCO du modeéle permet de déterminer 
l’équation de la droite de régression 

Tableau 2.2 Estimation avec les MCO — Modeéle de Feldstein-Horioka 1970-1998 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable TXI7098 

Usable Observations 19 Degrees of Freedom 1 

Centered R**2 0.580464 R Bar **2 0.555786 

Uncentered R**2 0.991993 eRe eD 18.848 

Mean of Dependent Variable 0.2302731641 

Std Error of Dependent Variable —0.0330007947 

Standard Error of Estimate 0.0219948324 

Sum of Squared Residuals 0.0082241351 

Regression F(1,17) 23-9210) 

Significance Level of F 0.00015020 

I Durbin-Watson Statistic 1.948668 

Variable Coeff Std Error T-Stat | Signif | 

0.0854663615 | 0.0302814127 2.82240 

0.6230565192 | 0.1284694008 4.84984 

Constant 

TXS7098 0.00015020 

0.01173824 | 

L’équation de la droite s’écrit 

esti7098; = 0.085 + 0.623 x txrs7098; 6 ley 

esti7098 correspond 4 la valeur estimée du taux d’investissement moyen sur la 
période 1970-1998. La série des résidus est donnée par l’écart entre tx77098; 
et esti7098;, i allant de 1 4 19. Le résidu e; donne une estimation de l’aléa 

€; qui dans le modéle théorique représente la partie non expliquée du tatrx 
moyen d’investissement par le taux moyen d’épargne du pays 7. 

e; = txi7098; — 3, — Bo x tws7098; i=1,...,19 

e; = txi7098; — (0.085 + 0.623 x txs7098;)  i=1,...,19 

La figure 2.1 représente la relation entre le taux d’épargne et le taux d’inves- 
tissement moyen annuel sur la période 1970-1998, pour les pays de VOCDE. 
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JAP ® 

Taux d'investissement 

Ox 0,20 0,25 0,30 0,35 

Taux d'épargne 

Figure 2.1 Relation Epargne-Investissement des Pays de lOCDE (moyenne 1970-1998} 

Les losanges correspondent aux valeurs observées du taux d’épargne annuel 
moyen (en ordonnée) et du taux d’investissement annuel moyen (en abscisse) 
pour les 19 pays considérés dans l’échantillon. La droite tracée est la droite 

de régression de |’échantillon. Pour un pays, l’écart entre le point observé et 
le point correspondant de la droite est le résidu d’estimation. 

2. Les paramétres estimés B et Bo de V’équation (2.11) prennent des valeurs 

différentes selon le nombre de pays retenus dans |’échantillon. Ainsi, dans le 

cas ot la régression porte sur 15 pays on obtient* 

esti15; = 0.095 + 0.585 x trs7098; i=1,...,15 

La figure 2.2 représente la droite de régression selon |’échantillon choisi. Elle 

illustre le fait que les estimateurs (1 et G2 sont des variables aléatoires. Ils 
suivent la méme loi de probabilité que les aléas car ils sont des fonctions 
linéaires de ces derniers. Ainsi, si les aléas suivent une loi normale, alors les 

estimateurs (3; et G2 suivent aussi une loi normale. 

4 On note estil5, la série des valeurs estimées du taux d’investissement, lorsque l’échantillon 
comporte 15 pays. 

4 
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OF25 = O27 10529 a0 O33. 0185 

Figure 2.2 Droite de régression de I’échantillon 

3. Les résultats d’estimation présentés dans le tableau 2.2, indiquent que 58 % 
des variations du taux moyen d’investissement sont expliquées par les varia- 

tions du taux moyen d’épargne (R? = 0.58). Dans le cas d’une régression 
simple, il est équivalent de tester la significativité de la régression et la signi- 
ficativité du paramétre (5. Le test de Student et le test de Fisher concluent 

au rejet de ’hypothése Ho selon laqule G2 est égal a 0 

0.623 
stat 0.128 84 > r(17) ile 

B 

Rei 
Psiat = 4.84 = / = DG 20°F (LV le 4 45 

Se 

T stat 
(Bas) a) 

On note ici trois maniéres alternatives pour présenter les résultats du test 

de significativité du paramétre 32 (Ho : 32 = 0) : Vintervalle de confiance, le 

calcul de la statistique T'stat ou le calcul du niveau de significativité. 

a) Un intervalle de confiance donne un ensemble de valeurs possibles de (2, 

avec usuellement un niveau de confiance de 95 %, c’est-a-dire avec un risque 

de premiére espéce de a =5 % qui correspond a la probabilité de refuser 
Vhypothese Ho alors qu’elle est vraie 

Pr |B, — To/2,(N-K)R, < B2 < B2 + Ta/2,(N-K)%G, | = 95 7% 

N est le nombre d’observations, K le nombre de parameétres a estimer et oR 

Vécart type estimé de Bo. 

al 

(tas7098, — ca) = 0.128 
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Ta (17) étant égal & 2.11, Vintervalle de confiance du paramétre (2 est donné 
par 

(0.623 + 2.11(0.128)] = [0.352 ; 0.893] 

(2 a 95 % de chance de se trouver dans l’intervalle [0.352 ; 0.893]. La va- 
leur 0 n’appartenant pas a cet intervalle, ’hypothese Ho est refusée. On dit 
également que (> est significativement différent de 0. 

b) Par ailleurs, l’intervalle de confiance de 32 peut se réécrire sous la forme 

Bo — Be 

"Bo 
Rr \istat|= = Taya N= ) = 95 % 

62 
Pour tester Hp : G2 = 0, on calcule Tstat = Dees = 4.84. La valeur de la 

statistique T'stat étant supérieure A 2.11, on rejette Vhypothése Hp. 

c) Enfin, on peut également calculer le niveau de significativité du test. I] indique 
le niveau de risque de premiére espéce a’ que l’on doit choisir pour que la 

valeur testée de 92 appartienne a l’intervalle de confiance qui lui, sera défini 
pour un niveau de confiance égal a 1 — a’. On calcule le risque de premiére 
espéce a’ tel que 

Dans l’exercice, pour accepter ’hypothése Ho : G2 = 0, on doit choisir un 

risque de premiére espéce égal 4 0.01 % °. Ce risque étant inférieur a 5 %, 
on rejette ’hypothése Ho, car réduire le risque de premiére espéce conduit 

a accroitre le risque de seconde espéce, c’est-a-dire la probabilité d’accepter 

Vhypothése Ho alors qu’elle est fausse. 

Pour terminer l’analyse des résultats du tableau 2.2, on note que la valeur 
1 n’est pas incluse dans l’intervalle de confiance. Par conséquent on refuse 
Vhypothése Ho : G2 = 1 ou de maniére équivalente ; 

0.6236 — 1 

ap ie | 0.128 
| =2.94>7(17) =2.11 

Sur l’ensemble de la période, selon ces estimations, une variation soutenue 

du taux d’épargne de 1 point de pourcentage induit une variation du taux 
d’investissement de 0.62 point de pourcentage, et non pas d’l point. On ne 
peut cependant pas conclure 4 une mobilité parfaite des capitaux a long terme 
puisque le coefficient 2 est significativement différent de 0. 

4. L’estimation du modele sur les trois sous-périodes 1970-1979, 1980-1989 et 
1990-1998 donne les résultats suivants 

5 Ce niveau de significativité du test apparait dans la colonne « Signif » du tableau 2.2. 
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Tableau 2.3 Estimation de l’équation sur les 3 sous-périodes 

1970-1979 | 1980-1989 | 1990-1998 

GB | 0.716 (0.138) | 0.652 (0.141) | 0.397 (0.148) 

T-stat yells 4.61 2.67 

F-stat 26.85 2133 «| 7.13 

Re 0.612 0.556 0.295 

entre parentheses figure l’écart type estimé des paramétres 

Les résultats restent relativement proches lorsqu’on compare les deux premié- 

res sous-périodes, les intervalles de confiance du paramétre (2 étant respecti- 
vement donnés par 

(0.716 + 2.11 x 0.138] = [0.424 ; 1.00] 

(0.652 + 2.11 x 0.141] = [0.354 ; 0.949] 

Sur la derniere période, qui correspond a une libéralisation accrue des marchés 

des capitaux en Europe, on obtient |’*tervalle de confiance suivant 

[0.397 + 2.11 x 0.148] = [0.084 ; 0.709] 

L’hypothése Hp : G2 = O est rejetée sur les 3 sous-périodes. En revanche 
Vhypothése Hp : G2 = 1 n’est pas refusée pour la premiére période. Aucune 
période n’est donc caractérisée par une mobilité parfaite des capitaux car 

G2 est toujours significativement différent de 0. On ne peut pas non plus 
conclure que les 19 pays ont un comportement correspondant a celui d’une 

économie fermée car (2 est significativement different de 1 dans les deux 

derniéres sous-périodes, notamment dans la derniére. Cependant, lors des 
deux premiéres sous-périodes, le taux d’épargne a un impact relativement 
élevé (c’est-a-dire proche de 1) sur le taux d’investissement : le comportement 
des économies considérées est plus proche de celui d’une économie fermée en 
termes de relation épargne investissement. I] est intéressant de noter que 
sur la derniére sous-période le coefficient estimé de (2 diminue de maniére 

significative sans toutefois devenir non significativement différent de 0. 

Les résultats sont trés proches de ceux de Feldstein et Horioka avec notre 

échantillon de 19 pays sur la période 1970-1974 car on obtient une valeur de 

GB égale a 0.71 et la valeur de son écart type est de 0.11. 

Probleme 2.2 

Extension du modéle initial avec prise en compte de la structure 
de l’épargne 

Les résultats sont commentés pour la période 1970-1998. 
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1. Lorsque le modeéle est élargi et estimé sans contrainte sur les paramétres avec 
les données calculées en moyenne sur l’ensemble de la période 1970-1998, on 
obtient les résultats présentés dans le tableau 2.4. 

Tableau 2.4 Estimation du modéle élargi de Feldstein-Horioka 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable TXI7098 

Usable Observations 19 Degrees of Freedom 16 

Centered R*¥*2 0.600606 ReB aranee 0.550682 

Uncentered R**2 0.992377 eRe) 18.855 

Mean of Dependent Variable 0.2302731641 

Std Error of Dependent Variable 0.0330007947 

Standard Error of Estimate 0.0221208254 

Sum of Squared Residuals 0.0078292947 

Regression F(2,16) 12.0304 

Significance Level of F 0.00064746 

Durbin-Watson Statistic 1.914128 

Variable Std Error T-Stat Signif 

te Constant 0.0672940792 | 0.0365617283 1.84056 0.08430837 

Ds TXSPRIVE7098 | 0.7077431175 | 0.1599441873 4.42494 0.00042468 

3h, TXSPUB7098 | 0.5418280893 | 0.1577056503 3.43569 0.00339457 

F(1,16) = 0.80690 with Significance Level 0.38235777 

Le modéle permet d’expliquer 60 % de la variation du taux d’investissement 
annuel moyen (Re = 0.60). 

Les tests de significativité des paramétres indiquent que les coefficients 3; et 
(22 sont significativement différents de 0 car les T’stat, respectivement égaux a 
4.42 et 3.43, sont plus élevés que la valeur lue dans la table de Student égale a 
2.12 pour un degré de liberté égal au nombre d’observations moins le nombre 

de parametres a estimés, c’est-a-dire 16. On obtient la méme conclusion avec 
le niveau de significativité des tests indiqué dans le tableau 2.4 car ces niveaux 
sont inférieurs 45 %. 

De meme, le test de Fisher, qui permet de tester ’hypothése Ho : G21 = Bo2 = 

0, donne une valeur de 12.03 et un niveau de significativité inférieur 45 %. Le 
test de significativité de la régression conduit donc a rejeter l’hypothése Ho. 

_ R/K-1 __(0.6000606/(3-1) 
| Grey eaa) he MANOR Oe po iy) 

Le modele estimé étant un modeéle de régression linéaire multiple, les tests de 
Student et de Fisher sont différents. Le premier s’interroge sur la significativité 
d’un parametre du modele tandis que le test de Fisher teste légalité a 0 de 
tous les parametres du modeéle, sauf la constante (cf. chapitre 3 Le modeéle de 
régression linéaire multiple). 

4 
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La derniére ligne du tableau 2.4 indique également le résultat du test de 
contrainte d’égalité des parameétres 3; et 322. L’objectif est de déterminer si 

une variation du taux d’épargne privée a le méme impact sur le taux d’investis- 
sement qu’une variation du taux d’épargne publique. La statistique de Fisher 
est ici égale a 0.80. Elle est mesurée de Ja maniére suivante 

(0.0082241351 — 0.0078292947) /1 

0.007829947 /16 
F= = 0.80 

Les valeurs 0.0082241351 et 0.007829947 correspondent respectivement a la 

somme des carrés des résidus du modeéle estimé avec la contrainte 321 = G22 

(tableau 2.2) et & celle du modéle estimé sans cette contrainte (tableau 2.4). 
Au numeérateur l’écart entre les deux sommes de carrés est divisé par 1, ce qui 

correspond au nombre de contrainte. Au dénominateur la somme des carrés 
des résidus du modeéle non contraint est divisée par son degré de liberté égal 
ici a 16. Le niveau de significativité du test étant égal a 0.38, cette hypothése 
n'est pas rejetée car le niveau de significativité est plus élevé que 0.05 °. 

Ainsi, une variation du taux d’épargne privée ou publique semble avoir la 
méme incidence sur le taux d’investissement. 

2. La derniére question de ce probléme, relative a la période 1990-1998, a pour 
but d’expliquer que, dans un modele de régression linéaire multiple, les pa- 
rametres estimés sont des coefficients ‘¢ régression partiels. 

En pratiquant les 3 régressions proposées successivement on constate que 

69 = Bo2. Les paramétres d’un modele de régression multiple sont calculés 

de manieére a évaluer le véritable impact de la variable exogene sur la variable 
endogéne, dans la relation entre l’investissement et l’épargne 

eet ae (2.18) 

le paramétre 22 mesure l’impact de l’épargne publique sur l’investissement. 

Il est estimé compte tenu de l’effet que peut avoir sur cette relation l’épargne 

privée. La série res1 représente la partie du taux d’investissement non expli- 
quée par le taux d’épargne privée et la série res2 représente la partie du taux 

d’épargne publique non affectée par le taux d’épargne privée. 

Le méme calcul peut-étre effectué pour le parameétre (21. 

Probleme 2.3 

Test du degré de mobilité des capitaux et déficit commercial 

1. Les résultats de l’estimation du modéle dans lequel la variable endogene est le 
déficit commercial moyen annuel sur la période 1970-1998 par unité de PIB, et 
la variable exogéne, le taux d’épargne nationale moyen annuel, sont présentés 

dans le tableau 2.5. 

®° De maniére équivalente, on constate que la valeur calculée du Fisher, égale a 0.68, est 
inférieure 4 sa valeur tabulée car F(1,16)=4. Donec l’hypothése Ho n’est pas refusée. 
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Tableau 2.5 Part du déficit commercial dans le PIB en fonction du taux d’épargne 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable DC7098 

Usable Observations 19 lDearees of Freedom 17 

Centered R**2 0.180960 R Bar **2 0.132781 

Uncentered R**2 0.191355 TE SR IR 3.636 

Mean of Dependent Variable — 0.002781194 

Std Error of Dependent Variable —0.025202096 

Standard Error of Estimate 0.023469353 

Sum of Squared Residuals 0.0093637787 

Regression F(1,17) 3.7560 

Significance Level of F 0.06940965 

Durbin-Watson Statistic 2.139158 | 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

il. Constant 0.058964163 0.032311460 1.82487 0.08564458 

2. TXS7098 — 0.265670168 0.137081911 — 1.93804 0.06940965 

La qualité de l’ajustement est moins bonne que précédemment car le R? n’est 
que de 18 %. Les tests de Fisher et de Student conduisent 4 ne pas rejeter 
Vhypothése Ho : (G2 —1) = 0 car le niveau de significativité du test est 
de 6.9 % (supérieur 4 5 %). Ce résultat est différent de celui obtenu dans le 
probleme 2.1 puisque ’hypothese nulle était alors rejetée. Cependant, on note 
que l’estimation du modéle (2.15) donne un niveau de significativité du test 
proche de 5 %, tandis que la borne supérieure de |’intervalle de confiance de 
32, obtenue par l’estimation du modeéle (2.11), est proche de 1. Les résultats 
d’estimation des deux modeles conduisent donc a considérer qu’il y a une 
faible mobilité des capitaux. 

2. Lorsqu’on distingue l’épargne publique et l’épargne privée dans le modeéle, le 
résultat est identique au résultat obtenu dans le probleme 2.2. Le test de 
contrainte conduit a ne pas rejeter ’hypothése Ho : 7, = yo, la statistique 

de Fisher est égale a 0.046 et le niveau de significativité du test est égal 
& 83 %. 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

Présenter le modeéle linéaire multiple avec une écriture matricielle 

Estimateur des Moindres Carrés Ordinaires 

Analyse de la variance 

Coefficient de détermination, coefficient de détermination ajusté 

Tests de contraintes (une et plusieurs contraintes) 

Tests de significativité (des coefficients et de la régression) 

Test de stabilité (Chow, CUSUM et CUSUM of Square) 

Prédictions 

Variables indicatrices 

NIVEAU 

LICENCE, troisiéme année 
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Le modele de régression linéaire multiple est un modéle composé 
d’une €quation dans lequel une variable endogéne est expliquée par plu- 

sieurs variables. Les paramétres de ce modeéle sont estimés par la méthode 
des Moindres Carrés Ordinaires (MCO) lorsque certaines hypothéses sur les 
aléas sont satisfaites. Par ailleurs, dans toutes les études économétriques, 

des tests statistiques sont pratiqués afin d’établir si les résultats obtenus 
sont satisfaisants d’un point de vue statistique et économique. Dans une 

premiere section, les hypothéses du modéle de régression linéaire multiple 
et la méthode d’estimation des MCO sont présentées. Dans la seconde sec- 
tion, les tests statistiques usuels sont examinés. Dans la troisiéme section les 
prédictions et la qualité prédictive du modéle sont étudiées. Enfin, dans la 

derniére section, le cas particulier des modéles composés de variables expli- 
catives discrétes est examiné. 

ih PRESENTATION DU MODELE 

De manieére générale, le modéle de régression linéaire multiple s’écrit 

| Y=aX@@e | 

avec 

Yi 1 2 LK1 By 
Y2 1 222 LKQ Bo 

ye er ee ee |e 

YN 1 zen LEN BK 
(N,1) (Kk, 

N indique le nombre d’observations contenues dans le modeéle (7 = 1,... 
bre de paramétres a estimer est égal 4 K (k =1,..., K). 

Us = x + Pore; +. tp BKUK: +E: 

+ &; = Bx; Spey 

+e, = 2B +6; 

0 eae Lions iN 

(3.2) 

Ey 

EQ 

EN 
N,1) 

, N). Le nom- 

(ar) 
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On note 

Y : le vecteur des N observations y; sur la variable endogéne du modeéle (ou 
variable expliquée par le modeéle). 

X :la matrice des variables exogénes du modeéle. Chaque colonne de la ma- 
trice est une variable explicative. I] s’agit d’un modeéle avec constante car le vecteur 
composé uniquement de la valeur 1 apparait dans la.matrice. 

G:le vecteur des paramétres a estimer. Il y a K parametres a estimer 
puisqu’il y a K variables explicatives. 3’ est la transposée du vecteur (3. 

€:le vecteur des aléas. Les aléas prennent en compte le fait que la relation 

entre la variable endogéne et les différentes variables explicatives n’est pas exacte. 

Hypothéses sur le modéle de régression linéaire 

Les hypothéses sur le modele sont 

Hypothése 1 
L’espérance des aléas est nulle 

E(€,) 0 

E(€2) 0 

E(e) = =|. (3.3) 

Elen) 0 
Sous cette hypothése, l’espérance de Y conditionnellement a X est donnée 
par l’expression 

EY /X)\=X 8 

Pour une observation i E(y;/t:) = B 2: 

Hypothése 2 
Les aléas sont homoscédastiques (leur variance est constante) et non auto- 
corrélés (leur covariance est nulle). Ainsi, la matrice de variance-covariance 
des aléas est donnée par l’expression 

Var(e) = E | (e — E(e))(e — E(e)) | = E(ee ) = 071 (3.4) 

EN) 0 0 
avec 

var(e1)  cov(eye2) + + cov(eyen) oe Sy arene 0 
covu(€2€1) var(é2) + + cov(e2en) Once 20) 

Var(e j= sage = 

cou(ené1) cov(ené2) - -  var(en) 0.0) Ss = a7 
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eae 
0 

cov(€;,€;) = E((e; — E(ex))(e; — E(e;))) = E(eie;) = 0 Ry al eecek A nes 2 
Ss er, 

0 0 

Pour 2; fixé, cette hypothése implique que 

vor(ye) = Ely, — Ey) =var(e;)S0" = 1,...,.N 

et 

cov( yi, ¥3) = E((yis — E(y:)) (yj; — E@;))) = covleves) =0 =, G =1,..,N, 14). 

Par conséquent 

var(y1) cov(yiy2) -° -° cov(yryn) 
cou(y2y1) var (y2) ap © cou(y2yNn) 

Var(Y) =e : : are , a o21 (3.5) 

cov(ynyi) cov(ynyr) - + var(yn) 

Si les hypothéses 1 et 2 sont vérifiées, l’aléa ¢ est un bruit blanc. 

Hypothése 3 
La matrice des variables explicatives est composée de variables certaines 

c’est-a-dire non aléatoires; dans ce cas 

E(Y/X) = E(Y) 

Hypothése 4 
Le rang de la matrice des variables explicatives est égal a Kk, le nombre de 

paramétres a estimer. Autrement dit, les variables explicatives sont linéai- 

rement indépendantes. Dans ce cas, la matrice X X est inversible, X’ dési- 
gnant la transposée de la matrice X. 

Hypothése 5 
La matrice de variance-covariance empirique des variables explicatives Sx 

tend vers Vx une matrice finie, définie positive quand N tend vers l’infini 
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Lorsque la taille de l’échantillon s’accroit, les variables explicatives x,; con- 

servent toujours une certaine variance et toute nouvelle observation apporte 

de lV’information. 

1.1. Estimateur des Moindres Carrés Ordinaires (MCO) 

L’estimateur des MCO est dérivé de la minimisation de la somme des carrés 

des aléas ! 

Mine e= Min (Y — XB) (Y — XB) 
B B 

Soit 

/ 

= (XA 8) 

D’aprés les conditions du premier ordre, a = 0, la solution est donnée par 

| yen ee ee (3.6) 

avec 

By 
Bs p 
Buco = ‘ 

Bx 

1.1.1 Propriétés finies de l’estimateur des MCO 

L’estimateur Ouea est calculé avec les observations sur les x; et y; 
(k = 1,...,K, 7% = 1,...,N), sa valeur dépend de l’échantillon de données retenu. 

a 

Chaque estimateur (; est une variable aléatoire. 
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Théoréme de Gauss-Markov 

Sous les hypothéses 1, 2, 3 et 4, l’estimateur des MCO est Best Linear 
Unbiaised Estimator (BLUE). C’est-a-dire que, parmi les estimateurs linéai- 
res non biaisés de (, l’estimateur des MCO est a variance minimale. On 

dit aussi que c’est un estimateur efficace. Son espérance et sa matrice de 

variance-covariance sont données par (3.7) et (3.8) 

Buco = CaO [XB + €] 

SBaC RY Xe 

sous les hypotheses 1 et 3 

| E(8mco) = 6 | ee) 

ey 

Var(3uco) = £ | (Buco ~ B(ico)) (Buco - E@Buco)) | 
= B| (Buco - 8) (Buco ~ 8) | 
“a (X'X)"1x"e) (xx) 7X") | 

SK Bee K(X Ry 

| Var(8uco) = o?(X'X)-? | (3.8) 

avec Var(Gy4co) la matrice de variance-covariance de Bisco 

var (fr) cov( 1, 32) ane cov(G, : Bx) 

Zz cou( 2, 31) var (32) - + cou(B2, Bx) 
Var(Guco) = . 5 ks ' 

(K,K) not} oh. 6 

cou(3x,8) cov(GxkGe2) + -  var(Bx) 

1.1.2 Propriétés asymptotiques de l’estimateur 
des MCO 

De plus, sous l’hypothése 5, lorsque N — oo, la matrice de variance-cova- 

riance de l’estimateur des MCO peut s’écrire sous la forme 

Var (Buco) = a 
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et 

lim Var (Buco) == () 
— co 

L’estimateur des MCO converge alors en probabilité vers (@, c’est-a-dire que 

pour 7 une quantité positive arbitrairement petite 

lim Pr {|@uco-8]<n}=1 n>0 

ou Pr désigne la probabilité. 

Autrement dit, Ouro s’approche de sa vraie valeur ( lorsque la taille de 

Véchantillon s’accroit. Cette propriété s’exprime également sous la forme 

Plim Buco = 6 

ou P lim désigne la probabilité limite. 

Par ailleurs, on note que si les aléas sont indépendants entre eux et identi- 

quement distribués, quand N — +00, l’estimateur centré dilaté VN (Buco. = B) 

suit asymptotiquement une loi normale 

VN (8uco,.n = ) ae N (0,07 Ve } 

ou Buco.N indique l’estimateur des MCO lorsque la taille de l’échantillon est égale 
aN. 

En conclusion sur les propriétés de l’estimateur des MCO: Bayco est BLUE, 
c’est estimateur le plus précis * de @ et cette précision s’améliore avec la taille de 

Véchantillon puisque sa variance devient nulle lorsque la taille de l’échantillon tend 
vers linfini. 

hs 

1.2 Equation d’analyse de la variance et qualité 
de I’ajustement 
Ayant évalué par la méthode des MCO les parametres du modele on cherche 

a déterminer si le modéle permet de bien expliquer la variable endogéne. 

Soit e le vecteur des résidus et Y le vecteur des valeurs estimées de Y 

Y =Y +e avec Y = XBuco (3.9) 

? Il a la variance la plus faible parmi les estimateurs non biaigés de (3. 
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Selon la condition du premier ordre du probléme de minimisation de la 
somme des carrés des aléas 

Ace Cee XY <=> X'Y — Ce iewes ==) 

<> X' IY = XBucol =0 
SS 

Par conséquent 

N 

de 
iia 1 €1 ee 

, G21 99 °° = Lon €2 Lie; 
i ee a eee : ele d eike ear 

\@K1 2K2 + + LKN en ee. 

) Ree 

i=1 

La somme des résidus étant nulle 

N N N 

you = do Gh ni €;) se yon 

i cI = 

D’ot 

g=9 

On montre alors que 

N N N 

PIA ac DN oat ge a 
i=1 i=1 i=1 (3.10) 

Cette équation est l’équation d’analyse de la variance. Au facteur 1/N prés, 
la variance empirique de y, appelée la variance totale, est la somme de la variance 
expliquée par le modeéle et de la variance résiduelle. A partir de cette équation, la 
qualité de l’ajustement peut étre mesurée par le coefficient de détermination noté 
R? 
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N 

wo). 2 
R? — #1 aa = 

N N 

SG Sale Divi =) 
(3.11) 

Cette statistique est comprise dans l’intervalle [0,1]. Une valeur proche de 

un indique que la qualité de l’ajustement est bonne dans la mesure ot la part de la 

variance de Y expliquée par le modele est élevée. L’estimateur des MCO minimise 

la somme des carrés des résidus et par conséquent maximise le R?. Cependant, cette 

statistique croit avec le nombre de variables exogeénes, c’est pourquoi, on calcule 
Z : y : : : ——! Pare 
également le coefficient de détermination ajusté, R , qui tient compte du nombre de 
variables explicatives présentes dans le modéle 

Nee (3.12) 

Cette statistique est utile pour comparer des modéles emboités. 

2. TESTS STATISTIQUES USUELS . 

Une étude économétrique consiste non seulement a estimer les parameétres 
d’un modeéle, mais aussi, a tester des hypotheses afin de valider le modéle économique 
théorique. On doit effectuer des tests statistiques afin de compléter les résultats 
des estimations. Ces tests se fondent sur la distribution statistique des paramétres 
estimés. On examine ici les tests de contraintes sur les paramétres et les tests de 
changements structurels et de stabilité des parametres. 

2.1 Distribution de l’estimateur des MCO 

Afin de déterminer la loi de l’estimateur des MCO, une hypothese supplé- 
mentaire sur la distribution des aléas du modeéle doit étre posée. 
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Hypothése 6 
Les aléas sont supposés indépendants et identiquement distribués selon une 
loi normale. 

Sous l’hypothése 6 la variable endogéne Y est distribuée selon une loi normale 

e~> N(0,07I) > Y ~> N(XB,o7F) (3.13) 

Burco étant un estimateur BLUE et sa matrice de variance-covariance étant 

égale & o7(X X)7} 

Buco ~> N(B,07(X'X)7?) (3.14) 

Ce résultat implique que pour un paramétre 3;, k = 1,...,.K 

Prac = Le N(0,1) (3.15) 
var(Beuco) 

a MA 4 ° U — 

avec var(Biyco) = O7Skk OU Spr est ]’4lément (k, k) de la matrice (X X)7!. 
Cette variance ne peut pas étre calculée car la variance des aléas n’est pas 

est un estimateur non biaisé de connue. Or, 7? = sae i al jaa 
= 

o” (E(G") =o") et 

~2 2 o N-K 
oS x(N — K) (3.16) 
go N-K 

Ainsi, on peut obtenir une estimation de la matrice de variance-covariance 

des paramétres estimés du modéle Var(3) = a?(X X)7! et la statistique 

Rime iV Br 

V 0? Skk Ze (eye ce Br 

1G? V CO Sisk 

ye Gan 

est distribuée suivant une loi de Student a (N — K) degrés de liberté 

(r(N — K)). On note que Va?si~ = \/Var(Brrrco) est Pécart type estimé 

de l’estimateur Bryco: 
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2.2 Test de contraintes linéaires sur les paramétres 
du modéle 
Les tests de contraintes permettent de tester des hypotheses économiques 

comme par exemple l’hypothése de rendements d’échellle constants dans une fonction 

de production. Ils peuvent avoir pour but de simplifier le modéle en excluant par 

exemple des variables. On distingue les tests d’une-seule contrainte et les tests de 
plusieurs contraintes. Les premiers utilisent une statistique distribuée selon une loi 
de Student, les seconds une statistique distribuée selon une loi de Fisher. 

2.2.1 Test d’une contrainte 

Le modele ayant été estimé, on peut tester une contrainte sur les parametres. 

Par exemple dans le modéle y; = (G1 + Goro; + G3x3; + €; on peut tester l’hypothése 

G2 + 0.563 = 1, qui peut s’écrire sous la forme r 3 = q 

q 

Plus généralement, une contrainte linéaire sur les paramétres d’un modéle 
de régression linéaire multiple peut s’écrire sous la forme 

Ho : 7101 + robo +. + 7K GK =r B=4@ 

Ay 3718, +7reGot+...+7KBK = r 3 = 

/ 

avec q une constante et r = (11,12, .--,-TK)- 

Pour tester cette hypothese, on estime le modele par la méthode des MCO et 

on calcule la statistique r Oareor Sous l’hypothése Hop, son espérance et sa variance 

sont respectivement * 

E(r Buco) =r E(Gmco) =" B=4 

Var(r Buco) => r Var(Buco)r — ork x). 

La statistique r Buico étant une fonction linéaire de B, elle est. distribuée 

suivant une loi normale et, sous ’hypothese Ho 

* PMco ze inothece N(0,1) 

G77 (XX ote 

Par ailleurs, la variance o7 étant inconnue, on peut diviser cette statistique 
a2 . . . 

par la racine carrée de 23 afin d’obtenir la valeur de la statistique de Student 
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r Buco amy 

t BCS Sine r Buco -4 
cal > = = 

co 62r (X'X)-Ir 
o? (3.18) 

La statistique tq; est distribuée selon une loi de Student &4 N — K degrés de 
liberté sous ’hypothese Hp (7 (N — K)). 

La région critique du test est définie par Prd call = Teja — k)} = a, avec 
a le risque de premiére espéce. Ce seuil de risque est généralement fixé 45 % ou 
10 %. 

Ce test peut étre utilisé pour tester la significativité de chacun des paramé- 
tres du modele. Pour tester ’hypothése Hp : 6, = 0 contre Hy : G, 4 0, on calcule 

la statistique 

Cette statistique est souvent notée J stat dans les logiciels. Si |teai| > 
Ta /2(N — K) alors ’hypothése Ho est refusée au seuil a et le coefficient GB, peut 
étre considéré significativement différent de 0. 

2.2.2 Test de plusieurs contraintes 
Le test précédent peut étre généralisé a plusieurs contraintes . Il faut dans 

ce cas calculer une statistique de Fisher. Par exemple dans un modéle de régression 

linéaire multiple 

Ue = Fi ae aoe at ad sa akoutan tees 

on peut souhaiter tester simultanément les deux hypotheses suivantes : 33 + 34 = 1 

et Go = 0, qui peut s’écrire RG = q avec 

Plus généralement, soit R une matrice d’ordre (J, K), ou J définit le nombre 

de contraintes, le probléme consiste 4 réaliser le test formé par l’hypothese 

Hy: RB=q 
HM, : RBAq 
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avec q un vecteur composé de J lignes. Pour réaliser ce test on estime avec la mé- 

thode des MCO le modele afin de calculer RGizco. Cette statistique est une fonction 

linéaire de l’estimateur Byyco, elle est distribuée suivant une loi normale. Son espé- 

rance et sa variance sont données par les expressions suivantes sous l’hypothese Ho 

E(RBuco) = RE(Buco) = RB =4 

et 

Var(RBuco) = RVar(Buco)R — or R(X) Re: 

Comme précédemment 

R@uco ~> N(q,o7R(X X)"!R) 

Ainsi, sous ’hypothése Ho 

/ 

(RBuco-a) (o?R(X'X)1R) — (RBuco —4) ~> x2(J) 

Cette derniére statistique ne pouvant pas étre calculée car la variance des 

aléas est inconnue, on determine sous Hp la statistique Fg; distribuée selon une loi 

de Fisher Snedecor 

(RBuco = ) (o?R(X'X)"1R') (RBx1co = a) 

Foal = al 

(RBuco = ) ees (Fico s ‘) - (3.19) Tal = 

ai ees) 

On montre que cette statistique est équivalente a la suivante 

/ ft? 

e* e* —ee 

| ee eae (3.20) 

avec 

t 4 iA s aw LJ fA . 

¢ (e* e*) lasomme des carrés des résidus du modeéle estimé sous les contraintes 
données par RG = gq, 

U la 4 . X\ . ¢ . 

¢ (e e) lasomme des carrés des résidus du modeéle estimé sans les contraintes. 
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En effet, soit Gi;co l’estimateur des MCO obtenu par la résolution du pro- 
gramme 

Min(¥ — XB) (Y — XB) +22 (RB —4q) 
B 

avec A le multiplicateur de Lagrange. 

A partir des conditions du premier ordre on montre que 

Ne =~ / aT i / 1 , = =~ 

Birco = Buco —(X'X)1R [R(X'X)7R]  (RBuco - 4) (3.21) 

Cet estimateur est conditionnellement sans biais, il est non biaisé sous l’hypo- 
these Hop et sa matrice de variance-covariance est donnée par l’expression 

= , / / / / = / 

Var(Bt co) = 02(X X)71 — 0? (X X)OR [R(x X)7R | HC oe 

= Var(B mco) — matrice définie non négative 

Les résidus du modéle estimé sous les contraintes (RG = q) s’écrivent 

oY ee Ceara oe ue) 

—7 Cie DG ia i. Buco) 

Par conséquent 

e* et = le SA Gt pis ta Gaal le ~X (Buco - Buco)| 

ee+ (ites = Buco) X X(Brico — Buco) I 

L’équation (3.21) donne Bins — Poet on en déduit 

/ 

e*e* —ee= (RBaco - a) (ak a (RBuco == 4) 

Cette derniére expression est quasi identique au numérateur de |’équation 
/ 

(3.19). Par ailleurs, a? étant égal a op les expressions (3.19) et (3.20) sont 

égales. 
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La statistique de Fisher (3.19) et (3.20) peut s’écrire également en termes 
de coefficient de détermination 

R? ws R*? 

Peal == l oa (3222) 

N-K 

avec R?=1 ae et R?=1 Pa 

Swi 3) Su -9 

Par conséquent pour tester plusieurs contraintes simultanément les trois sta- 
tistiques suivantes sont équivalentes 

=~ ; / / =k =~ 

(RBuco — 4) (R(x Kinane ) (RBuco = a) 
ear = ji 

ee Hee 

Pea — a ee 

ee 

N— K 

R?2 es R*? 

df 
1s at Lee he Pa (eRe 

N-Kk 

La région critique du test est donnée par Pr{Foa > Fa(J, N — K)} = a, 
avec qa le risque de premiére espéce. 

iy 

Ce test peut-étre utilisé pour tester la significativité globale de la régression : 

Ao : B2 = P3 = ...8K =0 
Hy, : les coefficients ne sont pas tous simultanément nuls 

Le coefficient de détermination du modeéle estimé avec les K — 1 contraintes 

(32 = 0,..., 8% = 0) est nul, par conséquent sous Ho 

eal a ee 

et si Fug) est supérieur au Fy(K — 1, N — K), alors Vhypothése Ho est. refusée. 



Tests statistiques usuels 57 

2.3. Test de changement structurel : test de Chow 
Il s’agit ici de tester une forme différente de contrainte sur les paramétres. Le 

test de Chow permet de déterminer si les paramétres du modéle se sont modifiés au 
cours du temps. Lorsqu’il est appliqué sur des données temporelles, il est nécessaire 
de connaitre a priori une date de rupture. Le test indique alors si les paramétres sont 
identiques avant et aprés la date de rupture. Sur des données en coupe transversale, 

c’est-a-dire des données individuelles, ce test est utilisé afin de déterminer si des 
groupes dindividus sont homogénes ou hétérogénes. 

On suppose que les aléas sont homoscédastiques °, c’est-a-dire qu’ils ont une 
variance identique pour chaque observation. Sur données temporelles, soient 71 la 

date de rupture, 3! le vecteur des paramétres du modéle sur la période 1,...,n1, 3? 
le vecteur des paramétres sur la période n; + 1,...,. N, on teste 

wal 2 A a 

Meee a 
Sous l’hypothése Hp le modéle s’écrit 

Yi = 0, + Sora +...+ Berni te = P'u+e; 1 aug) 

Sous l’hypothése H, les paramétres sont différents selon la période con- 
sidérée 

ys = Bi + Bata t...+ BerKite: = Ba; +e 1=1,...,74 

et 

Yy; = Ge + Bex; SF 00 AE B22 K; oe; — Bx; an ey C= Hy ee asl 

Le modeéle est estimé par les MCO d’une part sur l’ensemble de la période 
et d’autre part sur les deux sous-périodes 1,...,m; et ny + 1,..., N. 

On note 

° e¢*e* la somme des carrés des résidus du modéle estimé avec les N observa- 
tions (le degré de liberté correspondant est égal a N — Kk), 

e e'’e! la somme des carrés des résidus de l’estimation sur la période 1,...,71 
(le degré de liberté correspondant est égal An; — K), 

e ee? la somme des carrés des résidus de l’estimation sur la période n, + 
1,...,.N (le degré de liberté correspondant est égal a N — n; — K) 

e e’e la somme de e'’e! et ee” (le degré de liberté correspondant est égal a 
N — 2K). 

3 Pour plus de détails lorsque les aléas sont hétéroscédastiques, le lecteur peut se reporter a 

B. Dormont, 1999, Introduction a l’Econométrie, Montchrestien. 
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Ce test correspond 4 un test de K contraintes, sous l’hypothese nulle 

Co er 

G5 = Oss 0s 

Be = Be = Br 

et: la statistique de Fisher-Snédecor s’écrit 

Meas (3.24) 

Cette statistique est distribuée suivant une loi de Fisher-Snédecor a K et 
N — 2K degrés de liberté (F(K, N —2K)). 

Si Frat < Fa (kK, N — 2k) alors ’hypothése Ho n’est pas rejetée et on retient 
une estimation par les MCO avec l’ensemble des observations. Le test s’applique de 

maniére identique sur données individuelles pour tester ’homogénéité du comporte- 
ment de groupes d’individus. 

2.4 Tests de stabilité temporelle basés 
sur les résidus récursifs 
Le test précédent suppose la date de rupture n; connue a priori. Mais il 

existe également des tests de stabilité temporelle qui permettent de déterminer les 

dates de rupture. Ces tests sont basés sur l’utilisation des résidus récursifs. Dans le 

modeéle de régression linéaire on suppose que les paramétres (8, a”) ne varient pas 
au cours du temps 

Ue Oie; Coal sei 

on suppose 
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avec (G*, o*) les paramétres du modéle a la période t. Les tests de stabilité tem- 
porelle développés par Brown, Durbin et Evans (1975) testent Vhypothese nulle 
que le vecteur G est identique a chaque période conditionnellement a l’hypothése 
Gt=..=0% =... =0°% so" 

Ho: =...=f...= BN =B 

H,: 3°48 ou ot =o? 

(3.25) 

I] existe notamment deux tests trés souvent utilisés, le test du CUSUM et le 
test du CUSUM of Square. Ces deux tests utilisent les résidus récursifs. 

2.4.1 Les résidus récursifs 
Pour calculer les résidus récursifs du modéle, on doit estimer par la méthode 

des MCO les paramétres 3 avec un nombre d’observations qui varie de K a N. Soient 

Yi Meee os wee erat Ey 
Y2 L202 dae OOK E29 

Yr = f re rae ee : cm : 

Ur 1 L2r ' Kr Ep 

avec r le nombre d’observations, r = K +1,...,*’. Soit e, erreur de prévision ex-post 

sur l’observation y; 

Cr = Yr — Yr = Yr —2@ Newco 

avec ee l’estimateur des MCO lorsque la taille de l’échantillon est égale a r — 1. 

Sous l’hypothése de stabilité y, = x, +e, et l’erreur de prévision e, s’écrit 

Cr = 2 nel pie G00 ao 

= “2, Bice ) 

Or l’espérance et la matrice de variance-covariance de Bite sont données 

par 

Ar—1 

E ( wee) =e 
as oe 4 , ==] 

Var (Bice) = B( (Bizdo - B) ( MCO ~ B) ) = 0" (eeXven) 

d’ou 

Ney) ==) 

/ / =1 

waren = 01 = a” (1 +2, Saeioes) v*) 
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Les résidus récursifs notés w, sont donnés par 

Win = 
Cr 

J1+a%.( eee Vie i) ae (3.26) 

Sous ’hypothése de stabilité, les résidus récursifs sont distribués suivant une 
loi normale 

wr ~> N(0,07) 

2.4.2 Test du CUSUM 

Le test du CUSUM consiste a calculer la série cumulée des w, 

W,. = Ss Sal =K+ i: ml 

pore (3.27) 

avec 

N N 

> (uw, - 0} yw 
a2  r=K+1 bes Dem r=K+1 

i el eal Nan 

Sous ’hypothese de stabilité, W, a une moyenne nulle et la région de con- 
fiance du test est donnée par 

“ey 

Pri=Cyz <W,<Ca|\= la 

avec Oy = a(N— K)1/2-.2a(r = Kk) (N= Ky. La valeur de a dépend du risque 
de premiére espéce a du test. Pour a = 0.01, 0.05, 0.10, a est égal a 1.143, 0.948, 
0.850 respectivement. 

Afin de faciliter la lecture des résultats du test effectué pour chaque statisti- 

que W, (r= K +1,..., N), on représente graphiquement la série W,. et la région de 
confiance donnée par V’intervalle [—C,, Ca]. 

Pour r=, Op= aN = Ki)! *c pour Ne a SaN —)1/* La 

région de confiance du test pour les points r= K + 1,...,N est représentée par la 
droite reliant ces deux points. 

“ 
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Pete A Baie Rye 

+a(N—K)i2p---7 

—a(N—- K)!? Ee 

Figure 3.1 Test du CUSUM 

Dans la figure 3.1, l’espace entre les deux droites donne la région de confiance 
du test du CUSUM. Si W,. reste dans cet intervalle quel que soit r= K +1,...,.N, 

comme sur le graphique, alors l’hypothese de stabilité est retenue. Sinon, si a une 
date donnée, W,. va au dela d’une des droites, alors on considére qu’a cette date il y 
a une rupture et que les paramétres ne sont pas stables. 

2.4.3 Test du CUSUM of Square 
Le test du CUSUM of Square est similaire au précédent. I] consiste 4 repré- 

senter graphiquement la série S;, 

Cae ae rear taken deat 

j=K+1 (3.28) 

On peut montrer que sous l’hypothese de stabilité, S; a une distribution 
Béta d’espérance 

Comme dans le test du CUSUM, la région critique du test peut-étre repré- 
sentée graphiquement. Les deux bornes sont données par FE (S;) + co, ott co * est 
déterminé pour un niveau de significativité en fonction de K et N. 

Les valeurs de co sont données dans la table de Durbin et peuvent étre trouvées dans 

Harvey, 1999, The Econometric Analysis of Time Series, 2nd edition, Cambridge, Mass., 

MIT Press. 
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Figure 3.2 Test du CUSUM of Square 

Pour r = K, la région d’acceptation du test est donnée par +co et pour 

r = N, elle est donnée par 1 + cp. 

Si quel que soit r = K +1,...,N, S, se situe entre les droites E'(S,) + co 
alors les paramétres du modeéle sont supposés stables. 

3. PREDICTIONS ET QUALITE PREDICTIVE 
D’UN MODELE ESTIME 

Un modéle dont les paramétres ont été estimés peut étre utilisé afin de 

réaliser des prédictions. On se pose alors la question de savoir si ces prédictions sont 
de bonnes qualités. Plusieurs méthodes, non exclusives, peuvent étre appliquées 

pour apprécier la qualité prédictive d’un modele estimé. 

1. A partir de l’équation de la droite de régression de l’échantillon, il est possible 
de fournir des prédictions. Pour une valeur du vecteur x donnée, notée Zo, 
on peut calculer la valeur estimée Yo 

jo = Br + Bo 10 20 +...+ BK LK y MCO MCO McowkK (3.29) 
a 

= X)3mco 

L’erreur de prévision est donnée par l’écart entre la valeur observée yo et Yo 

€0 = yo- Yo = Eo + on (3 a Buco) (3.30) 

eg est une variable aléatoire car la réalisation yo n’est pas connue au moment 
de la prévision. Les moments de cette variable aléatoire sont 

E(e€o) =) 
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a) 

b) 

Cc) 

et 

Var(eo) = E(e2) = 0? (1 + 1p(X'X)~*ao) 

eo est une variable aléatoire distribuée selon une loi normale, par conséquent 

is 

4/0? (1 + &9(X’X)-120) 

€0 a0 = Yo a 

62 (L+2o(X'X)-129) Fee 

On peut ainsi établir l’intervalle de confiance d’une prédiction de yo, pour un 

vecteur d’observations x9 donné 

~> N(0,1) 

et 

> T(N = K) 

Pr [9 — GeoTa/2(N — K) < yo < Yo + FeoTa/2(N — K)] 

Pour évaluer la qualité prédictive d’un modéle, on peut aussi comparer les 

valeurs observées et les valeurs estimécs, c’est-a-dire s’intéresser a la série des 
résidus. La série des valeurs estimées doit bien reproduire ]’évolution de la 
série observée et, en particulier, les points de retournement (les changements 
dans |’évolution de la série). 

Pour tester la qualité prédictive du modele on peut également utiliser la 

statistique de Chow. Pour mettre en ceuvre ce test on procéde de la maniére 
suivante 

On estime le modeéle sur l’ensemble de la période, puis on extrait de cette 

estimation la somme des carrés des résidus notée e* e* associée & un nombre 

de degrés de liberté N — K. 

On estime le modéle sur n; observations avec n,; < N, on extrait de cette 

estimation la somme des carrés des résidus notée e e associée A un nombre 

de degrés de liberté n,; — K. 

On construit un test de Fisher 

e* e* —ce 

ee (N =k) = (ny — K) 

ee 

Ny —K 

ere’ ee 

Fuge N= Te. bh P(N nigh eK) 
ee 

Lil = Kk (3432) 
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si Fear < F(N —11,n, — K) alors la capacité prédictive du modéle est con- 

sidérée bonne. 

4.  Enfin on peut calculer différentes statistiques permettant de juger de la qua- 
lité des prévisions. On estime le modéle sur un nombre d’observations ny < N 

et on effectue des prévisions sur n observations (n = N — 7), puis on calcule 
les statistiques 

Mean Error 

et (3.33) 

Mean Absolute Error 

i me 
MAE = 2 yi — Yi 

Le (3.34) 

Root Mean Square Error 

1 nr 

i=1 (3:35) 

Lorsqu’on compare deux modeéles, le modéle pour lequel les trois statistiques 

sont les plus faibles est considéré avoir une meilleure capacité prédictive. Si la 
statistique ME est négative alors la variable endogéne est globalement surestimée. 
Lorsqu’elle est surestimée, a chaque observation, les statistiques MAE et ME sont 

identiques. Enfin si les erreurs sont du méme ordre de grandeur, les statistiques 
MAE et RMSE prennent la méme valeur. 

On peut également calculer la statistique de Theil qui permet de comparer 
les prévisions du modeéle a des prévisions naives. 

yo = AG," 
Theil = «| ==. 

ieee) 
= fie (3.36) 

Si on réalise des prévisions naives y; = yi; et Ay; = 0, par conséquent 
la statistique de Theil est égale 4 1. Ainsi, une valeur de la statistique de Theil 

inférieure a 1 indique que le modele permet de réaliser des prévisions meilleures que 
des prévisions nalves. 

8 
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4. LES VARIABLES INDICATRICES | 
DANS LES MODELES ECONOMETRIQUES 

Pour terminer ce chapitre, on examine des modéles dont certaines varia- 

bles explicatives sont des variables indicatrices. Ces variables sont trés fréquem- 

ment introduites dans les modéles économétriques. L’estimation des paramétres 
de ces modeles peut étre effectuée par les MCO et les tests présentés dans la sec- 
tion précédente sont valides. L’objectif de cette section est d’indiquer l’utilité des 
variables indicatrices. Elles prennent usuellement deux valeurs 0 ou 1, elles permet- 

tent de modifier, pour certaines observations, la constante (3, et/ou les paramétres 
Gy, k = 2,..., K. Ici, trois exemples d’utilisation sont présentés. 

1. Dans un modele estimé en coupe longitudinale, ce type de variable permet de 
prendre explicitement en compte des changements temporels. Par exemple, 
si on observe la relation suivante entre des dépenses de consommation (C) 
et le revenu (R) au cours d’une période donnée (¢ = 1,..., T) 

Consommation 

A 

Figure 3.3 Changement structurel dans la relation consommation-revenu 

Le modele s’écrit 

Cy = i + Ooh: er, t=1,..,% 

Ce = Bt + Ba Re + €t, Ae tas cts ete (3.37) 

Soit on estime le modéle sur chaque sous-période (3.37), soit on Pestime sur 
Vensemble de la période en introduisant une variable indicatrice D qui prend 
la valeur 1 pour t = t; + 1,...,T' et 0 sinon (3.38). 

Le modeéle estimé avec l’ensemble des observations est donné par 

Cr = Bi +1 Dt + BoRs + 2 (Dt x Re) + €t, ae Wade & (3.38) 
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avec Bf = 3, +1 et BF = Bo + we. Sous forme matricielle le modeéle s’écrit 

CC; Hed 8 Ry 0 Ey 

Ce i @ Ro 0 By E2 

Ct, = i @ Rt, 0 e =e Et, 

ti41 bed, Fist ict we Etiga 

Cr a) Rr Rr ET 

Les variables indicatrices peuvent étre utilisées pour tester Vhomogénéité du 
comportement d’un groupe d’individus par rapport a l’ensemble des parame- 
tres ou a un sous-ensemble de parametres. Par exemple, soit C’ la consom- 
mation d’essence des ménages, R le revenu des ménages et Z un autre facteur 
explicatif. Ces variables sont observées pour un ensemble de N individus et 
le modele estimé s’écrit 

log Ci = 21 + Bo log R; + B3logZ; + €; elle coon tN 

Pour répondre a la question, est-ce que |’élasticité revenu est identique lorsque 

les ménages habitent en zone rurale et urbaine, on peut créer une variable 
D qui prend la valeur 1 lorsque le ménage habite dans une zone rurale et 0 
sinon, puis estimer la relation 

log C; = 61 + Bo log R; + PglogZ,; + G4 (D; x log Ri) + €; i=) aN 

Si (4 est significativement non nul alors l’élasticité revenu des ménages ha- 

bitant en zone rurale est égale a Bo + Ba et Vélasticité revenu des ménages 

habitant en zone urbaine est donnée par Bo. Sinon, les ménages ont une 

élasticité revenu égale a Bo quelle que soit la zone d’habitation. 

Pour tenir compte de la saisonnalité des données on peut également utiliser 
des variables indicatrices. Par exemple, sur des données trimestrielles, afin 

de distinguer chacun des trimestres, on peut créer 4 variables indicatrices 
D,, Dz, D3, D4 qui prennent respectivement la valeur 1 le premier, le second, 

le troisiéme et le quatriéme trimestre et 0 sinon. Ainsi, pour chaque observa- 

tion la somme de ces quatre variables observées D; + D2 + D3+ D4 sera égale 

a 1. Cependant, si le modéle inclut une constante, la matrice X des variables 

explicatives ne sera pas de plein rang et la matrice X ‘X sera singuliére. Pour 

estimer les parameétres du modele, il faut alors enlever dans la matrice X, 
soit la constante, soit une variable indicatrice. Les résultats s’interprétent 

relativement a la variable omise dans le modeéle estimé. 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

D’un point de vue méthodologique 

e — Estimer un modeéle de régression linéaire multiple 

e  Pratiquer des tests statistiques 

D’un point de vue économique 

e  Présenter le modéle de croissance de Solow 

e Tester la convergence du revenu par téte des pays européens 
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1. INTRODUCTION 

Le 1° janvier 1999, onze pays (l’Allemagne, |’Autriche, la Belgique, 
l’Espagne, la Finlande, la France, I’Irlande, I’Italie, le Luxembourg, les Pays-Bas 
et le Portugal) ont adhéré a Union Economique et Monétaire (UEM). L’adhésion 
de ces pays a été conditionnée au respect des critéres de convergence définis dans le 
cadre du traité de Maastricht. 

Les 11 pays ont constitué une zone monétaire et la politique monétaire de 
lensemble est dirigée par la Banque Centrale Européenne. Le but de l’UEM est 
de constituer une zone monétaire optimale. Dans une zone monétaire, les pays ne 
sont plus maitres de leur politique monétaire et ne disposent plus de l’instrument du 

taux de change pour amortir l’impact de chocs macroéconomiques. En contrepartie, 
les couts liés aux transactions sont réduits, cette réduction de cotits étant d’autant 

plus forte que les échanges intra zone sont élevés. Une zone monétaire est qualifiée 
d’optimale si le recours a la monnaie commune ne provoque aucune perte de bien-étre 
économique global. 

Les travaux empiriques centrés sur la constitution de lUEM et plus générale- 
ment, sur l'Union Européenne (UE), cherchent a déterminer le degré de ressemblance 
des pays de l'UE car, des pays a structure économique proche auront des réactions 
de meme ampleur face a des chocs exogenes. La création de ’UE a ainsi suscité 
de nombreuses études sur la convergence des variables macroéconomiques telles que 

l’inflation, le taux de change, le revenu par téte, etc. Ce chapitre traite de la conver- 
gence du revenu par téte des pays de l’UE. Il s’agit de déterminer si, 4 long terme, 

les économies européennes convergent vers un revenu par téte identique. Autrement 
dit, parmi les pays européens, les pays initialement les plus pauvres rattrapent-ils 
les pays les plus riches. 

Cette question est usuellement traitée a partir de l’estimation d’une équation 

de convergence dérivée du modele de croissance de Solow. Dans un premier temps, 
on présente ce modele dans lequel la productivité marginale des facteurs est supposée 

décroissante!. Cette hypothése implique qu’une économie atteint a long terme un 
niveau de production par téte stable. En d’autres termes, elle converge vers un état 
stationnaire, c’est-a-dire vers un état caractérisé par un taux de croissance de la 

production par téte constant. En outre, des économies identiques convergent vers le 
méme état stationnaire. Dans un second temps, les résultats théoriques du modeéle 
de Solow sont testés dans le cadre des pays membres de l’UE en 2000 (l’analyse 

empirique porte sur les années 1970-2000). 

2. LE MODELE DE SOLOW 
Le modeéle de croissance de Solow constitue un des modeéles de base de 

lanalyse de la croissance économique de long terme’. I] correspond au cas d’une 

Autrement dit, un accroissement de l'utilisation d’un facteur, toutes choses égales par 

ailleurs, induit une hausse de la production mais cette augmentation devient de plus en 

plus faible au fur et 4 mesure que la quantité de facteur s’accroit. 

Pour une présentation détaillée des modéles de croissance, le lecteur peut se reporter a: 
Barro R.J., Sala-I-Martin X., 1996, La croissance économique, McGraw-Hill/Ediscience. 
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économie fermée (la production est égale au revenu et l’investissement a l’épargne) 

avec un taux d’épargne exogene. 

2.1 Structure du modeéle 

Les variables endogénes sont : la production réelle (Y), l'investissement (J), 
la consommation (C’), le stock de capital (7). Les variables exogénes sont |’emploi 
total (NV) et Vindice d’efficacité de l’input travail (A). 

La structure théorique de la version du modéle de Solow retenue dans ce 
chapitre est la suivante 

Y(t) = C(t) +1(t) (4.1) 
I(t) = sY(t) (4.2) 

RG] ly ok) (4.3) 

Y(t) = F(K(t), AQ) N (0) (4.4) 

xn Jn => N(t) = N(O)e™ (4.5) 

A (t) at Alt) a> A(t) = AO)e (4.6) 

L’équation (4.1) représente l’équilibre sur le marché des biens. L’équation 
(4.2) indique que l’investissement est une fraction constante de la production, s 
étant la propension a épargner. La dynamique d’accumulation du stock de capital 

est donnée par (4.3), qui montre que la variation du stock de capital au cours du 

temps? est égale a l’investissement net de la dépréciation du capital, 6 représentant 

le taux de dépréciation du stock de capital. La fonction de production est définie 

par l’équation (4.4). Elle vérifie les hypothéses suivantes : 

¢ Lorsque la quantité d’un input augmente la production s’accroit mais cet ac- 
croissement diminue au fur et a mesure que la quantité du facteur s’éléve. Au- 
trement dit, la productivité marginale des facteurs de production est positive? 
et décroissante?. 

e¢ La productivité marginale des facteurs de production décroit de +00 a 0. 

Tee ee) ete eo es a: OTS Ban, OFa 0 
Rese TSM 0 \COING)) a a area 2 een nN a 

K (t) = 40 
OF OF 
aK > 9, 9n > 9 
2p 2p OREN <0, SR <0 ’ 
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* Lorsque les facteurs de production augmentent dans une méme proportion, 

la production s’accroit de cette méme proportion. Ainsi si les quantités des 
deux facteurs sont doublées, la production est également doublée. La fonction 
de production est done 4 rendements d’échelle constants. 

F(AK, \AN) = \F(K, AN), A> 0. 

Enfin, les équations (4.5) et (4.6) indiquent que l’input travail et le progrés 
technologique augmentent respectivement aux taux exogénes n et a®. N(0) et A(0) 
définissent respectivement les valeurs initiales du niveau de l’emploi et de l’indice 
d’efficacité du travail. 

Ce modéle est dynamique. II décrit le comportement d’une économie qui 
converge vers un équilibre macroéconomique de long terme stable. En d’autre termes 
l’économie considérée retourne toujours vers son équilibre a une certaine vitesse 
lorsqu’un choc exogéne l’en éloigne. Dans ce cadre d’analyse, les concepts d’équilibre 

de long terme et de convergence sont étroitement liés. On assiste au cours du temps 
a une succession d’équilibres de court terme et la dynamique d’accumulation du 

capital donnée par l’équation (4.3) conduit l'économie 4 converger vers son équilibre 
de long terme. 

2.2 Analyse de I’équilibre de long terme du modéle 
Dans ce paragraphe, on analyse |’évolution de |’économie au cours du temps 

afin de caractériser son équilibre de long terme. Pour simplifier la présentation, les 
variables sont exprimées en unité de travail effectif. Chaque variable est donc divisée 

par la quantité AN. On note k= f le stock de capital par unité de travail effectif, 

ety = “ la production par unité de travail effectif. La fonction de production 

Y = F(K, AN) étant a rendements d’échelle constants, la fonction de production 
par unité de travail effectif s’écrit 

ae 2G ~ 
gar (aH 1) =afi( ki) (4.7) 

Les propriétés de la fonction f (k) se déduisent de celles de la fonction 

F(K, AN) : f(k) est croissante’ et concave en k°. 

En divisant par la quantité AN l’équation (4.3) et en utilisant l’équation 
(4.2) on détermine l’évolution au cours du temps du stock de capital par unité de 

travail effectif 

Kk us 1 ~ ~ 
ae = 5) — 0K 4. Tar A, oan sf(k) — 6k (4.8) 

° ON(t : OA(t 
CINE ee A) = 7a) 

af (k) 
sae 
ONY 
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Or 

SK TOA RAIN INOA) 
= 4.9 
(x)= (AN)? oa 

alin, FTI aa ee aa 
Sa Enea dy sles | ac a at, wa 

L’évolution au cours du temps du stock de capital par unité de travail effectif 
peut finalement étre décrit par l’équation (4.11) 

i sf(k) —k(a+n+6) (4.11) 

Cette équation est l’équation différentielle de base du modeéle de Solow. Le 

terme sf (k) représente l’investissement par unité de travail effectif, et le terme (a + 
n+ 6) peut s’interpréter comme le taux effectif de dépréciation du stock de capital 
par unité de travail effectif. 

La figure 4.1 donne une représentation du modeéle de Solow. La courbe 

d’investissement par unité de travail effectif s f(k) est proportionnelle a la courbe 

de production f (k). La consommation effective par téte C/AN est donnée par la 

distance entre les deux courbes. La droite d’équation k(a +n-+ 6), passant par 

Porigine, donne la dépréciation de k. La distance verticale entre les courbes sf (k (k) 

et k(a +n-+ 6) correspond a la variation du stock de capital par unité de travail 

effectif. Par exemple, une économie qui se situe au point ko, ou sf f (ko) est plus 

Sp que ko(a +n-+ 6), c’est-a-dire ot la variation instantanée de k est positive 

( 0), va voir son stock de capital k s’accroitre jusqu’au niveau de adh cs capital 

par unité de travail effectif k*. En ce point, ly = k*(a+n+6) et ie= 0. Le 
stock de capital par unité de travail effectif ne varie plus lorsqu’il a atteint le niveau 

d’équilibre k*. Ce Point d’equilibre correspond a l’état stationnaire de l'économie’. 

De la méme maniére une économie disposant a une période donnée d’un stock de 

capital par unité de travail effectif plus élevé que k* va voir son stock de capital k 

diminuer jusqu’au point d’équilibre k*. Par conséquent, quel que soit le niveau initial 
du stock de capital par unité de travail effectif, |’economie décrite par le modéle de 

Solow converge a long terme vers un équilibre stable k”*. 

Un état stationnaire correspond a une situation dans laquelle l'économie croit a un taux 

constant. Dans le modéle de Solow, cet état est atteint lorsque le stock de capital par unité 
de travail effectif ne varie plus. 

a 
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kin+a+8) 

Ue) 

sfth) 

Sp = Ako) f--------=3 

ola) => 
ko(n + a + 8) 

pe Stock de capital 

par unité de travail 

effectif 

Figure 4.1 Modéle de Solow 

Lorsque le taux d’épargne augmente, la courbe sf (k) se déplace vers le haut 
permettant au niveau d’équilibre d’augmenter. Par contre, une augmentation de la 
dépréciation du stock de capital par unité de travail effectif induit un déplacement 

vers le haut de la droite k(a +n + 6), et donc une baisse de k*. 

Au stock de capital par unité de travail effectif d’équilibre k*, correspond un 

niveau de production par unité de travail effectif y* = f( k*), un niveau d’investis- 

sement par unité de travail effectif s f( k*), et un niveau de consommation par unité 

de travail effectif correspondant a l’écart entre f( k*) et sf ( k*). 

Cet équilibre est caractérisé par un taux de croissance du stock de capital 
e e 

par unité de travail effectif nul, 7. = ke /k* =Ocar k*t= 0, mais par un taux 

de croissance positif et constant du stock de capital d’équilibre égal a a + n (ef. 

annexe | a la fin du chapitre). 

Deux résultats fondamentaux sont déduits de cette analyse du modeéle de 

Solow. D’une part, une économie, quel que soit sa situation initiale, converge a long 

terme vers un équilibre stable. D’autre part, une économie a l’équilibre est caracté- 
risée par un stock de capital K* qui croit a un taux constant égal a (a +n) somme 
du taux de croissance de progres technique et du taux de croissance de la popula- 
tion. Dans le modéle de Solow, ces deux taux sont supposés exogenes. L’économie a 
Péquilibre croit donc de maniere constante et exogene. 

2.3 Dynamique d’ajustement vers I’équilibre 
Dans cette section, on examine d’abord le processus d’ajustement de |’écono- 

mie vers son équilibre de revenu par téte et, ensuite, les conclusions du modele de 
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Solow en termes de convergence de plusieurs économies vers un équilibre stable 

identique. 

| gees V2 efe 

2.3.1 L’ajustement vers l’équilibre 
Le taux de croissance du stock de capital par unité de travail effectif se 

déduit de (4.11) 

= ae —~(atn+6) (4.12) Ve = 
2~)| =)e 

Compte tenu des hy pothéses adoptees pour la fonction de production, la 

fonction de production moyenne f(k )/k est une fonction décroissante du stock de 

capital par unité de travail effectif k et elle varie de 0 (pour eee oo) a + oo (pour 

k = 0) 

O( f(k)/k “EY EEE “Z ‘s 
( = = ie al ®| <0. «Tim Jk) =.0, -et. lim F(R) = + 0o 

Ok k? ko+oo k k0 

D’aprés (4.12), le taux de croissance du stock de capital par unité de travail 

effectif est donné par l’écart entre la fonction sf(k)/k et (a+n-+6). Cet écart est 
représenté sur la figure 4.2. 

ye> 0 

(a+n+8) 
ae 

sft) 1k 
>— all —<—__~¢ & Stock de capital 

k* rate 2 are 
par unité de travail 
effectif 

Figure 4,2 Dynamique d’ajustement vers I’équilibre 
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Le taux de croissance de k correspond a la distance entre la courbe sf ( k)/k 

et la droite de dépréciation effective (a +n 6). Si k<k alors le taux de croissance 

de k est positif et k s’accroit _Jusqu’en k*. Par contre, si k > k* alors le taux de 

croissance de k est négatif et k diminue jusqu’en k*. 

L’économie décrite par le modéle de Solow converge donc vers un équilibre 
stable et de nombreuses études empiriques cherchent & évaluer le délai de retour a 
Véquilibre lorsque, suite 4 un choc, l'économie s’en est écartée. Une estimation de 

la vitesse de convergence permet d’évaluer ce délai. Si on retient la définition de 
Barro-Sala-I-Martin (1996), la vitesse de convergence (3) vers l’équilibre est donnée 

par la dérivée du taux de croissance yz par rapport a Logk 

pee (4.13) 
OLogk 

Une valeur positive de 3 indique que l’économie converge vers son équilibre. 

2.3.2 Définition de la convergence d’un groupe d’économies : 
convergence absolue versus convergence 
conditionnelle 
La figure 4.3 montre qu’une économie avec un stock de capital par unité de 

travail effectif initial k, croit plus rapidement qu'une économie disposant d’un stock 

de capital par unité de travail effectif k, supérieur a kp. Par conséquent, les deux 

économies vont converger vers le méme équilibre caractérisé par k*. L’économie 
initialement la moins dotée en stock de capital par unité de travail effectif rattrape 

l’économie la mieux dotée. 

(a+n+8) 

sfth) 1k 

gee he FE -> Stock de capital 
ky KOOKS par unité de travail 

effectif 

Figure 4.3 Convergence absolue 
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Par contre, les deux économies représentées sur la figure 4.4 convergent vers 
deux équilibres différents, et l’6conomie initialement la plus pauvre ne croit pas plus 

rapidement que | la plus riche. L’économie dont la dotation initiale est kp converge 

vers lequilibre a tandis que l'économie avec la dotation initiale kp, converge vers 

Véquilibre ke. Les deux €conomies ne convergent pas vers le méme équilibre car leur 
taux d’éparegne est différent. 

——— + Stock de capital 

par unité de travail 

effectif 

Figure 4.4 Convergence conditionnelle 

Sur un ensemble de pays et une période longue, la convergence est absolue 

lorsqu’on observe une relation décroissante entre le taux de croissance des économies 
sur la période et leur dotation initiale, indépendamment des variables de condition- 

nement de l’équilibre c’est-a-dire, le taux d’épargne, le taux de croissance de la 

population, le taux de croissance du progrés technique et le taux de dépréciation du 

capital. Par contre, la convergence est conditionnelle lorsque cette relation décrois- 
sante est observée seulement si on prend en compte les variables de conditionnement 

de léquilibre. Lorsque la convergence est absolue, les économies convergent vers 
le méme é€quilibre a long terme. Lorsque la convergence est conditionnelle, chaque 
économie converge vers son équilibre. 

3. ANALYSE EMPIRIQUE 

Le modele de Solow permet de caractériser, d’une part, l’équilibre de long 

terme d’une économie et, d’autre part, la dynamique d’ajustement vers cet équilibre. 

On définit ainsi deux équations, la premiére correspondant a la caractérisation de 
Véquilibre, la seconde a la condition de convergence vexs cet équilibre. 
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3.1. L’équation d’équilibre 
Afin de déterminer l’équation d’équilibre, on fait ’hypothése que la fonction 

de production est de la forme Cobb-Douglas 

F(K, AN) = K*(AN)O-® (4.14) 

On en déduit la fonction de production par unité de travail effectif 

rire Kk - f(k) =F (a 1) — i (4.15) 

e 

Le stock de capital d’équilibre par unité de travail effectif ne varie pas (k= 0). 

k* est done obtenu en égalisant l’investissement par unité de travail effectif et la 
dépréciation du stock de capital par unité de travail effectif 

Pea To a0. § ae sk** =(a =n +6) k* ek -|] (4.16) 

Les niveaux de production par unité de travail effectif y* et par unité de 
travail y* = Ay*, correspondant a cet équilibre sont 

4 ¢ Vt 
a =e ) = |S 41 
y PUR") | Cans, 

et 

Bij omen Fh Lg (4.18) 
a BAO : 

En introduisant l’équation (4.6), l’écriture en logarithme de l’expression 

précédente donne 

Logy* = LogA(0) + at + E a Logs i = 7 Loan +a+6) (4.19) 
i 

Le terme A(0) représente le niveau initial d’efficacité de ’économie, c’est-a- 
dire l’efficacité avec laquelle les facteurs de production et la technologie de production 

sont utilisés pour créer de la richesse. Ce niveau n’est pas observé. Un accroissement 

de 1 % de cet indice induit un accroissement de 1 % de la production d’équilibre. Le 
ratio 7 est l’élasticité de l’output par téte par rapport au taux d’épargne. Cette 

élasticité est positive et une augmentation du taux d’épargne induit une augmen- 

tation du niveau d’équilibre de la production par tete. L’élasticité de l’output par 
téte d’équilibre par rapport au taux de dépréciation du stock de capital par unité 
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de travail effectif est égale 4 —;5,. Une augmentation de n + a + 6 conduit donc a 

une baisse de la production par téete d’équilibre. 

Si on suppose que LogA(0) = b+e ot b est une constante et ¢ une variable 

aléatoire, l’équation (4.19) s’écrit (avec t = 0 pour simplifier) 

Logy* =b+ i e Logs z Log(n+a+6)+e (4.20) 
—a —a i 

3.2 L’équation de convergence 
La seconde partie de analyse empirique a pour but de tester économétri- 

quement l’hypothese de convergence d’un groupe d’économies vers un équilibre de 

long terme stable, c’est-a-dire de tester si la vitesse de convergence est positive. 

On maintient l’hypothese d’une fonction de production Cobb-Douglas. Le 
taux de croissance du stock de capital par unité de travail effectif est alors 

Waa = Sie (ae aek 6) (420) 
a)| wpe 

et on montre qu’autour du point d’équilibre (cf. annexe 2 a la fin du chapitre) 

Vg = 6 (Logk* ~ Logk) (4.22) 

- OVE i avec 3 = cis ae (ba) (a+ n +6) 

Le taux de croissance et la vitesse de convergence de l’output par unité de 
travail effectif peuvent étre déduits de l’équation (4.22). On montre que le taux de 
croissance de l’output par unité de travail effectif est égal au taux de croissance du 
stock de capital par unité de travail effectif multiplié par la part a du capital dans 
Voutput!? ~ 

catia fle all @iking. is ar 
PLP — 6G ergy ea me ie 

A Véquilibre, le taux de croissance de la production par unité de travail 

effectif est égal a celui du stock de capital par unité de travail effectif. Il est donc nul 
Vg = Vg = 9. Le taux de croissance de output yy = yg +(a+n)(cf. annexe 1 a la 
fin du chapitre), est identique au taux de croissance du stock de capital 4 l’équilibre 

Yv* = VK* =atn. 

10 Dans le cas d’une fonction Cobb-Douglas 

(ee a ae 
i ila sali! ete 
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On montre aussi que la vitesse de convergence de loutput par unité de 
travail effectif est identique a la vitesse de convergence du stock de capital par unité 
de travail effectif 

iS OP Logk* — Logk| = B [Logy* — Logy| (4.24) 

Pour des valeurs des paramétres de a = 1/3 et (n+ a+ 6) = 0.1, la vitesse 
est d’environ 7 %. Si l'économie s’éloigne de son équilibre suite un choc, elle réduira 
lécart par rapport a l’équilibre d’environ 7 % par an. 

Les différentes analyses empiriques sur la convergence des économies cher- 
chent a déterminer si les économies convergent et 4 évaluer la vitesse de convergence. 
Pour cela, elles estiment une équation de convergence dérivée de l’équation (4.24). 

L’équation (4.24) est une équation différentielle en Log(y(t)) qui admet pour 
solution (cf. annexe 3 a la fin du chapitre) 

Log(g(t)) = (1 —e**)Log(g*) + e-**Log(G(0)) (4.25) 

D’aprés cette équation, si la vitesse de convergence est de 7 %, alors la moitié 
de l’écart initial par rapport a l’équilibre est 1corbée en 10 ans. Lorsque e~%! = 1/2, 
pour @ = 0.07, on obtient t = 10 ans. 

L’équation de convergence vers l’output par unité de travail effectif est ob- 
tenue en substituant y* par sa valeur donnée par |’équation (4.17) 

. eer 
Logg(t) — Logy(0) = —(1 — e~®*}Logy(0) + eo [Logs — Log(n+a+6)| 

(4.26) 

En termes de production par unité de travail, cette €quation devient 

Logy(t) — Logy(0) = — (1 — e-®') Logy(0)+ 
ter" 
eae [Logs — Log(n+a+6)]+ (4.27) 

—a 

(1 — e-®*) LogA(0) + at 

Cette équation décrit le processus de convergence d’une économie vers son 
équilibre macroéconomique. La variable Logy(t) — Logy(0) correspond au taux de 
croissance de l’économie entre la période 0 et t. Cette économie converge vers un 
équilibre de revenu par téte stable lorsque la vitesse de convergence ( est positive. 

Les variables de conditionnement de l’équilibre sont le taux d’épargne s et la dé- 
préciation du capital par unité de travail effectif (n + a + 6). Toutes choses égales 
par ailleurs, un accroissement du taux d’épargne induit une augmentation du taux 
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de croissance de l’output par téte et, un accroissement de la dépréciation du capital 

par unité de travail effectif provoque une réduction du taux de croissance. Dans 
ce modele théorique la semi-élasticité du taux de croissance de l’output par téte 
par rapport au taux d’épargne est identique a la semi-élasticité par rapport a la 

dépréciation du capital par unité de travail effectif au signe pres. 

Si on reprend l’hypothése que LogAop = b + ¢, l’équation (4.27) devient 

Logy(t) — Logy(0) = (1 — e~**)b — (1 — e~*) Logy(0)+ 

(ema) [Logs = Log(me- a 6)\ at -4(l— 6." \e, (4.28) 
l-a 

3.3. Analyse de la convergence 

Les données 

Les séries ont été extraites de la base de données de la Pen-World-Table!!, 

base de données macroéconomiques internationales sur la période 1950-2000. De 
cette base, sur la période 1970-2000, on extrait les séries dont les intitulés sont 

POP: Population in 000’s, 

RGDPCH : Real GDP chain per capita — constant prices, 

RGDPWOK: Real GDP chain per worker 1985 — constant prices (cette 
série correspond dans le modeéle présenté a l’output par unité de travail noté y), 

ki: Investment Share of real GDP per capita — constant prices (cette sé- 
rie permet d’obtenir le taux d’épargne s car dans le modele l’épargne est égale a 
Vinvestissement). 

La quantité de travail N a la date t est obtenue a partir des séries POP, 
RGDPCH et RGDPWOK 

RGDPOH, 
N= PO 2 ~ 

: ° *RGDPWOK, 

on déduit n, le taux de croissance annuel de la quantité de travail entre la période 
Bslet t 

Nee 
Te 1 

Enfin, le taux de croissance du progres technologique et le taux de dépré- 
ciation du capital ne sont pas connus précisément. On supposera comme le suggére 

Mankiw, Romer et Weil (1992)? que la somme de ces deux taux est égale a 0.05. 

Adresse internet : http : //pwt.econ.upenn.edu/ 
Mankiw N.G., Romer D., WeilkD.N., 1992, « A Contribution to the Empirics of Economic 

Growth », Quarterly Journal of Economics, pp. 407-437. 4 
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Les données nécessaires & lestimation des équations d’équilibre (équation 
(4.20)) et de convergence (équation (4.28)) sont présentées sous un format excel 
dans le fichier chapitre4.xls. On note 

Logy2000; (= LogRGDPW OK (2900); ) le logarithme du PIB par téte du 

pays 27 en 2000, 

Logy70; = LogRGDPW OK (io70)i) le logarithme du PIB par téte du pays 
2 en 1970, 

Logs2000; (= Logki,2000)i) le logarithme du taux d’investissement du pays 
2 en 2000, supposé égal au taux d’épargne dans le modeéle, 

Logn2000; (= Log(n + a+ &)(2000):) le logarithme de la somme du taux de 
croissance de population en 2000, du taux de croissance du progrés technologique et 
du taux de dépréciation du stock de capital (avec (a + 6) = 0.05), 

Logs; (= Logki;) le logarithme du taux d’épargne national annuel moyen 
sur la période 1970-2000, 

Logn; (= Log(m + a+4)) le logarithme de la somme du taux de croissance 
annuel moyen de la quantité de travail sur la période 1970-2000 et de (a + 6). 

Les pays concernés par |’étude empirique sont les pays de l’OCDE, dans 
lordre du fichier de données: Australie, Autriche, Belgique, Canada, Suisse, Dane- 

mark, Espagne, Finlande, France, Grande-Bretagne, Allemagne, Gréce, Hongrie, Ir- 
lande, Islande, Italie, Japon, République de Corée, Luxembourg, Mexique, Nouvelle 
Zélande, Pologne, Portugal, Suéde, Turquie, USA. Le fichier de données regroupe 
un ensemble de pays plus large que celui des pays de UE afin d’avoir un échantillon 

de données plus vaste et de pouvoir tester /homogénéité du comportement des pays 
de |’UE au sein des pays de OCDE. 

Probléme 4.1 
Estimation de |’équation d’équilibre 

1. Estimer avec la méthode des MCO l’équation d’équilibre 

Logy2000; = (1 + G2Logs2000; + 33Logn2000; + € (ales 

Commenter d’un point de vue statistique les résultats, donner une mesure 
de la qualité de l’ajustement et tester la significativité des coefficients et la 
significativité globale de la régression. 

2. Dans le modéle théorique (équation (4.20)) G2 = —(3. Tester cette hypothése 
et commenter les résultats. 

3. Dans le cadre du modéle (4.20), préciser 4 quelle condition Vestimateur des 
MCO est convergent. 

Probleme 4.2 
Test de I’hypothése de convergence 

1. Calculer le taux de croissance de l’output par téte entre 1970 et 2000 noté 
DLogy (= Logy2000 — Logy70) pour chaque pays et représenter graphique- 
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a) 

a) 

b) 

c) 

ment celui-ci en fonction du logarithme de son niveau initial (Logy7o). Esti- 
mer l’équation de convergence suivante avec la méthode des MCO 

DLogy; = B: + P2Logyzoi + €: 
Commenter les résultats d’un point de vue statistique (tests de significativité, 

qualité d’ajustement, ...). 

Calculer la série des valeurs prédites de la variable DLogy, on la note DLogyp. 

Le graphique réalisé dans la question précédente fait apparaitre que le modéle 

sous-évalue le taux de croissance du PIB par téte notamment pour 4 pays: 

Suisse, Mexique, Nouvelle Zélande et Turquie et surévalue le taux de crois- 

sance du PIB par téte pour 3 pays: Irlande, République de Corée et Luxem- 

bourg. Afin d’améliorer la qualité de l’ajustement, on crée une variable in- 
dicatrice notée DUMS qui prend la valeur 1 pour les 4 pays dont le PIB par 
téte est sous-évalué (0 sinon) et une variable indicatrice DUMD, qui prend la 
valeur 1 pour les 3 pays dont le PIB par téte est surévalué (0 sinon). Estimer 
Péquation de convergence augmentée de ces variables 

DLogy; = 21 + GaLogy70; + G3DUMS + B4DUMD +; 

Commenter les résultats et indiquer leur interprétation économique. 

Estimer l’équation de convergence conditionnelle dérivée du modele théorique 

DLogy; = Pi + BeLogy70:i + G3Logs; + BaLogn; + €; 

Tester Vhypotheése Ho : 33 + 34 = 0 contre l’hypothése Hy, : 33 + 34 4 0. Sous 

Vhypothese Hp, déterminer la vitesse de convergence et la part du capital 
dans l’output. 

Effectuer le test de modéle emboité avec pour hypothése nulle 33 = G4 = 0. 
Il s’agit d’un test de deux contraintes, sous ’hypothése nulle on retrouve 
Véquation estimée dans la question 1 du probléme 4.2. 

Estimer |’équation de convergence conditionnelle augmentée des variables in- 
dicatrices DU MS et DUMD 

DLogy;, =21 + B2Logy7oi + P3Logs; + B4Logn; ‘ 

+ 6;DUMS + 6,DUMD a Gj 

Tester ’hypotheése nulle (3 + 34 = 0 et calculer la vitesse de convergence et la 

part du capital dans l’output. Interpréter d’un point de vue économique les 
résultats. 

Calculer la série des valeurs prédites de la variable DLogy, on la note 
DLogypdum puis représenter graphiquement les séries DLogy, DLogyp, 
DLogypdum. Commenter le graphique. 

Calculer la valeur prédite du taux de croissance du PIB par téte d’un pays 
dont 

Logy70 = 10, Logs = 3.15,logn = —2.85, DMUS =0 et DUMD =0 

et donner un intervalle de confiance pour cette prédiction. 
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d) Répondre a la question précédente lorsque 

Logy70 = 10, Logs = 3.15, logn = —2.85, DMUS = 1 et DUMD=0 

Probleme 4.3 

Analyse du processus de convergence avec introduction d’effets 
spécifiques a |’UE 

On suppose dans l’estimation du probléme 4.2 que tous les pays de OCDE ont 
un comportement homogene. Afin de tester si le comportement des pays de ?UE 
est identique au comportement des autres pays de l'OCDE, on peut introduire une 
variable indicatrice pour les pays de UE. On se propose alors d’estimer le modéle 

DLogy; = 21 + B2Logyzoi + B3Logs; + B4Logn; + B5Dumeu; 

+ Bg (Dumeu; x Logy7o;) + Bb; DUMS + BgDUMD + «; 

ou la variable indicatrice Dumeu prend la valeur 1 pour les pays de l’UE, 0 pour les 
autres pays. 

1. Estimer le modéle précédent avec la méthode des MCO et tester &4 nouveau 
Vhypothese Ho : G3 + G4 = 0 contre ’hypothése Hy, : 33 + J, #0. 

2.  Interpréter les résultats d’un point de vue économique. 

4. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probléme 4.1 
Estimation de |’équation d’équilibre 

1. Les résultats d’estimation du modeéle avec des données en coupe transversale 

sur les 28 pays sont présentés dans le tableau 4.1. 

Le tableau 4.1 suggere plusieurs commentaires 

¢ La qualité de l’ajustement est mauvaise car le coefficient de détermination est 
égal a 0.005367. Seulement 0.5 % de la variation du logarithme du PIB par 
téte est expliquée par le modele. 

¢ Le test de Fisher de significativité de la régression indique que l’hypothése 
de nullité de tous les coefficients, sauf celui de la constante, n’est pas refusée 

car la statistique de Fisher calculée (F' = 0.0675) est plus faible que la valeur 

tabulée F'(2,25) = 3.39 pour un seuil de risque égal 4 5 %. Autrement dit, le 
niveau de significativité du test (égal a 93 %) est supérieur a 5 %. 

¢ Les tests de significativité des coefficients indiquent que les coefficients des 
variables Logs2000 et Logn2000 ne sont pas significativement différents de 0 
pour un seuil de 5 % (le niveau de significativité des tests est respectivement 

égal a 84 % et 75 %). 
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Tableau 4.1 Estimation de l’équation d’équilibre par les MCO 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable LOGY 2000 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 25 

Centered R**2 0.005367 R Bar **2 — 0.074203 

Uncentered R**2 0.998800 WS RD 27.966 

Mean of Dependent Variable 10.679621404 

Std Error of Dependent Variable 0.378013552 

Standard Error of Estimate 0.391787523 

Sum of Squared Residuals 3.8374365808 

Regression F(2,25) 0.0675 

Significance Level of F 0.93494022 

Durbin- Watson Statistic 2.412485 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

il. Constant 9.639385662 3.009782623 3.20269 0.00369159 

2. LOGS2000 0.136460807 0.708884667 0.19250 0.84890521 

3, LOGN2000 — 0.211761450 0.660281816 — 0.32071 0.75109286 

2. Le tableau 4.2 présente les résultats du modéle estimé avec la contrainte 

B2.= —B3. 
Tableau 4.2 Estimation de l’équation d’équilibre sous contrainte 

Linear Model — Estimation by Restricted Regression 

Dependent Variable LOGY 2000 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 26 

Genteredik = 22 0.005116 R Bar **2 — 0.033148 

Uncentered R**2 0.998800 Wig Roe 27.966 

Mean of Dependent Variable 10.679621404 

Std Error of Dependent Variable —0.378013552 

Standard Error of Estimate 0.384227750 

Sum of Squared Residuals 3.8384050567 S 

Regression F(1,26) 0.1337 

Significance Level of F 0.71757535 

Durbin-Watson Statistic 2.424372 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

il Constant 9.609238547 2.928144989 3.28168 0.00294016 

De LOGS2000 0.176899026 0.483777093 0.36566 OVS 7535 

3) LOGN2000 — 0.176899026 0.483777093 — 0.36566 0.71757535 

L’application du test de Fisher conduit a ne pas rejeter la contrainte d’égalité 
en valeur absolue des coefficients des variables Logs2000 et Logn2000 car le 
niveau de significativité du test est égal a 93 %. 

Fon) = 
(3.8384050567 — 3.8374365808) /1 

3.8374365808/25  * 
= 0.00631 
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Le signe des coefficients correspond au signe attendu. Lorsque le taux d’épar- 
gene augmente de 1 %, le revenu par téte d’équilibre s’accroit de 17 %. De 
meme, lorsque le taux de croissance de la population augmenté du taux de 

croissance du progres technique et du taux de dépréciation du stock de capital 
s’accroit de 1 %, le revenu par téte d’équilibre baisse de 17 %. Cependant, d’un 

point de vue statistique, les résultats ne sont pas satisfaisants. Le coefficient 

de détermination est trés faible (0.005). Le test de significativité globale 
de la régression conduit 4 accepter l’hypothése nulle selon laquelle tous les 

coefficients (sauf celui de la constante) sont nuls, le niveau de significativité 
du test est de 71 %. 

Les données ne valident donc pas le modéle théorique présenté. 

3.  Lvestimateur des MCO utilisé précédemment est convergent sous l’hypothése 
que les variables taux d’épargne, taux de croissance de la population sont indé- 
pendantes de l’aléa. Cette hypothese d’indépendance, et donc d’exogéneéité, 
peut étre remise en question car l’aléa correspond a des facteurs individuels, 
tel que le niveau de technologie, qui déplacent la fonction de production et 

peuvent affecter le taux d’épargne ou le taux de croissance de la population. 

Plus généralement, la question de la propriété de convergence de l’estimateur des 
MCO se pose lorsque, des variables explicatives supposées exogénes sont en réalité 
endogénes et par conséquent, non indépendantes des aléas du modeéle (cf. chapitre 6, 
Les hypothéses du modéle de régression linéai.~ multiple). 

Probléme 4.2 

Test de I’hypothése de —convergence 

1. La figure 4.5 représente les taux de croissance de output par unité de travail 
entre 1970 et 2000 des pays en fonction du niveau du logarithme de loutput 

par unité de travail en 1970.’ 

Logy2000-Logy70 

Logy70 

Figure 4.5 Taux de croissance de l’output par unité de travail effectif entre 1970-2000 
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Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable DLOGY 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 26 

Centered R**2 0.470653 ReB an 22, 0.450294 

Uncentered R**2 0.888694 HeseReaeD 24.883 

Mean of Dependent Variable 0.6236045 109 

Std Error of Dependent Variable 0.3276852363 

Standard Error of Estimate 0.2429530067 

Sum of Squared Residuals 1.5346802498 

Regression F(1,26) OSes 

Significance Level of F 0.00005578 

Durbin- Watson Statistic 1.990376 

La figure 4.5 met en évidence un processus de convergence des pays de 
VOCDE. Indépendamment des variables de conditionnement de |’équilibre, 

c’est-a-dire Logs et Logn, on observe en effet que les pays « les plus pau- 
vres » en 1970 ont eu une croissance entre 1970 et 2000 plus forte que les pays 

les plus riches. 7 pays parmi les 25 sont éloignés de la droite de régression 
de Véchantillon : Suisse, Irlande, République de Corée, Luxembourg, Mexi- 
que, Nouvelle-Zélande et Mexique. Le taux de croissance du PIB par téte 
est. sous-évalué notamment pour la Suisse, le Mexique, la Nouvelle Zélande 

et la Turquie et il est surévalué pour l’Irlande, la République de Corée et le 
Luxembourg. 

L’équation de la droite de régression représentée sur le graphique est donnée 
dans le tableau 4.3. 

Tableau 4.3 Test de convergence absolue 

T-Stat Variable Coeff Std Error 

0.0000093 1 

0.00005578 

Constant 4.986482002 0.908576118 5.48824 

LOGY70 — 0.433857415 0.090236053 — 4.80803 

La variable DLogy représente le taux de croissance de la production par téte 
entre 1970 et 2000, 47 % de la variation de ce taux est expliquée par le modeéle. 
Les tests de significativité globale de la régression et de significativité du 
coefficient de Logy70 sont identiques car le modele estimé est un modéle de 
régression simple. Le niveau de significativé du test est égal 4 0.00005, il est 

inférieur 4 5 % donc on rejette l’hypothése nulle selon laquelle le coefficient 
de la variable Logy70 est égal a 0. 

La pente de la droite de régression est égale 4 -0.433, la vitesse de convergence 
peut alors étre calculée de la maniére suivante 

Log(1 — 0.433) 

3l 
[-(1- en) = =01433<=8 = = 1.83 % 

En cas de choc, l’économie retourne vers son équilibre a une vitesse de 1.83 % 
par an. Ainsi, la moitié de l’écart a léquilibre en cas de choc est rattrapé en 
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37 ans environ 

eA Ra a 1 —0.0183t 

E 9 —.0183 

L’analyse graphique et statistique indique qu’il y a convergence des pays. 

2. Lorsqu’on introduit dans l’équation de convergence les variables indicatrices 
DUMS et DUMD, la qualité de Vajustement s’améliore. Le coefficient de 
détermination ajusté passe de 45 % 4 94 % (Tableau 4.4). Le test de significa- 
tivité globale de la régression conduit a rejeter l’hypothése nulle selon laquelle 
tous les coefficients (sauf celui de la constante) sont nuls. Chaque coefficient 
est significativement non nul d’aprés le test de significativité des parameéetres. 

Tableau 4.4 Test de convergence lorsque le modéle comporte des variables indicatrices 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable DLOGY 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 24 

Centered R**2 0.949610 R Bar **2 0.943311 

Uncentered R**2 0.989404 OR sa2 Zils O38: 

Mean of Dependent Variable 0.6236045 109 

Std Error of Dependent Variable —0.3276852363 

Standard Error of Estimate 0.0780199601 

Sum of Squared Residuals 0.1460907403 

Regression F(3,24) 150.7614 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 2.123746 

Variable Coeff Std Error 

ite Constant 4.502777607 0.298986852 15.06012 0.00000000 

Zz LOGY70 — 0.386212449 0.029541295 — 13.07365 0.00000000 

3h DUMS — 0.369408344 0.042673889 — 8.65654 0.00000001 

4. DUMD 0.535345378 0.049043 147 10.91580 0.00000000 

L’hypothése de convergence est retenue car le signe du coefficient de la variable 
Logy70 est négatif. La vitesse de convergence est égale a 

Log(1 — 0.386) 
Sloe 

ol “ 
P(e ?*)] = 0.386 —>.8 = 

et la moitié de V’écart 4 l’équilibre en cas de choc est rattrapé en 44 ans 

Log(t/2) _ 4, e 00157 _ = 
W019" 

re 5 = 
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D’apres les résultats, pour les 28 pays sauf la Suisse, l’Irlande, la République 

de Corée, le Luxembourg, le Mexique, la Nouvelle-Zélande et le Mexique 

Dlog y = 4.502 — 0.386Logy7o 

pour la Suisse, le Mexique, la Nouvelle Zélande et la Turquie 

Dog y = (4.502 — 0.369) — 0.386Logyzo 

et pour l’Irlande, la République de Corée et le Luxembourg 

Dog y = (4.502 + 0.535) — 0.386 Logyro 

3. Tests de convergence conditionnelle 

a) Les résultats d’estimations de l’équation de convergence conditionnelle du 
modeéle théorique sont présentés dans le tableau 4.5. 

Tableau 4.5 Test de convergence conditionnelle 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable DLOGY 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 24 

CenterediIR+=2 0.543958 ReBar a2 0.486953 

Uncentered R**2 0.904108 We Ree DOS ls 

Mean of Dependent Variable 0.6236045 109 

Std Error of Dependent Variable —0.3276852363 

Standard Error of Estimate 0.2347120717 

Sum of Squared Residuals 1.3221541589 

Regression F(3,24) 9.5423 

Significance Level of F 0.00024803 

Durbin-Watson Statistic OST 995 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

il. Constant 2.701752283 1.585881779 1.70363 0.10136704 

2. LOGY70 — 0.431318391 0.088713620 — 4.86192 0.00005901 

3. LOGS 0.470355898 0.274606948 1.71283 0.09963500 

4. LOGN — 0.277409400 0.344156601 — 0.80606 0.42812576 

F(1,24) = 0.17680 with Significance Level 0.67787652 

Le modeéle explique 54 % des variations du taux de croissance des pays entre 

1970-2000. Le coefficient de la variable Logy70 est significativement différent 
de 0 et les coefficients des variables Logs et Logn sont significativement égaux 
a 0. 

Cependant, le test d’égalité en valeur absolue des coefficients des variables 
Logs et Logn est accepté car le niveau de significativité du test est égal a 
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67 % et done supérieur 4 5 %. De maniére équivalente, on peut dire que la 
statistique de Fisher calculée égale a 0.17 est inférieure 4 la valeur tabulée 
du Fisher égale a 4.26 pour un seuil de risque de 5 %. Par conséquent, les 
résultats du modéle contraint (tableau 4.6) vont étre analysés car l’estimateur 
des MCO sous contrainte est non biaisé lorsque la contrainte est vraie, et 

posséde une variance plus faible que les estimateurs du modéle non contraint 
(cf. chapitre 3, Le modeéle de régression linéaire multiple). Le tableau 4.6 
donne les résultats d’estimation lorsque la contrainte sur les coefficients, 33 + 

G4 = 0, est imposée. 

Tableau 4.6 Estimation de I’équation théorique de convergence conditionnelle 

Linear Model — Estimation by Restricted Regression 

Dependent Variable DLOGY | 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom Ds 

Centered R**2 0.540599 RBar se2 0.503847 

Uncentered R**2 0.903401 R222 25.295 

Mean of Dependent Variable 0.6236045 109 

Std Error of Dependent Variable 0.3276852363 

Standard Error of Estimate 0.2308154396 

Sum of Squared Residuals 1.3318941791 

Regression F(2,25) 14.7093 

Significance Level of F 0.00005990 

Durbin-Watson Statistic 1.933485 

Variable Coeff Std Error T-Stat 

Constant 2.549477152 1.518346134 1.67911 0.10558706 

LOGY70 _ 0.424699396 0.085856411 — 4.94662 0.00004279 

LOGS 0.393599693 0.201743963 1.95099 0.06235183 

LOGN — 0.393599693 0.201743963 — 1.95099 0.06235183 

Vitesse annuelle 0.01783 

Part du capital 0.48100 

Le modeéle explique 54 % de la variation du taux de croissance du PIB par 
unité de travail des pays entre 1970-2000. Le coefficient du logarithme du 
PIB par unité de travail en 1970 est significativement différent de 0 au seuil 
de 5 %. Le niveau de significativité du test de Student s’éléve a 6.2 % pour les 
variables Logs et Logn, Vhypothese nulle n’est pas acceptée seulement pour 
un risque a de 10 %. Le signe du coefficient de Logs et Logn est conforme 
au résultat attendu. La vitesse de convergence des économies est égale a 
1.7 % }3 par an et la part du capital dans le revenu a 0.48'*. Cette valeur 

peut apparaitre élevée car on estime usuellement que cette part est de 30 % 

environ. 

Log(1—0.393) _ 
See =e Me 13 B= 

—3T a a 0. oa O92) 14 (1 —e- 97) 2 = 0.39 <> 7% = FB = 0.92 > A= peg = 0.48 
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b) Le test de modéle emboité proposé teste l’hypothése nulle selon laquelle les 

coefficients des variables Logs et Logn sont simultanément nuls. Les résul- 
tats d’estimation du modeéle sans les deux contraintes sont présentés dans le 
tableau 4.5 (la somme des carrés des résidus est égale a 1.3221541589) et ceux 
du modéle avec les deux contraintes dans le tableau 4.3 (la somme des carrés 
des résidus est égale a 1.5346802498). La statistique de Fisher, distribuée 
selon un F'(2,24), est égale a 1.92 

(1.5346802498 — 1.3221541589) /2 
1.3221541589/24 

et le niveau de significativité du test est de 16 %. Par conséquent, l’hypothése 
nulle n’est pas rejetée. Selon ce résultat, les variables logs et logn ne seraient 
pas des variables de conditionnement de l’équilibre. 

LP Sons = Oy 

4. ‘Test de convergence conditionelle lorsque les variables DUMS et DUMD sont 
prises en compte. 

a) Seuls les résultats de l’estimation du modeéle sous la contrainte 33+34 = 0 sont 

analysés (tableau 4.6) car le test de contrainte de Fisher conduit 4 accepter 
cette hypothése avec un niveau de significativité de 93 %. 96 % des variations 
du taux de croissance du PIB par téte sont expliquées par le modeéle. Le test 
de significativité globale ne retient pas l’hypothése nulle, de méme les tests 
de significativité des paramétres rejettent l’hypothese nulle. 

Tableau 4.7 Equation de convergence conditionnelle augmentée des variables indicatrices 

F(1,22) = 0.00698 with Significance Level 0.93418316 

Linear Model — Estimation by Restricted Regression 

Dependent Variable DLOGY 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 23 

Centered R**2 0.960218 R Bapse2 0.953299 

Uncentered R**2 0.991635 xa) 27.766 

Mean of Dependent Variable 0.6236045 109 

Std Error of Dependent Variable —0.3276852363 

Standard Error of Estimate 0.0708 139206 

Sum of Squared Residuals 0.1153360610 “4 

Regression F(4,23) 138.7874 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 1.853470 

Variable Std Error 

Il. Constant 3.306382886 0.554101875 5.96710 0.00000439 

2) LOGY70 =). 377715613 0.02703 1443 — 13.97319 0.00000000 

ay LOGS 0.184577509 0.07453 1836 2.47649 0.02105619 

4. LOGN — 0.184577509 0.07453 1836 — 2.47649 0.02105619 

5! DUMS — 0.305585074 0.046522913 — 6.56849 0.00000106 

6. | DUMD 0.555811766 0.045274112 12.27659 0.00000000 

Vitesse annuelle 0.01530 

Part du capital 0.32826 . 
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b) 

La vitesse de convergence est estimée a 1.5 % et la part du capital a 30 %. 
Lorsque le taux d’épargne augmente de 1 % (ou lorsque le taux de croissance 
de la population augmenté du taux de croissance du progrés technique et du 
taux de dépréciation du stock de capital décroit de 1 %), le taux de croissance 
du PIB par tete augmente de 0,18 points de pourcentage. 

D’apres les résultats, pour les 28 pays, sauf la Suisse, l’Irlande, la République 
de Corée, le Luxembourg, le Mexique, la Nouvelle-Zélande et le Mexique 

Dlog y = 3.306 — 0.377Logy7o + 0.184Logs — 0.184Logn 

pour la Suisse, le Mexique, la Nouvelle Zélande et la Turquie 

Diog y = (3.306 — 0,305) — 0.377 Logy70 + 0.184L0gs — 0.184L0gn 

et pour l’Irlande, la République de Corée et le Luxembourg 

Dog y = (3.306 + 0.555) — 0.377Logy79 + 0.184Logs — 0.184Logn 

La figure 4.6 représente la valeur observée du taux de croissance du PIB par 
téte (Dlogy), la valeur prédite a partir de l’équation dont les résultats sont 

présentés dans le tableau 4.3 (Dlogyp) ~+ la valeur prédite a partir de l’équa- 
tion dont les résultats sont présentés dans le tableau 4.7 (Dlogypdum). 

--@- DLOGYPDUM 

-- DLOGYP 

—k— DEOGY 

Figure 4.6 Comparaison des valeurs observées et estimées du taux de croissance du PIB/téte 

La figure 4.6 montre que le modéle comportant les variables de condition- 
nement de l’équilibre et les variables indicatrices DU MS et DUMD retrace 
beaucoup mieux le taux de croissance du PIB par téte des pays. 
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c) 

dq) 

La valeur prédite du taux de croissance du PIB par téte lorsque 

Logy7o = 10, Logs = 3.15, logn = —2.85, DMUS =0 et DUMD=0 

est notée DLogyl. Cette valeur est égale a 0.63 

DLogy1 = 3.306 — 0.377 x 10 + 0.184 x 3.15< 0.184 x (—2.85) = 0.63 

et l’intervalle de confiance est donné par 

[0.63 + 0.072 x 2.069] = [0.48 ; 0.78] 

ou 0.072 est la valeur de l’écart type estimé de l’erreur de prévision et 2.069 
la valeur tabulée de Student pour un seuil de risque égal 4 5 % et un de- 
geré de liberté correspondant au nombre d’observations moins le nombre de 

parameétres estimés. 

La valeur prédite taux de croissance du PIB par tete lorsque 

Logy7o = 10, Logs = 3.15, logn = —2.85, DMUS=1e DUMD=0 

est notée DLogy2. Cette valeur est égale a 0.33 

DLogy2 = (3.306 — 0.305) — 0.377 x 10 + 0.184 x 3.15 — 0.184 x (—2.85) = 0.33 

et lV’intervalle de confiance 

(0.33 + 0.082 x 2.069] = [0.16 ; 0.50] 

ou 0.082 est la valeur de l’écart type estimé de l’erreur de prévision. 

Probléme 4.3 
Analyse du processus de convergence avec introduction d’effets 
spécifiques aux pays de |’UE 

Dans l’analyse précédente, on suppose que les pays de UE ont le méme com- 
portement que les autres pays de l’échantillon. Afin de distinguer les pays 
de ?UE, on construit une variable indicatrice dumeu qui prend la valeur 1 
lorsque le pays appartient a ?UE, 0 sinon. Les résultats d’estimation sont 
présentés dans le tableau 4.8. Les résultats de modele contraint sont pré- 

sentés car le test de contraintes de Fisher conduit a retenir ’hypothese nulle 
33 + Ba = 0. Le niveau de significativité du test est égal a 57 %. 

4 
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Tableau 4.8 Equation de convergence avec des effets spécifiques aux pays de IUE 

Linear Model — Estimation by Restricted Regression 

Dependent Variable DLOGY 

Usable Observations 28 Degrees of Freedom 21 

Centered R**2 0.962581 R Bar **2 0.951890 

Uncentered R**2 0.992132 Dolo) 27.780 

Mean of Dependent Variable 0.6236045 109 

Std Error of Dependent Variable 0.3276852363 

Standard Error of Estimate 0.0718747433 

Sum of Squared Residuals 0.1084855533 

Regression F(6,21) 90.0349 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic OPI 22 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

1. | Constant 3.146234375 | 0.585559917 5.37304 | 0.00002498 

2a WOGYTO — 0.360425542 | 0.031338821 | — 11.50093 | 0.00000000 

3, | LOGS 0.185275152 | 0.076165542 2.43253 | 0.02402167 

4. | LOGN —0.185275152 | 0.076165542 — 2.43253 | 0.02402167 

5. | DUMEU 0.660765900 | 0.874621002 0.75549 | 0.45834676 

6. | DUMEULOGY70 | —0.067735050 | 0.0860.0871 — 0.78710 | 0.44001877 

7. | DUMS — 0.322308330 | 0.051660153 — 6.23901 | 0.00000345 

8. | DUMD 0.563432919 | 0.046441606 12.13207 | 0.00000000 

2. L’estimation de ce modele permet de distinguer le comportement des pays de 
VUE. La vitesse de convergence et la part du capital estimées peuvent étre 

distinguées pour les pays de |’UE et les autres pays. 

Pour les pays de !UE 

Log(1 — 0.360 — 0.067) 
31 B= = 118% 

(1 —e 97) —— = 0.18 => @ = 0.30 
Xo" 

Pour les autres pays 

Log(1 — 0.360) 
= 154 

dl igi 
B= 

ea RE (1-e-P7) - LS <= = a4 

Cependant, les tests de significativité des parametres indiquent que les varia- 
bles Dumeu et Dumeu; x Logy7o; ont des coefficients significativement nuls. 

Ce résultat implique qu’il n’est pas nécessaire de distinguer le comportement 

des pays de UE. 
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5. ANNEXES 

5.1 Annexe 1 : Calcul du taux de croissance du stock 
de capital a |’équilibre 

K* =k* AN. En divisant l’équation (4.10) par k on obtient 

(a+n) (4.29) 

Or k= a donc, yx le taux de croissance de la variable de stock de capital 

K s’écrit 

= ¥z¢ + (a ale n) (4.30) 
K 

YK = Te 

et. a l’équilibre yx. = (a+) car yp, ~= 0. 

5.2 Annexe 2: Détermination du taux de croissance 
du stock de capital par unité de travail effectif 
autour de I’équilibre 
L’expression 

a )| a)e 

Vg = = sk*-! — (a+n+6) 

est €quivalente a l’expression ~ 

Ap ge(%-HLog(k) _ (a+n+6) 

Pour évaluer la vitesse de convergence ( donnée par |’équation (4.13), l’équa- 
tion précédente est log-linéarisée au point d’équilibre. La linéarisation de la fonction 

f(Logx) par rapport a Logaz, évaluée au point x*, c’est-a-dire la log-linéarisation, 
s’écrit 

Of (Log(x)) (f (Log()) ~ f(Log(e*))) = [PREPS |_ eae) - Lo(e") 
. 
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D’ot: 

= (s(a — Hegees | (Logk = Logk*) 

Ve = s(a — LR (Logk = Logk* ) 

et 

D’aprés (4.16) k* = 5] i 
a+n+6 

Donec 

Ss l-—a eal ee p= ot) ety] (tk to) Vg = s(a ieeesd ogk — Logk 

=(a—1)(a+n+6) (Logk - Logk* ) 

La vitesse de convergence est égale a 

OY; 
B DLog(h) (l—a)(a+n+6) 

et le taux de croissance du stock de capital par unité de travail effectif autour de 
Véquilibre est égal a 

= p (Logk* aa Logk) 

5.3 Annexe 3: Solution de |’équation différentielle de taux 
de croissance de |’output par unité de travail effectif 
L’intégration de l’équation différentielle (4.24) s’effectue de la maniére 

suivante 

[pata f boa ar = fo [Loa(G") — LoaGte)) a 

En regroupant les termes contenant y et en multipliant tous les termes par 

le facteur d’intégration e?*, on obtient 

[eo Loui (:)) + Btog( a) a= | & (abog(@)\ at 
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Pour résoudre cette équation, on utilise le fait que 

d (e*' Log (u(t))) 
Ot 

= e% ele: (t)) + BLog(y(t)) 

La solution de l’équation différentielle est donc 

e Log (y(t)) = e* Log(y*) + ¢ => Log (Gt) = Log(g*) + ce“** 

avec c = Log(y(0)) — Log(y*) 

La solution est finalement donnée par 

Log(i(t)) = (1 — e~**)Log(y*) + e-** Log(G(0)) 
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1. INTRODUCTION 

La politique monétaire offre aujourd’hui toutes les apparences d’une belle et 
plutot rare unanimité au sein de la communauté économique. En effet, la théorie 
économique et les autorités monétaires semblent désormais s’accorder pour concevoir 
et mettre en ceuvre une meme politique monétaire, définie en tant que régle active 

centrée sur un objectif d’inflation (« inflation targeting »). Les régles monétaires 
actives s’opposent a la fois aux politiques discrétionnaires (agissant au coup par 

coup) et aux régles passives a la Friedman visant une croissance stable de la masse 
monétaire. Elles apparaissent comme la solution la plus efficace pour une banque 

centrale cherchant a stabiliser l’inflation 4 un niveau cible et a limiter les fluctuations 
macroéconomiques. 

La regle de Taylor proposée par J.B. Taylor dans un article de 1993 est 
la référence centrale de ces régles monétaires actives et l’expression de ces concep- 

tions communes. Elle se présente comme une relation linéaire simple entre le taux 

d’intérét a court terme, l’instrument de la politique monétaire, et quelques variables 
d’inflation et d’activité, dont l’écart entre l’inflation courante et l’objectif d’inflation 
des autorités monétaires. Formellement, ce n’est donc ni plus ni moins qu’une forme 

particuliere de fonction de réaction de banque centrale, qui est depuis le milieu des 

années 1980 un instrument bien connu des économeétres et modélisateurs pour en- 
dogénéiser les taux d’intérét a court terme, dans un contexte généralisé de régulation 
monétaire par les taux. 

Le succes de la regle de Taylor, outre le fait, comme on le verra, qu’elle 
synthétise assez bien a un instant donné du temps les positions de la théorie macro- 

économique sur la monnaie et la politique monétaire, tient a ce que ses propriétés 
de stabilisation macroéconomiques ont été identifiées par le biais de simulations 
sur l’économie américaine et que de surcroit elle correspond bien empiriquement 

au comportement historique de la réserve fédérale américaine (la FED). Des arti- 
cles ultérieurs comme celui de Golman Sachs de 1996, montrant que la régle de 

Taylor permettait aussi d’expliquer au moins sur certaines périodes le comporte- 
ment d’autres banques centrales, comme la banque du Japon (la BOJ) et certaines 

banques centrales européennes, ont achevé de populariser ce modele et notamment 

parmi les économistes de banques et d’instituts de conjoncture chargés de décrypter 
et d’anticiper les comportements de banques centrales. 

Ce chapitre propose de réexaminer l’histoire de la politique monétaire eu- 
ropéenne, avant le basculement dans l’euro, par référence a la regle de Taylor. La 

question est donc de savoir dans quelle mesure les différents pays européens ont 
pu, malgré les contraintes spécifiques du SME et de la construction progressive de 

V?UEM, se conformer en matiére de politique monétaire a la regle normative pro- 
posée par Taylor. On y trouvera donc potentiellement aussi des enseignements pour 
comprendre et interpréter les comportements actuels et futurs de la nouvelle Banque 
Centrale Européenne (BCE). 

Les évaluations économétriques s’inscrivent dans le cadre du modele linéaire 
et de l’estimateur des MCO. L’accent est porté ici sur les différentes méthodes 

d’analyse de la stabilité d’un modeéle (estimation par sous-périodes, test du CUSUM 
a partir de résidus récursifs, régressions glissantes). En outre le filtre de Hodrick 
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et Prescott est présenté comme méthode de décomposition d’une série économique 
entre cycle et tendance. On propose ensuite une application aux séries de PIB afin 
de calculer certaines variables d’intérét de la regle comme le PIB potentiel et la 
croissance potentielle. 

Le chapitre est organisé de la maniére suivante. La section 2 présente la 

notion de régle monétaire en général et la régle de Taylor en particulier. La section 3 
est consacrée aux évaluations empiriques. 

2. REGLES MONETAIRES ET REGLE DE TAYLOR 

2.1. Régles monétaires actives 
La littérature théorique sur les régles monétaires est foisonnante et il n’est 

pas garanti que les concepts utilisés aujourd’hui soient compléetement affinés et défi- 
nitifs. Le consensus actuel en faveur des régles monétaires s’est construit progressi- 
vement au cours des trentes derniéres années. Nous rappelons ici les éléments et les 

références incontournables de ce débat théorique. 

Deux notions sont au coeur du débat : la neutralité de la monnaie et l’absence 

de crédibilité ou biais inflationniste des politiques monétaires discrétionnaires. 

La neutralité de la monnaie est une idée ancienne des classiques. Elle a 
été réaffirmée avec force dans les années 1970 et 1980 par l’école des anticipations 
rationnelles (les nouveaux classiques) et les théoriciens des cycles réels. Les écono- 
mistes considérent aujourd’hui que si la monnaie n’est pas completement neutre a 
court terme en raison de certaines imperfections (erreurs d’anticipation, rigidité...), 
elle l’est en revanche a long terme conformément aux preuves empiriques apportées 
par l’école des cycles réels. Dés lors la politique monétaire doit logiquement se con- 
centrer sur l’ancrage nominal de |’économie, par exemple en définissant un objectif 
(inflation maximal (inflation targeting). La logique de soutien a l’activité devient 
secondaire et doit etre entendue comme une possibilité de stabilisation, cyclique ou 
de court terme. 

Les travaux de Barro et Gordon (1983)! ont montré que dans un régime 
de politique discrétionnaire (agissant au coup par coup), les autorités monétaires 

sont toujours soupconnées par les agents privés de vouloir faire de V’inflation sur- 
prise pour stimuler l’activité. Elles sont dés lors peu crédibles, ce qui crée le biais 
inflationniste de la politique discrétionnaire. On a longtemps cru que ce biais infla- 
tionniste ne pouvait étre réduit qu’en diminuant le poids accordé a la stabilisation 

de l’activité, c’est-a-dire en se rapprochant d’une situation de regle passive ot les 

Barro R.J., Gordon D.B., 1983 « A positive theory of monetary policy in a natural rate 
model », Journal of Political Economy, 91, 586-610. 

Barro R.J., Gordon D.B., 1983 « Rule, discretion and reputation in a model of monetary 
policy », Journal of Monetary*Economics, 12, 101-121. 

* 
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autorités monétaires n’ont qu’un objectif d’inflation (Rogoff (1985)?). Il existe pour- 
tant une solution pour sortir de ce conflit entre biais inflationniste et crédibilité. Elle 

consiste a supposer des régles de comportement actives pour les autorités monétaires 
ou les choix effectués en termes d’inflation et d’activité sont contingents aux «états 
de la nature» c’est-a-dire aux chocs conjoncturels subis par l'économie. La régle ac- 
tive s’oppose a la régle passive par sa souplesse : l’inflation choisie n’est pas toujours 

identique a l’inflation cible. La régle active s’oppose a la politique discrétionnaire 
par l’engagement des autorités sur un mode de comportement immuable, ce qui les 

préserve de l’incohérence temporelle (Kydland et Prescott (1977)?) et du biais in- 
flationniste. Si la solution des régles actives a été initialement suggérée par Rogoff 
(1985), Taylor (1993)* est le premier auteur A avoir formulé une régle monétaire ac- 
tive exprimée directement en fonction du taux d’intérét a court terme, l’instrument 
privilégié de la politique monétaire. 

2.2 Régle de Taylor 
Dans son article de 1993, Taylor ne propose pas de dérivation théorique de 

sa regle monétaire. I] présente simplement le modéle suivant comme régle monétaire 

supposée adaptée ou optimale pour les Etats-Unis 

i, =2.2+7,4+0.5(7 — 2) + 0.5y% eS) 

ou 7; désigne le taux d’intervention de la banque centrale, 7; le taux d’inflation et y; 
Voutput gap, c’est-a-dire l’écart relatif entre le PIB et le PIB potentiel de l’économie. 

La constante 2.2 est supposée représenter la croissance tendancielle de l’economie 

américaine sur longue période. Elle s’interpréte également comme la croissance po- 
tentielle de l'économie, c’est-a-dire la croissance soutenable sans inflation excessive. 
2 est le niveau d’inflation cible de ]’économie officiellement déclaré par la FED. 

Le paramétre 0.5 affectant a la fois ’écart a la cible d’inflation et output 

gap est obtenu par le biais de simulations réalisées sur un modéle macroéconomique 
estimé de |’économie américaine. Taylor cherche précisément un couple de paramé- 
tres qui permet au vue de ces simulations dynamiques de stabiliser l’inflation au 
niveau désiré, tout en assurant une croissance réguliere du PIB autour du potentiel. 
Cependant comme il apparait toujours possible de diminuer la variance du PIB au 
prix d’une inflation plus forte et réciproquement, il finit par déterminer ces deux 
paramétres parmi un sous ensemble de parametres optimaux comme étant ceux cor- 

respondant le mieux au comportement historique de la banque centrale américaine. 

Il y a donc finalement derriére cette regle de Taylor un critere normatif de stabilisa- 
tion macroéconomique (activité et inflation) et un critere d’adéquation empirique. 

Rogoff K., 1985, « The optimal degree of commitment to a monetary target », Quaterly 

Journal of Economics, 100, 1169-1990. 
Kydland F., Prescott E., 1977, « Rules rather than discretion : the inconsistency of optimal 

plans », Journal of Political Economy, 45(3). 

Taylor J.B., 1993, « Discretion versus policy rules in pratice », Carnegie Rochester Confe- 

rence Series on Public Policy, 39,195-214. 
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Le statut théorique de la régle de Taylor a été par la suite affiné par plusieurs 
contributions de Svensson (1997, 1999)° ot il montre que cette régle peut apparai- 

tre comme la solution d’un programme de controle optimal dans un cadre standard 
« d’inflation targeting »: la banque centrale cherche a stabiliser l’inflation a un ni- 

veau cible et a limiter les fluctuations cycliques de l’activité en stabilisant le produit 

macroéconomique autour de son niveau potentiel. Le modéle macroéconomique re- 

tenu est le modeéle canonique généralement utilisé pour évaluer les propriétés des 
régles monétaires (Taylor (1998))°. Il est en fait représentatif de «la nouvelle syn- 
these néoclassique» qui s’affirme progressivement depuis le milieu des années 1990. 
Il s’agit précisément d’un modéle d’économie fermée, de courte période ou de cycle 
en ce sens que le produit macroéconomique est appréhendé par l’output gap, c’est- 

a-dire de nouveau par l’écart entre le produit et le produit potentiel exogéne dont 

Pévolution releve du processus de croissance de long terme de |’économie. 

La fonction d’offre agrégée est donnée par |’équation de Phillips suivante 

Teel = Wet Sy Ye i 41 (5.2) 

avec a, > 0, 7 Vinflation a la période ¢ (année, trimestre), y, loutput gap et 
€, un choc sur les cotits de production des entreprises supposé iid (identiquement 
distribué) de moyenne nulle et de variance a? €° 

La demande agrégée, exprimée par rapport a l’output gap, est donnée par 

Yeti = Bye — Br(te — Testye —T) + Me41 (5.3) 

avec By > 0,8, > 0. 24 est le taux d’intérét nominal a court terme et l’instrument 

de politique monétaire de la banque centrale. 741/, est l’inflation anticipitée en ¢ 

pour la période t+ 1. 7 est le taux d’intérét réel d’équilibre ou encore neutre. 7; est 
un choc de demande iid de moyenne nulle et de variance On 

Les mécanismes de transmission de la politique monétaire sont ici trés sim- 
ples. Ils transitent par la sensibilité de la demande agrégée au taux d’intérét réel 

ou plus exactement par l’écart entre le taux réel et le taux réel neutre. L’inflation 
anticipée pour la période t+ 1 étant dans ce modéle prédéterminée a la date t, toute 
modification du taux court a bien un effet sur le taux d’intéret réel de da période. 

La fonction objectif de la banque centrale est une fonction de perte inter- 
temporelle 

Li = E, = hon (5.4) 
=! 

Svensson L.E., 1997, « Inflation forecast targeting : implementing and monitoring inflation 
targets », European Economic Review, 4, 1111-1146. 

Svensson L.E., 1999, « Inflation targeting as monetary policy rule », Journal of Monetary 
Economics, 43, 607-654. 

Taylor J.B., 1998, « The Robustness and efficiency of monetary policy rules as guidelines for 

interest rate setting by the european central bank », Institute for international economics 
studies, aout. 

a 
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avec l+,,4 la fonction de perte pour la période t + 7 anticipée en ¢ telle que 

= 5 |(m—#) +9] (5.5) 
6 est un facteur d’escompte psychologique. 7 est la cible d’inflation,  traduit 

le poids accordé a la stabilisation de l’activité. 

Pour déterminer la politique monétaire optimale, la banque centrale mini- 
mise Ly; par rapport a 7; sous les contraintes données par le modéle dynamique de 
l’économie (équations (5.2) et (5.3)). Deux pratiques sont alors envisageable : la so- 
lution discrétionnaire et la solution de régle. Dans le premier cas, l’optimisation 
dynamique est renouvelée a chaque période pour déterminer le niveau optimal de 

Vinstrument selon l’état du systéme économique. La solution de régle consiste a 
reproduire période apres période la condition de premier ordre du programme de 
controle. Il n’y a donc pas de réoptimisation et la banque centrale s’engage a respec- 

ter cette condition d’équilibre. Exprimée par rapport a 2;, la condition d’équilibre 
donne la régle de politique monétaire qui s’écrit 

Ut = TP a HG + A1(T1¢ —T7) + A2Yt (5.6) 

ou A; et Ag sont des paramétres positifs dépendants des paramétres du modeéle et 
de X traduisant le poids accordé a la stabilisation de lactivité. Si A = 0, A2 prend 

une valeur minimale non nulle et y; reste présent dans la régle en tant qu’indicateur 
de l’inflation future. Svensson qualifie cette situation de «strict inflation targeting». 
Si A > 0, le souci de stabiliser l’activité entraine des variations moins brutales du 
taux court. C’est donc le cas général que Svensson qualifie de «flexible inflation 

targeting». 

La présence de l’output gap dans la regle est done ambigueé puisque compati- 

ble avec deux types de fonctions de perte de la banque centrale. C’est sans doute la 
une raison importante du succes de cette regle de Taylor qui se préte a la fois a des 

lectures «monétariste» (« strict inflation targeting ») et « keynésienne » (« flexible 
inflation targeting ») de la politique monétaire. 

Une difficulté autant pratique que conceptuelle est de définir précisément 7 
le taux réel neutre. I est usuel d’identifier ce taux neutre, par référence a la théorie 
néoclassique de la croissance, a la croissance potentielle de l’économie. On pose 
alors 7 = g ou encore 7; = g si le taux réel neutre et la croissance potentielle sont 
susceptibles de varier au cours du temps. L’écriture de la regle devient 

te = Ge + Tt + A(t — ) + ALM (5.7) 

Quelle est finalement la lecture de la politique monétaire proposée par la 

régle ? 

Lorsque la cible d’inflation est atteinte et lorsque loutput gap est nul, ce 
qui est vrai en moyenne ou sur longue période, le taux d’intérét nominal est tel 
que le taux d’intérét réel est égal au taux réel neutre, c’est-a-dire a la croissance 

potentielle 

re = ge +7 tel que ry — ™ = 9 (5.8) 
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On retrouve ici la régle d’or des modéles de croissance néo-classique, c’est- 
a-dire l’égalité entre le taux d’intérét réel et la croissance potentielle de l’économie. 
A long terme la politique monétaire se fond donc dans une posture de neutralité 

vis-a-vis de activité. ry = g: +74 peut donc étre interprété comme un taux nominal 

de neutralité monétaire. 

A court terme en revanche, la politique monétaire est active. Elle sera res- 
trictive (rz > g¢ + 74) ou accommodante (7; < gt + 7) selon le signe et les valeurs 

prises par l’écart a l’inflation cible et l’output gap. La sensibilité du taux d’intérét 
a Voutput gap traduit le caractére contracyclique de la politique monétaire. 

Enfin on note que si la dérivation théorique des régles monétaires optimales 
se fait le plus souvent sur la base d’un modéle macroéconomique relativement simple 
tel que celui par donné (5.2) et (5.3), Videntification des paramétres optimaux des 
regles et notamment de la régle de Taylor se fait par le biais de simulations réalisées 
sur des modéles empiriques représentant les différentes économies. L’usage est méme 
de recourir pour un méme pays a plusieurs types de modeles. Ceci permet au total 

d’éprouver la robustesse des différentes spécifications de régle monétaire (Taylor 
(1998)). 

3. ADEQUATION DES POLITIQUES MONETAIRES 
EUROPEENNES A LA REGLE 

L’évaluation empirique de l’adéquation des politiques monétaires européen- 
nes a la régle de Taylor est ici proposée dans une optique spécifique. I] s’agit surtout 

de se doter d’une norme pour interpréter et évaluer les politiques monétaires euro- 

péennes des trente derniéres années. Cette période a en effet été marquée par de 
nombreuses évolutions tant en ce qui concerne les instruments et les objectifs affi- 
chés des politiques monétaires, que les contraintes (Systéme Monétaire Européen a 

partir de 1979) et conditions économiques générales encadrant leur mise en ceuvre 

(préparation de l'Union Economique et Monétaire & partir de 1990). 

3.1 Données 

L’évaluation empirique porte sur les 6 plus gros pays de l Union Européenne, 

c’est-a-dire |’Allemagne, la France, I’Italie, l’Espagne, les Pays-Bas et le Royaume- 
Uni. Tous ces pays ont intégré la zone euro & compter du 1° janvier 1999, a 

exception du Royaume-Uni. Les séries économiques pertinentes sont extraites du 
serveur Datastream et rassemblées dans le fichier chapitre5.xls. Il comprend 

¢ La série de PIB en volume (PJB-_code dans la base avec code = DM, FR, 
Hpk leN Las). 

¢ L’indice des prix 4 la consommation (Consumer Price Index, C'PI_code dans 
la base). 

e La série de taux d’intérét a court terme (7'C_code dans la base) pour ca- 
ractériser l’évolution de la politique monétaire. Le taux retenu est le taux 

au jour le jour sur le marché interbancaire et non pas directement le taux 



Adéquation des politiques monétaires européennes a la régle 105 

dintervention de la Banque Centrale dont le profil d’évolution, par pallier 

au gré des gestes de politique monétaire, est moins adapté 4 un traitement 

é€conomeétrique. Ces données sont de fréquences trimestrielles et couvrent 
pour la plupart des pays et des séries la période 1970: 1 - 1998: 3. 

3.2 Construction des variables d’intérét : PIB potentiel, 
output gap et croissance potentielle 

3.2.1. La notion de PIB potentiel 

Le PIB potentiel est couramment défini dans la littérature comme la pro- 

duction macroéconomique réalisable sans une accélération de Vinflation (ou plus 
exactement des prix) au dela de son niveau courant. C’est la production qui résul- 

terait d’une sollicitation normale du potentiel d’offre de l'économie. Elle est donc 
associée a un certain niveau d’utilisation des facteurs de production. On considére 
généralement d’une part, la moyenne historique du taux d’utilisation des capacités de 

production (TUC moyen) pour déterminer le niveau non inflationniste d’utilisation 
du stock de capital et d’autre part, un niveau d’emploi compatible avec un taux de 
chomage équivalent au taux de chomage naturel ou NAIRU. 

La détermination du PIB potentiel d’une économie pose donc deux diffi- 
cultés. [I] faut tout d’abord se donner une fonction de production macroéconomique, 
c’est-a-dire identifier les facteurs de production, le travail, capital et d’éventuels fac- 
teurs additionnels (énergie...), une spécification de la fonction de production (Cobb- 
Douglas, CES...) et estimer économétriquement les parametres de la fonction. I] 
faut en second lieu, et ce n’est pas la moindre des difficultés, déterminer le NAIRU 
de cette économie ce qui suppose d’estimer une équation de salaire robuste (courbe 

de phillips) pour déterminer ensuite le taux de chomage n’accélérant pas l’inflation. 
C’est donc la un travail considérable trés rarement réalisé par les organismes de con- 
joncture et de prévision qui préferent en général une estimation du PIB potentiel a 
partir de méthodes purement statistiques de lissage ou encore de filtrage de la série 

de PIB tel que par exemple le filtre de Hodrick et Prescott. 

3.2.2 Evaluation par la méthode de filtrage de Hodrick 
et Prescott 

La méthode de filtrage de Hodrick et Prescott (1980) est aujourd’hui trés 
utilisée en macroéconomie appliquée pour évaluer le PIB potentiel d’une économie, 

calculer son output gap et sa croissance potentielle. Sa vocation initiale est pourtant 

différente. C’est au départ avant tout une méthode de décomposition entre cycle 
et tendance, c’est-a-dire une méthode d’extraction des composantes tendancielle et 

cyclique d’une série économique. Elle s’est progressivement substituée aux méthodes 
de régression sur des polynomes du temps présentant Pinconvénient de supposer une 

tendance déterministe fonction du temps et une composante cyclique aléatoire (le 

résidu de la régression). Or il est admis depuis la contribution fondamentale de 
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Nelson et Plosser (1982)’ que la composante tendancielle affichée par la plupart des 

séries économiques est de type aléatoire et non de type déterministe (cf. chapitre 14, 

Econométrie des séries non stationnaires). 

Formellement si y? représente la série de PIB en volume (en logarithme), on 
pose la décomposition suivante 

Ye =Wt+ ue (5.9) 

ou ¥, désigne la composante tendancielle du PIB et y, la composante cyclique ou 
conjoncturelle. Le partage du PIB entre ces deux composantes est obtenu selon le 
filtre de Hodrick et Prescott par la résolution d’un programme d’optimisation. On 

minimise par rapport a la chronique des Y, une somme pondérée de la variance des 
écarts conjoncturels et de la variance des changements de rythme de la croissance 
potentielle. Soit 

Th cy 

Min |S ~y? +>9_ (AG, — AG)” 
AGiat eS i=S 

S.C YE = 4, Yt 

Les valeurs extrémes A = 0 et A — oo correspondent respectivement a une 
composante conjoncturelle nulle (Yy, = y?, Vt), ot le PIB et le PIB tendanciel sont 

confondus, et a une tendance linéaire, c’est-a-dire une croissance tendancielle a taux 

constant (Ay, = Ay, Vt). Sur données trimestrielles, la valeur le plus souvent retenue 

pour A est 1600, ce qui correspondant au fait de donner la méme pondération a un 
écart conjoncturel de 5 % et & une accélération de la croissance tendancielle de 1/8 
de point sur un trimestre. 

Le cycle macroéconomique selon ce type d’évaluation est donné par |’évolu- 

tion de l’écart conjoncturel ou output gap, méme si dans les conceptions courantes 

des conjoncturistes il correspond plutot au profil d’évolution de la série de taux 

de croissance du PIB. La composante tendancielle du PIB est interprétée par les 

macroéconomistes comme la résultante d’influences ou de chocs ayant des effets 
permanents ou durables sur le PIB. A lopposé la composante conjoncturelle est 

interprétée comme la résultante d’influences ou de chocs ayant des effets transitoi- 
res. Des lors l’assimilation de la composante tendancielle du PIB au PIB potentiel 
s’avére d’autant plus légitime que ces effets permanents sont attribués a des chocs 
d’offre, c’est-a-dire affectant les comportements d’offre des entreprises (fonction de 
production, prix relatifs des facteurs...). 

3.3 Evaluation empirique 
L’évaluation de l’adéquation des politiques monétaires européennes a la régle 

de Taylor peut se concevoir en fait de deux facons. Il est envisageable tout d’abord 

Nelson J., Plosser C., 1982, « Trend and random walk in macroeconomic time series : some 

evidence and implications », Journal of Monetary Economics, 139-169. 
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de se référer a la régle stricto sensu en considérant les différents coefficients affectant 
les variables de la régle comme donnés et notamment ceux décrivant la dimension 
active de la politique monétaire (Aj = A2 = 0.5). L’examen de la conformité a la 

régle se fait alors par de simples simulations algébriques en comparant les taux courts 
historiques aux taux de Taylor simulés, c’est-a-dire calculés. 

Alternativement cet exercice peut s’inscrire dans un cadre économétrique 
classique en considérant la régle de Taylor comme un modéle a plusieurs variables, 
c’est-a-dire une spécification, dont il convient d’estimer les coefficients. L’hypothése 
d'une stricte conformité a la régle est alors levée et plusieurs possibilités sont en- 
visageables selon que l’on laisse libre, c’est-a-dire déterminés par les estimations 
économeétriques, toute ou partie de ces coefficients. 

Probléme 5.1 

Evaluation par simulation 

Les différentes questions sont a traiter successivement pour chaque pays. 

1. Construction de l’ensemble des variables d’intérét du modeéle. 

a) Définir la série de croissance comme le glissement annuel en % (PI BG A_code) 
du PIB. Cette série de croissance n’intervient pas dans la régle mais peut étre 
comparée a la série de croissance potentielle et a celle de output gap. 

b) Définir la série d’inflation comme le glissement annuel en % (C'PIGA_code) 
de l’indice des prix a la consommation. 

c) Définir l’écart a Vinflation cible (ECIN F_code) en retenant un objectif d’in- 
flation unique pour l’ensemble des pays et constant 4 2 % sur toute la période. 

d) Construire la série de PIB potentiel (H P_code) en appliquant la procédure 
HPFILTER.SRC et définir la croissance potentielle comme le glissement an- 
nuel en % (H PG'A_code) du PIB potentiel et output gap (GAP_code) comme 
V’écart en % entre le PIB et le PIB potentiel rapporté au PIB potentiel. 

Représenter graphiquement les séries de PIB et de PIB potentiel, de croissance 

et de croissance potentielle, d’inflation et d’output gap. 

2. A partir des équations (5.7) et (5.8), calculer les séries de taux Taylor 
(T'S_code) et de taux neutre (I’N-code) et comparer a l’aide d’un graphi- 
que ces deux séries aux taux courts (T7C'_code). 

3. Quel type d’indicateur peut-on utiliser pour appréhender la précision de ce 

modeéle explicatif des taux courts ? 

Probléme 5.2 
Evaluation par estimation et tests sur longue période 

Le modéle de Taylor peut étre lu a partir de ’équation (5.7) comme un modéle 
linéaire ot! le vecteur des paramétres (3 serait prédéterminé avec (’ = (1,1, 0.5,0.5). 
L’estimation de (5.7) par les MCO doit montrer si les coefficients qui restituent 
au mieux le comportement des banques centrales correspondent a ces coefficients 
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prédéterminés. On choisit ici, afin de ne pas dénaturer la regle et de pouvoir respecter 
le principe de neutralité 4 long terme de figer 4 1 les deux premiers coefficients, de 
la croissance potentielle et de l’inflation, dont la somme donne le taux nominal de 
neutralité monétaire. 

1. Ce modele contraint peut étre estimé par les MCO en transformant la variable 
endogeéne de départ, le taux court (7’C_code), en une variable d’écart au taux 
neutre (HC code). On pose donc, en introduisant une constante, le modéle 
économétrique suivant 

EC; = IKOF: = TN; = 0) 5p \ ECIN F, at A2G AP; + Ut 

Estimer ce modeéle transformé par les MCO et récupérer la série des taux 
courts estimés (E'C_code). 

2. Que peut représenter d’un point de vue économique le coefficient de la cons- 
tante ? 

3. Le coefficient de détermination de la régression vous semble-t-il adapté pour 
juger du pouvoir explicatif du modéle de Taylor vis-a-vis des politiques moné- 
taires ? 

4. Onse propose maintenant de réaliser plusieurs tests sur les paramétres 1 et 
Ag décrivant la dimension active de la régle. g 

Le test de significativité de Student est directement fourni par le logiciel et permet 
d’obtenir a la fois la réalisation de la T-stat et le risque de rejeter 4 tort ’hypothése 
nulle associée a cette valeur de T-stat (variable Signif, souvent appelée la P-value 

du test). Interpréter les résultats puis tester successivement les hypothéses nulles 
Ay = 0.5 puis Xo = 0.5. 

Tester, finalement 

lel, (Ay, A2) = (0.5,0.5) 

lela : (Ay, A2) == (075,025) 

Construire un tableau de syntheése et conclure (en utilisant l’ensemble des résultats 
des problémes 5.1 et 5.2). 

Probléme 5.3 
Analyse de la stabilité 

On souhaite maintenant examiner la question de l’adéquation des politiques 

monétaires européennes a la régle de Taylor de maniére plus dynamique par le biais 

d’estimations sur plusieurs périodes de référence. Cela revient en fait a remettre en 
cause l’hypothese d’une stabilité du modéle de comportement des autorités moné- 
taires. 

1. Estimations par sous-périodes 

a) Estimer le modeéle de (Taylor sur trois périodes de référence de 10 ans: (70.1- 
79.4, 80.1-89.4, 88.1-98.3) et sur la période débutant avec la phase 1 de l’UEM 
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b) 

4. 

(90.1-98.3). Comme précédemment, chaque jeu d’estimation sera complété 

des tests de Student et de Fisher portant sur l’égalité a 0.5 des coefficients A; 
et AQ. 

Construire les tableaux de synthése de ces estimations et conclure. 

Réaliser sur l'ensemble de la période le test de stabilité du CUSUM fondé 
sur des estimations et résidus récursifs du modéle. Interpréter les résultats. 

Procéder ensuite a des estimations glissantes du modéle sur des périodes de 
10 ans. La premiere période d’estimation sera 70.1-79.4 et les dates de début 

et de fin de période augmenteront d’un trimestre 4 chaque itération. On 

récupérera a chaque estimation les coefficients estimés et leur écart type. 

Représenter graphiquement l’évolution des coefficients estimés encadrés par 
un intervalle de confiance a + deux fois Pécart type. Conclure sur l’évolution 
des politiques monétaires et leur éventuelle convergence. 

ELEMENTS DE CORRIGE 

Probleme 5.1 

Evaluation par simulation 

La croissance d’une série de données trimestrielles x; en glissement annuel en 

% est calculée de la maniére suivante 

(= — =!) 100 

Tt—4 

C’est cette formule qui est utilisée ici. 

Pour calculer le PIB potentiel et output gap il faut mettre en ceuvre le filtre 

de Hodrick et Prescott sur le logiciel Winrats s’obtient par la procédure HP- 
FILTER (fichier source HPFILTER.SRC). Par exemple, son application sur 
la série de PIB allemand donne les résultats représentés dans la figure 5.1. 
On remarquera que si le PIB tendanciel-potentiel (noté HP_dm) apparait 
bien comme un lissage de la série de PIB, il en va de meme de la série de 
croissance potentielle, définie comme le glissement annuel de la série de PIB 
potentiel, vis-a-vis de la croissance. Ainsi, toute élévation durable du niveau 
de la croissance (PI BG A_dm) se traduit par une élévation de la croissance po- 
tentielle (H PG-A_dm) et réciproquement. La figure 5.1 c reproduit |’évolution 
de output gap (GAP_dm) conjointement a celui de inflation (CPIG A_dm). 
On identifie ainsi pour le cas de |’ Allemagne le profil d’évolution de l’ensemble 
des variables qui déterminent selon la regle de Taylor l’évolution des taux 

d’intéréet. 
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Figure 5.1 Allemagne — variables d‘intérét. a) PIB et PIB potentiel, b) croissance et croissance 
potentielle, c) inflation et output gap 

2. La comparaison graphique des taux simulés (taux Taylor et taux neutre) et 
des taux historiques est représentée figure 5.2. 



Eléments de corrigé 111 
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Figure 5.2 Taux courts, taux neutres et taux de Taylor. a) Allemagne, b) France, c) Royaume-Uni 

La figure 5.2 fournit trois principales indications. 

Dans l’ensemble l’adéquation des politiques monétaires a la regle de Taylor 

semble plutot médiocre:les écarts entre les taux observés et simulés sont 
élévés et le sens d’évolution des taux est moyennement reproduit par le 
modeéle. 
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ii) Il semble en fait que la régle de Taylor soit davantage adaptée au cas Alle- 
mand. 

iii) De plus l’adéquation des politiques monétaires a la régle semble trés variable 
au cours du temps. Pour l’ensemble des pays a l’exception des Pays-Bas, la 
précision du modéle aurait tendance a s’accroitre sur la période. On assiste 
globalement a une convergence des taux courts vers les taux Taylor avec des 
degrés et des rythmes variables selon les pays et une accélération en fin de 
période. 

Cette convergence s’effectue en outre selon deux régimes. Jusqu’en 1980, 
c’est-a-dire grossiérement jusqu’a la création du SME (mars 1979), les taux 
courts sont nettement inférieurs aux taux de Taylor et aux taux neutres : les 
politiques monétaires sont alors clairement accommodantes. I] apparait en 

particulier que les deux chocs pétroliers de 1974 et 1979 auraient nécessité 
des réactions monétaires plus vigoureuses, c’est-a-dire des hausses de taux 
plus importantes. A partir du début des années 1980, la situation a tendance 

a s’inverser avec des politiques monétaires qui deviennent dans l’ensemble 

restrictives. Les taux courts sont supérieurs aux taux de Taylor et aux taux 

neutres et les écarts entre ces derniers se réduisent au gré de la baisse des 
taux d’inflation. On a la finalement, et notamment pour le cas de la France, 

une illustration simple des stratégies de désinflation compétitive menée par 

plusieurs pays européens au cours de cette période. 

Deux situations particuliéres méritent d’étre précisées. Dans le cas de |’ Alle- 

magne tout d’abord, l’adéquation vis-a-vis de la régle s’affirme nettement a 

partir de 1988 avec un degré de précision du modele qui semble a peu pres 
constant sur la période 1988-1998, si l’on excepte les deux années ayant suivi 

la réunification : la hausse des taux Taylor est alors en grande partie due a une 
hausse artificielle de output gap résultant d’une rupture dans la définition 
du PIB qui devient pan-allemand a partir de 1990. 

La cas du Royaume-Uni est également intéressant dans la mesure ow l’on 
observe une convergence quasi parfaite des taux courts vers les taux de Taylor 
(TS et TN) a partir de 1994, c’est-a-dire environ un an aprés la sortie de 
économie britannique du SME en septembre 1992. 

3. Pour dépasser ces appréciations qualitatives sur ladéquation des politiques 
monétaires a la régle, il faut construire un indicateur définissant‘le niveau de 
précision du modele. I est usuel, des lors que l’on raisonne sur un modeéle qui 

n’est pas estimé ot lorsque l’on évalue un modeéle estimé sur une autre période 
que sa période d’estimation, de se référer a l’erreur quadratique moyenne ou 

RMSE (Root Mean Square Error ). Soit e, = i; — 24, l’écart entre le taux 
court observé et le taux simulé, le RMSE est donné par 

RMSE = 

Par rapport a la définition des variables dans le fichier de données et le pro- 
gramme, on note HC =TC—TN ec HR=TC —-TS. 

Cet indicateur est trés proche de l’écart type des résidus d’un modeéle estimé oti par 
construction les résidus sont de moyenne nulle. La somme des erreurs au carré est 

x s 
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ici divisée par le nombre de périodes et non pas par le nombre de degré de liberté 
comme dans un modeéle estimé. 

Pour disposer d’une information sur l’évolution dans le temps de la précision du 
modele, les statistiques ont été calculées sur des périodes glissantes d’une durée 
arbitrairement fixée 4 3 ans (12 trimestres). L’exercice est réalisé & la fois pour le 
taux neutre et la version complete de la régle de Taylor (figure 5.3). 

a) 18-5 rn 
16-4 aN —- France oo: Pays-Bas - Italie 

144 \ ———Aemaspes Espagne n «= Royaume-Uni 

——; Flee” State Pays-Bas ~ Italie 

pore NSM ACNC rea IESPACDe ssesa Royaume-Uni 

TH Tai SEY Sei aeseP tots iif eR RMI ASB ae 7) 

Figure 5.3 Indicateurs de précision — régle de neutralité. a) Précision de la régle de Taylor 
simulée — lambdal = lambda2 = 0.0 (RMSE sur 12 trimestres), b) Précision de la 
régle de Taylor simulée — lambdal = lambda2 = 0.5 (RMSE sur 12 trimestres) 

Ces calculs confirment les indications fournies par les premiers graphiques. La pré- 

cision est plus élevée dans le cas de |’Allemagne, elle s’accroit au cours du temps et 
particuliérement en fin de période. I] apparait en outre que pour la plupart des pays 

la régle de neutralité monétaire est aussi précise que la version complete de la regle 
de Taylor. 

Probléme 5.2 
Evaluation par estimation et tests sur longue période 

1. Le modéle contraint estimé donne EC, (noté EC'S_code dans le programme) 

EC, = a ab ROR OTN H. ar \2GAP, 

On souhaite obtenir la série des taux courts estimés selon le modéle de Taylor. 

Or EG: a Teal Ne, soit encore puisque JN; est connue: 

EC, = TC; — TN;, ce qui donne: TC; = EC; + TN; (on le note ECS_code 
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dans le programme). Le taux court estimé est donc logiquement obtenu en 
ajoutant le taux neutre a la variable d’écart estimée. 

Il est toujours préférable d’introduire une constante dans la définition du 
modeéle économétrique puisque l’absence de cette variable est de nature a 
biaiser les estimateurs des coefficients et celui de la variance des résidus. Le 
coefficient de la constante n’a pas a priori ici d’interprétation économique 
particuliére dans la mesure oti cette variable est exclue du modele théorique. 

Il pourra toutefois étre interprété comme le niveau moyen d’une ou plusieurs 

variables manquantes ou comme une erreur de mesure systématique sur cer- 
taines variables. En particulier en posant une cible d’inflation constante a 2 % 
sur l’ensemble de la période, |’écart a l’inflation cible est sans doute surévalué 

en moyenne. Un coefficient négatif (respectivement positif) pour la constante 

pourra donc s’interpréter raisonnablement comme un objectif d’inflation supé- 

rieur (inférieur) 4 2 % ou encore comme un biais accommodant (restrictif) de 
la politique monétaire. 

Le coefficient de détermination du modéle (R?) mesure la part de la variance 
des écarts au taux neutre expliquée par le modeéle, c’est-a-dire en fait apport 

spécifique des variables ECINF et GAP dans l’explication des taux courts. 
Si l’essentiel de la politique monétaire est expliqué par l’évolution du taux 
neutre, apport des ces variables sera faible, sans que le modele soit pour 

autant mauvais. Cette statistique ne peut donc pas ici, compte tenu de la 

transformation effectuée sur la variable endogene, étre utilisée pour juger de 
la qualité des ajustements. La seule possibilité est d’utiliser la statistique 
d’écart type estimé des résidus. En effet 

aA 
~2 

) Ut 
t=1 

avec 

Ut Sy AOI OP 

c’est-a-dire 

hh TO). ENS COPS STG He: ; 

Le résidu de la régression est bien l’écart entre le taux court et le taux estimé. 
oq reste donc pertinent pour juger de la précision du modeéle. 

La figure 5.4 représente les taux courts, taux de Taylor et taux estimés pour 
Allemagne, la France et le Royaume-Uni. Paradoxalement, a la lecture des 
figures 5.2 et 5.4, ces versions estimées, c’est-a-dire optimisées, de la régle de 

Taylor n’apparaissent guére supérieures a la simple simulation de la régle. La 
détermination de coefficients optimaux pour l’ensemble de la période semble 

contraignante et ne permet pas de retrouver la convergence des taux courts 
vers les taux Taylor observée dans l’exercice précédent. L’hypothése d’une 

instabilité des paramétres se trouve donc renforcée. L’autocorrélation des 
résidus constatée pour la plupart des pays (test de Durbin-Watson) traduit 

bien un probleme général de spécification du modeéle tel qu’une ou plusieurs 
variables manquantes ou plus radicalement un phénomeéne d’instabilité des 
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parametres. On pourrait vérifier du reste que la procédure courante de correc- 
tion de l’autocorrélation par l’estimation d’un modeéle quasi-différencié n’est 
pas ici pour la plupart des pays efficace, ce qui montre bien que le caractére 

radical du probleme. Les estimateurs des coefficients restent dans ce contexte 
sans biais mais ne sont plus de variance minimale. Les tests qui comme le test 
de student utilisent l’écart type estimé des estimateurs n’auront donc pas la 
précision souhaitée. 

a) 
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Figure 5.4 Taux courts, taux de Taylor et taux estimés. a) Allemagne, b) France, c) Royaume-Uni 
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4. Tests sur les paramétres \; et Ag: test de Student et test de Fisher. 

Le tableau 5.1 propose un résumé des différentes estimations et tests statistiques. 

Tableau 5.1 Estimations sur longue période 

70.1-98.3 FR | PBY ES [| IT | RU 

oa a DSF eRe lo 522, 1) ee rUotaee 08 

Dwi 0.11 | 0.39 0.64 | 0.10 | 0.19 

Fisher 36.84 | 5.38 | 40.54 | 42.96 | 72.86 

0.00 | 0.00 | 0.00 | 0.00 | 0.00 

Q 9.54) | 1422\-6.04 473 | 3.77 

| pstat | 0.81 | 6.34 | 6.23 

Aa \, | -0.20| -0.56 | 0.09 

, | 0.09 | 0.06 | 0.11] 0.08 | 0.06 | 0.05 

test \y =0 | T-stat | -2.17 | -8.55 | oy 28, 884l 29:87) 211190 

Signif | 0.03 | 0.00 | 0.38 | 0.00 | 0.00 | 0.00 

test Ay = 0.5| T-stat | -7.5 | -16.1 3.66| -145 | -18.16 | -21.81 

Signif | 0.00 | 0.00 | 0.00 | 0.00 | 0.00 | 0.00 

AS XS 025 | 0.41 | 0.53 | -0.23 | 0.11 | 0.21 

G;, | 0.09 | 0.26 | 0.17] 0.46 | 0.24 | 0.19 

test Ao =0 | T-stat | 3.03 | 1.57 | 3.00 | -0.49 | 0.49 | 1.10 

Signif | 0.00 | 0.11 0.62 |, 0.27 

test Ay = 0.5| T-stat | -2.19.| -0.32 -1.56 | -1.44 

F Sienif | 0.02 | 0.74 0.11 

Fisher F | 36.15 | 131.95 | 6.75 | 112.03 | 174.15 | 225.13 

Signif | 0.00 | 0.00 0.00 0.00 | 0.00 | 0.00 
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La valeur des écarts types estimés confirme que le modéle est plus adapté aux cas 
de l’Allemagne des Pays-Bas et de la France. Le test de significativité globale de 
Fisher permet de conclure pour les 6 pays a l’apport des variables ECINF et GAP 
dans l’explication des taux courts (variable Signif < 0.05). 

La constante est significative (variable Signif < 0.05) pour tous les pays a l'exception 

de Allemagne. Les coefficients sont élevés (de 1.42 4 6.04) et traduisent sans soute 
le biais restrictif moyen des politiques monétaires de ces pays au cours de la période. 

A l'exception des Pays-Bas les paramétres \; sont négatifs et significativement diffé- 
rents de 0 au seuil de 5 % (variable Signif < 0.05), ce qui est en contradiction avec les 
fondements théoriques du modeéle. Ces coefficients sont toutefois tous supérieurs a -1, 

ce qui permet de maintenir une indexation positive des taux courts sur l’inflation. En 

revanche, le parametre 2 ressort bien dans l’ensemble avec le signe positif attendu. 

Toutefois a exception des cas allemand et néerlandais, les estimateurs sont peu 

précis (écarts types élevés) de sorte qu’on ne peut pas rejeter pour un seuil de 5 % 
Vhypotheése de nullité. Pour la France, l’Espagne, l’Italie et le Royaume-Uni, ces 
coefficients ne peuvent pas étre considérés comme significativement différent de 0.5 
en raison de l’imprécision des estimateurs. Dans le cas des Pays-Bas le coefficient 

est réellement proche de 0.5. 

Compte tenu de ces estimations, l’hypothése nulle du test de Fisher d’égalité du 
couple de coefficients a 0.5 est rejetée pour les 6 pays (variable Signif < 0.05). 

La dimension active de la politique monétaire ”’est donc pas selon ces évaluations 
conforme a la régle de Taylor. 

Probléme 5.3 

Analyse de la stabilité 

1. L’estimation du modéle par sous-période (tableaux 5.2, 5.3, 5.4, 5.5) con- 
firme bien dans l’ensemble les hypothéses d’instabilité des coefficients for- 
mulées précédemment. L’instabilité concerne aussi bien le coefficient de la 
constante plutot négatif durant les années 1970 (biais accommodant des poli- 

tiques monétaires) et positif sur les périodes suivantes, que les parametres de 
réaction a l’écart d’inflation et a l’output gap. On note de plus avec intérét 
la situation allemande sur les deux derniéres périodes d’estimation. La baisse 
de lécart type des résidus traduit la plus grande précision du modeéle. La 

constante et A; ne sont pas significativement différents de 0. Le coefficient 
Az estimé A 0.12 traduit une réaction trés faible 4 ’output gap. Ces résultats 
révélent en fait une forme de convergence de la politique monétaire allemande 

vers une régle de neutralité. C’est donc une confirmation des résultats obtenus 
lors de l’évaluation par simulation. 

2. ‘Test du CUSUM et régressions glissantes. 

Le test formel d’instabilité du modéle, c’est-a-dire de l’ensemble de ces coef- 

ficients, est donné par le test du CUSUM de Brown, Durbin et Evans. Rap- 
pelons que le test s’appuie sur une série d’estimations et de résidus récur- 
sifs ot la période d’estimation n’est pas fixe mais croissante de 1,...,7 avec 
r = K +1.,...,T. La derniére estimation porte donc sur l’ensemble de la pé- 
riode de référence. La statistique du test repose sur une somme de résidus 
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récursifs normalisés W, qui doivent sous l’hypothése nulle de stabilité des 
coefficients du modéle se situer 4 l’intérieur du corridor [—Cy, Ca]. 

Tableau 5.2 Estimation sur la premiére sous-période 

70.1-79.4 ALL | FR [PB ES | IT | RU 

om 1.54 L21 [2.50 TO 193 | 2.24 

ey a S253 eS 58 OO s Bla set Loe 

T-stat 4.29 |-5.8710.51 | 0.51 | -2.94 | 0.88 

i My 0.16 | -0.10 | 0.48 | -0.74| -0.33 | -0.65 

T-stat 0.93 | -1.30 | 0.17 | -1.90| -5.59 | -5.41 

T-stat (A, = 0.5) | -1.92 | -7.69 | 0.00 | -3.18 | -13.94 | -9.52 

Ny De 0.56 | 0.92 | 1.23] -0.67] 0.14 | 1.07 

T-stat 3.83 | 5.13 | 2.04 -0.45| 0.87 | 3.30 

T-stat (Az = 0.5) | 0.42 | 2.36 | 1.22 | -0.79 | -2.22 | 1.76 

Fisher Signif O07 120,000 005 1 0.0:L4- 0200. 1.0.00 

Tableau 5.3 Estimation sur la deuxiéme sous-période 

80.1-89.4 ALL | FR |) PB | ES-}—IT- | RU 

Ta Veale Sal ecleaygnl a Mle Tous SLs loca 

a a Del] | OS00r E213 ee4s51ela5i76 ola3i4G 

T-stat 5.40 | 7.19 | 11.52] 4.36 | 12.34 10,27 | 

ne Dh 0.30 | -0.32 | -0.01 | -0.28 | -0.40 | -0.33 | 

T-stat 3-361) 25136-|<0.06'| 22/48" 1129.18") 7.02 

ii T-stat (Ay = 0.5) | -2.19 | -13.64 | -7.49 | -6.86 | -20.62 | -17.37 

Ne OG O52 nO: tre OA oeleden elaine! <0) 08 

T-stat AAS |4+O61 | °3103> 31008 25.84 | -0:62 

| Tstat (Az = 0.5) | 0.19 | -1.17 | -0.56 | 2.01 | -8.17 ieee, 

Fisher Signif 0.09 | 0.00 | 0.00 0.00 | 0.00 | 0.00 
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Tableau 5.4 Estimation sur la troisiéme sous-période 

88.1-98.3 ALL | FR PB| ES | IT | RU 

On 0.69 W204 12.03 | Lao (S20) 130 

a a | 0.23 | 2.86 | 0.69 | 1.25 | 3.18 | 0.50 

T-stat | 1.74 | 8.03 | 1.84] 0.62 | 5.84 | 1.62 

Ai AY -0.16 | 1.38 | 0.56 | 0.77 ay foal al 97 | 

T-stat | 7-78 3.05 1.11 | 3.91 | 2.04 | 7.35 

| T-stat (A; = 0.5) fossa LIS) OL 2s 384tc0) 70 5 2.24 

A2 A2 0.12 | -0.64 | 0.63 | -0.23 | -0.27 | -1.06 

T-stat 2.58 | -1.84 | 1.48 | -0.95 | -1.03 | -6.26 

T-stat (A2 = 0.5) ~7.69 | -3.28 | 0.31 | -3.00 | -2.89 | -9.20 

Fisher Signif 0.00 | 0.00 | 0.92 6 | 0.00 | 0.00 

Tableau 5.5 Estimation sur la quatriéme sous-période (début de I’UEM) 

90.1-98.3 ALL FR | PB | ES) | IT Ru 

Ca 0.58 | 2.08 | 1.88 | 1.80 | 1.61 | 1.22 

a a | 0.38 | 3.00 | -0.41 | 1.13 | 3.12 | 0.35 

T-stat | 3.28: | 8.07 |-0.93 1272) 584404420 

dy 5 LQ TSEVLYTOR| 22205 POSSNNO 424/068 

T-stat UBT |3:d3-\B 54s) 4082) 2.1081 87723 

1 T-stat (dy = 0.5) | -8.02 | 2.42 | 2.74 | 1.74 | -0.38 | 1.92 

L AG Ne 0.05 | -0.56 | 0.29 | -0.19 | -0.25 | -1.30 

| T-stat 1.24 | -1.56 | 0.75 | -0.75 | -0.86 | -7.13 

T-stat (A. = 0.5) | -9.62 | -2.95 | -0.51 | -2.73 | -2.75 | -9.86 

Fisher Signif 0.00 | 0.01 | 0.03 | 0.02 | 0.02 | 0.00 
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Figure 5.5 Test de stabilité des paramétres — Test du CUSUM. a) France, b) Allemagne, c) Pays- 
Bas, d) Espagne, e) Italie, f) Royaume-Uni 

La statistique du test sort du corridor pour 4 des 6 pays étudiés. Les modeéles sont 
donc globalement instables. 

Ce résultat est confirmé par les estimations glissantes de la regle. La figure 5.6 repré- 

sente pour |’ Allemagne et le Royaume-Uni les résultats d’estimations des paramétres 
1 et AQ. 
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Figure 5.6 Régressions glissantes — Cas de I’Allemag::=. a) Dynamique du coefficient lambda1, 
b) Dynamique du coefficient lambda2 

Ave VO0). 
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wos SUP1_UK 
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ome — LAMBDA2_UK 
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re A \ SUP2_UK 

Figure 5.7 Régressions glissantes — Cas du Royaume-Uni. a) Dynamique du coefficient lambda 1, 
b) Dynamique du coefficient lambda2 
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La dynamique des coefficients de réaction A, et Ao présente une forte variabilité. 

Il n'y a pas de réelles convergences vers les valeurs de Taylor (0.5) ou vers des 
niveaux communs. Tout au plus peut-on constater pour les derniéres estimations 

une tendance & la hausse vers des valeurs positives du paramétre de réaction a l’excés 
@inflation par rapport a la cible de 2 %, et ce pour tous les pays a l’exception de 

Allemagne qui semble adopter depuis 1988 une politique monétaire proche de la 
neutralite. Il semble finalement que la convergence des politiques monétaires vers 
une plus grande adequation avec la régle de Taylor soit uniquement le fait d’une plus 
erande conformité avec la dimension neutre de cette régle. 

Quels sont finalement les enseignements principaux qui se dégagent des évaluations 
Vv o b= eas 

statistiques et 6conométriques proposées dans ce chapitre ? 
\ 

A Vexception de ?Allemagne et du Royaume-Uni & partir de 1993, les principaux 
pays europceens ont pratique des politiques monctaires assez éloignées de ce qu’aurait 

donner une régle active comme la régle de Taylor. Ce résultat n’est somme toute pas 

trés surprenant. La régle de Taylor est récente et traduit une conception moderne de 

la politique monétaire. Elle ne pouvait étre précisément et uniformément appliquée 

avant méme d’étre popularis¢ée comme outil theorique. D’autre part les conditions 
d’exercice de la politique monctaire n’étaient pas non plus favorables 4 une forte 
adéquation avec ce type de régle monetaire (évolution des instruments, contraintes 

du SMB, préparation de PUEM). Au total, les résultats obtenus s’interprétent assez 
bien par la thése de Pasymétrie du SME: le pays leader du systéme de change déter- 
mine son taux d’interét de mani¢re autonome en fonction de ses propres conditions 

économiques, les autres pays ont tendance a suivre pour respecter les contraintes de 
parité du systéme. 

Ces évaluations montrent aussi que concernant |’ Allemagne, une régle de neutralité 
semble suffisante pour décrire le comportement de la banque centrale. La dimension 

active de la politique monétaire pour réeduire le taux d’inflation et stabiliser activité 

n’apparait absolument pas. En d’autres termes, cela signifie que la Bundesbank avait 

une attitude passive en se contentant d’ajuster ses taux directeurs a l’évolution d’une 

inflation déterminée indépendamment des évolutions monétaires (inflation importée, 
politique salariale...). Les autres pays en revanche ont clairement adopté a partir 

du milieu des années 1980 des politiques monétaires restrictives : les taux directeurs 

étaient fixés a des niveaux supérieurs aux taux de neutralité et aux taux de Taylor 
pour une inflation cible de 2 %. C’est sans doute a ce prix qu’a pu s’opérer la 

convergence des taux d’inflation au cours des années 1990. 
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2. LUhomoscédasticité et la non-autocorrélation des aléas 

3. Les variables explicatives du modéle 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

Examiner les hypothéses du modéle de régression linéaire et les tests 
associés 

Hypothése de normalité des aléas 

Test de Jarque-Bera 

Estimateur du maximum de vraisemblance 
Tests de Wald, du multiplicateur de Lagrange et du ratio de vraisem- 
blance 

Estimateur des Moindres Carrés Généralisés 

Hypothése d’homoscédasticité des aléas 

Tests de White, Breush-Pagan, Goldfeld-Quandt 

Hypothése de non-autocorrélation des aléas 

Test de Durbin-Watson, statistique h de Durbin 

Méthodes de correction de l’autocorrélation d’ordre 1 
Correction de White de la matrice de variance-covariance 
Hypothéses sur les variables explicatives du modeéle 

Estimateur des Variables Instrumentales 

Test d’Hausman 
Estimateur des éléments généralisés 

Test de validité des instruments 

NIVEAU 

LICENCE, troisiéme année et MASTER, premiére année 



La normalité des aléas 125 

Les parametres du modéle de régression linéaire multiple peuvent étre es- 
timés par la méthode des MCO sous les hypothéses 1 a 6 (cf. chapitre 3, Le modéle 
de régression linéaire multiple). En particulier, l’estimateur des MCO est distribué 
suivant une loi normale lorsque les aléas sont également distribués suivant une loi 
normale. Par ailleurs, cet estimateur est efficace lorsque les aléas sont homoscédas- 

tiques et non autocorrélés. Enfin, il est non biaisé et convergent lorsque ’hypothése 
d’indépendance des variables explicatives et des aléas est vérifiée. 

Dans ce chapitre ces trois hypothéses fondamentales du modéle de régression 
linéaire multiple sont successivement examinées. 

1. LANORMALITE DES ALEAS 

On reprend ici le modéle de régression linéaire multiple. L’hypothése de 
normalité est essentielle pour mener a bien les tests statistiques usuels pour une 

taille d’échantillon finie. La normalité des aléas implique la normalité des estimateurs 

MCO ! et la possibilité de réaliser les tests usuels. 

Dans un premier temps on présente le test de normalité des aléas de Jarque- 
Béra et, dans un second temps, on montre que, sous l’hypothese de normalité, 
Vestimateur des MCO des parametres du mole est identique a l’estimateur du 
maximum de vraisemblance. Enfin, trois tests d’hypothéses asymptotiquement équi- 

valents, dérivés de l’estimateur du maximum de vraisemblance, sont présentés. 

1.1. Test de I’hypothése de normalité des aléas 

On vérifie ’hypothése de normalité des aléas en s’appuyant sur les caracté- 
ristiques de la distribution normale’: le coefficient d’asymétrie 6; (Skewness) et le 
coefficient d’aplatissement 92 (Kurtosis). Pour une loi normale 6; = 0 et 02 = 3. 

Soient A, et A> tels que 

N 
3 4 y e; e; 

i= i=l 

a N ‘pa N 
A, = ae 3/2? es Soe D 

N N 

! On montre que asymptotiquement, lorsque la taille de l’échantillon tend vers Vinfini, 
Vestimateur des MCO est distribué selon une loi normale méme si les aléas ne sont pas 
distribués selon une loi normale. 
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La statistique de Jarque-Béra, notée JB, s’écrit 

p= 2 

Cioea cons) SHEN 
6 24 

(6.1) 

La statistique JB suit une loi du y7a 2 degrés de liberté. Si JB > x2 (2) 
alors l’hypothése Ho est refusée. 

1.2 Le maximum de vraisemblance 

Lorsque l’hypothése de normalité des aléas est vérifiée, on montre que l’esti- 

mateur des MCO est identique a l’estimateur du maximum de vraisemblance. 

1.2.1 Uestimateur du maximum de vraisemblance 

L’estimateur du maximum de vraisemblance des paramétres d’une popula- 

tion correspond aux valeurs des paramétres qui générent le plus souvent, |’échantillon 

observé. Si les aléas sont indépendamment distribués selon une loi normale avec une 

espérance nulle et une variance o” alors les variables y; (i = 1,...,. NV) sont également 
indépendamment distribuées selon une loi normale avec 

E(y;) = 61+ Borg. + ... + BxrK; = B'R; 

et 

DOr Ys) = a 

La densité de probabilité s’écrit 

1 ioe 
il 

oV2n ov 20 (6.2) 

~ 

Les variables étant distribuées de maniére indépendante, la fonction de vrai- 
N 

semblance est égale au produit des densités de probabilité L = let f(y:). Tl est 

i=1 
N 

équivalent de maximiser L ou Logl = S Log f(y) et Vestimateur du maximum de 
i=1 

vraisemblance est obtenu par la maximisation de la fonction LogL 

N il 
Viaggi [Log2r of Logo’ | —— sEE 

2 2 207 : 
Bae, (6.3) 

= [Log2n + Logo*] (Y = 208) (v= <6) 
i 

207 
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Les conditions du premier ordre permettent de déterminer les parameétres 3 
et o7 

Buv =(X'X)1X'Y 

e’e (6.4) 
Oomumv — N 

et la matrice de variance-covariance asymptotique (Asym.Var) de Vestimateur du 
maximum de vraisemblance est donnée par l’inverse de la matrice d’information de 
Fisher 

Pas mO) —1 

E ( Seah) E ( Sys) 2(X'X)-1 9 aBaB dBoo 7 E (e ) (6.5) 
2 5 4 

0? LogL 0? LogL 0 207 
(Fee) 8 (aaa N 

L’estimateur du maximum de vraisemblance @yyy est égal a l’estimateur des 

MCO Buco. 

Il est connu pour ses propriétés asymptotiques, c’est-a-dire quand la taille de 
Véchantillon tend vers +oo. C’est un estimateur distribué asymptotiquement selon 
une loi normale et efficace. 

Done sous l’hypothése de normalité, l’estimateur des MCO de £G est éga- 
lement un estimateur asymptotiquement efficace. De méme asymptotiquement, 

Vestimateur des MCO de la variance des aléas est identique a celui du maximum de 
vraisemblance (quand N — 00, G4;y = Gisc0). 

1.2.2. Tests d’hypothéses basés sur l’estimateur du maximum 
de vraisemblance 
On présente usuellement trois tests d’hypothéses asymptotiquement équiva- 

lents basés sur l’estimateur du maximum de vraisemblance: le test de Wald, le test 

du ratio de vraisemblance et le test du multiplicateur de Lagrange. Supposons que 
le modeéle a été estimé par la méthode du maximum de vraisemblance et que l’on 

souhaite tester J contraintes linéaires 

Hy: RGB =q contre ie hie 9 

ou R est une matrice d’ordre (J, K) et q un vecteur composé de J lignes. 

1.2.3 Test de Wald 
Le test de Wald a pour but de déterminer si l’écart entre RB et q est signi- 

ficativement égal a 0. 

L’estimateur du maximum de vraisemblance est distribué asymptotiquement 

selon une loi normale 

Buv ~> N (3,0? (x'x)*) 
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et 

VN (Guv Fe B) ~> N (0.0 (A4)") 

Par conséquent 

VNR (Burv = 8) Ni (RBuv = a) ~> N (oer on r' 

d’ot: la statistique de Wald 

rere =i 

N (RBuv = a) (wn (=) R) (RBuv = a) ~> x2,(J) 

= =) 
9 A If DUO aE | KEES car P limo (4 ) = OF (4 ) : 

La distribution limite de la statistique de Wald est donc un y2(J). Cette 
statistique est égale au nombre de contraintes multipliées par la statistique de Fisher 
Fg, du test de plusieurs contraintes (cf. chapitre 3 Le modeéle de régression linéaire 

multiple) 

/ 

Wald = (RB uv = a) (aR GS Oe (RB uv a) = IF eal (6.6) 

Sous l’hypothése de normalité des aléas, la distribution exacte de la statis- 
tique Fa, est F'(J, N — K). Ici on montre que la distribution limite dela statistique 
J.Frq, est un y?(J). Par conséquent le test de plusieurs contraintes de Fisher est 
valide, indépendamment de la taille de ’échantillon, sous Vhypothese de normalité 
des aléas. 

Enfin si la statistique de Wald est inférieure 4 la valeur du y2(.J) alors les 
contraintes ne sont pas rejetées. 

1.2.4 Test du ratio de vraisemblance 

Le test du ratio de vraisemblance se base sur la comparaison des valeurs 
prises par le logarithme de la vraisemblance selon que le modele est contraint ou 

non contraint. Le logarithme de la vraisemblance du modele de régression linéaire 
multiple est donné par |’équation (6.3). 

a 
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Soient Gary l’estimateur du modéle non contraint et e’e la somme des carrés 

des résidus correspondante? 

~ N Ee IVou 
LogL(Gmv) = ti: [Log2n = Loga* | — 5a3e & (6.7) 

N e’e N 
25S 602 sad Dug ¥) 5 og r+ Log | 5 (6.8) 

De meme, soient 3),,, lestimateur du modéle contraint et e*/e*la somme 

des carrés des résidus correspondante® 

> N me 1 
LogL (Biv) = —— [Log2x + Loge*?] — —>e* e* 

o 2 2c 
N e*'e* N (6.9) 

a, [Logan + Log W | 3 

Sous l’hypothése Hp la statistique du ratio de vraisemblance (LR) a une 
distribution limite identique a la statistique de Wald, elle s’écrit 

LR = -2 (Logh(Biry) — Logb(Buv)) ~> x2(J) (6.10) 

la statistique LR peut également s’écrire sous la forme 

| LR = N (Log (e*’e*) — Log (e’e)) (6.11) 

Si LR < y2(J) alors l’hypothése Ho n’est pas rejetée. 

1.2.5 Test du multiplicateur de Lagrange 
Le test du multiplicateur de Lagrange, appelé aussi le test du Score, est basé 

sur lutilisation de la condition du premier ordre du probleme de maximisation du 

logarithme de la fonction de vraisemblance. (yyy, Vestimateur non contraint du 
OLogh _ 

GGimitia 
modele, satisfait la condition 

/ 
~ 

2 On note que d? = ee, (v - x8) (v — x3) —eedonr ste € == S 

3 On note que: 
/ 

/ ed «! oe Be 9 i eo ek ae ot? = £8 et (Y - xB") (vy - xf") =e € dol pase 6 = = 
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Le test propose d’évaluer cette condition en ne et de calculer la statistique 

du multiplicateur de Lagrange donnée par 

wae) (Sa, op B=G, Vv Ops Bola op p=By, Vv 

Or 

S| = ax" [Y — x] = ae ‘er 
OB | 5p a ee 

t 

wo (GR leo. <a a 7 —— oO JF cS a 

OBOB B=Bry B=Burv N 

Par conséquent la statistique du multiplicateur de Lagrange s’écrit 

N : iver agi N 

Wit BXG, * / / af 

LM Ee 2 | N (x x) | Ee xX € | 

| EM = ree ee) (Xe NE. (6.12) e* 

ou R?2.* correspond au coefficient de détermination d’une estimation par les MCO 
d’un modele dans lequel la variable endogéne est e*, et les variables exogénes X. 
Cette statistique suit la meme distribution que la statistique de Wald et du ratio de 
vraisemblance. Si LM < x2(J) alors on ne refuse pas les contraintes. 

4 Dans un modéle sur données centrées Y = X3 +. 
Le coefficient de détermination s’écrit ~ 

(rx)? x’ oy: 
YY 

On obtient ainsi pour des données centrées le coefficient de détermination 

(KEV ORO) 
YY 

iste 

Si la variable endogéne centrée est notée e*, on retrouve la statistique LM au facteur N 
pres. 

* 
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2. _UVHOMOSCEDASTICITE ET ; 
LA NON-AUTOCORRELATION DES ALEAS 

Dans cette section est discutée l’hypothése d’homoscédasticité et de non- 

autocorrélation des aléas, c’est-a-dire lhypothése 2 selon laquelle : E(ee ) Serle 
Sous cette hypothése l’estimateur des MCO est efficace, autrement dit il a la variance 
la plus faible parmi les estimateurs linéaires et non biaisés de 3. Lorsque cette 

hypothése n’est pas vérifiée il existe un autre estimateur linéaire et non biaisé a 
variance plus faible, il s’agit de l’estimateur des Moindres Carrés Généralisés (MCG). 
Dans un premier temps cet estimateur est présenté. Dans un second temps on 

considere deux cas d’application de cet estimateur : l’hétéroscédasticité des aléas 
(var (€;) = 07) et l'autocorrélation d’ordre 1 (cov (€;,€;-1) # 0). 

2.1 L’estimateur des MCG 

Le modele linéaire généralisé s’écrit 

Y=XB+e avec E(ee ) = 07 (6.13) 

ou QO A J. LQ est une matrice symétrique et défnie positive d’ordre (N,N). 

2.1.1 L’estimateur des MCO et le modéle linéaire généralisé 

L’estimateur des MCO, @Gyyco, reste un estimateur linéaire non biaisé et 

convergent, sous les hypothéses 1, 3, 4 et 5. En revanche, Gyzco n’est pas efficace 

lorsque les aléas ne respectent pas l’hypothese 2. 

Sous l’hypothese (ce ) = 97, la matrice de variance-covariance de l’esti- 
mateur des MCO s’écrit 

Var(8uco) =E ( se ) (Buco = B) | 

avec arco —B= (Xe ke dou 

VorlGucal= E (xx) 12's) ((x'x)X"e) | 

IO, Ce COS OCP Oe 

(6.14) 

2.1.2 L’estimateur des MCG 

L’estimateur des MCG est obtenu en transformant le modele (6.13) de ma- 
niére A obtenir un modéle de régression linéaire multiple dont les aléas vérifient les 

hypotheses 1, 2 et 3. 
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Q étant une matrice symétrique définie positive, sa matrice inverse Q~! est 
également symétrique et définie positive et il existe Q~!/? symétrique définie positive 
telle que 

Q 12 © 1/29 2 

En prémultipliant le modéle initial par Q~'/? (transformation d’Aitken), on 
obtient un modele dont les aléas vérifient les hypothéses 1,2 et 3. 

Soient Y, = N7'/2y, X, = 071/2X et c, = 27/%e, le modéle transformé 
s’écrit 

eae Gude rs: (6.15) 
avec 

E(e,) =27'/? E(e) =0 

Var(e.) = E(Q7/ee Q71/?) 

= 0-1/2 Bee)Q-/? 
—S— 

a? 

=o] 

L’estimateur des MCG est égal a ’estimateur des MCO des paramétres du 
modeéle transformé. I] minimise ee, = e/Q~1te 

| Buco = (X,X4) X.Y, = (Gee Ont) | 
(6.16) 

Il est BLUE nM 

E (Buca) =p (6.17) 

et sa matrice de variance-covariance est donnée par 

Var (Buco) =0?(X,X.)1 = 09(X'0-*X) (6.18) 
Si de plus les aléas vérifient l’hypothese 6, l’estimateur des MCG est distribué 

ne © 
selon une loi normale. Enfin si lim Sx, = lim —~— = Vx, , awec Vx, une 

N-—-+00 Ii Se K,K) 

matrice finie et définie positive, alors l’estimateur des MCG est convergent. 

On note que l’application de la méthode des MCG exige de connaitre 4 une 

constante pres la matrice 92. Lorsque celle-ci est inconnue, on doit chercher un esti- 

mateur (2 de cette matrice de variance-covariance afin d’appliquer la transformation 

d’Aitken. L’application de l’estimateur des MCO sur ce modeéle transformé fournit 
alors l’estimateur des Moindres Carrés Quasi-Généralisés (MCQG) 

Bucac = ((x'Q-4x) 41x04) 

Var (Iveas) = 98018)" - 
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La matrice 2 est généralement estimée a partir des résidus des MCO (cf. cas 
de Vhétéroscédasticité et de Vautocorrélation), par conséquent le terme 
HA w\—1 woe , : ; Z Z . . 

(X Q71X) 1X Q7! est aléatoire et non indépendant des aléas du modéle. L’esti- 

mateur des MCQG est généralement biaisé, mais By;cagg est asymptotiquement 

équivalent & Barca si les deux conditions suivantes sont vérifiées 

x’ A-1xX)- X’Q-1X)-1 
Plan SASS age Oe (6.20) 

et 

xX O-le ae 
Plim ——— = Plim —- (6.21) 

Asymptotiquement l’estimateur des MCQG est donc convergent sous ces 

deux conditions et il est efficace si PlimQ = 2. Enfin, asymptotiquement l’esti- 

mateur centré dilaté ”N (3 MCQG — 8) converge en loi vers la meme loi asymptoti- 

que que VN (3) 1CG — 8) 

VN (Bucea = B) w> WN (0,0°V,") (6.22) 

2.2 Cas de I’hétéroscédasticité des aléas 

Les aléas sont hétéroscédastiques lorsque var(e;) = 0? 4 07, i = 1,...,N. 
Généralement ce probleme apparait sur des données individuelles (données en coupe 
transversale) mais il peut cependant se présenter sur des données temporelles (don- 

nées en coupe longitudinale). Il existe plusieurs tests” statistiques de détection de 
Vhétéroscédasticité. Trois tests sont présentés ici: le test de White, le test de Breush- 

Pagan et le test de Goldfeld-Quandt. 

2.2.1 Application des tests statistiques d’homoscédasticité 
des aléas 
Les tests statistiques d’homoscédasticité portent sur l’hypothése 

aco rN) 

c’est-a-dire sur l’hypothése d’une variance des aléas identique pour chaque individu. 
La premiére étape de tous les tests consiste a estimer le modele par la méthode des 

Dans une premiere étape, il est intéressant de représenter graphiquement le carré des résidus 
MCO (e?) en fonction des valeurs estimées de la variable endogéne (y;) ou d’une variable 
explicative (x,;), afin d’identifier une relation possible, qui peut-étre 4 l’origine de la non 

constance de la variance des aléas. 
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MCO afin de calculer les résidus du modeéle (e;). Le carré de ces résidus est, dans 
une seconde étape, utilisé comme estimateur de o?. 

1. Test de White: Le test de White est basé sur la comparaison des variances 

estimées des aléas lorsque le modeéle est estimé par les MCO sous lhypo- 
these d’homoscédasticité et lorsque le modéle est estimé par les MCO sous 
Vhypothése d’hétéroscédasticité. Lorsque ’Vhypothese Ho est vérifiée, l’écart 
entre les deux variances estimées devrait étre significativement nul asympto- 

tiquement. 

En pratique, ce test consiste a estimer par les MCO l’équation 

e? =60+6,Z;, +...+ Onin a ip (6.23) 

ou les variables Z;,,k = 1,...,p sont les variables explicatives du modele, 

leurs carrés et leurs produits et u représente l’aléa. 

Par exemple, si on teste l’homosceédasticité dans un modele avec une constante 

et deux variables explicatives xj2 et x;3, p= 5 

2 2 
Zi = Li2, Zig = 273, 213 = Ln, Zia = Lig, Zin = Ligkig 

De l’estimation par les MCO de l’équation (6.23) on déduit le coefficient de 
détermination noté R?,. Asymptotiquement, sous l’hypothése Ho la statis- 

tique 

Wh = NR2z (6.24) 

est distribuée selon un y?(p). Si NR2, < y2(p) alors Vhypothése d’homoscé- 
dasticité est retenue. 

2. Test de Breush-Pagan: Le test de Breush-Pagan est basé sur le principe 
que sous l’hypothése Ho Vestimateur des MCO ne doit pas différer signi- 
ficativement de l’estimateur du maximum de vraisemblance, qui admet la 

possibilité d’une hétéroscédasticité des aléas. Par rapport au test de White, 
Vhypothése H, du test de Breush et Pagan est définie de maniére précise® 

~ 

A, a oF = oa” f (60 si 61244 SF das SIP OpZip) 

ou f est une fonction continue dérivable et Z;,,k = 1,...,p est un vecteur de 
variables indépendantes qui correspond généralement aux variables explica- 
tives du modele, ou a une fonction connue de ces variables. Si les aléas sont 
homoscédastiques alors 6; = ... = dp = 0. 

Le test de Breush-Pagan consiste a appliquer le test du multiplicateur de 

Lagrange. On montre que asymptotiquement, sous l’hypothése Hp, la statis- 
tique LM 

LM = 39 Z(Z/Z)"* 2g | (6.25) 

© Dans le test de White l’hypothése H indique la présence d’une hétéroscédasticité des aléas, 

mais la forme que prend cette hétéroscédascité n’est pas spécifiée. Le test de White est un 
test général de détection de l’hétéroscédasticité. 

4 
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2 

converge en loi vers un x?(p) ot g est le vecteur des observations g; = atin —1 
ee 

dee N 
et Z la matrice d’ordre (NV, p+ 1) suivante 

AE p aeons 
Pan et ee 

Zi = 5 ; ; 

AT, eee Fae 

Si LM < y2(p) alors ’hypothése d’homoscédasticité n’est pas refusée. 

Cette statistique peut également étre calculée a partir de la somme des carrés 
expliquée par le modéle 

9= 60 ba Fei On Zag te 8 Be (6.26) 

LM = 399 (6.27) 

3. Test de Goldfeld-Quandt : Le test de Goldfeld-Quandt est recommandé 
lorsqu’on suppose que la variance des aléas est fonction d’une variable ex- 

plicative x; du modéle. Dans ce cas les observations sont ordonnées suivant 
les valeurs croissantes de x;. Si 0? est une fonction croissante de x; alors les 

observations seront également ordonnées suivant les valeurs croissantes de la 

variance des aléas. 

Le test de Goldfeld-Quandt consiste a scinder |’échantillon en deux parties 
égales en omettant C’ observations au milieu de l’échantillon. Si les aléas sont 
homoscédastiques alors la variance sur les deux échantillons sera identique. 
Sinon, si la variance est une fonction croissante de v,, alors la variance sur 

le premier échantillon (7) sera plus faible que sur le second (03). Le test 
d’homoscédasticité correspond a un test d’égalité de variances. L’estimation 
par les MCO du modeéle sur les deux échantillons, composés chacun de 
(N — C)/2 observations, permet de calculer 

ee (6.28) 

j=1,2 (6.29) 
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et la statistique du test de Goldfeld-Quandt est donnée par’ 

x2 / 

05 €g€2 N=C NC 
1a) = -D) = ne ~> F ( 5 HAG 9 Kk 

il Beal (6.30) 

Si la statistique F.q; est inférieure au Fy (> Ke A K) , alors l’hypo- 

these d’hétéroscédasticité est rejetée. 

Pour effectuer ce test il reste a définir le nombre C. Ce nombre d’observations 
omises de ]’échantillon n’est pas donné clairement. Enlever ces observations 

conduit a accroitre la puissance du test, car les écarts entre les deux varian- 
ces sont plus importants s’il y a hétéroscédasticité. Dans la pratique il est 
conseillé d’enlever 1/6°™° des observations. 

2.2.2 Estimation des paramétres en cas d’hétéroscédasticité 
des aléas 
Le probleme ici consiste a déterminer un estimateur BLUE des paramétres 

du modéle Y = X +e dans lequel var(e;) = 07. La matrice de variance-covariance 
des aléas de ce modeéle s’écrit sous la forme 

OG Us re nO 
(eee 

Varies |e ee ee Een GT (6.31) 

(eerie Modoc 

Ce modele constitue un cas particulier du modele linéaire généralisé (6.13) 
dans lequel o? est égal & 1 et Q est une matrice diagonale (les covariances entre les 
aléas sont nulles). L’estimateur des MCG est un estimateur BLUE des paramétres 

du modéle. La matrice de transformation 2~!/2 s’écrit 

1/oy 0 > was 0 

0 1/o2 ¢ : 0 

Qnt/ 4 : : wae , : 

0 0 coy Liou 

et pour chaque observation 7, le modéle transformé s’écrit 

X25 Liki E% cea +— 
0; Px on on (6.32) 

; 1 
al = 8i— +e 
Oo 0; a 

L’estimateur des MCG est obtenu en appliquant les MCO sur (6.32), modéle 
dans lequel les observations x; et les aléas €; sont pondérés par l’écart type des aléas. 

Si o? est une fonction décroissante de la variable x, et que les observations ont été rangées 
suivant les valeurs croissantes de x,, on a 07 > 03 et on doit calculer la statistique Fcal = 
~2 ‘ 
Gig 3 a 
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L’estimateur des MCG dans ce cas est également appelé l’estimateur des Moindres 
Carrés Pondérés. 

Plus particulicrement, si les tests d’hétéroscédasticité indiquent par exemple 
9 7} . . 7 

‘ que oF = o* x2; on doit estimer par la méthode des MCO le modéle 

Sag AR waa I aa a em Tae (6.33) 
dans ce modéle 

Enfin, lorsque o? est inconnu, les MCQG s’appliquent. Il faut alors, dans un 
premier temps, déterminer un estimateur convergent de la variance des aléas. Par 

exemple si la variance des aléas est une forme linéaire des variables explicatives du 
modele telle que 

ae = 6, + dora, +... t$OKUKX = x,6 

on estime avec la méthode des MCO l’équation 

oF = 61 + bom +... + Ong tus = 2,6 +4 (6.34) 

ou u; est un aléa et e? le carré des résidus du modéle (6.13) estimé avec la méthode 
des MCO. Si le modeéle (6.34) satisfait les hypotheses 1, 2, 3, 4 et 5 alors l’estimateur 

des MCO 6 de 6 est convergent et €? = x6 est un estimateur convergent de o?. 
g a v g u 

Finalement, on calcule l’estimateur des MCQG en estimant par les MCO 
Véquation 

Yi £24 x Ki Ej 
ee 3 on a sons Be A EE 
e; elle = + Pa ej Bx ej ej (6.35) 

Cet estimateur est asymptotiquement équivalent a l’estimateur des MCG. 

2.3. Cas de l’autocorrélation d’ordre 1 des aléas 
Il y a autocorrélation des aléas lorsque la covariance des aléas est non nulle. 

Dans ce cas, la matrice de variance-covariance des aléas n’est plus diagonale et 
le modéle peut s’écrire sous la forme d’un modeéle de régression linéaire généralisé 
(6.13). Le probléme de l’autocorrélation se rencontre sur des données temporelles. 

Ici on traite le cas de l’autocorrélation d’ordre 1 des aléas 

Ej = PEi-1 + Wi 
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ou u; est un aléa dont l’espérance est nulle (£(u;) =0), la variance constante 
(02, = 02 Vi =1,...,N) et la covariance nulle (cov(u;,u;) = 0, i #7). La matrice 

. . s v2 . / 

de variance-covariance des aléas structurels s’écrit alors: E(ce ) = 020. 

Dans un premier temps un test de détection de l’autocorrélation d’ordre 

1 des aléas est présenté®. Dans un second temps la matrice de variance-covariance 

des aléas € est déterminée. Enfin, l’estimation des paramétres d’un modele linéaire 

avec autocorrélation d’ordre 1 des aléas est examinée. 

2.3.1 Test de l’absence d’autocorrélation d’ordre 1 des aléas : 
le test de Durbin-Watson 
Le test de Durbin- Watson consiste a vérifier si dans la relation €; = pe;_1+u; 

le coefficient d’autocorrélation p est significativement égal a 0. On teste ’hypothése 
Ho 5 D= 0. 

La premiére étape consiste a estimer le modéle Y = X G+ .€ avec la méthode 

des MCO et a évaluer les résidus e;. Ensuite a l’aide de ces résidus, on calcule la 
statistique de Durbin-Watson 

= (6.36) 

La distribution de cette statistique dépend de maniere complexe des obser- 

vations sur les variables explicatives du modele. Elle est calculée a partir des résidus 

déterminés pour X donnée. De ce fait, il n’existe pas une valeur critique unique 

comme dans les tests de Fisher, de Student ou du Chi-deux. Cependant, sous Ho, on 

montre que la distribution exacte de la statistique d se situe entre les distributions de 
deux autres statistiques notées d;, pour la borne la plus faible, et d,, pour la borne la 
plus élevée. Pour un risque de premiére espéce, on peut déterminer les deux valeurs 

seuils dig et dy. Les lois de ces deux statistiques ne dépendent que du nombre de 

variables explicatives et du nombre d’observations, leurs valeurs sont données dans 
la table de Durbin- Watson. 

Comme pour |’hétéroscédasticité, une maniére simple de tester dans un premier temps 
Vautocorrélation des aléas consiste a représenter les résidus au cours du temps ou e; en 

fonction de e;_;, afin de détecter une relation éventuelle entre les résidus. 
a 
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Figure 6.1 Test de Durbin-Watson 

La regle de décision selon la valeur de la statistique d est la suivante 

Nida, rejet de Ho autocorrélation positive 

(hype eat ato hye pas de décisicn = 

Wee eed <A np non rejet de Ho pas d’autocorrélation 

4—dyg <d<4—-—dig | pas de décision a | 

4—dig<d<4 rejet de Ho autocorrélation négative | 

La statistique de Durbin-Watson est comprise entre 0 et 4. En effet, la 

relation entre d et f°, estimateur convergent du coefficient d’autocorrélation des 
aléas, est donnée par 

d =~ 2(1 — p) 

or -1 < p < 1 dott si p = —1 alors d ~ 4, si p = 1 alors d ~ 0, enfin si p = 0 
By) 

Pour appliquer ce test, les conditions suivantes doivent étre respectées : le 

modeéle de régression doit inclure une constante et les variables explicatives doivent 
étre certaines. En particulier, ce test ne peut pas s’appliquer lorsque le modéle 

est autorégressif, c’est-a-dire lorsque la variable endogene décalée apparait comme 
variable explicative. Par exemple dans le modéle dynamique 

i — Oi + 209; + Payj—4  ; ¢=1,...,N 

N N 

C= ( 5 E61), y e?_, }ce coefficient n’est pas utilisé pour le test car sa distribution n’est 

1=2 4=2 

pas déterminée contrairement a celle de d. 
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il faut utiliser la statistique h de Durbin pour tester l’autocorrélation d’ordre 1 des 

aléas 

d N 
y) x) 

(=e ~> N(0,1) 

(6.37) 

Vhypothése nulle p = 0 est acceptée si |h| < 1.645 pour un risque de premiere espéce 

de 5 %. Le test est unilatéral, ’hypothése alternative est p > 0 ou p < 0. 

Si N (war (3s) ) prend une valeur supérieure a 1, on ne peut pas calculer la 

statistique h de Durbin. On peut procéder alors de la maniére suivante 

1. estimer le modéle dynamique avec la méthode des MCO 

2. estimer le modeéle suivant 

OF == Oh) 37 ORM aR ORUR la CU sees Nae. IN, 

ou e; est le résidu MCO du modeéle dynamique 

3. si le coefficient de la variable e;_; est significativement différent de 0 on peut 
rejeter ’hypothése nulle de non-autocorrélation. 

Enfin, il existe une version du test de Durbin-Watson, lorsque les données 

sont trimestrielles, donnée par Wallis 

Ej = PEi_a + Uj 

Il s’agit de tester, sous Hp, si les aléas sont non autocorrélés d’ordre 4 (p = 0). 
On doit calculer une statistique analogue a celle de Durbin-Watson!° 

N 

Wiese in 
5 

d4 =~ 

i=1 (6.38) 

10 La table statistique peut étre:trouvée dans W.H. Greene, 1993, Econometric Analysis, 2° 

édition, Macmillan. " 
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2.3.2 Détermination de la matrice de variance-covariance 
des aléas 

Lorsqu’un probléme d’autocorrélation d’ordre 1 est détecté l’estimateur des 
MCO du modéle n’est pas efficace’!. Il faut appliquer les MCG et par conséquent 

définir la matrice Q. Dans le cas d’une autocorrélation d’ordre 1, lorsque |p| < 1 et 
done que lim p* = 0, les aléas peuvent s’écrire sous la forme 

8-00 

Sous l’hypothése que les aléas u; sont des bruits blancs, on a donc 
CoO 

LgnBke,) = Sop E (us-s) =) 
s=0 

2. var (€;) = o2/ (1 — p”),, c’est-a-dire que les aléas sont homoscédastiques. 

En effet, 

” 2 

var (e;) = E (ce?) = E (drn-.] 
5) 

= 2 g 2 = 2 on = BU, = 28S = 7 
Ss s=0) 

3. cov(éi, eis) = E (€j.e;_-5) = p*® (02 /1—p”). 

En effet 

E (é-€:-s) = B((p%ei-s + p® Uz_(e—1) + -. + pus_1 + Ui). (€i-s)) 
= prvar(e;_s) 

car €,; ne dépend que des valeurs passées et présentes du bruit blanc u;'%. 

Ainsi, la matrice de variance-covariance des aléas €; s’écrit 

Var(e) = E(ee ) = 029 (6.39) 
(N,N) 

Lie a5) p/ (1 — p?) pee) (la 0.) 
| fae) 1/0") N27 (1 — 9?) 

oN (1=p2) pN2/(1-p2) ~~ 1/ (1%) 
11 On ne considére pas ici un modéle dynamique, cf. section suivante. 

a s 
M2 6, = péi_1 + i = p Cia + puri +t Ui =~. 

=i 
=p eat) U1) + ee 

alee ci ((p°~ *t4—(s—1) +..+4+ puj-1 + ui). (€i-s)) =0 
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La matrice de transformation Q~!/? est alors égale a 

Ae Bt ah meat 
oa 1 . . . (0) 

dle cat mma aarp (6.40) 
0 0 =i ll 

2.3.3 Estimation des paramétres en cas d’autocorrélation 
des aléas 
Afin d’obtenir un estimateur efficace on applique les MCG, c’est-a-dire les 

MCO sur le modéle transformé. Dans le cas d’un modeéle avec autocorrélation d’ordre 
1 des aléas, le modeéle transformé s’écrit 

avec 

(VI-F)u (Vi-P)a] fu 
= €2 — pe U2 

Y= i as ,Ex = : ae =| - | et 

YN — PYN-1 en —PeN=1 aN 

pe (V1 =?) nc at ( 1-7) LK 

x Ci) 22 — pL21 SL RT PLR 

(De 2) i tone toa) | RN pt | 

Par conséquent, pour la premiere observation, le modele s’écrit 

(Tn =a =A) + (=r) 
tut Bc (I= Paws) + (VI-#*) e1 (6.42) 

Et pour les autres observations 

Yi — pYi-1 = Bi (1 — ep) +: Bo (Wai — pta-1) +. + Bx (eK: — pUKi-1) + 

i=2,...,N- (6.43) 
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La méthode des MCG consiste 4 appliquer les MCO sur ce modeéle trans- 
formé. 

Lorsque le coefficient d’autocorrélation est inconnu on applique l’estimateur 
des MCQG. I] existe plusieurs procédures. Elles sont différentes car 

* elles n’utilisent pas le méme nombre d’observations. Par exemple les procé- 
dures de Cochrane-Orcutt et de Hildreth-Lu considérent les observations 
i = 2,...,.N, tandis que la procédure de Prais-Winsten utilise l’ensemble des 
observations, 

¢ elles n’ont pas recours aux mémes estimateurs convergents de p pour trans- 
former le modéle. 

Une méthode tres utilisée est la méthode de Cochrane-Orcutt. Elle procéde 
en plusieurs étapes 

1. Estimer avec la méthode des MCO le modele initial et évaluer les résidus e; 

sur les observations i = 2,..., N. 

2. Estimer p par feo, OU Peo est déterminé de maniére 4 minimiser la fonction 

N 
2 

Min ) (e; — pe;_1) 
roe = 

on obtient ainsi 

3. Appliquer les MCO sur le modéle transformé, appelé le modele quasi-diffé- 
rencié 

is = Peoti-1 = (1 — peo) + Dx: (Wor — Peokai—1) 1» 

+Bn (tKi — PootKi1) +m 1=2,..,N 

On obtient ainsi un estimateur asymptotiquement identique a l’estimateur 

des MCG. 

4. On utilise généralement la méthode de Cochrane-Orcutt itérative afin d’amé- 
liorer les performances de l’estimateur. Dans l’étape 3 on calcule alors les 

résidus du modele. 

2 —— ia Yi 

avec iP ” 

Yi = Pi + Bota +... + BKEKi 

On reprend ensuite la procédure a l’étape 2. La procédure s’arréte lorsque 

Peo ne varie plus de maniere significative entre deux itérations. 
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La méthode de Prais-Winsten procéde comme la méthode de Cochrane Or- 
cutt mais elle prend en compte la premiére observation. Le coefficient d’autocorré- 
lation p est estimé de maniére & minimiser la fonction 

N 
Min (1 —p’) ef + ye (ep pei 
BR i=2 

on obtient ainsi 

La méthode d’Hildreth-Lu estime le modéle aux quasi-différences 
(i = 2,..., N), par la méthode des MCO, pour différentes valeurs de p compri- 

ses entre -1 et 1. On choisit p qui minimise la somme des carrés des résidus 
des modeles ainsi estimés. 

2.3.4 Prévision en présence d’autocorrélation des aléas 
Pour réaliser une prévision lorsque les aléas sont autocorrélés d’ordre 1 on 

doit utiliser les estimations du modeéle transformé 

~?} 

Yxi = B L x34 

ou 3’ est l'estimateur des MCO du modéle transformé (6.41). 

Lorsque p est connu, pour la période N + 1 la prévision optimale de y étant 
donné 441 8’écrit 

~ ~/} ~~} 

YxN+1 S/O Wopk uy es YN+1 —pyn = 8 @n41—8 ptn ~ 

soit f ry 

Unk = Dnar Pp (yy 5, tn) 
ene 

EN 

Plus généralement, pour la période N + 7 la prévision optimale est donnée 

par 

Yntj = 8 tn+; + 0” (yn ae zy) (6.44) 
Sy 

EN 

Ce résultat est justifié car FE (enii/en) = pen: 
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2.4 Lacorrection de White 

Si la structure de la matrice Q est parfaitement inconnue, l’estimateur des 
MCO reste le seul disponible. Il est non biaisé, convergent et distribué selon une loi 
normale mais il n’est pas efficace. Sa matrice de variance-covariance est donnée par 
l’équation (6.14). La stratégie consiste alors 4 déterminer un estimateur convergent 
de la matrice de variance-covariance asymptotique de l’estimateur des MCO. 

Dans le cas d’aléas hétéroscédastiques la matrice de variance-covariance de 
Vestimateur des MCO est donnée par 

=! (lak: oie (OU OI XC) (6.45) 

avec 
oy O 0) 
Q) a3 0 

= 

On oe 

Soit 

od ae 4 
y= Not xix; (6.46) 

White a montré, sous des conditions tres générales, que la matrice 

we 

y= Nees (6.47) 

ou e? est le carré des résidus MCO, est un estimateur convergent de ©. Ainsi, lorsque 
la forme de l’hétéroscédasticité des aléas est inconnue, White propose d’estimer le 

modeéle par les MCO et de calculer la matrice de variance-covariance de Byyco selon 

la formule 

N (X'X) 1S (X'X)™ (6.48) 

L’extension de la procédure de White au cas de l’autocorrélation est plus 
Mf 

difficile car un probleme de convergence de l’estimateur de la matrice mewn se 

pose. 

3. LES VARIABLES EXPLICATIVES DU MODELE 

Dans cette section on s’intéresse a l’hypothése 3 du modele de régression 
linéaire multiple. Sous cette hypothése les variables explicatives du modele sont 
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supposées non aléatoires. Dans un premier temps, sont examinées les propriétés 
de l’estimateur des MCO lorsque les variables explicatives sont aléatoires. Dans un 

second temps, l’estimateur des Variables Instrumentales est présenté. Ensuite, deux 
cas d’application de lestimateur des Variables Instrumentales sont discutés. Pour 

terminer, l’estimateur des Moments Généralisés est présenté. 

3.1. Variables explicatives aléatoires et estimateur 
des MCO 
Les variables explicatives peuvent étre des variables aléatoires. Dans ce cas 

les propriétés de l’estimateur des MCO différent selon la relation entre les varia- 

bles explicatives et les aléas: ils peuvent étre indépendants, non indépendants mais 

non corrélés, ou encore corrélés. Lorsque les variables explicatives sont aléatoires 
Vhypotheése 5 devient l’hypothése 5’ sur le modeéle de régression linéaire multiple. 

Hypothése 5’ 
/ ie 4 , a anit 

plim Sy = plim aot = Vx avec Vx une matrice finie, définie positive. 

L’estimateur des MCO des paramétres du modéle Y = X( + € est une 
fonction linéaire des aléas et peut s’écrire sous la forme 

Buco =B+(X'X)” X'e (6.49) 

Conditionnellement aux réalisations x;, on a 

E (Buco/X) = 8 + (X'X)~' X'E (e/X) (6.50) 

et en utilisant la loi des espérances itérées 

E (Buco) = 8 + Ex ((X'X) X’E (e/X)) (6.51) 

On distingue alors 3 cas 

1. Si les variables explicatives sont indépendantes des aléas c’est-a-dire 

E(e/X) = 0, alors lestimateur des MCO est non biaisé E (Buco) SUG} 

Sa matrice de variance-covariance conditionnelle s’écrit 

Var (8uco/X) =o? (X'X)~ 

et sa matrice de variance-covariance non conditionnelle 

Var (8uco) = Ex (Var (8uco/X)) +Varx | E (8uco/X) 

26 (6.52) 
= E (Var (Buco/X)) = B (0? (x’x)~') 

=o? E{(x'X)') 
a 
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3.2 

Done si les variables explicatives et les aléas sont indépendants, sous les 
hypotheses 1, 2, 4, 5’ et 6 l’estimateur des MCO est BLUE, distribué selon 
une loi normale et asymptotiquement efficace. 

Si les variables explicatives sont non indépendantes (EF (¢/X) 4 0) mais non 
corrélées aux aléas 

COU Ds, e) = L (Sp;-€;) = 0, We Sedna, We Chee Sec nade (6.53) 

lorsque N — oo 

Xs 
ak are: 0 (6.54) 

alors l’estimateur des MCO est convergent 

Z eC. ve PlimBuco = 6+ Plim (ar) Plim (=) =p (6.55) 

I] est asymptotiquement distribué selon une loi normale et asymptotiquement 

efficace. L’estimateur des MCO perd ses bonnes propriétés a distance finie. 

Enfin si les variables explicatives et les aléas sont corrélés alors l’estimateur 
des MCO n’est pas convergent. 

A Dans ce cas Plim == #0 et Plim Gurco # 3B. Le probléme consiste alors a 

définir un estimateur convergent de (3. 

L’estimateur des Variables Instrumentales 

L’estimateur des Variables Instrumentales est appliqué lorsque la covariance 

entre les aléas et les variables explicatives est non nulle. L’idée est de rechercher des 
variables fortement corrélées aux variables explicatives mais non corrélées aux aléas. 

Soit Z la matrice des observations des variables instrumentales d’ordre (N, Kk), la 
matrice Z est déterminée de maniére a vérifier les deux conditions suivantes lorsque 

N—- oc 

/ ie 

Plim (=) =Vzx e  Plim (=) =0 (6.56) 

L’estimateur des Variables Instrumentales Gy, s’écrit 

| By = (ZX) ZY = B+ (Z'X)*Z'e | (6.57) 

Ses propriétés asymptotiques sont les suivantes 

ies oe ; Zé 
plim Byr = car = plim NW =1() (6.58) 
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et sa matrice de variance-covariance asymptotique peut étre estimée avec 

| Asymn.var (Bvr) = 3? (2'X)"' (Z'Z) (XZ) (6.59) 

(cae aca) 
N 

L’estimateur des Variables Instrumentales est convergent et distribué selon 
une loi normale sous les hypothéses 1, 2, 4, 5’ et 6. 

ou 6? = 

Afin de gagner en précision, il est conseillé de déterminer une matrice des 
instruments Z qui contient L colonnes avec L > Kk. L’estimateur des Variables 

Instrumentales s’écrit dans ce cas 

A 

XK'Y = (X'PzX)—(X' Pry) Bv1 = (x'x) (6.60) 

avec X = Z(Z'Z)Z'X et Pz = Z2(Z'Z)Z' 

On remarque que (Z'Z) * Z'X est l’estimateur des MCO des paramétres du 
modeéle 

X=Z6+¢€ 

ébuco =(Z'Z) 2’ X 

et X est donné par 

X = Zico = Z, |(2'Z)* 2X 
(D1) (LK) ~ 

X est une matrice d’ordre (N, kK) comme la matrice X. On peut vérifier 

que 

x ee tl eee ee ON dn ee 

Pi pac (X'x) RY = (xX) RY | 
(6.61) 

car X'X = X'X. 

Sa matrice de variance-covariance asymptotique s’écrit 

me Pee ; 71 
| Aspm.var (Avr) = (xx) = a*(X'PzX) : (6.62) 
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Il n’est pas toujours facile de déterminer si les variables explicatives du 
modeéle sont corrélées avec les aléas et de faire un choix entre l’estimateur des Va- 
riables Instrumentales et l’estimateur des MCO. Le test d’Hausman apporte des 
éléments de réponse a cette interrogation. 

3.3 Test d’Hausman 

Avec le test d’ Hausman on teste ’hypothése Ho d’une covariance nulle entre 
les variables explicatives et les aléas. Sous l’hypothése Ho, les estimateurs des MCO 
et des Variables Instrumentales sont convergents, l’estimateur des MCO étant plus 
précis. Sous lhypothése H,, la covariance est non nulle et l’estimateur des MCO est 
biaisé et non convergent, tandis que l’estimateur des Variables Instrumentales est 
convergent. Le test consiste a vérifier si l’écart entre les deux estimateurs est signi- 

ficatif ou non. S’il n’est pas significatif, on accepte Hp. On calcule la statistique de 
Wald 

Wald = (Bv1 - Buco) G (x) = cc a (3vi = Buco) 

(6.63) 
2 un estimateur convergent de o*. Sous l’hypothéese Ho, on peut utiliser avec G7 

/ 

52 Ce 

Nh 

Le degré de liberté de cette statistique est égal a K lorsque les matrices X et 

Z n’ont pas de variables communes, c’est-a-dire lorque sous Ho on teste lhypothése 

cov(tpi,€i) = 0, Vk = 1,..., K. Si Wald < x2(K) alors ’hypothése Hp n’est pas 
refusée et on peut appliquer l’estimateur des MCO. 

Cependant usuellement X et Z comportent des variables communes!*. Dans 

ce cas, lorsque le nombre de variables présentent dans les deux matrices est égal a 
Ko, le degré de liberté du test est égal a K — Kg. Autrement dit, ’hypothése d’une 

covariance nulle entre les variables explicatives et les aléas est testée pour un nombre 
de variables K — Ko, les Ko variables sont supposées avoir une covariance nulle avec 

les aléas. 

Pour terminer, on note qu’il est équivalent de réaliser le test d’exogénéité 
d’Hausman d’une variable x, ou de mettre en ceuvre une régression du modele initial 
augmenté des résidus MCO obtenus lors de l’estimation de la variable x, en fonction 
des variables de la matrice Z. La non significativité du paramétre associé a ces résidus 
conduit 4 ne pas refuser l’hypothese nulle d’exogénéité. 

14 Par exemple, la constante est généralement présente dans les deux matrices. 
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es \ 

= \ 

| v do {los ~ \JRou ells 

3.4 Applications de I’estimateur des Variables 
Instrumentales 
Deux cas sont examinés:le cas d’une erreur de mesure sur une variable 

explicative et le cas d’un modéle dynamique dans lequel les aléas sont autocorrélés. 

3.4.1. Cas d’une erreur de mesure sur une variable explicative 
On considére un modéle de régression linéaire simple centré, dans lequel la 

variable explicative x; n’est pas directement observée 

y= Prr+e, t=1,..,N (6.64) 

on observe la variable x 

te) (6.65) 

ou v est un aléa distribué selon une loi normale avec une espérance nulle, une variance 

notée o? et une covariance nulle. De plus, on suppose que € et v sont des variables 

aléatoires indépendantes. Etant donné les observations dont on dispose, on estime 
le modéle 

y = Ba — Bute (6.66) 

Soit w = —GBv +6, la covariance entre x et w étant non nulle l’estimateur 

des MCO est non convergent. En effet 

cou(z, w) = cov(«* + v, —Bu + €) = —Bo? (6.67) 
VU 

et 
N N 

y Lyi y Li Wi 

1=1 4=1 
a~ 

PMOO lary = B+ = (6.68) 

tans 
i=1 i=1 

la probabilité limite de l’estimateur des MCO est donnée par 

N 

Ss Pim =_— oR 
Plim Buco = 8 + ——x, — = 8-8 (6.69) 
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N 

Ge 
x; 

. a1 2 , . 5 . a 
avec P lim No OF Par conséquent, lorsque la variable explicative est mesurée 

avec une erreur l’estimateur des MCO est non convergent, Plim Byjco # 3. Dans 

ce cas il faut rechercher des variables fortement corrélées 4 cette variable explicative 
mais non corrélées a l’aléa afin d’appliquer l’estimateur des Variables Instrumenta- 
les. 

3.4.2 Cas d’un modéle dynamique avec autocorrélation 
des aléas 
Les modeéles dynamiques dont les aléas sont autocorrélés doivent étre estimés 

avec l’estimateur des Variables Instrumentales. 

Soit le modéle de régression 

yi = Git Bor +P3y1t+e; i=l,..,N (6.70) 

Si les aléas du modele sont autocorrélés d’ordre 1 

COV(E;, E41) =p (Geral) 

alors la covariance entre y;_1 et €; est différente de 0 

cov(yi-1, i) = cov(éi, €i-1) = p (6.72) 

Il faut dans ce cas appliquer /’estimateur des Variables Instrumentales. Par 

exemple, la variable 7;_; est une variable fortement corrélée a la variable y;—; mais 

non corrélée aux aléas du modele. 

N N 

y Lj-1Yi-1 ) Li-1&% 

1 plim = nN = 0 rs et  plim a = 0 

Dans ce cas 

1 By toa 
It ae Y1 1 2 v} 

X= | eer Yy2 et Ji mee || aie) hip) 

Le Ne inns Ly) Gy) ENS 

et lestimateur des Variables Instrumentales est égal a By rec Ae, 4 a EVE. 
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De maniére générale, dans un modéle dynamique, il faut dans un premier 
temps tester ’hypothése d’autocorrélation des aléas du modele avec la statistique h 
de Durbin (6.37). Et si Vhypothése d’autocorrélation n’est pas rejetée, il faut estimer 
le modéle avec l’estimateur des Variables Instrumentales. Une procédure alternative 
consiste a appliquer le test d’Hausman afin de tester l’hypothése d’une covariance 
nulle entre la variable endogéne décalée et l’aléa du modeéle dynamique. 

3.5 L’estimateur de la Méthode des Moments Généralisés 

La Méthode des Moments Généralisés’applique dans le cadre du modele 

linéaire généralisé lorsque les variables explicatives sont corrélées aux aléas. 

Le modeéle s’écrit 

YaARe 

Bee) =a @) 

te 
P lim = 1) (6.73) 

L’estimateur des Variables Instrumentales du modeéle (6.73) est convergent 
mais asymptotiquement il n’est pas le plus précis. L’estimateur des moments géné- 

ralisés est convergent et donne une meilleure précision, il est donné par 

Camm =X Pyek) XP (6.74) 

Avec 

Py SB OZ) AZ 

et Z la matrice des instruments telle que 

Sa matrice de variance-covariance asymptotique s’écrit 

| Vaias (Bemm) = 0° (X'PuX)"*) (6.75) 

Les éléments de la matrice 2 étant inconnu ont procéde en 2 étapes : 

1. Oncalcule 2 un estimateur convergent de 2 (Q peut étre obtenu a partir des 
résidus du modéle (6.73) estimés avec l’estimateur des variables instrumen- 
tales) 

we a bres —1 oe AS am —1l 

2. Ayant on calcule Boum = (x'P rx) X'PyY aved Py =Z (2'02) Zz! 
6 
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Pour tester l’exogénéité des variables explicatives on peut utiliser le test 
d’Hausman et calculer 

Wald = (Bona am Buca) (Varas (Boma) —Varas (8uce)) (Gaur = Buca) 
(6.76) 

Avec 

—1 

(Vares (Goarar) Vara, (8uca)) =G Cine 7s £ (x’0x) 

Par ailleurs, lorsque la matrice des instruments est de dimension (V, p) avec 
p > K on peut tester la validité des instruments avec le test de Sargan 

Sous l’hypothése nulle les variables instrumentales et les aléas sont non 
corrélés asymptotiquement. 

On calcule la statistique S 

1 Ex 

| 5 = rae ne 
Oo (6.77) 

Sous Ho, S est distribué asymptotiquement selon un x? & p — K degrés de 

libertés. 

Si S est inférieur a la valeur tabulée on accepte l’hypothese de validité des 

instruments. 
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1. INTRODUCTION 

Développé dans les années 1960 par trois économistes américains (Sharpe, 
Lintner et Mossin)', le modéle d’évaluation des actifs financiers (MEDAF) appa- 

rait en premiere approche comme le contrepoint financier de la théorie de l’équilibre 
général (Walras, Arrow-Debreu). Le modéle d’équilibre général propose une ex- 

plication de la formation des prix sur les différents marchés microéconomiques des 

biens et services. Le MEDAF (Capital Asset Pricing Model ou CAPM, en anglais) 
s’attache a décrire les conditions d’équilibre et la formation des prix sur les marchés 
d’actifs financiers. S’il constitue done par son objet et son ambition, une construc- 
tion tout a fait centrale de l’analyse économique, le MEDAF n’en demeure pas moins 
un instrument extremement utile sur un plan pratique, pour tout investisseur ayant 

a effectuer des choix d’investissement en univers incertain et en particulier pour 
les gestionnaires de portefeuilles sur les marchés d’actions (OPCVM, mutual funds, 
fonds de pension...). 

Le résultat principal du MEDAF est Videntification d’une relation linéaire 
qui doit prévaloir, a l’équilibre des marchés financiers, entre l’excés de rendement 
d’un titre risqué par rapport au taux d’intérét sans risque (la prime de risque) et 

Vexces de rendement du portefeuille de marché par rapport & ce méme taux sans 
risque. Le coefficient affectant l’excés de rendement du portefeuille de marché par 
rapport au taux sans risque est le fameux béta, bien connu des praticiens. I] mesure 
la sensibilité du rendement de chaque titre par renport au rendement du portefeuille 
de marché. 

Le coefficient beta s’interpréete egalement comme le risque systématique du 
titre considéré, c’est-a-dire la variance du rendement du titre imputable a la variance 

du rendement du portefeuille de marché. [1] existe ainsi, a l’équilibre des marchés, 

une relation croissante entre l’espérance de rendement des titres et leur risque systé- 
matique. Cette relation permet donc de nuancer les enseignements de la théorie de 

base du portefeuille (Markowitz) en montrant que s’il y a bien une relation croissante 
entre rendement et risque, le marché rémunere uniquement le risque systématique 

des titres et pas leur risque intrinséque ou diversifiable. 

L’application économétrique développée dans ce chapitre cherche a estimer 

et tester économétriquement le MEDAF en s’appuyant pour cela sur les sociétés de 

Vindice francais CAC 40. Les séries de cours et de rendements boursiers nécessaires 
a l’estimation du modéle sont observées selon une fréquence hebdomadaire. 

Sur un plan économétrique, l’application se situe dans le cadre théorique 

du modéle de régression simple. Elle permet d’illustrer un probleme courant en 
économétrie appliquée qu’est la difficulté d’estimer en l’état le modeéle proposé par la 
théorie économique. I] convient donc de présenter et de discuter les transformations 
effectuées sur le modéle économique pour procéder a son estimation économeétrique. 
L’estimation du MEDAF par les MCO donne lieu a une double validation. Dans 
un premier temps, la validation économétrique de la relation estimée nous impose 
d’effectuer le test d’autocorrélation de Durbin-Watson et de corriger le cas échéant 

Voir notamment W. Sharpe, 1964, « Capital asset prices: a theory of market equilibrium 

under conditions of risk », Journal of Finance, septembre. 
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les autocorrélations observées par l’estimation, selon les procédures courantes, d’un 

modele quasi-différencié. Les résultats obtenus fournissent alors une illustration du 

théoreéme de Gauss-Markov précisant les propriétés des estimateurs des MCO et des 
MCG dans le cas d’une matrice de variance-covariance des aléas non scalaire. Au 
terme de la validation statistique de la relation estimée, on procede a une validation 

économique du MEDAF en confrontant les résultats d’estimation sur les titres de 
Vindice CAC 40 aux principaux résultats théoriques du modéle. 

Le chapitre est organisé de la maniére suivante. La section 2 présente les 
principales hypotheses et relations d’équilibre du MEDAF. La section 3 est consacrée 
aux estimations économétriques sur les sociétés cotées composant l’indice CAC40. 

2. LE MEDAF: HYPOTHESES ET RELATIONS 
D’EQUILIBRE 

Le MEDAF cherche &@ comprendre la formation des prix et des rendements 

des titres négociables sur les marchés financiers. I] décrit pour cela les comporte- 

ments d’achat et de vente d’investisseurs supposés rationnels en s’appuyant directe- 
ment sur la théorie du portefeuille de Markowitz (1952-1959)?. 

2.1 Hypothéses 
Trois hypotheses principales suffisent pour décliner les propriétés d’équilibre 

du MEDAF. 

1. ‘Tous les investisseurs présents sur le marché ont un comportement conforme 

a celui décrit par la théorie du portefeuille. Ils formulent un systeme de 

demande pour n actifs risqués (¢ = 1,...,n) en maximisant l’espérance de 

Putilité de leur richesse ou de maniere équivalente un critére espérance- 
variance du rendement total de leur portefeuille. Soit formellement le pro- 
gramme suivant 

MaaU = B(R) ~ 5V(R) 
ay Ss 

ou 
rm 

R désigne le rendement aléatoire du portefeuille tel que R = Se a, R; 

i=1 

a; est la part de la richesse investie sur le titre 1 de rendement R; 

E(R) et V(R) représentent l’espérance et la variance du rendement du por- 

tefeuille. V(R) s’interpréte aussi comme le risque du portefeuille. 

Le paramétre @ correspond a l’aversion au risque des investisseurs. 

2H. Markowitz, 1952, « Portfolio selection », Journal of Finance, mars. 

H. Markowitz, 1959, Portfolio selection, efficient diversification of investments, John Wiley 
and Sons, New-York. 

a 
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2. Ces investisseurs ont le méme horizon d’investissement (1 semaine, 1 mois...) 
qui correspond a la période sur laquelle sont calculés les rendements des ti- 

tres. Les anticipations des investisseurs sur cette période sont homogénes, ce 
qui signifie qu’ils intégrent dans leur programme d’investissement le méme 

vecteur d’espérance de rendement po = (L4,,---,14,,) et la méme matrice de 
variance-covariance §) (d’éléments o;;). Concrétement l’expression des ren- 
dements varie avec le type de placement considéré (actions, obligations, actifs 
immobiliers...). Pour les placements en actions, le rendement correspond au 
taux de croissance des prix sur la période d’épargne corrigé du versement 
éventuel de dividendes. Le caractére aléatoire des rendements et la nature 
risquée du placement sont dis au fait que les prix de fin de période sont 
inconnus au début de la période d’épargne. 

3. Il existe dans le systéme financier un actif sans risque de rendement r. 

2.2 Relations d’équilibre 
Deux types de relation d’équilibre peuvent étre dérivés des hypotheses précé- 

dentes. 

2.2.1 La droite des marchés de capitaux 
Les investisseurs ayant des comportemer‘s parfaitement homogenes, ils dé- 

finissent ex-ante la méme frontiére efficiente qui représente un sous-ensemble de 
portefeuilles offrant un meilleur compromis entre le rendement et le risque. On 

montre simplement que cette frontiére efficiente correspond dans le plan (1,0) a la 
portion supérieure d’une hyperbole. En présence d’un actif sans risque de rendement 
r, les investisseurs peuvent combiner les portefeuilles efficients et l’actif sans risque 

de sorte que la frontiére efficiente devient une demi-droite passant par r et offrant 

un point de tangence avec la portion d’hyperbole. Ce point de tangence correspond 
a un portefeuille risqué particulier demandé par tous les investisseurs. A l’équilibre, 
ce portefeuille correspond nécessairement au portefeuille de marché noté M dont 
Vespérance de rendement est [jy et le risque oj. 

On montre dés lors sans difficulté que l’équation de la demi-droite des por- 

tefeuilles efficients est donnée par 

pars (HX) fel 
OM 

ou pt désigne le rendement anticipé des portefeuilles efficients et a le risque de ces 
portefeuilles efficients. 

Cette équation montre qu’il existe a l’équilibre une relation linéaire et crois- 
sante entre le rendement anticipé et le risque des portefeuilles efficients. Sa repré- 

sentation dans le plan (j1,0) est appelée la droite des marchés de capitaux. La pente 

de cette droite ( Eu= est le prix de marché du risque pour ces portefeuilles. C’est 

le rapport de la prime de risque du marché (ou excés de rendement anticipés par 
rapport au taux sans risque (zag — r)) sur le niveau du risque de marché oy. La 
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prime de risque de marché doit étre positive pour que les investisseurs averses au 
risque détiennent des actifs risqués. 

2.2.2 La relation d’équilibre du MEDAF 
La relation d’équilibre donnée par la droite de marché (7.1) est pertinente 

pour caractériser les portefeuilles efficients, mais ne concerne pas les actifs individuels 

de univers d’investissement. Le MEDAF en tant que modeéle d’équilibre du marché 

des actifs financiers doit permettre d’exprimer la valeur des rendements d’équilibre 
des actifs risqués et indirectement celle des prix d’équilibre. On peut montrer que 

cette relation s’écrit 

y ad E 

MW=rt+ (Ao) OiM 1=1,...,n (7.2) 
Om 

avec j4; le rendement anticipé de l’actif et o;,, la covariance entre ce rendement et 

celui du du portefeuille de marché. 

En posant 

B= 
M 

la relation devient 

i =7t+(um —7) GB eae bs By) (73) 

ou de maniére équivalente 

Bp) |E(Rar) — 7] Calais akscn (7.4) 

Cette relation d’équilibre est donc une relation linéaire entre la prime de 
risque de chaque titre et la prime de risque du marché. Elle ne doit pas étre confondue 
avec ce que l’on appelle le modéle de marché de Sharpe dont elle est pourtant proche. 
En effet, Sharpe postule directement le modele statistique suivant pour expliquer la 

rentabilité des titres 7 he 

Ri = 0; + Bie + & 

ou a; (sans rapport avec le terme a; de la section 2.1) et 3; sont des constantes 

propres a chaque titre et €; un aléa non corrélé avec Ryy d’espérance nulle. 

En espérance, la relation donne 

Mi =a; + Bim 
et en variance 

2 2 22 
O°; = 02, + Bon 
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Le risque d’un titre se décompose ainsi en un risque propre au titre dit 
intrinséque (o2 ) et un risque systématique lié au marché (3?0%,). Le risque in- 
trinseque est aussi qualifié de risque diversifiable dans la mesure ot il peut étre dilué 
au sein d’un portefeuille. 

Si comme Sharpe, on interpréte le coefficient 6 de la relation (7.4) comme le 
risque systématique des titres, le MEDAF montre que l’excés de rendement accordé 

a chaque titre dépend de l’excés de rendement accordé au marché et de son risque 
systématique. En d’autres termes, a l’équilibre seul le risque systématique se trouve 
réemunéré. Ce résultat vient done nuancer la relation croissante entre espérance de 

rendement et risque donnée par la frontiére efficiente. 

D’un point de vue pratique, la mesure du coefficient 3 et sa position par 

rapport a 1 deviennent cruciales pour appréhender le caractére défensif ou agressif 
des différents titres et déterminer les excés de rendement attendus en fonction d’un 
scenario sur les performances du marché. 

3. _ ESTIMATIONS ET VALIDATION 
SUR LES SOCIETES DU CAC 40 

3.1. Passage du modeéle théorique au modéle 
économétrique 

La relation d’équilibre du MEDAF (7.4) doit subir deux transformations 
avant de faire l’objet d’une estimation et de tests économétriques. 

Les espérances mathématiques de rendement pour les titres risqués et le 
portefeuille de marché, qui représentent les rendements attendus en début de période 
sur ces placements, ne sont pas observables. La seule solution envisageable pour 
l’économétre consiste a retenir des séries de rendement constatés en fin de période. 
On passe ainsi d’une formulation ex-ante de l’équilibre a une formulation ex-post. 

Il faut de plus introduire une constante dans le modeéle économeétrique pour 
ne pas prendre le risque de biaiser |’estimateur du coefficient (3 et celui de la variance 
des résidus. En outre la décomposition de la variance et l’interprétation du coefficient 
de détermination (R?) n’a de sens qu’en présence d’un terme constant dans le modéle 
économétrique. On pose donc le modele linéaire simple suivant pour estimer la 
relation d’équilibre du MEDAF 

CRS ry a a ee (7:5) 

ou R; désigne le rendement constaté de l’actif 7, et uj; la perturbation aléatoire du 

modele. 

S’il est utile d’introduire une constante dans le modéle, on attend en revanche 

que son coefficient a soit non significativement différent de 0. Dans le cas contraire 
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(rejet de l’hypothése nulle pour le test de significativité de Student), cela révélerait 
Vexistence d’un excés de rendement anormal sur le titre 7 considéré et serait en 

contradiction avec les résultats du MEDAF. 

Notons enfin qu’en estimant ce modéle avec la méthode des MCO, on doit 

obtenir par définition des estimateurs 

= _ Cov((Ri-1), (Rm 7) 
: Var(Rm — 1) 7) 

Cou(R;, Rm) 
Var(Rm) 

ou la covariance (empirique) entre le taux sans risque et les rendements risqués et 
la variance (empirique) du rendement sans risque sont nulles, c’est-a-dire si le taux 
sans risque est constant sur la période d’estimation. Ce cas de figure n’est pas envi- 
sageable concrétement, méme en travaillant sur une période courte avec des données 

quotidiennes. Le taux sans risque doit représenter le rendement d’un placement ac- 

cessible a la plupart des investisseurs. I] faut donc considérer des placements du mar- 

ché monétaire (TCN (Bons du trésor, Certificats de Dépéts, Billets de trésorerie), 
interbancaire) d’une maturité équivalente a la fréquence des séries de rendements 
retenues. Dans tous les cas, ces taux évoluent de maniére quasi quotidienne selon 

les conditions de marché. 

ce qui ne correspond a la définition théorique du @ = que sous l’hypothése 

Dans le modéle théorique, le taux sans risque est par définition de variance 

nulle et de covariances nulles avec les actifs risqués. C’est une donnée non aléatoire 

qui se présente aux investisseurs au moment ot ils doivent définir leurs stratégies 
d’investissement et leurs portefeuilles optimaux. Finalement, l’estimation économé- 
trique du MEDAF nous fait glisser d’une représentation instantanée de l’équilibre 
du marché a une représentation en moyenne sur la période d’estimation. 

3.2 Données 

L’application économétrique proposée porte sur un sous ensemble de sociétés 

du CAC 40 dans sa composition du mois de juillet 1999. Les séries brutes, nécessaires 
a la construction des séries de rendement, sont extraites de la base Datastream et 

sont rassemblées dans le fichier chapitre7.xls*. Elles sont de fréquence hébdomadaire 
et couvrent la période janvier 1990 - juillet 1999 pour les sociétés présentes dans 

Vindice depuis au moins le 29.12.1989. Plusieurs sociétés n’entrent dans la base qu’a 
compter de leur intégration dans le CAC. 

On sélectionne un panier de titres appartenant a des secteurs industriels 
différents : Banque — BNP, Automobile — Peugeot, Distribution — Carrefour, Te- 

lecom — France telecom, Informatique — Cap Gémini, Pétrole — Elf Média — 
Canal+. 

Le fichier de données correspondant a l’ensemble des sociétés du CAC 40 dans sa compo- 
sition du mois de juillet 1999 est également disponible sur le site web. 
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Les données brutes comprennent les séries suivantes 

cac = valeur de l’indice CAC 40 en points 

cacpi = série de price index de la série de CAC 40 
cacri = série de return index de la série de CAC 40 
piblm = taux de placement sans risque (taux PIBOR a un mois) 

et pour chaque société du panier repérée par le préfixe code représentant les 

trois premieres lettres du nom des firmes (soit code = BNP, PEU, CAR, 

FRA, CAP, ELF, CAN) 

code = valeur du titre en euro 

codepi = série de price index de la société 
coderi = série de return index de la société 

On note que 

(i) pour les séries correspondant a la valeur des titres en euro la cotation des 
titres en euro n’a commencé que le 4.01.1999, de ce fait les cours antérieurs 

en francs ont été convertis en euro sur la base de la parité officielle; 

(ii) les séries de Price Index sont des séries de prix basées 4 100 & une date 
de référence qui peut étre variable selon les titres; 

(iii) les séries de Return Index correspondent aux séries de Price Index aug- 

mentées des versements de dividendes. I] n’y a pas de prise en compte des 
dividendes pour l’indice CAC 40. Les series de Price Index et de Return 
Index sont confondues. 

Ces séries hebdomadaires correspondent a des valeurs fin de période, c’est- 
a-dire datées du vendredi. Selon cette convention le taux de rendement de l’indice a 
la période t sera défini comme le taux de croissance de la valeur de l’indice entre t et 
t—1. Les taux de rendement des titres seront définis comme le taux de croissance du 
Return Index de chacun des titres. Pour la plupart des séries, la période d’estimation 

sera 5.01.1991 - 2.07.1999 et portera donc sur 496 observations. 

3.3. Mise en ceuvre de |’évaluation 

Probléme 7.1 
Estimation par les MCO 

1-a) Procéder a une visualisation des séries brutes de la base de données. Le taux 
d’intérét sans risque sera converti en un taux de dimension hebdomadaire 

pour étre homogéne avec les séries de rendement des titres. 

1-b) Calculer pour les titres du panier les variables d’intérét du modeéle (taux de 
rendement et primes de risque ou excés de rendement). Construire pour deux 
sociétés les graphiques des excés de rendement et des exces de rendement du 

marché. 
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2. Estimer l’équation (7.5) par les MCO pour les sept sociétés du panier. Com- 
menter les résultats. Récupérer pour chaque modele la série des résidus es- 
timés. Construire les graphiques de ces séries de résidus et comparer les 

graphiques entre eux. 

3. Quel est l’intérét du test de significativité globale du Fisher dans le cadre de 
ce modele linéaire simple ? 

Probléme 7.2 
Test et correction de l’autocorrélation 

1. Tester ’autocorrélation d’ordre 1 des résidus. 

2. Corriger lorsque c’est nécessaire l’autocorrélation a l’ordre 1 des résidus en 
estimant un modeéle quasi-différencié selon la procédure itérative de Cochrane- 
Orcutt. Comparer les résultats avec les estimations précédentes. Pour un des 

titres concernés par l’autocorrélation, comparer les méthodes de Cochrane- 

Orcutt et Hildreth-Lu. 

Probléme 7.3 
Tests sur les coefficients « et 3 

1. Procéder pour les 7 titres aux tests de significativité sur les coefficients a et 
G3. Interpréter les résultats. 

2. Procéder au seuil de 5 % au test de Student bilatéral d’égalité a 1 du coefficient 
G3. Conclure sur les caractéristiques des titres. 
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4. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probléme 7.1 
Estimation par les MCO 

1-a) La figure 7.1 représente les évolutions de l’indice CAC 40 et du taux sans 
risque. La premiere série affiche une croissance tendancielle sur la période 

(série non stationnaire, cf. chapitre 14, Econométrie des séries non station- 
naires) qui traduit la rentabilité positive des placements en actions sur une 
période longue. Au contraire le taux d’intérét sans risque décroit de maniére 

quasi continue. Cette évolution traduit fondamentalement l’orientation de la 

politique monétaire et la désinflation des années 1990 (cf. chapitre 5, Les 

politiques monétaires européennes et la régle de Taylor). I] montre bien que 
contrairement a ce qui est supposé dans le modele théorique, la série de taux 

sans risque sera de variance non nulle sur la période d’estimation. 

a) aed 
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Figure 7.1 Evolution de I’Indice CAC 40 et du taux sans risque. a) indice CAC 40, b) taux 
sans risque 
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La figure 7.2 donne |’évolution des séries de Price Index et de Return Index des 

différentes sociétés. Comme la série de l’indice CAC 40, les séries affichent une 

croissance tendancielle. La comparaison des profils d’évolution entre sociétés 
n’a pas ici de réel objet. On pourrait vérifier que les séries de Return Index 
ont un profil trés proche des séries de Price Index. Le décalage entre les deux 

variables s’explique par les versements ponctuels de dividendes. 

a) 7000 

OOo OO OO SOO A OO SOO Om OST MOS Sa 99: 
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Figure 7.2 Evolution des séries de Price Index et de Return Index. a) Séries de Price Index, 
b) Séries de Return Index 

1-b) La figure 7.3 représente, pour les sociétés Elf et Canal +, l’évolution des sé- 
ries d’excés de rendement comparés aux exces de rendement du marché. Ces 
séries sont trés volatiles car construites a partir des taux de croissance hebdo- 
madaires des séries de prix. Elles évoluent autour d’une moyenne légerement 
positive (série stationnaire). 

a 



Eléments de corrigé 167 

1990 1991 1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 
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Figure 7.3 Comparaison des séries d’excés de rendement. a) ELF — CAC 40, b) Canal+ — CAC 40 

2. Les résultats d’estimation par les MCO de l’équation (7.5) sont résumés dans 
le tableau 7.1. 

Tableau 7.1 Résultats d’estimation par les MCO 

Nom code| | T-stat| a |T-stat|SEE| R2 | DW 

BNP BNP } 1.28 | 15.66. | £0.03.) "-0.:16 03.83 °°0.459) 2.28 | 

Canal + | CAN | 0.55} 8.54 | 0.10 | 0.60 | 3.82 | 0.12] 2.09 

Cap gémini COPS O SO) 4:19 | OG) i Lei 6.84 1-016 | 2ZAd 

Carrefour CAK 140-84") 15.337) 0:30" 12°52. 7/2770 | 0.40 | 1.99 

Elf Bie iO Tease Ook, ieee | 3.99 DAO Nez, 

France telecom | FRA | 0.71} 5.26 | 0.62 | 1.40 | 4.14 | 0.23] 1.94 

Peugeot PEU | 1.03 117.49 | -9.08 | -0.54 | 3.48 | 0.38 | 2.12 

Ces estimations laissent apparaitre de fortes disparités entre les sociétés cotées 
quant a la valeur estimée du coefficient (3. I] varie de 0.55 pour Canal + a 1.28 

: oe : 
pour la BNP. Le coefficient de détermination R affiche un niveau d’ensemble 
plut6t bas (inférieur 4 0.50) : il varie de 0.12 pour le titre Canal+ 4 0.45 pour 
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la BNP. La variance des rendements hebdomadaires expliquée par le modele, 

c’est-a-dire les rendements du marché, est donc faible dans l’ensemble. La 

variance non expliquée des rendements, c’est-a-dire en fait le risque intrinséque 

des titres, est en conséquence élevée (supérieure a 0.50). 

Les graphiques sur les résidus estimés donnent un premier apercu de l’auto- 
corrélation des aléas. Il faut ici opposer les résultats sur BNP et Cap Gémini 
a ceux obtenus sur les 5 autres sociétés. Méme si l’exercice visuel est difficile, 

on peut déceler pour les deux sociétés citées une autocorrélation négative des 
résidus ott une phase de baisse est dans la plupart des cas immédiatement 
suivie d’une phase de hausse et réciproquement. Cette propriété est particu- 
liérement visible pour la société Cap Gémini au cours de l’année 1997. Pour 
les 5 autres sociétés en revanche, les résidus du modéle présentent un profil 

d’évolution sans autocorrélation apparente. On observe une alternance aléa- 

toire de résidus positifs et négatifs de niveaux assez comparables. Ceci est 
particulicrement visible sur la société Carrefour. 
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Figure 7.4 Résidus estimés pour les 7 sociétés. a) BNP, b) Canal +, c) Cap Gémini, d) Carrefour, 
e) ELF, f) France Télécom, g) Peugeot 

3. Le test de Fisher de significativité globale du modeéle consiste a tester la nullité 
des coefficients du modeéle excepté celui de la constante. Il revient donc ici, 
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puisqu il s’agit d’un modeéle linéaire simple & tester la nullité du coefficient 

G; et est donc équivalent au test de Student sur ce paramétre. On vérifie du 
reste que les risques de rejeter 4 tort ’hypothése nulle pour ces deux tests 
(Statistiques Significance Level) sont rigoureusement identiques pour toutes 
les sociétés. 

Probléme 7.2 

Test et correction de |’autocorrélation 

1. Le test d’autocorrélation de Durbin-Watson teste ’hypothése nulle p = 0 
ou p est le coefficient d’autocorrélation des aléas 4 Vordre 1. La tabula- 
tion des valeurs critiques pour la statistique DW dépend de T, le nombre 

observations et de kK’ = K — 1 avec K, nombre de variables explicatives. 
Ona K’ = 2—1 =1. En revanche T est variable selon les sociétés, car dépen- 
dant de leur date d’introduction dans indice CAC 40. On a T > 200 pour 
toutes les sociétés sauf Cap Gémini (T = 115) et France Télécom (T = 88). 
La table de Durbin-Watson, pour un seuil a = 0.05, fournit trois jeux de 
valeurs critiques. 

Se i A 

we to = 1 bo, Dy = 1.69 et 4 = Dry "2.3L, 4 = Dy = 2535 

i lke Bete) Ds Ye I ho ec) ce a ae irs 9: Nea 

On a deux types de conclusions 

¢« On ne peut rejeter Ho pour Canal +, Carrefour, Elf, France Telecom et 
Peugeot. On conclut donc a l’absence d’autocorrélation des résidus. 

¢ On rejette Hp pour BNP et Cap Gémini. On conclut donc a l’existence d’une 
autocorrélation des résidus. Les valeurs DW,,, supérieures a 4-D, suggeérent 

une autocorrélation négative qui pourra étre confirmée par l’estimation d’un 
modele quasi-différencié. 

2.  L’autocorrélation des résidus doit donc étre corrigée pour BNP et Cap Gémini. 

Ce nouveau jeu d’estimations doit permettre, selon le théoréme de Gauss- 
Markov, d’obtenir des estimateurs BLUE des paramétres a et 3. Le tableau 
7.2 présente les résultats complets d’estimation pour la société BNP. 

La présentation des résultats pour l’estimation du modele quasi-différencié, 

selon la procédure de Cochrane-Orcutt est tres proche de celle de estimation 
du modeéle de départ par les MCO. Le tableau sur les paramétres du modele 
intégre en plus les informations sur le coefficient d’autocorrélation p (estima- 
teur, écart type, t-stat et risque de premiere espéce). I] faut bien remarquer en 
fait qu’a l’exception des statistiques sur l’autocorrélation des résidus dans le 
modeéle quasi-différencié (Durbin-Watson et statistique Q de Box-Pierce), les 
informations fournies par le logiciel concerne la relation d’équilibre du ME- 
DAF dans sa version initiale, c’est-a-dire non quasi-différenciée. Elles sont 
donc directement comparables a l’estimation précédente par les MCO. 
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Tableau 7.2 Estimation de la relation d’équilibre — BNP* 

Regression with AR1 — Estimation by Cochrane-Orcutt 

Dependent Variable EBNP 

Weekly Data From 1993:11:05 To 1999:07:02 

Usable Observations 296 Degrees of Freedom 293 

Centered R**2 0.469013 ReB ata 0.465388 

Uncentered R**2 0.470584 TP 5s Re 139.293 

Mean of Dependent Variable 0.2825988522 

Std Error of Dependent Variable —5.1966018534 

Standard Error of Estimate 3.7996075036 

Sum of Squared Residuals 4230.0460341 

Regression F(2,293) 129.4011 

Significance Level of F 0.00000000 

Log Likelihood —813.62789 

Durbin-Watson Statistic 1.970841 

Q(36-1) 38.904459 

Significance Level of Q 0).29824879 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

ECAC 1.301586811 0.080615734 16.14557 0.00000000 

Constant —0.046202022 | 0.191001719 —0.24189 0.8090321 1 

RHO —0.162967372 | 0.058389696 2.79103 0.00559907 

*avec correction de l’autocorrélation 

Les résultats d’estimation pour les deux sociétés sont synthétisés par le tableau 7.3. 

Tableau 7.3 Résultats d’estimation avec correction de l’autocorrélation 
des résidus par la méhode de Cochrane-Orcutt 

Nom | @ | Std error T-stat | a | T-stat R? it p T-stat | 

BNP 1.30 0.08 16.14 | -0.04 | -0.24 0.46 | 1.97 -0.16 | -2.79 

Cap Gémini | 0.83 | 0.15 | 5.32 | 0.62 1.43 | 0.20 | 2.01 -Q.24 | -2.64 

On remarque ici que les coefficients estimés ne varient quasiment pas d’une esti- 

mation a l’autre (MCO contre modeéle quasi-différencié). Ceci illustre le fait qu’en 
cas d’autocorrélation des résidus, l’estimateur des MCO reste sans biais. Les diffé- 
rences observées, tres faibles, s’expliquent par la perte d’un point d’échantillon en 

début de période lors de l’estimation du modéle quasi-différencié. En revanche, des 
différences sensibles apparaissent sur les écarts types estimés des estimateurs. Ils 

sont plus élevés dans le deuxiéme cas, ce qui signifie que l’estimation initiale par les 
MCO conduit a surestimer la précision des estimateurs. L’incidence se situe donc 
au niveau de la fiabilité des tests utilisant ces écarts types. 

Le tableau 7.4 présente, pour le cas de Cap Gémini, les résultats d’estimation aprés 

correction de l’autocorrélation selon les méthodes de Cochrane-Orcut et Hildreth-Lu. 

On constate que les résultats sont identiques. 
a 
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Tableau 7.4 Comparaison des résultats selon la méthode de correction de l’autocorrélation - Cap 
Gémini 

Regression with AR1 — Estimation by Cochrane-Orcutt 
Dependent Variable ECAP 

Weekly Data From 1997:05:02 To 1999:07:02 

Usable Observations 114 Degrees of Freedom 111 
Centered R**2 0.216880 R Bar **2 0.202770 
Uncentered R**2 0.240695 SxS 42 27.439 

1.1232296265 
6.3704503785 
5.6880307769 
3591.2600471 

Mean of Dependent Variable 
Std Error of Dependent Variable 
Standard Error of Estimate 
Sum of Squared Residuals 

Regression F(2,111) 15.3704 
Significance Level of F 0.00000128 
Log Likelihood —358.41241 

Durbin-Watson Statistic 2.016523 

Q(28-1) 22.761778 
Significance Level of Q 0.69774189 

Variable Coeff Std Error T-Stat 

ike ECAC 0.833599012 0.156582419 S.02074 0.00000054 

2: Constant 0.626163573 0.437727489 1.43049 0.15538629 

3. RHO —0.242782597 0.091740252 2.64641 0.0093 1680 

Regression with AR1 — Estimation by Hildreth-Lu Search 

Dependent Variable ECAP 

Weekly Data From 1997:05:02 To 1999:07:02 

Usable Observations 114 Degrees of Freedom 111 
Centered R**2 0.216880 R Bar **2 0.202770 
Uncentered R**2 0.240695 TREES 27.439 
Mean of Dependent Variable 1.1232296265 

Std Error of Dependent Variable 6.3704503785 

Standard Error of Estimate 5.6880307769 

Sum of Squared Residuals 3591.2600472 
Regression F(2,111) 15.3704 
Significance Level of F 0.00000128 
Log Likelihood -358.41241 

Durbin-Watson Statistic 2.016532 

Q(28-1) 2D IONWI2S 
Significance Level of Q 0.69774473 

ime Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 
ike ECAC 0.833597970 0.156582541 5.32370 0.00000054 
Ds Constant 0.626164437 0.437729090 1.43048 0.15538722 
3: RHO —0.242777910 0.091740259 —2.64636 0.0093 1812 

Probléme 7.3 
Tests sur les coefficients a et 3 

Les tests de Student sur les coefficients a; et 3; permettent de détecter d’éventuels 

rendements anormaux sur les titres et leur caractére défensif ou agressif par rapport 

au marché. 
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On teste successivement les hypothéses nulles a; = 0 et @; = 0. On utilise les 

résultats du tableau 7.1 (tableau 7.3 pour BNP et Cap Gémini). 

Pour la constante, l’hypothése nulle est acceptée pour toutes les sociétés (con- 
formément au modeéle théorique), sauf pour la société Carrefour. On conclut 
donc a l’existence d’un rendement anormal ou d’une sur-rémuneration du ti- 
tre Carrefour. Par ailleurs, pour le paramétre (;, |’ hypothese nulle est refusée 

pour toutes les sociétés. 

Le test d’égalité a 1 du parameétre (; s’effectue en calculant la statistique 

Bek 
0 Bi 

Les valeurs sont reportées dans le tableau 7.5. 

tstatb = 

Tableau 7.5 Test d’égalité a 1 du coefficient (3; — Statistique Tstatb 

ess 

Cap Gémini t(111)= —- 1.062705 with Significance Level 0.29022211 

Canal+ t(494)= — 6.869886 with Significance Level 0.00000000 

BNP t(293)= 3.741042 with Significance Level 0.00022045 

Carrefour t(494)= — 3.431865 with Significance Level 0.00064976 

ELF t(494)= 0.177606 with Significance Level 0.85910558 

France Telecom t(86)= — 2.096956 with Significance Level 0.03893403 

Peugeot t(494)= 0.549565 with Significance Level 0.58286602 

On rejette Hp pour quatre titres: BNP (agressif), Canal+ (défensif), Carre- 
four (défensif) et France Telecom (défensif). Le niveau de significativité du 
test est inférieur 45 %. Les autres titres ont donc un comportement semblable 
a celui du marché. 

En tant que modeéle d’équilibre général, le MEDAF doit s’appliquer a l’ensem- 

ble des titres composant l’indice. La présence de rendements anormaux sur 

le titre Carrefour est en contradiction avec le modéle théorique et ne permet 
donc pas en toute rigueur de le valider empiriquement. 

L’application de ces tests peut étre réalisée en utilisant les données sur |’ensem- 
ble des titres composant le CAC 40 (cf. données sur le site web}. 
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1. INTRODUCTION 

La Politique Agricole Commune est principalement régie par le biais d’Or- 
ganisations Communes de Marchés qui regroupent par produit les instruments des 
interventions communautaires. Ces cadres réglementaires mis en place pour chaque 

grande branche de l’agriculture fixent les modalités de gestion des marchés agricoles. 
Les instruments de régulation utilisés isolément ou de maniére combinée peuvent étre 
regroupés en trois catégories : les mesures dites de soutien interne visant directement 
a accroitre les revenus des producteurs (soutien des prix a la production), les me- 
sures de protection externe (droits de douane, prélévements), et les mesures visant 
a encourager les exportations (subventions, restitutions). Jusqu’en 1992, la pro- 
duction bovine de l'Union Européenne, excédentaire, bénéficie d’une Organisation 
Commune de Marché reposant principalement sur le soutien des prix communau- 
taires. Les prix communautaires sont stabilisés 4 un niveau élevé, grace au rachat 

des excédents par les organismes d’intervention. Cette politique de soutien a été 
modifiée en 1992. La réforme de 1992, effective depuis 1993, devait aboutir 4 une 

diminution de l’intervention et a une meilleure maitrise de la production, par une 

importance accrue des aides directes au producteur, découplées des prix du marché 

et une diminution du soutien au marché. Elle avait pour objectif principal de réduire 

la production pour mieux l’ajuster a la demande, au moyen d’une baisse programmée 
des prix. 

Dans ce contexte, on souhaite rechercher les déterminants des comporte- 

ments des producteurs francais de viande bovine et, en particulier, savoir com- 
ment la production a pu étre affectée par cette réforme. Pour avoir des éléments 
d'information sur ces comportements, on estime une fonction d’offre. La spécifica- 

tion de cette fonction est issue d’hypothéses particuliéres sur le comportement des 

agents participant au marché étudié. 

Il s’agit donc, dans une premiere étape, de décrire le comportement des 

agents participant au marché pour spécifier l’équation d’offre. Le modele théorique 

est, ensuite, appliqué sur des données frangaises pour expliquer l’offre des produc- 

teurs de viande. 

2. SPECIFICATION DE LA FONCTION D’‘OFFRE 

2.1 Dérivation de la fonction d’offre dans un cadre statique 
Un des objectifs de l’analyse du comportement d’offre des producteurs est 

de déterminer comment les producteurs vont répondre a des changements de prix a 

la production et des facteurs de production. Etudier l’offre intégre deux éléments : 

d’une part, l’analyse de la relation technologique qui existe entre le niveau des fac- 
teurs de production et le niveau d’output et, d’autre part, le comportement du 

producteur dans le choix de ses décisions de production, les prix des produits et des 

facteurs étant donnés. 

Dans le cadre analytique le plus simple, on utilise un modeéle statique et on 
considére une technologie de production monoproduit. Le producteur est supposé 
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maximiser son profit, le prix a la production et le prix des facteurs de production 
étant donnés. I] détermine ainsi le niveau de sa production (q) et les quantités 
des facteurs de production (x1;, 72+) sous la contrainte technologique décrite par la 

fonction de production. 

Le programme de comportement s’écrit 

max (prge — WitLit = WotL21) (8.1) 
Lit, L2t,dt 

sous la contrainte 

(<= f (18, 22) 

ou pz représente le prix du bien produit en t, q la quantité produite en t, 74,, £24, les 

niveaux des facteurs de production variables utilisés, wi, w2:, leurs prix respectifs 

et f définit la fonction de production. La résolution de cette forme structurelle 
permet de déterminer les variables endogénes (offre d’output, demande de facteurs) 
en fonction des variables exogénes (prix des facteurs). Les conditions du premier 
ordre liées a la maximisation du profit permettent de dériver la fonction d’offre et 
le systeme de demande de facteurs de production. 

dG: = (Pt, Wit, Wat) (8.2) 

©}, = £1 (Pr, Wit, Wat) (8.3) 

Lo, = Lo(pt, Wit, Wat) (8.4) 

La premiere équation définit la fonction d’offre, les deux équations suivantes 
correspondent aux fonctions de demande de facteurs de production variables. 

Dans ce chapitre, on s’intéresse de maniére plus précise a l’estimation de la 

fonction d’offre. Les principes d’estimation des fonctions de demande de facteurs 

sont étudiés dans le chapitre 10 (Modélisation d’un systéme de demande de facteurs 
de production). Pour dériver une relation estimable pour la fonction d’offre, il suffit 

de spécifier une forme fonctionnelle pour la technologie de production et de résoudre 
le programme (8.1). 

Comme il a déja été précisé, le modéle analytique est trés simple. Une 

estimation directe de la fonction d’offre déduite de ce cadre d’analyse risque ne pas 
donner de trés bons résultats e€conométriques notamment en raison du caractére 

statique du modele. I] existe des possibilités pour améliorer cette spécification. On 
présente le modeéle d’offre de Nerlove qui permet de dynamiser l’équation d’offre. 
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2.2 Dynamisation de la fonction d’offre : 
l’exemple du modéle de Nerlove 
Deux extensions peuvent étre apportées a la spécification (8.2) de la fonction 

d’oftre : la prise en compte d’anticipations et l’introduction de l’existence de coiits 
d’ajustement. 

La premiere extension concerne la prise en compte d’anticipations sur le 
niveau du prix a la production des producteurs. Dans l’équation (8.2), le prix a 

la production apparait comme argument de la fonction d’offre. Or, au moment ov 
le producteur effectue ses décisions de production, il ne connait. pas le prix du bien 

offert p:. Ce prix est de maniére générale déterminé par la confrontation entre l’offre 

et la demande sur le marché du bien considéré. Aussi, les producteurs doivent former 
des anticipations sur les prix. 

Si l’on pense que le producteur raisonne par rapport a des anticipations de 
prix, l’équation d’offre (8.2) s’écrit 

dt = q(pr, Wit, Wat) (8.5) 

ou pf désigne le niveau anticipé des prix pour la période t. Les producteurs essaient 

de prévoir le niveau qu’ils jugent normal pour le niveau des prix. 

Par définition, cette variable n’est pas observable. Des hypothéses doivent 
étre faites pour pouvoir exprimer ces anticipations en fonction des variables ob- 
servées. I] existe différents schémas pour définir ces anticipations. 

La seconde extension concerne le fait que les ajustements de la fonction 

d’offre a des variations de prix peuvent se faire avec lenteur et décalage en raison 
de l’existence de cotits d’ajustement. Aussi, le niveau de production observé noté q 
est différent du niveau désiré de production noté q;. 

Pour prendre en compte ces deux extensions, on présente les hypothéses 
retenues dans le modeéle de Nerlove!. 

2.2.1 Spécification des anticipations 
Pour définir les anticipations de prix, Nerlove retient ’hypotheése d’anticipa- 

tions adaptatives décrite par la relation suivante? 

De pa ee Spe) (8.6) 
a 

erreur 

Nerlove M., (1956), « Estimates of supply of selected agricultural commodities », Journal 

of Farm Economics, 38, 496-509. 

La description retenue du modeéle de Nerlove est adaptée de la présentation effectuée par 

Sadoulet E. et De Janvry A., (1995), Quantitative development policy analysis, The John 

Hopkins University Press, 397 pp. 
Il existe d’autres schémas possibles pour définir les anticipations, notamment les anticipa- 

tions rationnelles. Dans ce cadre, les agents utilisent toute l’information disponible pour 

former leurs anticipations. 
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ou p? est le prix anticipé pour la période t, p;_1 est le prix observe a la période t—1, 
est le coefficient des anticipations adaptatives supposé constant et compris entre 0 et 
1. A chaque période, le producteur révise ses anticipations en proportion de l’erreur 
associée au précédent niveau d’anticipations. L’erreur est égale a la différence entre 
le niveau observé des prix et le niveau anticipé. Deux cas particuliers apparaissent : 

¢ le premier cas quand y = 0, les prix effectifs sont completement déconnectés 
des anticipations, 

e le second cas quand y = 1, les producteurs forment des anticipations nai- 

ves car ils anticipent que le prix en t sera identique a celui de la période 
précédente. 

On peut montrer que, dans cette spécification, le prix anticipé est une 

moyenne mobile a pondérations géométriques décroissantes des prix passés. L’équa- 
tion précédente peut en effet se réécrire 

Pe = Dia + (1 — y)pe a (8.7) 

En décalant l’équation précédente d’une période, on obtient l’équation sui- 
vante 

Dey =e (LS) pes (8.8) 

Les valeurs successives des anticipations décalées peuvent etre ainsi rem- 
placées pour définir l’anticipation du prix a la période t en fonction de variables 
observées 

De peat e l peep (he 1)*pt-3 en) 

=a) re: ce) 

Les anticipations de prix sont définies suivant un modeéle a retards éche- 
lonnés au sens de Koyck, c’est-a-dire que les coefficients des variables retardées sont 
géométriquement décroissants. 

Cette équation peut se réécrire 

Pe = (pest hey) L gop ae (Wee aE” pier =) Baty 
Sl yey) Ee) Peo 

ou L désigne l’opérateur retard c’est-a-dire L.py_, = pt_2, L” -pe_-1 = Pt—n—1- 

Le prix anticipé peut donc s’écrire 

a y 
Die Pt-1 (8.11) 
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2.2.2 Existence de coits d’ajustement : 
le concept d’ajustement partiel 
La seconde hypothése du modéle de Nerlove est l’existence de cofits d’ajus- 

tement qui se traduit par le fait qu’une modification des variables exogénes ne 
provoque pas un ajustement immédiat et total du niveau de production offert. 
L’introduction de ces cotits permet de différencier le comportement du producteur 

a court terme (ajustement partiel du niveau de production) du comportement du 
producteur a long terme (ajustement total du niveau de production). 

Ainsi, & court terme, l’ajustement complet du niveau de produit offert n’est 

pas possible en raison par exemple, de contraintes liées a l’allocation des facteurs de 

production. L’ajustement réel est simplement une fraction de l’ajustement réalisé. 
De maniére analytique, ce concept d’ajustement partiel s’écrit 

GG — Gar — Og, — Gat) (8.12) 

ou g correspond au niveau observé de produit offert en t (ou le niveau de court 

terme), g;—1 le niveau observé pour la période précédente et q représente le niveau 
de produit désiré (ou le niveau de long terme s’il n’y avait pas de cotts d’ajustement). 

Le coefficient 6 définit le coefficient d’ajustement partiel compris entre 0 et 1. Le 
producteur souhaite produire le niveau q;. Pour atteindre ce niveau, il doit faire va- 

rier sa production de (q/ —q:—1). En raison de l’exisvence de cotts d’ajustement, seul 
un pourcentage de cet ajustement sera possible. La variation réelle de production 
dt — G—1 est donc inférieure a l’ajustement souhaité. 

2.2.3 Le modéle général de Nerlove 
Le modeéle structurel d’offre de Nerlove comprend donc l’équation décrivant 

les anticipations (€quation 8.11) ainsi que ’équation expliquant |’ajustement partiel 

(équation 8.12). 

Pour compléter le modéle structurel, Nerlove rajoute une troisieme relation 
qui spécifie la quantité désirée comme une relation linéaire des prix anticipés et de 
variables exogénes 2°. 

d; = Op-h@ep, 032 (8.13) 

Cette équation correspond au comportement a long terme du producteur 
lorsqu’il n’y a plus de cotits d’ajustement. Le coefficient du prix anticipé définit 
ainsi la réponse a long terme. 

Le modéle général d’offre de Nerlove s’écrit donc 

G = 01 + Qepy + 0324 + Ut (8.14) 

L’introduction de cette variable exogéne est nécessaire pour garantir l’identification du 
modéle. Cette variable correspond a un autre facteur exogéne jouant sur l’offre (par exem- 
ple, le prix des facteurs de production, les conditions météorologiques, ...) 
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my Dp; = Sa 8.15 Pt ieee 15 Ez ( ) 

Ga Gm OG, — Gi 1) at Ue (8.16) 

ou Uz, €¢ et vz sont les termes d’erreurs associés a chacune des trois équations. Pour 
obtenir une equation estimable de la fonction d’offre, il faut éliminer de ces équations 
les variables non observables dans les relations précédentes, c’est-a-dire le niveau de 

production en l’absence de couts d’ajustement gf et le niveau des prix anticipés p?. 

L’équation (8.15) est introduite dans l’équation (8.14). On obtient 

y 
eee rae ap ::) + A324 + Ut (8.17) di =a +9 ( 

Cette nouvelle expression définissant la quantité désirée est reportée dans 
Véquation (8.16). On obtient 

dt —G-1 = 6 (0: + Q2 (Gap tes] ap Olver a= ie = wr) Up (8.18) 

Cette équation est multipliée par (1 — (1 — y)L). On obtient 

(= Gi) — b+ 4D) boa a bea Lh) boaype 1 

+ baes(1 —L + yL) 

+ 6a3%(1-D+-+yL) 

+ 6uz(1 — D+ yL) 

— Kapsai(li= Dain) 
+u,(1—-L+L) 

(8.19) 

En développant les termes on obtient 

Ue Ot Gren 0) i= 1 or = 00 t— Uay + Oa) 

+ 6a2ypt-1 

+ bagét — 602€4-1 + YOO2Et_-1 

+ 6a3z% — 6a3z%-1+y6a3%-1 (8.20) 

+ dug — dbug_1 + yOug_1 

= O01. = G2 FG 2) 

Sp Cet che Oba 

* 
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En rassemblant les différentes parenthéses, l’équation peut se réécrire 

de — (2— y)qtr-1 + (1 — y)qt-2 = 601 — 601 + barry + ba2ype-1 

= Odeon held xy bap 

+ 6a3 2+ pas cela ale (8.21) 

+ daze, — a2d(1 — y)er-1 

+ duz — 6(1 — y)uy_y 

+ Ue + Ut-1(¥ — 1) 

Cette équation est réaménagée pour obtenir une relation définissant la quan- 
tité observée gq; en fonction des variables endogénes décalées, des prix décalés et des 

autres variables. En regroupant tous les termes et de maniére synthétique, on obtient 
la relation suivante 

Gi = 11 Tepe. 4 H3Gi—1 + 14 0¢—2 4 524 te 6 ta, ee (8.22) 

Les coefficients de la forme réduite notés 7; (i = 1,...,6) s’expriment en 
fonction des coefficients de la forme structurelle de la facon suivante 

T = a1 6y 3% = agdy 373 = (1-6) + (1-7) (8.23) 

T= —(1—6)(1— 7) 3 15 = 036 5 76 = —036(1 — ¥) (8.24) 

Le terme d’erreur de l’équation se définit par l’égalité suivante 

i an OE; = a2 64 (1 = Y)Et-1 (8.25) 

uy > O(L iy) uee 

kui ithaees 

On a six parameétres de la forme réduite et cinq parametres de la forme 

structurelle. Pour obtenir une solution unique, une contrainte doit etre imposée sur 
les parametres de la forme réduite. On peut montrer que cette contrainte est donnée 
par la relation suivante 

P 
NS Tans + 13751, = 0 (8.26) 

Si les différentes variables sont exprimées en logarithme, on note que le 
coefficient attaché a la variable prix représente |’élasticité de court terme. 

Pour compléter l’interprétation des résultats, il est intéressant de calculer les 
parameétres de la forme structurelle qui s’expriment en fonction des coefficients 7; no- 

tamment le coefficient des anticipations (1—y) = —7¢6/75, le coefficient d’ajustement 
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(1—6) = 73 + 76/75 et le coefficient donnant l’effet marginal de long terme des prix 
ag = ™2/dy. 

Le modéle de Nerlove est retenu pour spécifier la fonction d’offre de viande 
bovine en France. Toutefois, les caractéristiques du produit étudié conduisent a une 

adaptation de la spécification générale de la fonction d’offre dérivée du modele de 
Nerlove. 

2.3. Prise en compte des caractéristiques 
de la production de boeuf 
Les spécificités du produit étudié, «la viande bovine», nécessitent d’adopter 

des hypothéses particuliéres sur la fonction d’offre et compliquent la modélisation 
du comportement des producteurs. Ces caractéristiques correspondent notamment 
a la politique d’intervention existant pour ce produit et a l’existence d’un délai de 
production. 

2.3.1 Existence d’une politique d’intervention 
Dans le contexte de soutien des prix communautaires en vigueur sur le mar- 

ché de la viande bovine, on va supposer que les anticipations de prix des producteurs 

sont réalisées de maniére naive c’est-a-dire, p? = p+_1. Autrement dit, le coefficient 

défini dans l’équation (8.6) des anticipations adaptatives est égal 4 1 (y = 1). Dans 
ce cas, la forme réduite (équation 8.22) définissant l’offre en fonction des variables 
observées peut se simplifier car certains coefficients de la forme réduite disparais- 
sent. 

TM = 016 372 = Q26 313 = (1—4) 574 = 0 5 75 = +036 3 76 = 0 (8.27) 

L’équation d’offre devient 

Qt = ™1 + Tope-1 + W3Gt—-1 + 152 + be . (8.28) 

Le délai d’ajustement de la production est mesuré par le coefficient associé 

a la variable endogéne décalée. L’ajustement est d’autant plus important que ce 
coefficient est faible (c’est-a-dire le coefficient 6 est élevé). 

2.3.2 Caractére dynamique de la production 
Une spécificité importante de la production de viande bovine réside dans son 

caractére dynamique. Ainsi de maniere schématique, la viande provient de jeunes 
bovins abattus a 15 ou 18 mois, de boeufs abattus a 3 ou 4 ans et enfin de vaches ré- 
formées vers 7 ou 8 ans (vaches allaitantes et vaches laitieres). Le renouvellement du 
cheptel nécessite done un délai. L’effectif du cheptel bovin présent sur |’exploitation 
agricole une année donnée, ainsi que ses caractéristiques démographiques, condition- 

nent le niveau de production bovine des mois suivants, voire des années suivantes : la 
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contrainte biologique crée un délai de production. Par conséquent, le niveau d’offre 
en t dépend des prix passés. Comme la viande provient de plusieurs types d’animaux 

différenciés suivant l’age, différents décalages de prix doivent étre introduits. 

3. ANALYSE EMPIRIQUE 

Description des données 
Les données sont des données annuelles francaises sur la période 1953-1998. 

Elles ont été fournies par le SCEES (Service Central des Enquétes et Etudes Statis- 
tiques). En France, il n’existe pas de mesure directe de la production bovine dans 

les élevages. Pour mesurer le niveau de la production bovine francaise notée gq dans 
Vexercice, on utilise la notion de production indigéne contrélée. La production in- 
digene contrdlée correspond aux abattages controlés par les services vétérinaires dans 
les abattoirs, auxquels sont retirés les animaux vivants importés pour étre abattus 
en France et ajoutés les animaux vivants exportés produits en France. La production 
indigéne contrdlée est exprimée en milliers de tonnes équivalent carcasse (tec)*. Par 
ailleurs, on dispose de deux séries d’indices de prix: ]l’indice du prix du boeuf a la 
production (p) exprimé en base 1970 et Vindice du prix des aliments du bétail (w) 
exprimé en base 1980. 

Probléme 8.1 
Construction des variables et analyse descriptive 

1. Transformer les variables de prix de facon a retenir l’année 1990 comme année 

de référence. 

2. Analyser graphiquement les différentes variables. 

Probléme 8.2 

Estimation de la fonction d’offre en utilisant un modéle de Nerlove 

Dans un premier temps, on souhaite estimer une fonction d’offre dérivée d’un 
modéle de Nerlove. La spécification est basée sur des anticipations naives pour le 
prix du boeuf a la production et sur un ajustement partiel de la quantité désirée a la 

quantité observée. De plus, on suppose que l’offre dépend du prix passé des aliments 

du bétail®. 

1. Ecrire dans le cadre d’analyse retenu la spécification de la fonction d’offre en 
rappelant l’interprétation des paramétres. 

Les quantités de viande échangées sous formes d’animaux vivants, de carcasses, de pieces 

de découpe, de conserves sont exprimées dans leur équivalent en poids de carcasse par des 

coefficients prenant en compte le rendement de ces diverses transformations. Par exemple, 

pour la viande bovine, 100 kg de poids vif équivalent 4 55 kg carcasse, 100 kg de viande 

sans os équivalent a 140 kg carcasse. 
On suppose que les producteurs réalisent des anticipations naives sur le prix d’un des 

principaux facteurs de production, les aliments du bétail. 
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Estimer par les MCO l’équation d’offre. Rappeler pourquoi l’hypothese d’au- 
tocorrélation d’ordre 1 des résidus est essentielle dans le choix de la méthode 

d’estimation. Tester cette hypothése. 

Tester Vhypothése d’exogénéité de la quantité décalée. En fonction du résultat 
du test, choisir la méthode d’estimation adaptée. 

Probleme 8.3 

Interprétation des résultats et utilisation des variables indicatrices 

Interprétation des résultats: calculer les élasticités prix de court et de long 
terme, calculer la valeur du coefficient d’ajustement partiel et interpréter cette 

valeur. 

Sur la période d’estimation, il y a eu des chocs accidentels: le boycott du 
«veau aux hormones» par les consommateurs durant l’année 1973, la crise de 

la vache folle en 1996. Montrer que la premiére année de boycott de la viande 
de veau a eu un impact sur le niveau des abattages en 1974. La crise de la 
vache folle en 1996 a-t-elle eu un impact significatif sur le niveau de l’offre ? 

On veut examiner l’effet de la réforme de la Politique Agricole Commune de 
1992, effective depuis 1993, sur les décisions de production. Introduire l’effet 
de cette réforme en supposant dans un premier temps, que cette modification 

n’a pas modifié la réponse au prix des producteurs puis en supposant qu’elle 
a modifié la réponse au prix. 

Probleme 8.4 

Une extension : prise en compte des caractéristiques de la production 
de boeuf 

Pour tenir compte du fait que la production de boeuf nécessite plusieurs 
années, on estime finalement la relation suivante 

de = bo + bipe-1 + bopt—o + b3pe~-3 + Dage-1 + O5we_1 + OG D744 

ou D74 définit une variable indicatrice, elle est égale a 1 pour l’année 1974, 0 
sinon. 

Commenter l’effet des variables prix. 
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A. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probléme 8.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

Pour obtenir des variables d’indice en base 1990, on divise chaque série 

d‘indice de prix par sa valeur observée en 1990 et on la multiplie par 100. 
Les nouvelles séries d’indice de prix sont ainsi toutes égales 4 100 en 1990. 

On représente le niveau de production et les deux séries de prix. 

Gg 
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1500.00 100,00 

~ 
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Figure 8.1 Niveau de production (en milliers de TEC) et prix a la production (indice base 1990) 

Sur la figure 8.1 sont représentés le niveau de production et le niveau des prix 
a la production. Cette figure montre une évolution cyclique de la production 

de boeuf (alternance de phases de pics et de phases de creux). On remarque 
que certains chocs sont venus perturber ce cycle et ont pu amplifier les écarts. 

Ainsi, on peut penser que la réforme de la politique agricole commune en 
1992 et la crise de la vache folle en 1996 ont eu des effets sur l’évolution de 
cette production. On observe ainsi une diminution de la production en début 
de réforme traduisant une modification du comportement de production des 

éleveurs. 

La seconde figure représente l’évolution du prix a la production et du prix 
d’un des principaux intrants (les aliments du bétail). Les deux séries d’indices 
de prix ont augmenté de maniére assez continue et de facon plutot linéaire 
jusqu’au début des années 80. Depuis 1989, on constate une rupture pour 
Vévolution des deux variables prix, elles suivent une tendance décroissante. 
Cette évolution est vraisemblablement a mettre en parallele avec la diminution 

de la consommation de boeuf observée depuis 1980 et avec les effets de la PAC 
(baisse programmée des prix en 1994, 1995, 1996). 
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Figure 8.2 Prix a la production (francs 1990) et prix des aliments du bétail (francs 1990) 

Probleme 8.2 

Estimation de la fonction d’offre en utilisant un modéle de Nerlove 

Le modele structurel de Nerlove sous l’hypothése que les producteurs forment 

des anticipations naives sur le niveau des prix en début de période s’écrit 

Qe = 1 + agp} + 3Wy-1 + Ut (8.29) 

Pt = Pt-1 (8.30) 

Gt — G-1 = O(G — U1) + Ut (Seon) 

ou wy—1 représente le prix des aliments du bétail en t — 1. 

~ Quand on élimine les variables non observées (q/ et p?) on obtient l’équation 

Gee u— OO Gop) 1 OsUy 1 te) — Gpeila, Uy (8.32) 
ey 

Cette équation peut se réécrire 

qt = 604 + dagpe—-1 + (1 — 6)q_1 + 603 Wy_1 + bug + UF (8.33) 

On va donc estimer la relation suivante 

Ge = Ti BIDE ta RBCs WA Wea ais fe (8.34) 

avec 71 = 601; 12 = 6a2;73 = (1 — 6); m4 = 603; we = Our + U4 

Le coefficient de la variable prix 72 mesure l’effet marginal 4 court terme sur la 
production d’une variation d’une unité des prix (ce coefficient est utilisé pour 

calculer l’élasticité de court terme). L’impact de long terme de la variation 
des prix est donné par le coefficient a2 c’est-a-dire par (72/1 — 73). 

Le coefficient de la variable endogéne décalée (q—1) permet de calculer le 
coefficient d’ajustement partiel (6 = 1 — 73)., 
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Enfin, le coefficient 74 mesure l’impact marginal d’une variation du prix du 
facteur de production sur l’offre. 

Les résultats d’estimation du modéle par les MCO sont présentés dans le 
tableau 8.1. 

Tableau 8.1 Estimation de I’équation d’offre dans le cadre d’un modéle la Nerlove 

Dependent Variable Q — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1954 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 45 Degrees of Freedom 4] 

Centered R**2 0.935333 RBar? 0.930601 

Uncentered R**2 0.996299 xR 52) 44.833 

Mean of Dependent Variable 1290.1282222 

Std Error of Dependent Variable 321.4472327 

Standard Error of Estimate 84.6809054 

Sum of Squared Residuals 294005.08551 

Regression F(3,41) 197.6724 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 1.804295 

Q(1 1-0) 14.180192 

Significance Level of Q 0.22318264 

Variable Std Error T-Stat Signif 

ily Constant 223.8038469 77.1818075 2.89970 0.00597740 | 

D P{1} 5.0270062 2.8832498 1.74352 0.08873783 

ey Q{1} 0.7792046 0.0946070 8.23623 0.00000000 

4. W{1} — 3,3492132 2.7303938 — 1.22664 0.22695541 

Avant de commenter ces résultats, il est nécessaire de vérifier la validité de 

Vhypothése de non corrélation des aléas. Ce modeéle est autorégressif, ou 
encore dynamique, c’est-a-dire la variable endogene décalée figure parmi les 
variables explicatives. Si les perturbations de l’équation sont corrélées entre 
elles, la variable g;_; n’est plus exogene. Les estimateurs fournis par les MCO 
sont alors biaisés et non convergents. 

Puisqu’une variable dépendante retardée apparait parmi les variables explica- 

tives, on ne peut pas utiliser le test de Durbin-Watson pour tester lautocor- 

rélation des aléas. On utilise la statistique du h de Durbin 

T 
(29 |var (fs) 

Ber ed) 

ou T, d et var(7%3) correspondent respectivement au nombre d’observations, 
a la statistique de Durbin-Watson et a la variance estimée de l’estimateur 

par les MCO du paramétre de la variable endogéene décalée. Sous l’hypothése 
nulle d’absence d’autocorrélation des perturbations, cette statistique suit une 
loi normale centrée réduite. 
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Tableau 8.2 Test hypothése d’autocorrélation d’ordre 1 des résidus : 
Statistique h de Durbin Watson 

statistique h de Durbin 0.84939 

La statistique du h est égale a 0.849, au seuil de 5 %. Cette valeur est 
inférieure a 1.64, on ne rejette donc pas l’hypothése nulle. Les aléas ne sont 
pas autocorrélés. 

3. Pour tester ’hypothése d’exogénéité de la quantité décalée, on peut aussi uti- 

liser le test d’Hausman. Dans une premiére étape (tableau 8.3), on régresse 
la variable endogéne décalée q—; sur les instruments. Ces instruments cor- 
respondent aux variables exogénes du modele et a leurs valeurs décalées. De 
cette régression, on calcule le résidu estimé. Dans une seconde étape, on es- 
time une nouvelle équation comprenant la variable endogeéne décalée, le prix 
et le résidu estimé (tableau 8.4). Le test d’exogénéité de la variable endogene 
décalée revient a tester la significativité du coefficient du résidu estimé. Si ce 
coefficient n’est pas significatif, on peut considérer que la variable endogéne 
décalée est exogeéne. 

L’équation suivante représente l’équation d’instrumentation, on régresse qy—1 
sur Pe_1, Wt-1 Ct Wy_2 et le résidu (RESIDS) est calculé. 

Tableau 8.3 Test d’Hausman - 1° étape : 
fest exogénéité de la quantité décalée sur I’équation d’offre 

Dependent Variable Q1 — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1955 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 44 Degrees of Freedom 40 

Centered R**2 0.838773 R Bar **2 0.826681 

Uncentered R**2 0.990608 TD ae Re 43.587 

Mean of Dependent Variable 1284.9680455 

Std Error of Dependent Variable —323.2726522 

Standard Error of Estimate 134.5836995 

Sum of Squared Residuals 724510.88670 : 

Regression F(3,40) 69.3657 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 0.733095 

Q(1 1-0) 39.558416 

Significance Level of Q 0.00004256 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

It Constant 767.8573319 44.0314658 17.43883 0.00000000 

D, P{1} 6.3853811 4.5470360 1.40430 0.16794848 

3h W{1} 8.3868599 6.917688 1 1.21238 0.23247974 

4. W{2} — 5.8904868 5.4961206 — 1.07175 0.29025479 
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Tableau 8.4 Test d’Hausman — 2° étape 

Dependent Variable Q — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1955 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 44 Degrees of Freedom 3 

Centered R**2 0.932746 ReBane 0.925848 

Uncentered R**2 0.996369 ix 2 43.840 

Mean of Dependent Variable 1302.2061364 

Std Error of Dependent Variable 314.6652607 

Standard Error of Estimate 85.686245 1 

Sum of Squared Residuals 286343.17123 

Regression F(4,39) 135.2219 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin- Watson Statistic 1.852089 

Q(11-0) 17.404395 

Significance Level of Q 0.09646980 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

Constant — 156.1755721 461.2995757 — 0.33856 0.7367605 1 

P{1} 2.4072714 4.6973909 0.51247 0.61121253 

Q{1} 1.2662359 0.5940510 2AlBi53 0.03940235 

W{1} — 5.0232464 3.24661 21 — 1.54723 0.12988581 

RESIDS — 0.4840039 | 0.6025201 — 0.80330 0.42667076 

Le coefficient du résidu estimé n’est pas significatif, on peut donc considérer 
que la quantité décalée est exogéene. Une procédure alternative a la précédente 

consiste a calculer la statistique de Wald (cf. chapitre 6, Les hypothéses du 

modeéle de régression linéaire multiple). On obtient une valeur de la statistique 
de Wald égale 4 0.49 avec un niveau de significativité de 48 %. 

Ce résultat est cohérent avec le résultat du test de l’autocorrélation. On peut 
donc retenir la méthode des MCO pour estimer les paramétres du modele. 

Probleme 8.3 
Interprétation des résultats et utilisation des variables indicatrices 

Les signes des coefficients sont cohérents avec la théorie microéconomique : 
impact positif du prix du produit sur le niveau de production, impact négatif 
du prix des intrants. Le coefficient du prix des aliments n’est pas significative- 

ment différent de zéro 45 %. Pour autant, on ne l’omet pas de la spécification 
car cette variable est un argument de base d’une fonction d’offre. 

Les coefficients estimés mesurant l’impact d’une variation d’une unité de cha- 

que variable considérée, la hiérarchisation des effets se heurte a des problemes 
d’unités. Pour comparer l’effet des variables explicatives, il est nécessaire de 

calculer des élasticités. 

Le coefficient de la variable prix donne directement l’effet marginal d’une 
variation des prix 4 court terme (impact d’une variation d’une unité du prix 

en t — 1 sur le niveau de production en t). 
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Pour calculer l’élasticité de court terme, on retient l'année 1990 comme point 

de référence. 

On multiplie le coefficient (72) par le rapport entre le niveau des prix et le 
niveau de la production en 1990. 

Odt Poo 100 
‘ —— | eo) — 00 = = 032 8.35 

ect4/P ane au ‘ 1565 ( ) 

Sachant que le niveau de production est égal a 1565 (valeur de 1990), si le 
prix 4 la production augmente de 1 % en t — 1, la production augmente de 
0.32 % en t. 

Pour calculer l’effet marginal de long terme, il faut calculer le rapport (72/1— 

m3). Le calcul suivant montre que l’élasticité de long terme est égale a ce 
coefficient multiplié par le rapport entre le niveau des prix et le niveau de la 
production en 1990. 

Oqt ‘ Og: Ode-1 Oqe—1 OGt—2 P90 

Opt-1 Oq—1 Opt—2 Oqr—2 Opt—3 i Joo 

Poo 

90 

oe ™2 Poo _ 5.02 ap 100 

[1a aie 1=—O7% 1565 

E129/p = ( 

= (mo + Tom3 + TTS +...) 

= 1.454 

Le méme calcul peut étre fait pour interpréter l’effet du prix des aliments du 
bétail. 

Tableau 8.5 Calcul des élasticités avec 1990 comme année de référence 

Elasticité court terme par rapport au prix du boeuf = 0.32119 

Elasticité long terme par rapport au prix du boeuf= 1.45472 

Elasticité court terme par rapport au prix des aliments du bétail = — 0.21399 

Elasticité long terme par rapport au prix des aliments du bétail = — 0.96920 

Calcul du coefficient d’ajustement partiel 

coef. d’ajustement partiel = 0.22080 

Le coefficient d’ajustement partiel 6 est égal a 1 — 73. Il est égal a 1 —0.779 = 
0.22, ce qui signifie que seulement 22 % de la différence entre la quantité 
désirée de production et la quantité observée est éliminée en 1 an. 

2. Influence du boycott du «veau aux hormones» en 1973 et de la crise de la 
vache folle en 1996. 

Pour mesurer si ces chocs exogénes ont eu un impact significatif sur le niveau 

de l’offre, on construit deux variables indicatrices notées respectivement D74 
et D96 qui vont permettre de marquer ces deux années: D74 est égale a 1 
pour l’année 1974, 0 sinon et D96 est égale a 1 en 1996, 0 sinon. Ces deux 
variables sont introduites de maniere linéaire dans la spécification. 

6 
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Tableau 8.6 Impact du boycott de la viande de veau aprés 1973 

Dependent Variable Q — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1954 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 45 Degrees of Freedom 40 

Centered R**2 0.952919 R Bar **2 0.948211 

Uncentered R**2 0.997306 HipxeRess 2 44.879 

Mean of Dependent Variable 1290.1282222 

Std Error of Dependent Variable 321.4472327 

Standard Error of Estimate TSS23885 

Sum of Squared Residuals 214050.55606 

Regression F(4,40) 202.4006 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 1.743207 

Q(11-0) 20.608445 

Significance Level of Q 0.03766214 all 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

fe Constant 205.0835061 66.8498363 3.06782 0.00385887 

2 Palit 4.0177652 2.504368 1 1.60430 0.11651504 

3a Q{1} 0.7856126 0.0817439 9.61066 0.00000000 

4, W{1} — 2.3493143 2.3728 169 — 0.99010 0.32807937 

3: D74 288.0497151 74.5202149 3.86539 0.00039793 

La variable D74 a un impact significatif et positif sur le niveau de production. 

Tableau 8.7 Impact de la crise de la vache folle en 1996 

Dependent Variable Q -— Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1954 :01 To 1998 :01 

faible Observations 

Cenered kh a22 

Uncentered R**2 

Mean of Dependent Variable 

Std Error of Dependent Variable 

Standard Error of Estimate 

Sum of Squared Residuals 

Regression F(4,40) 

Significance Level of F 

Durbin-Watson Statistic 

Q(11-0) 

| Significance Level of Q 

45 Degrees of Freedom 40 

0.936001 R Bar s*2 0.929601 

0.996338 TEAR 2 44.835 

1290.1282222 

321.4472327 

85.2888805 

290967.72554 

146.2526 

0.00000000 

1.843285 

13.042680 

0.29054505 
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Variable Coeff Std Error 

Constant 221.9954924 77.7862994 2.85392 0.00680882 

[PAIL 5.0692764 2.904687 1 1.74521 0.08862794 

Q{1} 0.7834817 0.0955158 8.20264 0.00000000 

W{1} — 3.4703992 2.7563844 — 1.25904 0.21531394 

D96 56.7200953 87.7771010 0.64618 0.52185102 

La variable D96 n’a pas d’impact significatif sur le niveau de production. On 
ne conserve donc pas par la suite cette variable. 

3. Impact de la réforme de 1992 sur les décisions de production. 

On veut examiner l’effet de la réforme de 1992, effective depuis 1993 sur les 

décisions de production. Comme on pense que la réforme n’a eu qu’un impact 
depuis 1993, on crée une variable indicatrice notée D93 qui vaut 1 a partir 

de 1993, 0 sinon. Dans un premier temps, on pense qu’elle ne modifie pas 

la réponse des producteurs par rapport aux variations de prix, on introduit 
cette variable muette de maniere additive. Dans ce cas, l’effet marginal d’une 
variation des prix a court terme est constant sur la période étudiée. Dans 
un second temps, on fait l’hypothese que la réforme modifie la réponse des 
producteurs. Dans ce cas, on souhaite que l’effet marginal d’une variation 
des prix a court terme soit différent avant la réforme et apres la réforme. On 
introduit alors la variable indicatrice de maniére multiplicative. Dans ce cas 
Véquation estimée s’écrit 

Qe = 1 + Tope-1 + 73Q¢-1 + T5We-1 + TaDYB * Py_1 + ft 

ou mq représente le coefficient estimé de la variable D93 * p,_1. 

Les valeurs des effets marginaux d’une variation des prix sont différentes avant 

92 et aprés 92 

O 
On: =72 pour t=1954,1992 cE 

Opt-1 Opt-1 
=T72+7q pour t=1993,1998 

Tableau 8.8 Effet de la réforme 92 sur les décisions de production en supposant qu’elle ne modifie 
pas la réponse au prix 

Dependent Variable Q — Estimation by Least Squares » 

Annual Data From 1954 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 45 Degrees of Freedom 40 

Centered R**2 0.937456 R Bar **2 0.931202 

Uncentered R**2 0.996421 Pex 44.839 

Mean of Dependent Variable 1290.1282222 

Std Error of Dependent Variable = 321.4472327 

Standard Error of Estimate 84.3137364 

Sum of Squared Residuals 284352.24572 

Regression F(4,40) 149.8878 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic eA 

Q(1 1-0) 12.045615 

Significance Level of Q 0.36022425 
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Variable Std Error | T-Stat Signif 

1. Constant 220.9802289 76.8853472 2.87415 0.0064583 1 

2. Peay 4.0856862 2.9822390 1.37001 0.17832627 

ay Q{1} 0.7690445 0.0945994 8.12948 0.00000000 

4. W{1} — 2.1024865 2.9215101 — 0.71966 0.47591999 

at D93 — 51.1889893 43.9285979 — 1.16528 0.25080894 

Le tableau 8.8 indique que la variable D93 n’est pas significative. 

Tableau 8.9 Effet de la réforme 92 sur les décisions de production en supposant qu’elle modifie 
la réponse au prix 

Dependent Variable Q — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1954 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 45 Degrees of Freedom 40 

Centered R**2 0.937874 R Bar **2 0.931662 

Uncentered R**2 0.996445 Tl ee 44.840 

Mean of Dependent Variable 1290.1282222 

Std Error of Dependent Variable 321.4472327 

Standard Error of Estimate 84.0314967 

Sum of Squared Residuals 28245 1.69728 

Regression F(4,40) 150.9637 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 1.774944 

Q(11-0) 11.721661 

Significance Level of Q 0.38492461 

Variable Coeff , Std Error T-Stat Signif 

Ls Constant 223.4335477 76.5904556 DMS) 0.00576727 

2 P{1} 4.2428297 2.9260815 1.45000 0.15485376 

Ds Q{1} 0.7656547 0.0944772 8.10412 0.00000000 

4. W{1} — 2.2076468 2.8526530 — 0.77389 0.44354444 

5. D93P — 0.6101457 0.4770028 — 1.27912 0.20822431 

Les résultats du tableau 8.9 montrent que D93 * p;_; notée D93P n’est pas 

significative. 

Dans les deux cas, la variable muette n’est pas significative. 

Probleme 8.4 

Une extension : prise en compte des caractéristiques de la production 
de boeuf 

1. On estime finalement la relation suivante 

de = bo + bipr-1 + bopr—2 + bape—3 + bage—1 + b5wr-1 + DE DT4 + & 
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Tableau 8.10 Extension 

Dependent Variable Q — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1956 :01 To 1998 :01 

Usable Observations 43 Degrees of Freedom 36 

Centered R**2 0.960404 R Bar **2 0.953805 

Uncentered R**2 0.997985 PP 9g Pee 42.913 

Mean of Dependent Variable 1314.2744419 

Std Error of Dependent Variable 307.9136121 

Standard Error of Estimate 66.1798256 

Sum of Squared Residuals 157671.69527 

Regression F(6,36) 145.5321 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 2.082191 

Q(10-0) 15.157917 

Significance Level of Q 0.12640966 

Variable Coeff Std Error 

Le Constant 169.1302969 69.3388934 2.43918 0.01977951 

2. P{1} — 2.5673326 3.0856066 — 0.83203 0.41087465 

3). P{2} 12.9145092 3.7553866 3.43893 0.00149212 

4. P{3} — 6.0313779 2.7078388 — 2.22738 0.03226369 

Dt Q{1} 0.8357561 0.0798956 10.46061 0.00000000 

6. W{1} — 3.0716424 2.8279176 — 1.08619 0.28461682 

th 265.9697444 68.4383759 3.88627 0.00041959 | 

L’élasticité de l’offre est négative par rapport aux prix a court terme. Cet effet 
correspond au comportement de capitalisation des éleveurs. Quand les producteurs 

anticipent les cours a la baisse ou a la hausse, ils ont le choix d’abattre ou de 

conserver leur cheptel. 

Ainsi, a court terme, une baisse anticipée des prix conduit les producteurs a arbitrer 

en faveur des abattages. Cette baisse anticipée entraine une augmentation de la 
production. Inversement, une hausse des prix les incite a conserver les animaux 

pour bénéficier de prix plus élevés plus tard, donc une hausse des prix provoque une 
diminution des abattages c’est-a-dire, a une diminution de la production. 
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L’objectif de ce chapitre est de présenter les méthodes d’estimation lorsqu’un 
modéle comporte plusieurs équations. On distingue les modéles 4 équations appa- 

remment non reliées et les modéles 4 équations simultanées. 

1. LES MODELES A EQUATIONS APPAREMMENT 
NON RELIEES 

Dans les modeles 4 équations apparemment non reliées, on explique dans 

chaque équation une variable endogéne en fonction de variables explicatives exogé- 
nes. La forme structurelle du modéle est identique a la forme réduite du modeéle, 

contrairement a un modele a équations simultanées. 

Le probleme consiste a estimer un systéme composé de N équations. Pour 
chaque équation on dispose de T’ observations. 

¥; = AG B; ae SR i} = ibe torse ai (9.1) 
WY we 
(T,1))  (T,Ki) (Ki,1) (1) 

Pour une observation zt le modeéle s’écrit 

/ 

Vi = Pte POR 

L’estimateur des MCO équation par équation est BLUE lorsque les hypo- 
théses suivantes sur les aléas sont respectées 

E (ei) = 0 

Cov (€it, Ext) = E (£%t-€i2 ) =0 t# t 

var (€it) = E%) =07 
Coulenseqn): =F (exe) 20. 1 Aj Veet! 

Sous ces hypotheses, la matrice de variance-covariance des aléas du systéme 

s’écrit 

E(eve,) Elere9) Blerew) E(ege,) Eleze) Ele2ey) Var(e) = E(ee') = | 
(NT,NT) 

E(ene}) E(eneés) E(ene'y) (9 2) 
re st 0 

| Oriel 0 
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avec e’ la transposée du vecteur € 

Les éléments E(e;¢;) et E(eie;,) de la matrice Var(e) sont des matrices. 

L’élément E(¢;¢;) correspond a la matrice de variance-covariance des aléas 
d’une équation 

Pee een) bene) 
E(€;2€i1) E(e2,) - + Bleperr) 

E(evren) Elewreig) + + Elezp) 

et élément F (Exe; ) donne la matrice des covariances des aléas inter-équations 

E(éaeji) Elenejn—- - Elenejr) 
E(€42€51) E\(€42.€52) ae E(ei2€;7) 

E (ee}) = : é sue ; =0 i#j 

E(ewéji) Elemejoy =~ Eleire;r) 

Lorsque les corrélations des aléas inter-équations sont non nulles |’estimateur 
des MCO n’est pas efficace. On applique dans ce cas la méthode de Zellner appelée 
également la méthode SUR (Seemingly Unrelated Regressions). I] s’agit de la mé- 
thode des MCG appliquée a un systeéme de N équations. 

Le systeme (9.1) peut s’écrire 

W X41 0 QO: 0 fos Ey 

Y> 0 X2 ° 2 0 fe) E2 
5 = : 4 La Se ‘ , it : “a 

Yn 0 0 t : XN BN EN 

eaaek ee oe NEED) (9.3) 

N 

aVieGule=—= Sk: 

tall 

Lorsque les variables explicatives sont toutes strictement exogenes et les aléas 
inter-équations corrélés a une méme période 

COU(Eit, 654) = ene) = On 2528 

—— a (exe) = Oak 1 =} 
a 
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et la matrice de variance-covariance des aléas du systéme est donnée par 

Ged, Oi2l ae onl 

O11 gal Mm a oNns 

onil onel + + oR] 

La méthode de Zellner consiste a appliquer les MCG sur le systéme (9.3) 

| Bein = (x'wax) (X’/U-1Y) | (9.5) 

et 

E (Bsun) = 6 

Var (Asur) = (X'W-1X) (9.6) 

Si la matrice de variance-covariance WV est inconnue, on doit procéder de la 

maniére suivante 

1. estimer chaque équation (i = 1,..., N) par la méthode des MCO 

~ =i 
Bycog = (X;Xi) (X23) 

et calculer les vecteurs de résidus e; 

e;, = Y; — XiBuco,i 

2. calculer des estimateurs convergent de o?et oj; (i,j =1,..., N) 

i P 

; Cit 5 rene 
A2 t= zy Foi 
—— Cll a0 t= 

3 oh ? le 

3. estimer le systéme composé des N équations par 

One = (oe) (x't'y) | (9.7) 

On peut poursuivre l’estimation en procédant de maniére itérative (méthode 
de Zellner itérative) : 4 partir de l’étape 3 il faut calculer les résidus de chaque 

équation et reprendre a l’étape 2. On arréte les itérations lorsque les valeurs 

estimées des paramétres ne varient quasiment plus. 
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Pour terminer, trois remarques importantes s’imposent : 

Dans un systéme ou les variables endogénes sont des parts, dont la somme est 
égale a 1, il y a une équation redondante et la matrice de variance-covariance 
des aléas WV est singuliére (cf. chapitre 10 Modélisation d’un systeme de de- 
mande). I] faut dans ce cas omettre une équation du systéme, cette équation 
pouvant ensuite étre déduite de l’estimation des autres équations. La mé- 

thode de Zellner itérative est alors privilégiée car les résultats obtenus sont 
indépendants du choix de l’équation omise. 

Si dans le systéme les variables explicatives sont identiques pour chaque 

équation, c’est-a-dire X; = X Vi = 1,...,N, alors l’estimateur des MCO 

équation par équation est identique a l’estimateur des MCG méme si les 
aléas inter-équations sont corrélés 4 la méme période. Le systeme cependant 
ne doit pas comporter de contrainte sur les paramétres. 

La méthode SUR peut s’appliquer lorsque les aléas sont autocorrélés. Soit le 
modele 

Yit = Bivit + Ent, Se sont ; atl ee 

avec €j¢ = Ps€ix-1 + Uit. Il faut 

premiérement, estimer chaque équation par les MCO et estimer p; a partir 

des résidus (cf. chapitre 6, Les hypothéses du modéle de régression linéaire 
multiple), 

deuxiémement, estimer chaque équation du modéle transformé (modeéle qua- 

si-différencié si utilisation de la procédure de Cochrane-Orcutt) par les MCO 
afin d’estimer la matrice de variance-covariance VU 

troisiemement estimer 

a me =i Ses 
Bsur = (x1Gx,) (xii-1y,) (9.8) 

avec X, et Y, les variables du modeéle quasi-différencié. 

PRESENTATION DES MODELES 
A EQUATIONS SIMULTANEES ; 

Afin de simplifier la présentation des modéles a équations simultanées, on 

s’appuiera tout au long de ce chapitre sur exemple d’un modéle de marché. On 
considére un modele de marché composé de trois équations 

Q¢ = 9114+ BuP + 7R+731Ps + e1 

Q° = N12 + Bi2P + Ya2Pf + €2 (9.9) 
ae a Oe 

L’équation de demande est dérivée d’un probleme de maximisation de l’uti- 
lité des consommateurs. On note Q? les quantités demandées, P le prix du bien, 
R le revenu des ménages et Ps le prix d’un substitut. L’équation d’offre est obtenue 

4 
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dans le cadre d’un probléme de maximisation des profits. On note Q° les quantités 
offertes et Pf le prix d’un input. Le marché est supposé étre a l’équilibre et le modéle 
(9.9) peut s’écrire sous la forme d’un modéle A 2 équations, soit Q = Q¢ = Q? 

Q=%1+ BuP+7a1R + y31Ps 4 €1 

Q= 12+ BieP + yooPf + €2 (9.10) 

€1 et €2 sont les aléas du modéle. On suppose que 

B(é,) = E(eo) =0 

E(eye,) = 031 et E(ex€5) = 02 I 

On dispose d’un nombre d’observations N pour chaque variable. 

Les variables endogénes du modeéle sont Q et P. Les variables exogénes sont 
R, Ps et Pf. Ce modele est dérivé de la théorie économique et il est donc écrit sous 
une forme structurelle. L’écriture de la forme structurelle du modéle (FSM) sous 
forme matricielle est 

1 

t =6y Ag (aes se eae Hy) | eis 
1 =f P; —Wa 0 OF 2 Ps; E24 

B Y; Ly Ej 

x (9.11) 

De maniére générale la FSM d’un modele pour une observation 7 s’écrit 

B Mies r Xi = & 
<a Ne “YH” 

(GG) (G1) (GA) (K) .(G)) (9.12) 

avec G le nombre de variables endogenes, qui correspond au nombre d’équations et 

K le nombre de variables exogénes. On note Y; le vecteur des variables endogeénes 
pour l’observation i et X; le vecteur des variables strictement exogénes', y compris 
la constante. B est la matrice des coefficients des variables endogenes et I’ la matrice 

des coefficients associée a X;. 

Dans un modeéle a équations simultanées, on cherche a estimer les paramétres 
de la FSM. Cependant le modéle peut s’écrire sous une forme réduite. La forme | 
réduite du modéle (FRM) correspond a une écriture du modeéle ot apparaissent, a 

gauche, pour chaque équation une variable endogeéne, et a droite toutes les variables 

Une variable explicative x; est strictement exogéne si F(xp;.€;) = 0, Vi, 7, elle est exogéene 

si E(xi-€i) — 0, Vi. 



202 LES MODELES A PLUSIEURS EQUATIONS 

exogenes du modéle. Si on prémultiplie la forme (9.12) par la matrice B~'on obtient 
la FRM 

¥, = =BOTX, + Bote, 1G $V, (9.13) 

avec II = —B~'T et V, = B~'e;. II est la matrice des paramétres de la FRM, elle 
est d’ordre (G, kK’) et V; est le vecteur des aléas de la forme réduite, il est d’ordre 
(G,1). Ainsi la FRM du modéle d’offre et de demande s’écrit 

(1) 
Q; — (711 21 M31 Mai Lig 

T; UNIS DYSON ebay leas 

Il V; 

(9.14) + 

i — 
S 2S SS: ees 

Ce passage a la FRM permet d’expliquer pourquoi on ne peut pas esti- 
mer chaque équation d’un modéle a équations simultanées avec l’estimateur des 
MCO. Considérons la fonction de demande dont on cherche a évaluer les parametres 
11, Pir; Yo1, et y31- Dans cette équation, la variable endogéne P apparait en variable 

explicative. Cette variable étant endogéne, sa covariance avec l’aléas €,est non nulle. 

En effet, la FRM (9.14) indique que 

P, = 12 + Tao R; + 1732P8; + 142P fi + v2; (9.15) 

or v2, correspond & la seconde ligne de la matrice V; = Bote. 

Mo (i) = cream (ar A) Ce) 
dou ; 

Vo; = a (=u; + €2:) (9.17) 

we On montre ainsi que la covariance entre la variable P et l’aléa €; est non 
nulle 

cou(P;, €1;) = E(P; aS E(P;))(€15 > E(éx:)) 

Resa I 2 
Soto a ig 2 (<1) fa 

Vestimateur des MCO de la fonction de demande est donc biaisé et non convergent. 

= EF (v9;.€1;) = 
(9.18) 

D’aprés la FRM 

P, = ™2 + 722R; + 132P si + Ta2P fi + V2: 

et 

E(P;) = m2 + me2Ri + 132P si + Tae fi 

d’ou 

P,; — E(P;) = vai 
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Plus généralement, dans un modéle a équations simultanées, les variables 
endogeénes explicatives du modéle ont une covariance non nulle avec les aléas de la 

FSM. Par consequent, l’estimateur des MCO de la FSM est biaisé et non convergent, 
il s’agit d’un biais de simultanéité. Le probléme consiste donc a définir un estimateur 
convergent et asymptotiquement efficace des paramétres de la FSM. Auparavant, 

on doit se poser la question de l’identification des paramétres du modeéle: il s’agit 

de déterminer si on dispose de suffisamment d’informations pour estimer tous les 
parameétres de la FSM. 

3. LE PROBLEME DE L'IDENTIFICATION 

3.1. Présentation du probléme de I’identification 
Le probleme de lidentification peut étre examiné a partir de la FRM. Sous 

cette forme le modeéle peut étre estimé avec la méthode des MCO car chaque équation 
comporte une variable endogene et toutes les variables explicatives exogénes du 
modeéle 

Y = XI +V (9.19) 

L’estimateur des MCO des paramétres IT te la FRM est convergent 

Myco = (X'X)' X'Y 

plim Ico =1 (9.20) 

Cependant, la connaissance dela FRM ne permet pas de déterminer la FSM. 
En effet, A une forme structurelle, sans contrainte sur les parametres, correspond une 

forme réduite, mais la réciproque n’est pas vraie. Si la structure initiale (9.12) est 

multipliée par une matrice non singuliere F’ 

(FB) Y; + (£T) xX = Fe; (9.21) 

alors la FRM n’est pas modifiée 

¥,=—B UF FTX; + BUF Fe; =X; + Vi (9.22) 
Il faut des contraintes sur les paramétres de la FSM pour identifier la FSM 

4 partir de la FRM, c’est-a-dire pour obtenir des matrices de transformation admis- 

sibles F' uniquement diagonales. 

3.2 Identification et FRM 
Pour identifier la structure du modeéle on peut utiliser les parametres de la 

FRM, mais il faut également des informations liées a la théorie économique. Par 
exemple, dans le modéle (9.10), selon la théorie économique, la variable de revenu 
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R et la variable de prix Ps ont un coefficient nul dans l’équation d’offre, ces deux 
variables n’expliquent pas |’offre de biens, de méme le prix de l’input Pf n’explique 
pas la demande. La théorie économique conduit a imposer des contraintes (contrain- 
tes d’exclusions, contraintes linéaires,...) sur les paramétres de la FSM qui réduisent 
le nombre de paramétres a estimer. 

Exemple 9.1 

Cas d’un modéle dont les équations ne sont pas identifiées. 

Considérons le modéle de marché a |’équilibre dans lequel les paramétres 

Y21, Y31 et Y22 sont nuls 

Oo Ore ee] 

Q = 12 + BisP +e ee) 

Dans ce modele il n’apparait que des variables endogénes et la FRM s’écrit 

i T Vii (2) = (i) () Ge 
La relation entre les parametres de la FSM et de la FRM est donnée par 

= Bae Bil =| (9.25) 

Il s’agit d’un systéme d’équations a résoudre dans lequel on suppose, d’une 

part, que les parametres de la matrice II sont connus, car ils peuvent étre 
estimés par la méthode des MCO et, d’autre part, que les parametres des 
matrices B et T sont inconnus 

We er T1 onal = 9.2 
ie | eet ee Cen) 

Il faut résoudre les 2 équations 

i= Cities =i (9 27) 

Wii — Pi2tie =e p 

Dans ce systéme il y a 4 inconnues: 11, Y11, Gig et Yi2 et deux équations. 

Il n’existe pas de solution. Les équations du modeéle ne sont. pas identifiées. 
4 
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Exemple 9.2 

Cas d’un modéle ot les équations sont exactement identifiées. 

Dans le modéle de marché on suppose maintenant que seul le paramétre 31 
est nul 

Q=71+8uPt+ yiR+e1 
ae 

Q = 712 + GieP + Yo2Pf + €2 8) 

Les deux équations de ce modéle sont exactement identifiées. En effet, la 
FRM est donnée par 

Cree 721 i) ”) +(%) (9.29) 

FP ™2 122 Tag Pf, U2i j 

et on doit résoudre le systeéme d’équations 

es si Rij | Ta \ (71 ya. O j — (9.30) 
1) Big ™2 22 Tao KAi2einD, wSle2 

Les parametres de la premiere équation sont obtenus en résolvant les équa- 
tions 

™11 — Pi™2 = V1 
721 — Pi1T22 = 21 (9.31) 

141 — 311742 = 0 

grace a la derniere équation on obtient 31;; = 41/742, on peut alors en 

déduire y21 et 711. 

Pour la deuxiéme équation on doit résoudre 

T™11 — PieT12 = V12 

721 — 12722 = 0 (9.32) 
141 — Pi2T42 = Y22 

la seconde équation donne 312 = 721/722 et on en déduit y12 et 722. 

Par conséquent, les deux équations du modele d’offre et de demande sont 

exactement identifiées. A partir de la FRM et des contraintes sur la forme 

structurelle, on peut trouver une valeur unique pour les parametres de la 
forme structurelle. Dans l’équation de demande le coefficient de la variable 
Pf est nul, et dans l’équation d’offre le coefficient de la variable R est égal a 

0. Ces deux contraintes permettent d’identifier la structure du modeéle. Ce 
sont des restrictions d’exclusions. 
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Exemple 9.3 

Cas d’un modéle avec une équation sur-identifiée. 

Dans cet exemple on étudie l’identification du modéle dont la FSM est 
donnée par (9.11) et la FRM par (9.14). Pour déterminer si le modéle est 
identifié on résout le systéme d’équations 

1 = 65 711 Toi 731 Tal 
(Soe, T12 722 732 Tag 

a Sate rasa <0 
‘N2 O 0 ‘22 

(9.33) 

Pour l’équation de demande on doit résoudre 

M1 — P11%12 = 11 

21 — P1179 = Ye1 (9 34) 

731 — 211732 = Y31 
Ta1 — P11742 = O 

La derniére équation permet de calculer 61; = 741/742 et on en déduit les 

autres parametres de la fonction de demande. La fonction de demande est 
exactement identifiée. 

Pour l’équation d’offre on résout 

™11 — G12%12 = V2 
T21 — P12722 = 0 

abs (9.35) 
731 — (12732 = 0 
Ta1 — P1272 = Yo2 

Il existe deux structures possibles pour l’équation d’offre. La seconde équa- 

tion permet de calculer (2 = 721/722 et on peut en déduire 712 et 722. La 

troisieme é€quation donne aussi une valeur de 312 = 731/732, différente de la 

précédente, et a partir de laquelle on peut calculer les valeurs correspondan- 

tes pour les paramétres 712 et 722. L’équation d’offre est sur-identifiée car il 
y a deux variables exclues de |’équation dans ce modeéle, qui comporte deux 
équations. * 

Ces trois exemples mettent en évidence des équations non identifiées, exac- 

tement identifiées et sur-identifiées. Dans un modeéle, ces trois formes d’équations 
peuvent se rencontrer. On ne peut estimer que des équations de la FSM exactement 
identifiées ou sur-identifiées. 

3.3 Les conditions d’ordre et de rang 
Une maniere rapide de déterminer lidentification d’un modeéle consiste a 

appliquer les conditions d’ordre et de rang. Ces conditions cherchent a déterminer si 
le nombre de contraintes sur les paramétres de la FSM est suffisant pour identifier 
les équations de la FSM. Pour illustrer application de ces conditions, dans le cas 
de restrictions d’exclusion, on reprend le modeéle (9.10). Le tableau suivant donne 
les parametres de la FSM. * 



Estimation d’un modéle a équations simultanées 207 

Tableau 9.1 Coefficients de la FSM 

QO4ver (1) R Ps | Pf | Nombre de variables exclues 

1 = YO fea a — H HK 2 bo pa J, ee) pa =) 

1 —GBr9 — eG 0 0 - aD 2 

Le nombre de variables exclues dans chaque équation est déterminé par le 
nombre de 0. Selon la condition d’ordre, si pour une équation le nombre de variables 

exclues, noté J, est supérieur ou égal au nombre d’équations moins 1 c’est-a-dire 
(G — 1)°, alors l’équation est identifiée. Pour l’équation de demande J = 1= G~—1, 
pour l’équation d’offre J = 2 > 1. 

La condition d’ordre est une condition nécessaire, tandis que la condition 
de rang est nécessaire et suffisante. Pour une équation donnée, la condition de 
rang consiste a conserver les colonnes du tableau des coefficients de la FSM ot 
apparaissent les restrictions. On construit ainsi une matrice de coefficients, notée VU, 

dont il faut déterminer si le rang est égal 4 (G — 1)* c’est-a-dire égal & 1 dans cet 
exemple. Pour l’équation de demande, il s’agit de la matrice 

*=(:8) 
dans cette matrice il existe un déterminant d’ordre (1,1) égal a |—7y22| 4 0. On 
conclut que l’équation de demande est exactement identifiée. Pour l’équation d’offre 
on doit déterminer le rang de la matrice suivante 

Sip i I ih ew) 
Pour cette matrice il existe deux déterminants d’ordre (1,1) différents de 0, 

, par conséquent |’équation d’offre est sur-identifiée. 

4. ESTIMATION D’UN MODELE 
A EQUATIONS SIMULTANEES 

On peut estimer les parametres de la FSM lorsque les équations sont exacte- 
ment identifiées ou sur-identifiées. On distingue les méthodes a information limitée 
et les méthodes a information complete. Les premiéres consistent a estimer équation 

par équation le modéle, sous l’hypothese qu'il n’existe pas de corrélations entre les 

On enléve 1 car le modéle est normalisé, c’est-a-dire que pour chaque équation du modeéle 

une variable a un coefficient égal a 1. 
Le rang de la matrice P est égal a G — 1 s'il existe au moins un déterminant d’ordre 
(G—1,G—1) dans P. S’il existe un seul déterminant différent de 0 alors l’équation est 
exactement identifiée et s’il en existe plusieurs elle est sur-identifiée. S’il n’existe pas de 
déterminant d’ordre (G — 1,G — 1) différent de 0 alors l’équation n’est pas identifiée. 
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aléas des différentes équations. Les secondes considérent le modeéle dans sa globa- 
lité et estiment les paramétres sous l’hypothese qu’il existe des corrélations entre 
les aléas interéquations. Ici on présente deux méthodes souvent appliquées : une mé- 

thode a information limitée, la méthode des Doubles Moindres Carrés (DMC), et une 
méthode a information compléte, la méthode des Triples Moindres Carrés (TMC). 

4.1 La méthode des DMC 
L’estimateur des DMC est un estimateur des Variables Instrumentales. [1 

est appliqué équation par équation. La premiére étape consiste a estimer la FRM 

afin d’obtenir des variables instrumentales pour les variables endogénes présentes 

dans |’équation comme variables explicatives. La seconde étape consiste a appliquer 

Vestimateur des Variables Instrumentales. 

Par exemple, considérons |’équation de demande dans le modeéle de marché 
(9.10). Dans cette équation la variable de prix P est une variable explicative endogéne 

et donc cov(P;,€1;) # 0. Pour obtenir un estimateur convergent des parameétres de 

Véquation de demande il faut chercher une variable instrumentale, cette variable doit 
étre fortement corrélée a la variable P et non corrélée a l’aléa ¢,. Dans la méthode 

des DMC Vinstrument choisit est la variable correspondant a la valeur estimée de P 

dans la FRM, on note Prras® cette variable 

Rani = 712 + Too R; + 739Ps; + TaoP f; (fea rere 3 (9.36) 

la variable Peri est une variable fortement corrélée a P et non corrélée a €1, car les 

variables R, Ps et Pf sont strictement exogénes et donc non corrélées aux aléas de 
la FSM. Cette variable peut donc étre utilisée comme variable instrumentale. Les 
parameétres de l’équation de demande sont obtenus de la maniére suivante 

Ja 
a es pes 
dpMc,1 = P| = (X4x-) (x4 na) = 

Tp 
13 : 

i 1 Lay l Il P, Ry Ps, 

Zs a ~ il J R IE r 
Prrum, Prrm2 : : PrrRM,N é 4 5 

Ry Ro Rn 

Ps, Ps9 Psy 1 Py Ry Psy (9.37) 
ee / 

mee Pail i eniowal Bs 
Prem Prru2 : : Prru,n a 

Ry Ro ie | 
Ps, Ps» PsN Qn 

Xd ya 

5 La méthode d’estimation retenue est la méthode des MCO. 
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ou de maniére équivalente en appliquant les MCO sur l’équation 

Qi = 11+ CuPramset+yaRityaPsitex  i=1,..,N (9.38) 

% REIS 
épMca = ee #4) (x4 a) (9.39) 

: mae oe or yd : 
car les matrices symétriques X 7X¢ et X'4X?4 sont égales 

Spc. = Cam Bead) ai eo es) | (9.40) 

L’estimateur des DMC est un estimateur convergent et sa matrice de variance 
covariance asymptotique est donnée par 

~ 2 ( <d'ya\ * ( $a’ Fa d a\_ 
Asym.V ar (6pmc.1) = (y US ) (Y 

si (9.41) 

la variance des aléas pouvant etre estimée par 

N 4 2 
ae 2: = (Fome.u + Bomo,uPi + Yomo,2Fi + FpcsPsi)| 

=> (9.42) 
N 

Dans cette procédure d’estimation on ignore les corrélations éventuelles entre 
les aléas de l’équation d’offre et de l’équation de demande. Par conséquent, s’il existe 
des corrélations entre ces aléas, l’estimateur des DMC ne sera pas asymptotiquement 
efficace car il n’utilise pas toutes les informations contenues dans le modele. Dans 
ce cas il faut appliquer la méthode des TMC. 

4.2  Laméthode des TMC 

La méthode des TMC estime le systéme d’équations et prend en compte les 
corrélations des aléas interéquations 4 une méme période. Le modeéle (9.11) peut 
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s’écrire sous la forme matricielle 

Qi Pe Ry Ps, 0 0 0) Sin 

Qo IPs Ro Ps 0 0) 0 Ye eS 

| ee a ae ae ae Bu 
21 

Oneal ah] Lae Pe Limes 0 20 =) 6 ae 
Omen no eee OL pe Rei coe ha bee (9.43) 

Qo OR LOt mE Ones WO elec aaa i ey 
: ye : an hone a : By2 

; : ; N22 

Qn 0 0 0 Oe aa of cee SB , EQN 
SSS eee es 

Y Xx : 

Si dans le modéle d’offre et de demande on suppose que 

cou(é1;,€2:) = E(E1i-€21) = O12 

cou(€1;, €2;) = Hie -€2,) =0 S23) 

alors la matrice de variance-covariance des aléas de la FSM notée ¥J est donnée par 

E(ee ) 

Sa Aleta) en eas et) 
2 E(é2é,) E(€2€2) (9.44) 

ro ail, Oiol 

a O121 os] 

Le probleme consiste donc a estimer le modéle 

Y=X6é+e avec 

E(ee) = (9.45) 

et plim AS # 0 car covu(P;,€1;) # 0 et cov(P;,€2;) # 0. Ainsi, d’une part, pour 
corriger le biais de simultanéité il faut utiliser ’estimateur des Variables Instrumen- 

tales et, d’autre part, pour tenir compte des corrélations des aléas interéquations 

il faut appliquer l’estimateur des MCG. La méthode des TMC combine les deux 

méthodes : elle utilise les mémes instruments que la méthode des DMC et pondére 
les observations par ©~'/?. L’estimateur des TMC est donné par l’expression 

/ =1 / 

Opie = [5 mi) [i =| 

(9.46) 
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avec : 

1 Prrmi Ri Ps, 0 0 0 

Pree Ry Ps, °°0 0 0 

pen bee Prruy Rn Psy 0 0 0 

0 0 0 eT Peeui Phi 

0 0 0 OU. feria. bts 

0 0 0 0 1 Prruw Pf 

Ou, de maniére équivalente, on estime avec la méthode des MCG le systéme 

dans lequel la variable explicative P est remplacée par la variable Prra, c’est-a-dire 

le systéme Y = X6 +e, d’ot 

/ =i / 

ane [i =) [i =| 
(9.47) 

La matrice de variance-covariance asymptotique de l’estimateur des TMC 
est donnée par 

) ak 

~ LN aX m-1x 
Asym.Var (src) A 

(9.48) 

En pratique, la matrice de variance-covariance des aléas © est généralement 
inconnue et on procede alors de la manieére suivante 

1. On estime par les DMC chaque équation du systéme. On en déduit 67, a3 

et O12 afin d’estimer la matrice de variance covariance des aléas © 

N N N 

s 2 , P) : 
Gilg €9; €14-€23 

A2 =i x2 ez > al 

Cie Cig tes 3 = ; N : N N 

2. On estime les parametres du modele avec 

y Be il ae! 

Since [§ 1%) (5 7) 
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3. On peut poursuivre et appliquer les TMC itératifs. Dans la deuxieme étape 
on réestime la matrice © afin d’obtenir une nouvelle estimation des parame- 

tres. On s’arréte lorsqu’entre deux itérations les paramétres estimés ne varient 
que tres faiblement. 

Lorsque les covariances des aléas interéquations sont nulles l’estimateur des 
DMC et des TMC donnent des résultats identiques. Sinon, les TMC donnent des 
estimateurs plus précis. Cependant avec une telle méthode la moindre erreur de 
spécification se diffuse dans tout le modéle. I] faut donc étre prudent lorsqu’on 

utilise cette méthode. 

Les méthodes DMC et TMC sont des méthodes des variables instrumentales. 

En appliquant ces méthodes on ne prend pas en compte des problemes éventuels 

d’hétéroscédasticité ou d’autocorrélation des aléas des équations. 

Comme dans le cas du modeéle de régression linéaire généralisé on peut appli- 
quer la méthode des moments généralisés. Dans un modele a équations simultanées, 
elle peut s’appliquer comme les DMC, équation par équation, ou comme les TMC, 
a ensemble du systeme. 

5. TESTS DE SPECIFICATION 

Deux tests de spécification sont présentés: un test lié aux contraintes de 
sur-identification et un test d’exogénéité des variables explicatives. 

5.1. Test sur les contraintes de sur-identification 

Dans un modele dont les équations sont exactement identifiées, le systeme 
d’équations obtenu a partir de la relation BII = —T admet une seule solution (exem- 
ple 9.2). Dans un modele sur-identifié, le systeme donne plusieurs solutions pour les 
paramétres des matrices B et [ (exemple 9.3). 

Le test sur les contraintes de sur-identification est un test du ratio de vrai- 
semblance. Si les aléas de la FRM sont distribués selon une loi normale, le logarithme 
de la fonction de vraisemblance de la FRM (9.13) s’écrit 

N 
GN N 1 PERee 

LogL = ~ 5 Logan — = Log |®| Pas V; 

ie (9.49) 
GN N 1 fei = —5-hoger = Wog|®| >) (= IX) © (Ye Te) 

4=1 

avec 

i ~  ( BO?) | E@gus) cy = E(ViV,) = (ce B(v3) ) 
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Le test du ratio de vraisemblance consiste 4 calculer la statistique 

LR = —2(Logha yo — L09L yes) ~> (0) 
IIpuec (9.50) 

avec Logline la valeur de la fonction de vraisemblance pour une valeur des 

parametres égale a Vidiea: Logli, 8 valeur de la fonction de vraisemblance 

pour une valeur des paramétres gale AT mco et d le nombre de contraintes de 

sur-identification. Pour obtenir [parc il faut, dans un premier temps, estimer le 

modele avec la méthode des TMC et, dans un second temps, calculer Pe iclr MC: 

L’estimateur ii, tc est Vestimateur obtenu lorsque les contraintes de suridentifica- 

tion sont imposées, tandis que IIjyco est l’estimateur sans contrainte. 

Si LR < x2(d) alors on accepte les contraintes de sur-identification sur les 
parametres de la FSM. 

5.2 Test d’exogénéifé des variables explicatives : 
le test d’'Hausman 
Dans le modéle, les variables explicatives supposées exogénes sont utilisées 

pour construire la matrice des variables instrumentales des estimateurs des DMC 

et des TMC. Ces estimateurs sont convergents sauf lorsqu’on suppose de maniere 

erronée qu’une variable explicative est exogene. La question de l’exogénéité d’une 

variable est donc trés importante car, en cas d’erreur, les estimateurs des DMC et 
des TMC sont biaisés et non convergents. 

Par exemple dans le modeéle d’offre et de demande 

Oi = 11 + Gir Pi + GreQi-1 + Yor Ri + Yai Psi 61; 

Qi = Na + PiaPi + Ya2P fi + €21 (9.51) 

on suppose que les variables endogenes sont les prix P et les quantités Q, que les 
variables exogénes sont R, Ps, Pf et que la variable endogene décalée Q;_1 est 
prédéterminée, c’est-a-dire que les termes E(Q;-1,€,,;’) et E(Qi-1, €5;’) sont nuls 

Jf . 

pour toutz 2 18. 

Dans le cadre de ce modéle, on souhaite tester |’ hypothéese 

Ho : E(Qi-1,€14) = 0 
Ay ub Oinye rw) FO 

®° Une variable prédéterminée est exogene cov(Q;_1,¢;1)=0  j=1,2. 
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La version du test d’Hausman développée par Spencer et Berk passe par les 

étapes suivantes 

1. Appliquer Vestimateur des DMC Aa l’équation de demande sous l’hypothése 
Ho. Sous cette hypothése, on suppose que la variable @;—; est une variable 

prédéterminée et la FRM s’eécrit 

R; 
Qi a it 2 Kei Ma E51 Deel ae (9.53) 

P; TZ ee 10223 2a AD IES ey U24 
—_ 2 ————— 

Y; I Qi-1 Vi 
—~_s-_——_-’ 

Xi 

On obtient l’estimateur des DMC en utilisant la variable Py RM comme va- 

riable instrumentale 

Pram = M12 + FoR + 732Ps + TaePf + Fs2Q-1 (9.54) 

et : 

Vie (x0x") (a (9.55) 

avec 

1 P, i Ry Ps, 1 Brea i= Ry Ps, 

P let oiled wclts) a Li Prev) ~Qi “Re ~~ Ps, 
Ges" ||: : . 6b Aw= ; 4 é 

tt Py Qn Ryn Psy 1 lee parvisn Qn Rn Psy 

(9.56) 
6pmc. est convergent sous Ho. 

2. Estimer avec l’estimateur des Variables Instrumentales les parametres du 
modele, en traitant la variable Q;_; comme endogene. Dans ce cas la FRM 

s’écrit 

i 
Qi AS U2 yeas TA 0) Vii 

r =| 72 Te2 132 Tag ae, +b U9; (9.57) 
OF 7™13 723 «7133 °2=« 43 Pf, U3i 

a 

et l’estimation avec la méthode des MCO de (9.57) donne : Pre. i et 

Qrrui-1- Ces deux variables sont alors utilisées comme variables instru- 

mentales pour estimer l’équation de demande 

= 2S BN ee oF 
dvia = Cees 6s a) (9.58) 
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avec 
1 P, — R, Ps, 

1 P» Qi Ro Ps» 
x¢ = 

1 Py Qn Ry Pswn 
et a 

PEE RMI Ri, Ps, 

a 1 Prrm2 Qrrmi Ro Ps 
> aaa Na . a =. (9.59) 

1 Prrmn Qrrun Ryn Psy 

On obtient ainsi un estimateur des Variables Instrumentales des paramétres 

de la fonction de demande noté dy 71. 

3. Sous l’hy pothese_ Ho les deux estimateurs sont convergents mais 6. DMC,1 est 

plus précis que by I,1, par contre si Vhypothese Ho est fausse alors oh MC\1 

est biaisé et non convergent tandis que éy 7.1 est convergent. On calcule alors 
la statistique de Wald 

, 

W= (Sao. = v1.1) (Var (v1.1) = Var: (Bomc.)) (Some. = v1.1) 

~> x?(1) 
(9.60) 

sila statistique W est inférieure au x2(1) on accepte l’hypothése Ho’. L’écart 

entre les deux estimateurs est non significativement différent de 0, ils sont 
donc tous les deux convergents et on choisira l’estimateur des DMC car il 

est plus précis que l’estimateur édy;,1. Le degré de liberté du test est égal a 1 
car on teste ’exogénéité d’une seule variable. L’extension du test a plusieurs 
variables est immédiate. 

” Dans la pratique on calcule la statistique de Wald ou de maniére plus simple, mais équiva- 
lente, on procéde a un test de significativité du parametre 6 dans |’équation suivante 

Qi = 11 + Bu Prem + Bi2Qi-1 + yo1 Ri +: ¥91 Psi + 6035 + 61 

ou 03 est le vecteur de résidu obtenu lorqu’on estime avec la méthode des MCO la troisiéme 

équation de (9.57). 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

D’un point de vue méthodologique 

e Présenter un systéme d’équations apparemment non reliées 

e Appliquer la méthode de Zellner (SURE) simple et itérative 

D’un point de vue économique 

e Appliquer la théorie de la dualité 

e Analyser les substitutions entre les facteurs de production 

e = Calculer I’élasticité partielle de substitution d’Allen 

NIVEAU 

MASTER, premiére et deuxiéme années 

CHAMPS ECONOMIQUES TRAITES 

Microéconomie 

Théorie de la dualité 
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1. INTRODUCTION 

L’objet de ce chapitre est l'étude des relations de substitution-complémenta- 
rité entre les facteurs de production pour une branche de l’agro-alimentaire francais. 
En particulier, on cherche 4 mesurer l’influence de l’évolution des prix relatifs des 

facteurs de production sur l’utilisation respective des inputs. 

La réponse a cette question nécessite de définir un systéme d’équations spé- 
cifiant les niveaux des facteurs de production en fonction des variables considérées 
comme exogenes, notamment les prix des facteurs. 

Pour dériver les fonctions de demandes de facteurs de production on peut 
utiliser la démarche décrite dans le chapitre sur la fonction d’offre (cf. chapitre 8, 

La fonction d’offre de viande bovine) : maximiser le profit sous la contrainte d’une 
technologie de production, les prix du produit offert et des facteurs de production 
étant donnés. La résolution de ce programme structurel détermine un systéme formé 
par la fonction d’offre et les fonctions de demande de facteurs de production. D’un 
point de vue économétrique, les niveaux de facteurs de production et le niveau de 

production sont endogénes. Les prix sont exogénes. Pour dériver analytiquement 
les demandes d’inputs, il suffit de choisir une forme fonctionnelle pour la fonction 
de production. 

Une autre approche possible repose sur l’uvtisation d’une fonction de cott. 

En appliquant les résultats de la dualité, on peut aisément dériver un systeme de 
demande de facteurs. Dans ce cadre d’analyse, les quantités de facteurs de produc- 

tion sont endogeénes, le niveau de production et les prix des facteurs sont exogénes 

et, pour dériver analytiquement les demandes d’inputs, il suffit de choisir une forme 

fonctionnelle pour la fonction de cout. 

Dans ce chapitre, on privilégie cette approche. On présente, dans la seconde 

section, les propriétés de la fonction de cott et la dérivation des fonctions de demande 
de facteurs. Puis, la troisieme section présente une illustration basée sur une fonction 

de cout translog. La spécification économétrique et les principes d’estimation sont 
détaillés dans la quatriéme section. La cinquieme section est consacrée a lanalyse 
empirique. 

2. APPROCHE PAR LA FONCTION DE COUT 

On rappelle, tout d’abord, la définition d’une fonction de cotit et les pro- 
priétés fondamentales nécessaires de cette fonction. Le second paragraphe détaille 
certaines propriétés particuliéres, non nécessaires, d’une fonction de cout. Le troi- 
siéme paragraphe présente le calcul des élasticités de substitution d’Allen qui per- 
mettent d’analyser les relations de substitution entre facteurs de production 
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2.1 Définition et propriétés fondamentales 
d’une fonction de codt 
La fonction de cout mesure le cout minimal de production d’un niveau de- 

terminé d’output pour des prix des facteurs donnés. De maniére analytique, cette 

fonction est déduite du programme suivant 

C(y, w) = min Swiss (10:1) 

sous la contrainte 

eal (tara Bra) 

ou C' représente la fonction de cout, y le niveau de production, w le vecteur prix des 
n inputs (w = (w},..., Wi,-.-,Wn)), @ le vecteur des quantités utilisées des n facteurs 

de production (a = (@1,...,%j,...,%n)) et f la fonction de production. 

Une fonction de cotit posséde certaines propriétés qui découlent du probleme 

structurel de minimisation du cotit:la fonction de cout est non décroissante par 

rapport aux prix des facteurs, continue et concave en w et homogeéne de degré 1 par 
rapport aw. Avant de préciser les restrictions induites par ces différentes propriétés, 
on présente un résultat issu de la théorie de la dualité (propriété de dérivation de la 

fonction de cout). 

2.1.1 Propriété issue de la théorie de la dualité 
La théorie de la dualité fondée principalement par Hotelling! et Shepard? 

permet de montrer l’équivalence entre la représentation de la technologie d’une en- 

treprise (définie par sa fonction de production) et sa fonction de cott. Autrement 
dit, la fonction de cott synthétise toutes les informations relatives a la technologie de 
production et inclut par définition une hypothese comportementale (minimisation 
du cout). 

De cette fonction de cout, il est simple de dériver les demandes conditionnel- 
les de facteurs de production. En effet, d’aprés le lemme de Shepard, si la fonction 
de cotit est différentiable en (y, w) alors 

OC (y, w) 

Ow; 
ewe Sl wie Nera (10.2) 

ou x;(y,w) définit la demande conditionnelle de facteur i de l’entreprise?, ou de- 
mande dérivée de facteur. Cette demande représente la quantité d’input nécessaire 
pour produire l’output y en minimisant le cout, pour des prix des inputs donnés. 

Hotelling (1932), voir Diewert, W. E, (1971) Applications of duality theory, in Frontiers 
of quantitative Economics, vol. Il M. Intriligator and D.A. Kendricks, eds. (Amsterdam 
North-Holland) 106-206. 

Shepard, R. (1953), Cost and production functions, Princeton, NJ, Princeton University 
Press. 

3 Conditionnelle au fait qué la firme produise un niveau donné d’output. 
a 
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Par ailleurs, la fonction de cotit vérifie différentes propriétés qui vont im- 
pliquer des restrictions au niveau de ses dérivées et des fonctions de demande de 

facteurs. Les propriétés énumérées précédemment sont successivement présentées. 

2.1.2 La contrainte de monotonie et la contrainte de concavité 

La fonction de cout est non décroissante par rapport aux prix des facteurs 
c’est-a-dire 

OC(y, w 
aU =a. 1) 0 (10.3) 

Ow; 

La fonction de cout est concave par rapport a w. La matrice des dérivées 

secondes de la fonction de cout (c’est-a-dire la matrice des dérivées premiéres des 
fonctions de demande de facteurs) est une matrice symétrique semi-définie négative. 
Cette propriété entraine des restrictions sur les dérivées de C(y, w). 

¢ Les effets prix croisés sont symétriques (symétrie de la matrice des dérivées 
secondes). 

OC(y,w) 8 Cly,w)  Oaxily,w) dx; (y,w) 

Ow,Ow; — Ow; Ow; * Ow; ns Ow; 
Vi,j=1,...,n (10.4) 

¢ Les effets prix propres sont non positifs (les termes diagonaux de la matrice 
des dérivées secondes doivent étre non positifs). 

PCly,w) _ Oxily,w) 
<< a) eee F 

Ow? Owy oS 0 Vi i » (10 5) 

2.1.3 La contrainte d’homogénéité de degré 1 
par rapport aux prix 

La fonction de cotit doit étre homogeéne de degré 1 par rapport aux prix. 
Cette propriété signifie que si tous les prix des facteurs de production sont multipliés 
par un scalaire A, alors le cout total pour produire un niveau de production identique 

y est aussi multiplié par ce coefficient 1. 

CA, NW. stars Nip Vee AOA Uy Waccnsn ln) (10.6) 

Cette propriété implique que les demandes de facteurs sont homogénes de 

degré zéro par rapport aw’. 

Suivant le théoreéme d’Euler, quand une fonction est homogéne de degré k, sa dérivée 

premiére est homogene de degré k-1. 
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2.2 Propriétés supplémentaires 
A ces différentes propriétés nécessaires pour définir une fonction de cout, 

des propriétés supplémentaires peuvent étre imposées pour réduire le nombre de pa- 
ramétres a estimer : la propriété d’homothétie et la propriété de rendements d’échelle 
constants. Ces propriétés sont successivement examinées. 

2.2.1 Hypothése d’homothétie de la fonction de codt 
La fonction de cout homothétique s’écrit comme une fonction séparable de 

Voutput et des prix des facteurs de production et vérifie donc l’égalité suivante 

C(y, w) = h(y)g(w) (10.7) 

ou fh est une fonction qui dépend uniquement du niveau de production et g est une 
fonction qui dépend uniquement des prix des inputs. 

Si l’on applique le lemme de Shepard (équation 10.2) 4 l’égalité précédente, 
la demande conditionnelle de facteur 7 s’écrit 

os(ys) = hy) (10.8) 

la demande conditionnelle de facteur 7 s’écrit 

Og(w) 
Ow; 

Ainsi, le rapport entre deux demandes de facteurs de production ne dépend 
pas du niveau de production (le sentier d’expansion est linéaire). 

2.2.2 Hypothése de rendements d’échelle constants 
Un cas particulier de la propriété précédente apparait lorsque h(y) = y. Sous 

cette hypothése, la fonction de cotit s’écrit _ 

Cly,w) = yg(w) (10.9) 

Dans ce cadre d’analyse, la fonction de production admet des rendements 
d’échelle constants. En particulier, les fonctions de cout marginal et de cotit moyen 
sont identiques et indépendantes du niveau de production. En effet 

Cly,w) _ OCly, w) 
y Oy 

= g(w) (10.10) 

Dans ce cas, la fonction g(w) s’interpréte comme le cotit unitaire de pro- 
duction (qui est constant quel que soit le niveau de production) c’est-a-dire g(w) = 

a 
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C(1,w). De plus, si on applique le lemme de Shepard (équation 10.2) on déduit la 
demande du iéme facteur 

Ogle) 
rily,w)=y aa (10.11) 

Og(w) 
Ow; 

represente la demande de facteur par unité de production. 

Pour traduire cette propriété, il est équivalent de dire que la fonction de 
cout est homogeéne de degré 1 par rapport 4 la production, c’est-a-dire qu’elle vérifie 
Pégalité suivante 

C(Ay, w) = AC(y, w,, ---) Wn) (10512) 

Si le niveau de production est multiplié par \ alors le cotit est aussi multiplié 
par A. 

2.3 Interprétation des résultats 
L’objectif de ce chapitre est d’analyser la substitution entre différents fac- 

teurs de production. Une notion couramment utilisée est l’élasticité partielle de 

substitution d’Allen. L’élasticité partielle substitution entre deux facteurs de pro- 
duction z et j s’écrit 

CC 

CG; 
ixj (10.13) O17 

ou C représente la fonction de cout, C;; sa dérivée seconde par rapport aux prix des 

facteurs de production i et j (Cj; = 0?C/Ow;Ow;), C; et Cj ses dérivées premiéres 
(C; = 0C/Ow;, C; = OC /Ow;). Ces élasticités sont symétriques. Le signe de cette 
élasticité éclaire sur les relations de substitution entre les facteurs de production. 

° Si oj; est négatif, les deux facteurs 7 et 7 sont complémentaires. 

° Si oj; est positif, les deux facteurs 7 et 7 sont substituables. 

¢ Si aj; est égal a zéro, les facteurs sont parfaitement complémentaires. 

¢ Si o;; tend vers l’infini, les facteurs sont parfaitement substituables. 

Cette élasticité peut étre reliée a l’élasticité partielle de la demande du fac- 
teur 7 par rapport au prix du facteur 7 le niveau de production et les prix des autres 

facteurs étant donnés. Cette élasticité est notée 7;; 

_ Olna; 

a Olnw; 
ni (10.14) 

Cette élasticité peut se réécrire un utilisant le lemme de Shepard 
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En divisant cette équation par la part de la dépense en facteur j dans le cout 
total (S; = w;x;/C), on fait apparaitre l’élasticité partielle de substitution d’Allen 

oj = (10.15) 

Dans ce chapitre, on choisit une forme fonctionnelle pour la fonction de cout 
et on déduit par dérivation les demandes conditionnelles de facteurs. L’approche par 
une fonction de cout présente plusieurs avantages. Tout d’abord, elle permet une 
représentation plus simple d’une technologie multi-facteurs (les calculs analytiques 
sont plus aisés). De plus, d’un point de vue économétrique les variables prix qui 

entrent dans la spécification de la fonction de cout sont considérées comme exogénes 
dans le comportement de l’entreprise (contrairement aux niveaux des facteurs de 
production dans la fonction de production). 

La forme fonctionnelle la plus simple est la fonction Cobb-Douglas, mais la 
limite majeure de cette forme fonctionnelle est d’imposer que toutes les élasticités 
de substitution sont constantes et égales a 1. 

Aussi, on utilise une forme fonctionnelle dite flexible c’est-a-dire qui ne pose 
aucune hypothése a priori sur les relations de substitution entre les facteurs. On 
travaille a partir d’une fonction de cott de type translog. 

3. ILLUSTRATION EN SPECIFIANT 
UNE FONCTION TRANSLOG 

De maniére générale, une fonction translog ayant comme arguments y (le 

niveau de production) et w le vecteur prix des n facteurs de production (w = 

(ny, wa, )) Ss eerit 

10 n nm 

InC(y,w) =Inag + Si ai Inw; + 1/252) ay In w; Inw;+ 

i=1 i=1j=1 (10.16) 
mr 

dy Iny+1/2ay, (In y)? + Eo Inw; ny 

i=1 
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ol Ap, Aj, Ajj, Ay, Ayy et A: sont les paramétres A estimer. Cette équation comporte 

donc 3 + n? + 2n paramétres A estimer. 

3.1 Propriétés de la fonction de coét 
Pour que cette fonction définisse une fonction de cout, elle doit respecter les 

différentes propriétés fondamentales précédemment décrites. La prise en compte de 
ces propriétés impose des contraintes sur les coefficients & estimer. 

3.1.1 Les contraintes de symétrie 

Le respect de légalité (10.4) implique la symétrie de certains coefficients, 

c’est-a-dire implique légalité suivante a;; = a;;. Il y a n(n — 1)/2 contraintes de 
symétrie. 

3.1.2 La contrainte d’homogénéité de degré 1 
par rapport aux prix 

Ecrite sous forme logarithmique, la condition (10.6) devient 

nC Gy, Aw, , .;AWn) = A+ MC, W,, +, Wn) (10.17) 

L’égalité précédente est imposée sur la fonction translog (10.16). Le respect 

de cette propriété détermine des contraintes sur les coefficients. On doit avoir 

Inap + a; In Aw; + A725" ae aj; In Aw; In Aw;+ 

i=1 i=) j=l 

n (10.18) 
ay ny + 1/2ay,(In y)? + Sade) In Aw; Iny 

i=1 

=nrdA+nCy, wi, ..., Wn) 

En développant |’expression a gauche 

Inap + DG lat duo Inw; + 1/2 apy ony(dn A+ Inw;)(IndA + Inw,;) 

it cal tlg=l 
(10.19) nr nr 

+ ay ny + 1/2ay,( In y)? + ees In w;Iny + Sen InAlny 

i=1 i=1 

=Inv\+nCly, w,,..., Wn) 
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A gauche, on retrouve l’expression de la fonction translog et des termes 

additionnels 

InC(y,w) + SWer Ind + In NS. Gig In y+ 
i=1 i=l 

a 10.20 
Le aOu; (InAlIn dA + InAlnw; + Inu; In ) ( ) 

i=1j=1 

=InA+nC(w,,...,Wn,y) 

La double somme dans l’expression a gauche est développée 

In'C(y, w) + ives In A + In AS ai; Iny 
i=1 i=1 

mr mr Tr n 10 ‘ 9, 1 

+ (InAln U2 da aa; + In ADS SS at In w; ( ) 
i=1j=1 i=1j=1 

=IndA+InC(y, w) 

Pour que l’égalité précédente soit vérifiée, les contraintes suivantes doivent 
étre imposées sur les parametres 

Sis; ail 

t=). 

yar, ==() 

C= 

er, = (() Vj = Al. ance Ml) 

oh 

n 

er, ==u(() Vielen ~ 

fell 

3.2 Propriétés particuliéres 
Des propriétés particulieres peuvent étre imposées pour réduire le nombre 

de parametres a estimer:la propriété d’homothétie et la propriété de rendements 

d’échelle constants. Ces propriétés sont successivement examinées dans le cas de la 
fonction de cout Translog. 

3.2.1 Hypothése d’homothétie de la fonction de coit 
Sous forme logarithmique, cette propriété s’écrit : InC(y,w) = Inh(y) + 

In g(w) 
4 
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Aussi, la fonction de coat est homothétique si 

On 

Inwidiny — (10.22) 

one Ps 

IlnwidIny | oe 

La propriété d’homothétie est donc vérifiée si Ope Vie 15.4 1: 

Dans le cas translog 

3.2.2 Hypothése de rendements d’échelle constants 
Un cas particulier de la propriété précédente apparait lorsque h(y) = y. 

Dans ce cas, on a la propriété de rendements d’échelle constants et on a légalité 
suivante 

InC(y,w) =mny+1nC(1, w) (10.23) 

Cette relation implique que 

OlnC 
——— = 1 10.24 
Olny woe6) 

Dans le cas translog 

OlnC = 
aia = On Oy, NY Dey In w; (10.25) 

Si on veut que la condition (10.24) soit vérifiée il faut que ay = 1, ayy = 0 et 
Qiy = 0 Vi = 1,...,n (la derniére condition étant déja assurée avec la propriété 

d’homothétie?). 

4. ESTIMATION DE LA FONCTION TRANSLOG 

Cette section présente les équations qui vont etre estimées dans la partie 

empirique. 

4.1 Dérivation du systéme de parts de dépense 
Pour dériver |’équation de demande du iéme facteur de production, il faut 

dériver la fonction de cout par rapport au prix du ieme facteur de production. En 
effet, par application du lemme de Shepard, on a 

° De maniére équivalente, on peut retrouver ces trois contraintes en cherchant les restrictions 

imposées par la propriété d’homogénéité de degré 1 de la fonction de cott par rapport a 
y, c’est-a-dire en étudiant les restrictions impliquées par l’égalité suivante InC(Ay, w) = 
InA+InC(y, w). 
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OC LC (10.26) 
Ow; 

i ‘ din 
Dans le cas de la fonction de cott translog on a facilement 71 

nw; 

OlnC = x 
ATR =a,+ ey Inw; + ay Iny (10.27) 

j=1 

Par définition, 

OnC Ow rw; 

Ole Ou CC 
(10.28) 

n 

avec ) W505; = OC 

i=1 

A partir du lemme de Shepard, on détermine la part optimale de dépense 

notée S;, de chaque facteur de production dans le cout total de production. On 
obtient un systeme de n équations 

Si = . = OQ; + io: In w; =r Qiy Iny ),= il Soc h) (10.29) 

j=! 

avec Ss tea ae 

i=1 

Par construction, la somme des parts est égale a un 

325i = Sai t+ aaj nw; + ay ny) (10.30) 
Gt i=1 j=l 

n yp) nm 

= Soa aE Seta, Inw; + SP ets Iny . (10.31) 
i=1 t= j=1j=1 

=1 Vi (10.32) 

Cette condition implique des restrictions sur les paramétres a estimer 

n n n 

ee = ee peeve 0 ; pyc Ss) 5 i = =e ey ae 

jell t=1 i=1 

Ces restrictions définissent les contraintes d’additivité. 

De maniére synthétique, les tableaux suivants résument les principales res- 
trictions sur les parametres a estimer. 
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Tableau 10.1 Propriétés fondamentales et contrainte d’additivité 

Contraintes | Symétrie bt eee TAP EOre Additivité 

; 
On; = 3 a imposer 

7 

Soa ae a imposer a imposer 

i=1 
7m 

Soa iy = 0 a imposer a imposer 

i=1 
7 | 

dou =!) a imposer a imposer 

i=1 
7 “ 

Sai; = a imposer 

j=1 

Ce tableau montre que si les restrictions liées aux contraintes d’additivité et 
les restrictions de symétrie sont imposées alors les restrictions liées aux contraintes , 

d’homogénéité par rapport aux prix des facteurs sont vérifiées. De méme, si les 
conditions d’homogénéité par rapport aux prix sont imposées alors les conditions 
d’additivité sont respectées. 

Tableau 10.2 Propriétés particuliéres 

Contraintes | Homothétie | Rendements d’échelle constants 

Bey = 0 | x | Xx 
ay =1 Xx 

Ayy = 0 Xx 

Si les restrictions liées aux contraintes d’homogénéité par rapport aux prix 
des facteurs sont vérifiées, alors il n’y a que deux conditions a rajouter pour avoir 
la propriété de rendements d’échelle constants®. 

4.2 Illustration dans le cas de trois facteurs 

On suppose qu’il existe trois facteurs de production : le travail (L), le capital 

(K) et les consommations intermédiaires (CI). 

© Ou de maniére équivalente la propriété d’homogénéité de degré 1 par rapport a la produc- 

tion. 
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De maniére générale (sans imposer les restrictions déduites des propriétés 
précédemment décrites), les équations de parts s’écrivent 

Sk=axn+ax~rinw,t+axxlnwx+axcrinwor+aKyly (10.33) 

Sl=a,+arprlnw,+arKlnwK+arcr1mwc; + az, Iny (10.34) 

Sct =acr+acirrlnwy, +acrK nwK +acrco1nwor + acy ny (10.35) 

A priori, le nombre de paramétres a estimer est égal a 15. 

Pour que ce systéme soit dérivé d’une fonction de cott, les parametres doi- 

vent vérifier les contraintes de symétrie et la contrainte d’homogénéité de degré 1 
par rapport aux prix. 

De plus, les paramétres sont contraints par la définition des variables en- 

dogénes (la somme des trois variables endogénes doit étre égale a un). 

Les conséquences de ces différentes restrictions sur les parameétres sont dé- 
crites ci-aprés. 

4.2.1 Contraintes de symétrie 
Les contraintes de symétrie sont ax, = ALK, AKCI = ACIK, ALCI = ACIL- 

Si ’on impose ces contraintes, le nouveau systeme a estimer s’écrit 

Sk=ax+ax,lnw,+axxlnwx+axcrinwcor+axy,lny (10.36) 

Sl=az,+oazr,nw,tax,mwK +azpc3rnwcr+ary, ny (10.37) 

Sa =acr+azpcrlnwy +axcrmwK +acrcr Mwer + ACTy Iny (10.38) 

Le nombre de parametres a estimer est égal a 12. 

4.2.2 Contrainte d’/homogénéité de degré 1 
par rapport aux prix 
Les quatre restrictions a respecter sont 

n 

dia = ] 

al 

n 

Dace ==\(() 

j=l 

eae 0 1 jaa ae 

lt 

n 

Slay ==) Vi Ahan 

g=1 
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Du fait de l’imposition des contraintes de symétrie, la derniére restriction 

est redondante avec la troisiéme restriction. 

Dans le cas de trois facteurs, les restrictions équivalent a 

an +ap+acr =1 

axe Apy +acry = 9 

Qxkr+aKxKK +axcr =0 (10.39) 

AnL+aKL+azpor =0 

aQitor+axcr + acicr = 9 

Pour tenir compte de ces contraintes, on exprime les coefficients de l’équation 

de la part des consommations intermédiaires (équation (10.38)) en fonction des au- 
tres coefficients. On obtient 

O¢r= lori ew 

ACTy = —Aky — ALy 

KCI = —AKL— ORK (10.40) 

ALCI = FaLyL, ~ Omi 

AGiICT = ~ALGn—eOKC! 

On introduit ces relations dans les équations (10.36), (10.37) et (10.38). On 
obtient le systeme suivant 

Sk=axt+ax,lmw,+akKx InwK + (—AKL = akK) wer (10 41) 

+ aK, Iny 

Sl=ar,t+arp,mw,+axiinwg + (-ar, —axKr) wer (10.42) 

+ ALy Iny 

Se. = (1 —ax—az)t+ (—azpL —axzy)lInwy 

+ (-ax, —axKx)nwK + (—aLcr — axor) nwor + (—aKy — apy) ny 
(10.43) 

Les paramétres de la derniére équation sont déduits de ceux des premiéres 

équations’. 

7 Pour estimer les paramétres, des aléas sont introduits dans chaque équation. La contrainte 

d’additivité implique que la matrice de variance-covariance des aléas est singuliére. Pour 

résoudre ce probléme économétrique, on estime simplement deux équations. 
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Dans les deux premiéres équations, certains termes peuvent étre regroupés 

Sk=ax+axz,(Inw, —Inwoer) +axKx(InwK —mwoer) +ax,lny (10.44) 

Sl=or+orr(nwz —lnwer) + oxt(nwex — Inwer) + ary ny (10.45) 

Ces équations peuvent se réécrire 

Sk=an+aQxKr In(wr/wer) +AKK In(wK /wer) + Aky Iny (10.46) 

Sl=ar,p+aprt In(wr/wer) + AKL In(wK /wor) + ALy Iny (10.47) 

Dans l’exemple, |’équation de la part des consommations intermédiaires est 

omise. On pourrait choisir d’omettre une autre équation (capital ou travail). Dans 
ce cas, la démarche est similaire, la spécification obtenue dépend de |’équation omise 
(voir le probleme 10.2). 

4.2.3 Contraintes d’additivité 

Les contraintes d’homogéneité étant imposées, les contraintes d’additivité 
sont vérifiées (voir tableau 10.1). 

4.2.4 Contrainte d’homothétie 

Si on impose la contrainte d’homothétie, on a aj, = 0 Vi. Dans ce cas, 
Aky = ALy = Acrly = 0. Le nouveau systéme a estimer s’écrit 

Sk=an+aQxKyz In(wz/wer) +AKK In(wK /wer) (10.48) 

Sl=azr+arzzln(wr/wor) + aKz In(wK/wer) (10.49) 

4.2.5 Interprétation des coefficients : calcul des élasticités 
Pour la fonction de cotit translog, on peut montrer que l’élasticité de substi- 

tution d’Allen s’écrit 

— Aj = SiS4 
Oj = aes i#j, i,j =K,CI,L (10.50) 

De plus, l’élasticité de la demande de facteur 7 par rapport au prix du facteur 
j s’exprime en fonction de l’élasticité partielle de substitution d’ Allen 

mj =SI0%j 4) =K,CL,L (10.51) 
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4.2.6 Estimation des paramétres 
Pour estimer les coefficients, des aléas ayant les propriétés classiques sont 

introduits dans chaque équation. Les paramétres sont estimés par la méthode de 
Zellner itérative. 

5. ANALYSE EMPIRIQUE 
Description des données 

Les données sont des données annuelles francaises sur la période 1978 a 1993 
pour une branche agro-alimentaire frangaise : la branche de « la conserve de fruits ». 
Les données contiennent des informations sur la quantité de travail notée «L (effectifs 
salariés moyens), la quantité de capital notée «Kk (millions de francs constants 1980), 

la quantité de consommations intermédiaires notée «CT (milliers de tonnes), le cotit 
du travail noté wL (francs de l’année courante), le cout du capital wk (francs de 
l'année courante) et le prix des consommations intermédiaires wCT (indice de prix 

en base 1980). On dispose également d’une information sur le niveau du prix de 
Voutput noté pv (indice de prix en base 1980) et de la valeur courante des ventes 
d’output notée vent. 

Probleme 10.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

1. Calculer le niveau de production. Transformer les variables prix des facteurs 
de production travail et capital de fagon a retenir ’année 1980 comme année 

de référence. 

2. Calculer pour chaque facteur de production sa part de dépense par rapport 
au cout total. Ces parts sont respectivement notées Sk, Sl, et Sci. 

3. Analyser graphiquement les différentes variables. 

Probleme 10.2 

Estimation du systéme de parts de dépense et interprétation 
des résultats 

1. Ecrire le systéme de parts de dépense dérivé d’une fonction de cofit trans- 
log en imposant les contraintes liées a la fonction de cout et les contraintes 

d’additivité. Imposer de plus la contrainte d’homothétie. Ecrire le systéme 
quand l’équation de la part des consommations intermédiaires est omise (sys- 
téme 1), quand l’équation de la part du capital est omise (systeme 2). 

2. Estimer le systéme | par la méthode des MCO, équation par équation. Cette 
méthode est-elle judicieuse ? 

3. Estimer les deux systémes par la méthode de Zellner. Comparer les coeffi- 

cients estimés. 
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6. 

Vérifier que l’estimation du modéle contraint est indépendante de l’équation 

omise du systéme si on utilise la méthode de Zellner itérative. Calculer tous 

les coefficients. 

Déterminer les élasticités de substitution partielle d’Allen et les élasticités 
prix de la demande. Interpréter. 

ELEMENTS DE CORRIGE ~ 

Probléme 10.1 
Construction des variables et analyse descriptive 

Pour obtenir des variables prix en base 1980, on divise chaque série de prix 
par sa valeur observée en 1980 et on la multiplie par 100. Les nouvelles séries 
de prix sont ainsi toutes égales a 100 en 1980. 

On dispose dans la base de données des informations sur les prix des facteurs 
et les niveaux des facteurs de production. Pour chaque facteur, on calcule la 

part du cout du facteur considéré dans le cotit total c’est-a-dire 

iy = W50;) > WL; = Ibs IK, CT. 

I] faut vérifier que, pour chaque année, la somme de ces 3 parts est bien égale 

Cee 

Le tableau 10.3 est juste une vérification du calcul des parts du cout de chaque 

facteur considéré dans le cott total, la somme (notée SOMS) est constante 
(écart type nul) et est égale a 1. 

Tableau 10.3 Statistique sur les parts du codt de chaque facteur 

Statistics on Series SOMS 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 

Observations 16 Variance 6.573841° 033 

Sample Mean 1.00000000000 | SE of Sample Mean 2.02698 1° 017 

Standard Error 0.00000000000 | Signif Level (Mean=0) 0.00080000 

t-Statistic 4.93345°+016 Signif Level (Sk=0) 0.0005 1693 

Skewness — 2.34738 Signif Level (Ku=0) 0.03301334 

| Kurtosis 3.29670 

3. Dans un premier temps, on représente graphiquement l’évolution sur la pé- 
riode d’observation des indices de prix exprimés en base 1980. 

Le début des années 80 marque une rupture dans l’évolution des prix qui 
jusque la avaient une évolution a la hausse sensiblement similaire. A cette 
date, le cout du facteur capital diminue de fagon importante. La seconde 
indication intéressante est la forte augmentation du cout du facteur travail. 
Pour avoir une information sur l’intensité d’utilisation de chaque facteur de 
production, on détermine le rapport entre le niveau de chaque facteur et le 

niveau de production. L’évolution de ce rapport pour chaque facteur (noté 
Ti,i = K,L,C1) est représentée sur la figure 10.2. 
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1984 1985 1986 1987 1988 1989 1990 199] 1992 1993 1994 ee 

Figure 10.2 Intensité de chaque facteur 

Depuis la fin des années 80, la production devient plus intensive en capital et en 

consommation intermédiaire. L’intensité en travail est décroissante. 

Probléme 10.2 

Estimation du systéme de parts de dépense et interprétation des résultats 

1. Pour que ce systéme soit dérivé d’une fonction de cout, les parametres doivent 

vérifier les contraintes de symétrie et la contrainte d’homogénéité de degré 1 
par rapport aux prix. Le systeme de parts de dépense dérivé d’une fonc- 
tion de cotit translog en imposant les contraintes de symétrie (aj; = aj;;) et 
d’homothétie (aj, = 0) s’écrit 

Sk=ax+axiinw,+axxK InwzK +axcor nwo; (10.52) 

Sl=a,t+azp,plinw,t+aKny,lnwe +azpcriInwer (10.53) 

Sci=acrt+apo;) nw, t+axci wk +acror;lnwer (10.54) 
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La contrainte d’homogénéité de degré 1 par rapport aux prix impose les rela- 

tions suivantes 
an +azp+aer=1 

AKL +aKK +aKcor = 9 

apn+aKt+arcr =0 

arc1 +Axcr1 + acicr = 9 

Comme les conditions d’homogénéité par rapport au prix sont imposées alors 

les conditions d’additivité sont respectées. 

Si l’on exclut l’équation de la part des consommations intermédiaires (systéme 
1), on obtient le systéme suivant 

Sk=ax+axy In(wr/woer) + aKK n(wK/wer) (10.55) 

Sl=ay+azzln(wr/wer) +axr M(wK/wer) (10.56) 

La troisiéme part se déduisant par solde 

Sea =(1—oax — ay) + (ary, —axr) nwt (10.57) 
(—ax, —axx)nwx + (—e1er — axcr) nwer 

avee QLCGT = —ALLy —OAKL et OKol = AKL ~AKK 

Si l’on exclut l’équation de la part du capital (systéme 2), on utilise les con- 

traintes suivantes 
Opme= lier ap 

Oa ae OU ae COE 

Ours: = Citi, = CAKCN 

ONC = SCHEME FD CXORIOM 

On introduit ces relations dans les équations (10.52), (10.53) et (10.54). On 
obtient le systeme suivant 

Sk (1. = C465; = ay) = (—aLL — azcr) Inwypt+ 
(10.58) 

(—ax, — axcr) InwxK + (—axrcr — acror) Nwor 

Sl=a,+azpr,inwy + (—aLL = QLcr) InwzK + azor7 mwoer (10.59) 

Sci =acr + azo; Inwy + (—azpor — acrcr InwK 
( ) (10.60) 

+acror1 nwor 

Les deux derniéres équations peuvent se réécrire 

Sl=ay+azzyln(w,/wx) + azcrin(wor/wxK) (10.61) 

Sci =agr + QLor In(wr/wK) + ACICI In(wor/wrK) (10.62) 

Les deux systémes présentent des coefficients communs ay et ap, dans l’equa- 

tion de la part de dépense du travail. 
* 
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2. On rajoute des termes d’erreur dans le premier systéme (formé par les équa- 
tions (10.55) et (10.56)) et on lestime par les MCO. La variable In(wz /wor) 
est notee LWLCI dans les tableaux de résultats, la variable In(wx/weor) 
IW KCI. 

Tableau 10.4 Résultats des MCO 

Dependent Variable SK — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 
— 

Usable Observations 16 Degrees of Freedom 13 

Centered R**2 0.634210 R Bar **2 0.577934 

Uncentered R**2 0.999939 AD oe] okay) 15.999 

Mean of Dependent Variable 0.9598974928 

Std Error of Dependent Variable —0.0128008313 

Standard Error of Estimate 0.0083 162632 

Sum of Squared Residuals 0.0008990830 

Regression F(2,13) 11.2697 

Significance Level of F 0.00144880 

Durbin-Watson Statistic 1.750808 

Q(4-0) 1.393920 

Significance Level of Q 0.84525114 

Variable Std Error 

Constant 0.9708865153 0.0034865690 278.46474 0.00000000 

LWLCI 0.0051670766 0.0068843930 0.75055 0.46629253 

LWKCI 0.0407569883 0.008688094 1 4.69113 0.00042 192 

Dependent Variable SL — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 

Usable Observations 16 Degrees of Freedom 13 

Centered R**2 0.571672 R Bar **2 0.505775 

Uncentered R**2 0.963209 OR a2, 15.411 

Mean of Dependent Variable 0.0065227998 

Std Error of Dependent Variable —0.0020650502 

Standard Error of Estimate 0.0014517536 

Sum of Squared Residuals 0.0000273987 

Regression F(2,13) 8.6753 

Significance Level of F 0.00404.155 

Durbin-Watson Statistic 1.923109 

Q(4-0) 1.732027 

Significance Level of Q 0.78489196 

Variable Coeff 

the Constant 0.004921106 0).000608643 8.08537 0.00000199 

on LWKCI — 0.006293866 0.001516663 — 4.14981 0.00114163 

3 LWLCI — 0.001124525 0.001201795 — 0.93570 0.36648264 
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Dependent Variable SCI — Estimation by Least Squares 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 

Usable Observations 16 Degrees of Freedom 13 

Centered R**2 0.644119 Re ata 0.589368 

Uncentered R**2 0.968742 ixeReae 15.500 

Mean of Dependent Variable 0.0335797075 

Std Error of Dependent Variable 0.0107618114 

Standard Error of Estimate 0.0068962326 

Sum of Squared Residuals 0.0006182543 

Regression F(2,13) 11.7645 

Significance Level of F 0.00121195 

Durbin-Watson Statistic 1.722500 

Q(4-0) 1.354271 

Significance Level of Q 0.85210268 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

ie Constant 0.024192378 0.002891225 8.36752 0.00000136 

op LWKCI — 0.034463 122 0.007204572 — 4.78351 0.00035726 

3h. LWLCI — 0.004042552 0.005708859 — 0.70812 | 0.49137358 

En estimant équation par équation, on ne prend pas en compte les contraintes 

de symétrie des coefficients entre les équations. De plus, les corrélations des 

erreurs entre les équations ne sont pas intégrées. En outre, si on estime 

le systéme 2 (systéme obtenu en omettant l’équation liée au capital) il n’y a 
aucune garantie d’obtenir les mémes estimations pour les coefficients communs 
aux deux systemes. 

La méthode de Zellner permet de tenir compte d’une éventuelle corréla- 
tion entre les résidus d’estimation des différentes équations. Les contrain- 
tes d’additivité des parts des facteurs sont prises en compte en estimant deux 
équations sur les trois que comporte le systéme, la derniére équation étant ob- 
tenue par solde. On applique tout d’abord la méthode de Zellner au systéme 
formé par les équations (10.55) et (10.56). La variable In(wz/wcr) est notée 
LWLCT dans les tableaux de résultats, la variable In(wxK/wo;) LWKCI. 

Tableau 10.5 Estimation du systéme en enlevant I’équation sci 
Méthode de Zellner 

Dependent Variable SK — Estimation by Seemingly Unrelated Regressions 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 

Usable Observations 16 Degrees of Freedom 13 

Centered R**2 0.576128 R Bar **2 0.510917 

Uncentered R**2 0.999929 Tle 151999 

Mean of Dependent Variable 0.9598974928 

Std Error of Dependent Variable 0.0128008313 

Standard Error of Estimate 0.0089521899 

Sum of Squared Residuals 0.0010418422 

Durbin-Watson Statistic 1.438723 | 
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Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

Ds Constant 0.971845934 0.003136618 309.83882 0.00000000 

ihe LWLCI — 0.004531865 0.001944334 — 2.33081 0.01976364 

Bh LWKCI 0.034658016 0.007004273 4.94813 0.00000075 

Dependent Variable SL — Estimation by Seemingly Unrelated Regressions 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 - 

Usable Observations 16 Degrees of Freedom 13 

Centered R**2 0.473315 RBar 32 0.392287 

Uncentered R**2 0.954761 IBIS) T2716 

Mean of Dependent Variable 0.0065227998 

Std Error of Dependent Variable —0.0020650502 

Standard Error of Estimate 0.0016098294 

Sum of Squared Residuals 0.0000336902 

Durbin- Watson Statistic 1.505741 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

Constant 0.004909332 0.000894339 5.48934 0.00000004 

LWKCI — 0.00453 1865 0.001944334 — 2.33081 0.01976364 

LWLCI 0.000767735 0.001322985 0.58031 0.56170870 

Pour vérifier si les résultats d’estimation sont dépendants de l’équation omise, 
on applique la méthode de Zellner en omettant la part associée au capital c’est- 
a-dire que l’on estime le systéme formé par les équations (10.61) et (10.62). 

On peut comparer directement les coefficients obtenus dans l’équation (10.56) 
aux valeurs déterminées dans l’estimation de l’équation (10.61). De maniére 
plus précise, on compare les valeurs obtenues pour la constante et les valeurs 
obtenues pour les coefficients de In(wz/wor) et de In(wy/wx). 

Tableau 10.6 Estimation du systéme en enlevant I’équation sk 
Méthode de Zellner : 

Dependent Variable SL — Estimation by Seemingly Unrelated Regressions 

Annual Data From 1978 :01 To 1993 :01 

Usable Observations 16 Degrees of Freedom 13 

Centered R**2 0.459236 R Bar **2 0.376042 

Uncentered R**2 0.953552 APSE (15) 25)i 

Mean of Dependent Variable 0.0065227998 

Std Error of Dependent Variable — 0.0020650502 

Standard Error of Estimate 0.0016312045 

Sum of Squared Residuals 0.0000345908 

Durbin- Watson Statistic 1.449352 

Variable Std Error T-Stat 

Constant 0.0048 100034 0.0008 170872 5.88677 0.00000000 

LWCIK 0.0036614020 | 0.0017882296 2.04750 0.0406089 1 

LWLK 0.0009863863 | 0.0009175713 1.07500 0.28237613 
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On voit qu’il existe des différences dans les paramétres estimés pour la cons- 
tante c’est-a-dire le paramétre @,, et aussi pour le paramétre @y,. Pour obtenir 
des estimations qui soient indépendantes du choix de |’équation omise, il faut 
utiliser la méthode de Zellner itérative. 

4. Les deux systémes sont estimés par la méthode de Zellner itérative. Pour 
chaque systéme, on ne présente que les résultats liés a l’équation de la part 
de travail. 

La premiére estimation présentée dans le tableau 10.7 donne les résultats de 
estimation de |’équation (10.56). 

Tableau 10.7 Estimation du systéme en enlevant I’équation sci 
Méthode de Zellner itérative 

Linear Systems — Estimation by Seemingly Unrelated Regressions 

Iterations Taken 4 

Annual Data From 1978 : 01 To 1993 :01 

Usable Observations 16 

Dependent Variable SL 

Centered R**2 0.496635 R Bar **2 0.602607 

Uncentered R**2 0.956764 TRREt*? 15.308 

Mean of Dependent Variable 0.0065227998 

Std Error of Dependent Variable —0.0020650502 

Standard Error of Estimate 0.0013017899 

Sum of Squared Residuals 0.0000321985 

Durbin-Watson Statistic 1.548974 

Variable Coeff Std Error 

a Constant 0.004744401 0.000584 198 Salis) 0.00000000 

il. LWKCI — 0.005177729 0.001299673 — 3.98387 0.00006780 

5). LWLCI 0.000654288 0.0002945 19 DLA) 0.02631372 

La seconde estimation obtenue a partir du systéme ot l’on omet la part as- 
sociée au capital correspond a |’équation (10.61). Les résultats sont présentés 
dans le tableau 10.8. 

Tableau 10.8 Estimation du systéme en enlevant I’équation sk 
Méthode de Zellner itérative 

Linear Systems — Estimation by Seemingly Unrelated Regressions 

Iterations Taken 5 

Annual Data From 1978 : 01 To 1993 :01 

Usable Observations : 16 
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Dependent Variable SL 

Centered R**2 0.496702 RBar 2 0.602660 

Uncentered R**2 0.956770 TR) 15.308 

Mean of Dependent Variable 0.0065227998 

Std Error of Dependent Variable —0.0020650502 

Standard Error of Estimate 0.0013017034 

Sum of Squared Residuals 0.000032 1942 

Durbin-Watson Statistic 1.549194 

Variable Coeff Std Error T-Stat 

Constant 0.0047444189 0.0005839362 8.12489 0.00000000 

LWCIK 0.0045248716 | 0.0011067867 4.08830 0.00004346 

LWLK 0.0006535244 | 0.0002943634 PRONG 0.02641008 

On vérifie que l’on retrouve la méme valeur pour la constante et la méme 
valeur pour les coefficients de In(wz/wer) et In(wr/wx). 

5. Elasticités de substitution d’Allen. 

La positivité de l’élasticité d’Allen entre les consommations intermédiaires et 
le travail indique que ces facteurs sont substituavles sur la période d’observation. 

Par contre, on remarque que les relations entre le facteur travail et le facteur 

capital ne sont pas constantes sur la période. En fin de période, ils sont 

complémentaires. 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

D’un point de vue méthodologique 

e Modéle a équations simultanées 

e Forme Structurelle du Modéle 
e Méthode des Doubles Moindres Carrés et Triples Moindres Carrés 

e Simulations statiques et dynamiques 

D’un point de vue économique 

e Modeéle de marché 
e Analyse de politique économique 

NIVEAU 

MASTER, premiére et deuxiéme années 

CHAMPS ECONOMIQUES TRAITES 

Microéconomie 

Analyse d’un marché 
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1. INTRODUCTION 

Pour illustrer le fonctionnement d’un modeéle de marché en équilibre, on étu- 
die dans ce chapitre le marché de la viande de boeuf en France. De maniére trés 

générale, un modeéle de marché comporte deux groupes d’équations : les équations de 
comportement et les équations traduisant les conditions d’équilibre du marché. Le 
premier groupe d’€quations exprime la réaction des agents économiques participant 
au marché (en particulier les producteurs et les consommateurs) par rapport 4 des 

variations de prix. La spécification de ces équations est issue d’hypothéses parti- 
culiéres sur le comportement des agents participant au marché étudié. Le second 
groupe d’équations décrit l’équilibre du marché c’est-a-dire impose |’égalité entre 

ressources et utilisations. Seul le premier groupe comporte des équations avec des 

parameétres a estimer. On retient comme illustration le marché de la viande de boeuf 
en France. 

La seconde section du chapitre porte sur la description du modeéle estimé 
dans la partie empirique. Dans une premiére étape, on présente la spécification 

retenue pour les equations économétriques du modeéle et on décrit le comportement 
des agents participant au marché. Dans un second temps, la forme structurelle du 
modele est écrite, puis les conditions d’identification du modeéle et les implications 
sur les méthodes d’estimation sont présentées. 

2. SPECIFICATION DU MODELE 

Le modéle étudié dans ce chapitre comprend cing équations: quatre équa- 

tions de comportement (équations a estimer) et une équation décrivant l’équilibre 

du marché. Les spécifications de ces équations sont successivement détaillées. 

2.1 Equations de comportement 

Les équations a estimer sont léquation d’offre, ’équation de demande, 

Véquation de marge et l’équation du solde du commerce extérieur. 

2.1.1 Equation d’offre 
Pour l’équation d’offre, on se reporte aux développements détaillés dans le 

chapitre 8 (cf. chapitre 8, La fonction d’offre de viande bovine). On adopte la méme 
spécification a savoir 

a 1 Pt—-1 + W2Dt—2 + 3Pt—3+ d = Ao + Q1pt-1 2Pti—2 3Pt—3 (11.1) 

4gt—-1 + A5Wr-1 + 6 DTA 

ou g mesure la quantité offerte année t, px—;, i = 1,2, 3 représente le prix du bien 
produit en t—i, w;_1 représente le prix des aliments du bétail ’année t—1, D74 est 
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une variable indicatrice qui permet de prendre en compte le boycott du «veau aux 
hormones» par les consommateurs durant l’année 1973, cet effet ayant eu un impact 

sur la production l’année suivante. 

2.1.2 Equation de demande 
L’hypothése de rationalité du comportement suppose que les fonctions de de- 

mande résultent de la maximisation de l’utilité du consommateur sous la contrainte 
de budget. Cette hypothése entraine différentes propriétés sur les fonctions de de- 

mande du consommateur (en particulier les propriétés d’additivité, d’homogénéité 
et de symétrie). Dans les études économétriques appliquées, différentes formes fonc- 
tionnelles sont utilisées pour estimer des systémes complets de fonctions de demande 

en respectant les contraintes théoriques (par exemple, le systeéme LES, le systeme 
AIDS,... pour avoir une synthése sur les systemes de demande classiques, se reporter 

a Deaton et Muellbauer (1980)'). 

Par souci de simplification, on utilise une spécification ad hoc pour définir 

une équation de demande?. On retient ainsi une équation linéaire reliant la con- 
sommation de viande au prix du bien, aux prix des biens substituables, des biens 

complémentaires et au revenu. Cette équation s’écrit 

n Py R, 

* __ Qk * (a We hee aee DF feo. Ipc. iae2) 

ou Cf représente le niveau de consommation de viande de boeuf souhaité par tete, P}; 

mesure le prix du bien j, (7 = 1,...,n), PC; un indice des prix 4 la consommation, 
R; le revenu disponible des ménages, {5, B; et 6* les coefficients a estimer. 

L’équation de demande est homogene de degré zéro par rapport aux prix et 

au revenu. Ainsi si tous les prix et le revenu augmentent d’un méme pourcentage, la 

consommation reste inchangée. Cette propriété correspond a l’hypothése d’absence 
dillusion monétaire. Dans la suite du chapitre, les lettres minuscules pour les varia- 

bles monétaires de l’équation de consommation noteront des variables déflatées par 
Vindice du prix a la consommation. 

Pour améliorer la qualité de l’estimation de l’équation de demande, on sup- 

pose quil existe une lenteur dans les changements de comportement. Aussi, les 

Deaton A.S., Muellbauer J., (1980), The economics of consumer behaviour, Cambridge 

University Press. 

La forme retenue pour |’équation de demande est, ainsi, choisie de fagon arbitraire. Cette 

relation ne permet pas de garantir les propriétés théoriques induites par la théorie de la 
demande, c’est-a-dire les hypotheses relatives a la rationalité du comportement des consom- 

mateurs. Sous des hypothéses particuliéres associées aux préférences des consommateurs, 

il serait ainsi plus opportun d’estimer les paramétres de |’équation de viande a partir d’un 
systéme étudiant simultanément les dépenses consacrées aux différents biens alimentaires. 
Rappelons que l’objet du chapitre est d’étudier le fonctionnement d’un modeéle de marché. 
L’amélioration de l’estimation de la fonction de demande est une voie a priviliégier pour 
enrichir le modéle comme on le verra dans la partie empirique. 
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séries observées de consommation ne correspondent pas au niveau de consommation 
souhaité par le consommateur. 

La réaction des agents économiques aux variations de prix se fait souvent 
avec lenteur et décalage (Drouet, Mahé (1978))° d’une part, parce que les agents 
ont besoin de temps pour réaliser les changements, et d’autre part, parce qu’il existe 

des habitudes dans le comportement. Pour rendre compte de cette inertie de com- 
portement, l’équation de demande va comporter une variable endogéne décalée. De 
maniere plus précise, on va introduire un mécanisme d’ajustement partiel. 

De maniére analytique, cette hypothése signifie que l’on peut décrire les 
variations de la consommation entre des périodes successives de la maniére suivante 

C ma Cr-1 = A(CY eS Cr-1) (Lies) 

ou C; représente le niveau observé de consommation par téte a la période t, Cy_1 
représente le niveau observé a la période t-1, \ représente le coefficient d’ajustement 
partiel, Cf definit le niveau désiré de consommation. Si ’ajustement est instantané 
(A = 1), le niveau de consommation observé est juste égal au niveau de consomma- 
tion désiré. On fait une hypothése sur la relation entre Cf et les variables exogénes 
(prix et revenu) (voir équation 13.2). 

nm 

Ci = Bh + DBF p;e +O" 
it 

Dans cette équation, les coefficients définissent les réponses a long terme du 
consommateur. Ainsi les coefficients G* mesurent l’impact marginal de long terme 

des prix sur la consommation et #* l’impact marginal de long terme du revenu. 

Pour obtenir une relation estimable, on introduit la définition de la consom- 

mation désirée dans l’équation d’ajustement partiel. On obtient 

Cr = Bo + (L—A)Cr-1 +S Bipje + Ore (11.4) 
ja 

avec Bo = AG5, A; = AGF et O= Ae 

Le coefficient de la variable endogéne décalée permet de calculer le parameétre 

\ c’est-a-dire la vitesse de réaction des consommateurs, les autres coefficients dans 

cette équation représentent les impacts marginaux de court terme*. Les paramétres 

estimés permettront d’analyser la rapidité de la réaction des consommateurs aux 

variations de prix en calculant les élasticités de la demande a court terme et a long 

3 Drouet M., Mahé L.,(1978), « Le marché du beeuf: analyse et politique de stabilisation », 

Statistiques et Etudes Financiéres, Direction de la prévision. 
4 Gi les variables sont exprimées en log, les coefficients s’interprétent comme des élasticités. 
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terme, par rapport aux prix et au revenu. Dans l’analyse empirique, on dispose du 

prix d’un bien substituable, le prix de la viande de mouton. 

L’équation de consommation s’écrit 

Cz = Bo + (1 =A) Cr_-1 + Gipoe + BoPme + Ore 

ou pp; définit le prix de la viande boeuf et p,,¢ définit le prix de la viande de mouton. 

Ces variables sont déflatés par lindice des prix A la consommation. 

2.1.3 Equation de transmission de prix 
L’équation de marge définit le prix 4 la consommation de la viande bovine 

(noté P,,) comme une fonction linéaire du prix a la production (noté p;). Cette 
équation s’écrit 

Pot = Yo + V1 (C15) 

Cette équation permet d’étudier la transmission des variations de prix a la 
production au prix a la consommation. 

2.1.4 Equation du commerce extérieur 

La derniere équation a estimer du modeéle correspond a |’équation du solde 

du commerce extérieur. Ce solde est, par définition, égal a la différence entre la 
valeur des exportations et la valeur des importations. Ce solde est noté B;. On 
suppose que ce solde dépend du niveau des stocks de l’année précédente (noté s;_1). 
L’équation s’écrit 

B, = 69 + 6154-1 (11.6) 

2.2 La forme structurelle du modéle 

2.2.1 Equation d’équilibre 4 
La derniére équation du modeéle décrit le fonctionnement du marché et cor- 

respond a l’équation d’équilibre, c’est-a-dire a l’égalité comptable entre l’offre et la 
demande. Cette équation permet de déterminer le niveau d’équilibre des prix, les 
prix vont s’établir de facon a ce que l’offre égalise la demande (égale a la somme 
de la consommation, du solde du commerce extérieur et a la variation des stocks). 
Cette équation s’écrit 

Oh = ctot; lig B; ain (sz = S41) (in) 

ou ctot, représente la consommation totale de boeuf (consommation par téte multi- 
pliée par le nombre de consommateurs). 

Cette équation est une équation d’identité et ne comporte aucun paramétre 

a estimer. Les stocks de l’année courante sont considérés de maniére exogéne. 
4 
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2.2.2 Ecriture du modéle économétrique 
Pour spécifier le modéle économétrique, on rajoute des aléas dans chaque 

équation de comportement. 

En résumé, la forme structurelle du modéle étudié s’écrit 

Ge = 0 OUP 1 1 Coping -t Osi 3 (11.8) 

Q4gt—1 + A5wWe_1 + ag D74 + €44 (11.9) 

Cee fe (l= AVC +f + Ba + Ory + €24 (11.10) 

Pot = Yo + M1Pt + €3¢ GLa) 

B, = 69 + 6154-1 + E44 CLTS125 

qt = ctot, + Bi + (84 — 54-1) (113) 

ou €);¢ représente l’aléa associé a l’équation d’offre, €2; définit l’aléa associé a |’équa- 
tion de consommation, €3; définit l’aléa de l’équation de marge, et €4; est l’aléa dans 

Véquation du solde du commerce extérieur. Les variables endogénes sont C;, q, 
Pot, pe et B;. Les variables prédéterminées correspondent aux variables endogeénes 

décalées Cy_1, Pt-1, Pt-2, Pt-3, Mt—1 et aux variables exogénes Pi, wy_1, T:, D74, 

IPC;, s¢ et s;~-1. Seule la derniére équation qui définit une identité comptable ne 

comporte pas d’aléa. 

2.3. Estimation du modeéle 

Pour pouvoir estimer le modele, on doit vérifier que les équations de la 
forme structurelle du modeéle sont identifiées (juste identifiées ou sur-identifiées). 
Les conditions d’identification s’étudient équation par équation. 

On a deux équations, l’équation d’offre (équation 11.8) et l’équation liée au 

solde du commerce extérieur (équation 11.12), qui ne contiennent aucune variable 
endogéne en variable explicative. La méthode des Moindres Carrés Ordinaires, sous 
réserve que les aléas aient les bonnes propriétés peut donc étre appliquée® sur chaque 

équation. 

Pour les autres équations, on examine successivement les conditions d’ordre 
et de rang. On peut montrer que ces équations sont sur-identifiées. Aussi, si l’on 
estime équation par équation on utilisera la méthode des doubles moindres carrés. 

Si l’on estime toutes les équations simultanément, on utilisera la méthode des 
triples moindres carrés (méthode qui reste trés sensible aux erreurs de spécification, 
cf. chapitre 12, Les équations simultanées). 

Toutefois pour l’équation d’offre qui est dynamique, il faut vérifier que les aléas ne sont pas 
autocorrélés sinon la variable endogéne décalée est endogéne (voir chapitre 8). 
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3. ANALYSE EMPIRIQUE 

Description des données 
L’étude appliquée porte sur le marché du boeuf en France a partir de données 

annuelles sur la période 1961-1998. Les données sur les quantités mesurées en milliers 
de tonnes proviennent de l’United States of Department of Agriculture (USDA). 

Dans le fichier de données on trouve: la production bovine de l'année ¢t notée q, la 
consommation totale ctot;, le solde du commerce extérieur B; et le niveau des stocks 

publics en fin d’année s}. 

Par ailleurs, on dispose de différents indices de prix exprimés en base 1970: 
prix a la production du boeuf (noté p;), le prix 4 la consommation du boeuf (Ppz), le 

prix 4 la consommation du mouton (P,,;), Vindice des prix a la consommation finale 

(IPC). Enfin, on dispose de l’indice de prix des aliments du bétail (w;) exprimé 
en base 1980. Les données sur les prix proviennent du SCEES (Service Central des 

Enquetes et Etudes Statistiques). 

Le revenu disponible des ménages frangais en francs courants est noté (R;) 
le niveau de population de la France au 1® janvier de l’année en cours (pop;). 

Probléme 11.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

1. Transformer les indices de prix de fagon 4 retenir l'année 1990 comme année 

de référence. 

2. Construire les rapports de prix nécessaires pour estimer les équations d’offre, 

de demande et de marge. Construire la demande de boeuf par téte (notée C;) 
et le revenu réel par téte (noté 7;). 

3. LEcrire et vérifier |’équation comptable. 

4. Analyser graphiquement les différentes variables. ~ 

Probleme 11.2 

Estimation du modéle 

1. Ecrire le modéle de marché en équilibre. Par rapport au modéle théorique 
présenté, dans l’application 

(i) on estimera une équation de consommation par téte en fonction des prix 
et du revenu par téte afin de prendre en compte un «effet de taille» lié a 

la population. 

(ii) dans un souci de simplication, dans l’équation de marge on utilisera les va- 
riables de prix a la consommation et a la production déflatées par l’indice 
des prix 4 la consommation finale. 
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Donner la liste des variables endogénes, la liste des variables exogénes. 

2.  Quelles méthodes d’estimation doit-on appliquer si l’on veut estimer le modéle 
équation par équation ? 

3. Estimer le modéle équation par équation jusqu’en 1995. 

4. Estimer toutes les équations en. méme temps. Commenter. 

Probleme 11.3 

Qualité prédictive du modéle et exemples de simulation 

1. Simuler le modéle de maniére statique. Comparer les variables d’offre, de 
consommation, de prix a la consommation et de solde, prédites par le modéle 

avec les données observées. Comparer avec les données exclues de l’estimation. 

2. On veut faire une simulation dynamique. Donner la différence par rapport & 
la simulation statique. 

3. Simuler une multiplication par deux du prix des aliments du bétail. 

4. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probleme 11.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

1. Pour obtenir les variables prix en base 1990, on divise chaque série par sa 
valeur observée en 1990 et on la multiplie par 100. Les nouvelles séries de 

prix sont ainsi toutes égales a 100 en 1990. 

2. Pour l’estimation de |’équation de la demande, on a tout d’abord besoin de 
la variable consommation par téte et du revenu disponible par tete. Ces deux 

variables sont donc divisées par le niveau de la population. De plus, comme 

la fonction de demande est homogéne de degré zéro par rapport au prix et 
au revenu, on déflate les différentes variables par l’indice général des prix. 
Ce calcul permet de garantir la propriété d’homogénéité (absence d’illusion 
monétaire). 

3. L’égalité comptable traduit |’équilibre sur le marché (voir équation (13.13)). 
L’offre est égale 4 la somme de la consommation, du solde du commerce 
extérieure et de la variation de stock. Cette équation est nécessaire quand on 

utilise le modéle en simulation. Pour vérifier cette égalité, on controle que la 
différence entre l’offre et la consommation, le solde du commerce extérieur et 

la variation de stock s’annule. 

4. On représente les évolutions de la consommation totale et de la production. 
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1961 1964 1967 1970 1973 1976 1979 1982 1985 1988 1991 1994 1997 

Figure 11.1 Evolution de la consommation totale et de la production 

L’évolution de la consommation de la viande bovine est caractérisée par une 

phase de croissance suivie d’un déclin a partir du début des années quatre- 

vingt (hormis des chocs conjoncturels comme, par exemple, les boycottages 
de 1973 et de 1980). Deux facteurs sont généralement avancés pour expliquer 
cette évolution : le cout élevé de la viande et une certaine désaffection de la 
part des consommateurs au profit de viandes blanches (porc, poulet). 

100 

1964 1967 1970 1973 1976 1979 1982 1985 1988 1994 1997 1991 
\O 
a 
— 

Figure 11.2 Evolution des indices de prix a la consommation du boeuf et du mouton (base 1990) 

Les prix a la consommation du mouton et du boeuf ont augmenté de ma- 
niére assez continue et de facon plutot linéaire et parallele jusqu’au début des 
années quatre-vingt dix. Depuis, on observe une hausse importante du prix 

du mouton et une relative stagnation du prix du boeuf. 
‘ 
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Probléme 11.2 

Estimation du modéle 

1. Le modéle de marché est constitué d’équations de comportement et de l’équa- 
tion comptable traduisant l’équilibre sur le marché. 

dt = Ao + a1 pe-1 + Q2p¢-2 + AZPi—-3+ (11.14) 

Q4gt—-1 + A5wr_-1 + agD74 4+ EY 

Ce = Bo + (1 — A)Cy-1 + Bipot + Bopme + Ore + E24 (11.15) 

Pot = Yo + V1Pre + E3t (11.16) 

B; = 6o + 618;_1 + 4 ie hikes wre) 

Qe = ctot, + By + (s¢ — 54-1) (11.18) 

ou €14 représente l’aléa associé a l’équation de consommation, €9; définit l’aléa 

associé a l’é€quation d’offre, ¢3, définit l’aléa de l’équation de marge, et €4; est 
Valéa du solde du commerce extérieur. Les variables endogénes sont C;, d:, Pot; 

pr; et B;. La variable C; est égale a ctot;/pe,, et la variable pr; = p,/IPC;. 

Les variables prédéterminées correspondent aux variables endogénes décalées 
Ct_-1, Pt-1; Pt-2; Pt-3, Gt-1 et aux variables exogénes pm, Wr_-1, Tr, D74, 54 
Ct Sfo1- 

2. Dans le modéie structurel, deux équations ne contiennent aucune variable 

endogeéne : |’équation d’offre et l’équation liée au solde du commerce extérieur. 
La méthode des Moindres Carrés Ordinaires, sous réserve que les aléas aient 
les bonnes propriétés peut etre appliquée. 

Pour les autres équations on examine les conditions d’ordre. Ainsi, dans 
léquation de demande, on a 8 variables exogenes exclues de ]’équation, le 
nombre de variables endogenes inclues est égal a 2. De maniere équivalente, 
on peut vérifier que le nombre total de variables exclues de cette équation 
(11) est supérieur au nombre d’équations du modeéle moins un (4). La condi- 
tion d’ordre est donc vérifiée et l’équation est sur-identifiée. Pour l’équation 
de marge, on a 11 variables exogenes exclues de |’équation pour 2 variables 
endogénes (ou encore le nombre total de variables exclues de cette équa- 
tion (14) est supérieur au nombre d’équations du modele moins un (4)), 
l’équation est aussi sur-identifiée. Pour la derniere équation du modeéle (équa- 
tion d’équilibre), on n’a pas, par définition, de condition d’identification a 
établir (il n’y a pas de paraméetres 4 estimer). On peut vérifier par ailleurs 
que les conditions de rang sont satisfaites. 

Le résultat donné par la condition d’ordre et de rang implique que si on 
veut estimer équation par équation on utilisera la méthode des DMC pour 
Véquation de demande et l’€quation de marge. 

3. L’équation d’offre est estimée par la méthode des MCO. Avant de commen- 
ter ces résultats, il est nécessaire de vérifier la validité de ’hypothese de non 
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corrélation des aléas. Ce modeéle est autorégressif c’est-a-dire, la variable en- 
dogéne décalée figure parmi les variables explicatives. $i les perturbations 

de l’équation sont corrélées entre elles, la variable q,—1 n’est plus exogene. 
Les estimateurs fournis par les MCO sont alors biaisés et non convergents. 
Puisqu’une variable dépendante retardée apparait parmi les variables explica- 

tives, on ne peut pas utiliser le test de Durbin-Watson. On utilise la statistique 

h de Durbin (cf. chapitre 8, La fonction d’offre de viande bovine). 

Tableau 11.1a Estimation de I’équation d’offre par les Moindres Carrés Ordinaires 

| Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable Q 

Annual Data From 1964 :01 To 1995 :01 

Usable Observations 32 Degrees of Freedom 8) 

Centered R**2 0.764691 REB tes 0.708216 

Uncentered R**2 0.998040 WSR IRE 316937 

Mean of Dependent Variable 1695.1875000 

Std Error of Dependent Variable = 157.8532265 

Standard Error of Estimate 85.2675862 

Sum of Squared Residuals 181764.03159 

Regression F(6,25) 13.5405 

Significance Level of F 0).00000084 

Durbin- Watson Statistic 2.091229 

Variable Coeff i Std Error T-Stat Signif | 

il. Constant 385.8623543 243.1179897 1.58714 0.12504966 

2, P{1} — 0.7493947 5.7005248 — 0.13146 0.896463 16 

3h. P{2} 13.4222979 5.8967885 2.27620 0.03 166073 

4. Bipy — 8.3773407 3.7824608 — 2.21479 0.03611541 

5k Q{1} 0.7348774 0.1672295 4.39443 0.00017904 

6. W{1} — 3.3287454 5.830808 | — 0.57089 0.57317121 

dhe D74 249.0636669 91.7274757 Prod SKS) 0.01183243 

Normal Statistic = —0.795948 with Significance Level 0.42606538 

La statistique du h est égale a -0.79, au seuil de 5 %, cette valeur est inférieure 
a 1.64, on ne rejette done pas V’hypothése nulle d’absence d’autocorrélation 
des erreurs. 

On voit qu’a court terme l’élasticité de Voffre est négative par rapport aux 
prix a court terme. Ainsi, 4 court terme, une baisse anticipée des prix par 
les producteurs les conduit a abattre les animaux présents sur l’exploitation. 

Cette baisse anticipée entraine une augmentation de la production. Inverse- 
ment, une hausse des prix les incite a conserver les animaux pour bénéficier 

a 
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de prix plus élevés plus tard, done une hausse des prix provoque une diminu- 
tion des abattages, c’est-a-dire A une diminution de la production de viande. 
La variable indicatrice marquant le boycott du «veau aux hormones» par les 
consommateurs a un effet significatif. 

L’équation de demande est estimée par la méthode des doubles moindres 
carrés. La liste des instruments est donnée par l’ensemble des variables exogé- 

nes: constante, pr_1, Pt—2, Pi=3, Gt—1, We-1, DTA, Cr_1, Pmt, Tt, St et St—1- 

Tableau 11.1b Estimation de I’équation de demande par les doubles moindres carrés 

Linear Regression — Estimation by Instrumental Variables 

Dependent Variable C 

Annual Data From 1964 :01 To 1995 :01 

Usable Observations By) Degrees of Freedom Pa 

Centered R**2 0.688199 R Bar **2 0.642006 

Uncentered R**2 0.999290 Hise, SOG) 

Mean of Dependent Variable 30.145531799 

Std Error of Dependent Variable —‘1.463126167 

Standard Error of Estimate 0.875426048 

Sum of Squared Residuals 20.692010657 

J-Specification(7) 5.046201 

Significance Level of J 0.65432498 

Durbin- Watson Statistic 1.958413 

Variable Std Error T-Stat Signif 

Constant — 1.53665949 | 10.74950677 — 0.14295 0.88738988 

— 10.18765730 9.89300068 — 1.02978 0.31224843 

11.36904004 4.67689607 2.43089 0.02198011 

0.08858392 0.04102152 2.15945 0.03986169 

0.76025089 0.12489593 6.08708 0.00000168 

Les prix présents dans la spécification ont les signes attendus : négatif pour le 
prix du boeuf, positif pour le prix du bien substituable (le prix du mouton). 
Le revenu a un effet positif significativement différent de zéro. Pour améliorer 
la qualité économétrique de cette estimation, il serait judicieux d’introduire 
le prix d’autres viandes substituables (prix de viandes blanches) ou d’estimer 
de maniére simultanée les dépenses de consommation consacrées a différents 

types de viandes. 

L’équation de transmission des prix est estimée par la méthode des DMC. 
Elle permet d’expliquer la formation du prix a la consommation. 
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Tableau 11.1¢ Estimation de I’équation de marge par les doubles moindres carrés 

Linear Regression — Estimation by Instrumental Variables 

Dependent Variable PB 

Annual Data From 1964 :01 To 1995 :01 

Usable Observations 32 Degrees of Freedom 30 

Centered R**2 0.358591 R Bar **2 0.337210 

Uncentered R**2 0.999518 AP Se TR) 31.985 

Mean of Dependent Variable 0.9864980236 

Std Error of Dependent Variable 0.0274799865 

Standard Error of Estimate 0.0223719754 

Sum of Squared Residuals 0.0150151585 

J-Specification(10) 15.093271 

Significance Level of J 0.12869817 

Durbin- Watson Statistic 0.712964 

Variable Std Error T-Stat 

ih. Constant 0.9185382198 0.0219833483 41.78336 0.00000000 

Oe PR 0.0537545509 0.0171045961 3.14270 0.00375220 

L’équation du solde du commerce extérieur est estimée par la méthode des 

MCO. On utilise les mémes instruments que précédemment. 

Tableau 11.1d Estimation de I’équation du commerce extérieur par les Moindres Carrés 
Ordinaires 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable B 

Annual Data From 1964 :01 To 1995 :01 

Usable Observations 3h Degrees of Freedom «+. 30 

Centered R**2 0.433292 Rens die 0.414402 

Uncentered R**2 0.781799 exaRe 25.018 

Mean of Dependent Variable 83.625000000 

Std Error of Dependent Variable 67.228426207 

Standard Error of Estimate 51.446154894 

Sum of Squared Residuals 79401.205600 

Regression F(1,30) 22.9373 

Significance Level of F 0.00004221 

Durbin-Watson Statistic 1.564417 

Variable Coeff Std Error T-Stat 

i 1. Constant 38.102349479 13.155090781 2.89640 0.00698206 

i Be S{1} 20.593612395 0.123945814 4.78929 0.00004221 

a 
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Le test de Durbin-Watson montre que l’on conserve l’hypothése de non corré- 
lation des perturbations. 

La spécification utilisée pour l’équation du commerce extérieur est sommaire 

(le R? n’est pas trés élevé). Une amélioration possible de ajustement serait 
de prendre en compte les conditions du marché mondial par l’introduction 
notamment, du prix de la viande pour des pays ayant un poids important 
dans les échanges de viande. 

4. Les équations économétriques sont estimées de maniére simultanée. 

Pour estimer le modéle de maniére simultanée, la méthode des TMC est uti- 

lisée. Cette méthode est sensible aux erreurs de spécification. La liste des 
instruments est identique a celle utilisée par les DMC. 

Tableau 11.2a Estimation de I’équation d’offre par les triples moindres carrés 

Linear Systems — Estimation by System Instrumental Variables 

Iterations Taken D, 

Annual Data From 1964 : Ol To 1995 :01 

Usable Observations 32 

Dependent Variable Q 

Centered R**2 0.747521 

Uncentered R**2 0.997897 

Mean of Dependent Variable 1695.1875000 

Std Error of Dependent Variable = 157.8532265 

Standard Error of Estimate 68.9691652 

Sum of Squared Residuals 195026.57566 

Durbin-Watson Statistic 1.674048 

R Bar **2 

TER Sc? 

0.809101 

Biro38 

Variable Coeff Std Error 

Ih. Constant 592.9210234 182.7115898 3.24512 0.00117401 

Dk, P{1} 1.3643022 4.3457485 0.31394 0.75356698 

SD. Ri2} 10.787693 1 3.8996457 2.76633 0.00566918 

4, P{3} — 6.3234353 2.5242330 — 2.50509 0.01224196 

ay Q{1} 0.5958153 0.1242884 4.79381 0.00000164 

6. W{1} — 4.2913070 4.1896511 — 1.02426 0.30571081 

de D74 177.9629162 60.7161494 2.93106 0.00337803 
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On retrouve pour l’équation d’offre des résultats similaires a l’estimation 
précédente, les variables qui n’avaient pas d’effets significativement diffé- 
rents de zéro (prix décalé sur une période, prix des intrants) ne sont tou- 
jours pas significatives. 

Tableau 11.2b Estimation de I’équation de demande par les triples moindres carrés 

Dependent Variable C 

Centered R**2 0.670657 RBar 422 0.762567 

Uncentered R**2 0.999250 TPS 31.976 

Mean of Dependent Variable 30.145531799 

Std Error of Dependent Variable —1.463126167 

Standard Error of Estimate 0.712939615 

Sum of Squared Residuals 21.856164465 

Durbin-Watson Statistic 1.702694 

Variable Coeff Std Error | T-Stat Signif 

Constant 7.57595403 9.28227618 0.81617 0.41440053 

— 10.84807097 8.16413960 — 1.32875 0.18393166 

7.95695451 3.41716362 2.32853 0.01988419 

0.05877732 0.03013699 1.95034 0.05113582 

0.67324523 0.10213016 ve 6.59203 iP 0.00000000 

On obtient des résultats équivalents a la premiere estimation. Notons que 

les valeurs des R? n’ont pas de signification dans un modeéle & équations 
simultanées (pour plus d’information sur ce point voir Berndt®, p. 468). 

Tableau 11.2c Estimation de l’équation de marge par les triples moindres carrés 

| Dependent Variable PB Ti 

Centered R**2 0.361899 ReBarma? 0.569976 

Uncentered R**2 0.999521 eRe? 31.985 

Mean of Dependent Variable 0.9864980236 

Std Error of Dependent Variable 0.0274799865 

Standard Error of Estimate 0.0180203443 

Sum of Squared Residuals 0.0149377091 

Durbin-Watson Statistic 0.711883 | 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

iN). Constant 0.9167147184 | 0.0210554226 43.53818 0.00000000 

14. PR 0.0551968961 0.0163765886 3.37048 0.00075038 

© Berndt E.R. ( 1991), The practice of econometrics, classic and contemporary, Addison- 

Wesley. 
a 
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Le prix a la production a un effet significatif sur le prix au détail. 

Tableau 11.2d Estimation de I’équation du commerce extérieur par les triples moindres carrés 

[ Dependent Variable B 

Centered R**2 0.431841 ReBar +2 0.617111 

Uncentered R**2 0.781240 TD (Ree 25.000 

Mean of Dependent Variable 83.625000000 

Std Error of Dependent Variable —67.228426207 

Standard Error of Estimate 41.599648372 

Sum of Squared Residuals 79604.414257 

| Durbin-Watson Statistic 1.559926 

| Variable Coeff Std Error T-Stat | Signif 

15; Constant 40.736099955 12.628847997 3.22564 0.00125692 

16. Sq} 0.559268460 0.118043870 4.73780 0.00000216 

On obtient des résultats équivalents a la premiére estimation pour l’équation 
du commerce extérieur. 

Probleme 11.3 

Qualité prédictive du modéle et exemples de simulation 

Pour juger de la qualité du modeéle, on compare les résultats estimés par le modéle 
aux valeurs réelles de différentes variables. On effectue tout d’abord des simula- 
tions statiques puis des simulations dynamiques. 

On a estimé le modele jusqu’en 1995, on utilise les résultats de ces estimations 
pour prévoir les valeurs pour les années non utilisées dans les estimations (1996- 
1998). On utilise les résultats des TMC pour calculer les simulations du modeéle. 
Pour faire exécuter le modeéle il faut aussi prendre en compte l’équation décrivant 
Véquilibre sur le marché, équation qui permet de calculer le niveau d’équilibre 
des prix. 

1. Dans un premier temps, on effectue des simulations statiques i.e pour 

les équations dynamiques du modeéle (équations de demande et d’offre) 
on utilise les valeurs observées pour les variables décalées dans le calcul 

des prévisions. Les valeurs observées et simulées sont présentées sur les 
figures 13.3, 13.4, 13.5 et 13.6. 

La courbe Q représente la quantité observée du niveau du production, la 
seconde courbe Q1 les valeurs prévues par le modéle. L’ajustement obtenu 
par le modéle est de bonne qualité, les points de retournement de la série 
observée sont bien reproduits. Les valeurs prédites pour la fin de période 
sont trés proches des valeurs réelles. 
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Figure 11.4 Comparaison de la consommation observée a la consommation simulée 
(statique) 

La courbe C représente la quantité observée du niveau de consomma- 
tion, la seconde courbe C1 les valeurs prévues par le modeéle. On re- 
marque que l’ajustement est de trés mauvaise qualité sur la fin de pé- 
riode. Comme on l’a indiqué dans la partie descriptive, la fin de période 
d’observation marque une rupture dans les comportements de consomma- 

tion de viande bovine, rupture que notre modeéle n’arrive pas a reproduire. 
Pour améliorer la qualité prédictive du modele on devrait retravailler la 
spécification de cette équation de demande. Une extension possible serait 

d’estimer un systeme de demande de viandes en utilisant par exemple un 
systeme AIDS. Cette spécification permettrait d’intégrer les substitutions- 
complémentarités existant entre les consommations de différents types de 

4 
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viande, substitution principalement & l’origine de la variation de la con- 
sommation de viande bovine. 
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Figure 11.5 Comparaison du prix a la consommation du boeuf observé au prix simulé 
(statique) 

La courbe PB représente le prix a la conso...mation observé et PB1 les 
valeurs prévues. La série simulée retrace la tendance a la baisse du prix, 
en revanche, les points de retournements de la série observée ne sont pas 
bien pris en compte. 
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Figure 11.6 Comparaison du solde du commerce extérieur observé au solde simulé (statique) 

La courbe B représente le solde du commerce extérieur observé, la seconde 
courbe B1 les valeurs prévues par le modéle. Méme si la spécification de 

Véquation du commerce extérieur est tres simple, on arrive a reproduire 
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(surtout depuis le début des années quatre-vingt) la série du solde du 
commerce extérieur. 

Dans un second temps, on effectue des simulations dynamiques i.e pour 
les équations dynamiques du modéle (équations de demande et d’offre) on 
utilise les valeurs prédites par le modele pour les variables décalées dans 

le calcul des prévisions. 
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Figure 11.7 Comparaison de la production observée a la production simulée (dynamique) 

La courbe Q représente la quantité observée du niveau de production, 

la seconde courbe Q2 les valeurs prévues par le modéle. On voit que 
Vajustement est de moins bonne qualité que dans le premier cas. 
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Figure 11.8 Comparaison de la consommation observée 4 la consommation simulée 
(dymamique) 
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La courbe C représente la quantité observée du niveau de consommation, 

la seconde courbe C2 les valeurs prévues par le modéle. On voit que les 

problemes rencontrés lors des précédentes prédictions sont accentués dans 
le cas de simulations dynamiques. La rupture de la qualité de ’ajustement 
déja observée pour la simulation statique est, en effet, encore plus flagrante 
dans le cas de cette deuxiéme simulation. 
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Figure 11.9 Comparaison du prix a la production du boeuf observé au prix simulé 
(dymamique) 

La courbe PB représente la série de prix 4 la consommation observée et 

PB2 la série simulée. La simulation est identique a la simulation statique 

car la série de prix a la production utilisée est celle du prix observé. 
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Figure 11.10 Comparaison du solde du commerce extérieur observé au solde simulé 
(dymamique) 
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La courbe B représente le solde du commerce extérieur observé, la seconde 

courbe B2 les valeurs prévues par le modéle. On voit la-aussi que les 
résultats sont de moins bonne qualité. 

Les simulations dynamiques sont moins bonnes car les erreurs de prévision 

se reportent d’une année a l’autre. Cependant, il est important de réali- 
ser ces simulations pour mieux apprécier la qualité prédictive du modele. 
Celle-ci peut également étre jugée avec le critére de Theil (tableau 13.3). 

Tableau 11.3 Test de Theil 

Forecast Statistics for Series Q 

Mean Abs Error Step Mean Error 

1 — 19.39963541 59.17763440 77.89886596 0.78019 

2 — 20.29206484 64.04786373 81.63383717 0.52794 

3 — 35.60101688 58.11001486 76.62120772 0.47084 

4 — 48.13996107 57.28494964 77.9822349 1 0.56813 

Forecast Statistics for Series C 

Mean Error Mean Abs Error RMS Error Theil U 

— 0.129455686 0.872100058 1.134589378 0.99346 11 

— 0.188914117 0.912797202 1.180842030 0.84843 

— 0.358452954 0.865670734 1.162204930 0.70014 9 

— 0.513108899 0.864030250 1.192906259 0.65621 8 

Forecast Statistics for Series PB 

Step | Mean Error Mean Abs Error RMS Error Theil U N.Obs 

1 — 0.002789418 0.017113354 0.020824492 1.29636 (lil 

2 0.000124796 0.015631534 0.019366543 0.72322 

3 0.004331261 0.013175772 0.016079045 0.49154 9 

4 0.008042207 0.011653206 0.014508097 0.40657 8 

Forecast Statistics for Series B 

Step Mean Error Mean Abs Error RMS Error Theil U 

] — 0.54818592 30.31746981 34.25232843 0.47712 

2 4.94229214 27.80392013 31.35348549 0.37185 

3 — 0.96313920 24.43866968 26.78271832 0.35772 

4 — 4.81679000 23.76024499 26.37196436 0.27806 

Mean Abs Error RMS Error Theil U 

1 — 18.85144949 

2 — 25.23435698 

3 — 34.63787768 

4 — 43.32317107 

58.91712364 83.06970317 1.03465 

60.31107346 85.95542138 0.71823 

60.41260059 88.41524624 0.69754 

63.60861698 92.96583032 0.81660 

a 
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Le critére de Theil (colonne Theil U dans le tableau 13.3) est une statis- 
tique souvent utilisée pour juger de l’information apportée par le modele. 
Quand cette statistique est inférieure 4 1 (cas en général vérifié dans 
l’exemple), le modéle apporte des prévisions meilleures que des prévisions 
naives. 

3. On présente les résultats d’une simulation d’un doublement du prix des 
aliments sur toute la période. 
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Figure 11.11 Comparaison de la production observée a la production simulée avec un prix 
des aliments multiplié par 2 

On constate que l’augmentation du prix des aliments entraine une forte 

chute de la production notée Q3 sur la figure 13.11. 
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INTRODUCTION A LECONOMETRIE 
DES DONNEES DE PANEL 

1. Présentation du modele de base 

2. le modele a effets fixes individuels 

3. Le modéle a effets individuels aléatoires 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

Présenter les base de l’économétrie des panels 

Modeéles statiques et dynamiques 4 effets fixes 

Modeéles statiques et dynamiques 4 effets aléatoires 

Estimateurs Within, Between, GMM 

Test de Fisher 
Test de Breush-pagan 

Test de Sargan-Hansen 

Test d’Hausman 

Test d’autocorrélation dans les modéles dynamiques 

NIVEAU 

MASTER, premiére et deuxiéme années 
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La disponibilité d’échantillons de données de panel est de plus en plus im- 
portante. Ces données ayant une dimension temporelle et individuelle permettent 

d’analyser la dynamique du comportement d’individus hétérogénes. De maniére 

standard un échantillon de données de panel comporte beaucoup d’individus et peu 
de données temporelles. 

L’objectif de ce chapitre est de présenter quelques notions de bases sur 
léconométrie des données de panels: les modéles et les méthodes économétriques 
(pour une présentation plus compléte voir Sevestre (2002)!. 

La prise en compte de lhétérogénéité est fondamentale dans la modélisation 

et il existe plusieurs modéles. Dans ce chapitre nous présenterons le modeéle avec 
des effets individuels fixes et le modéle avec des effets individuels aléatoires dans un 
cadre statique puis dynamique. 

1. PRESENTATION DU MODELE DE BASE 

Le modeéle de base s’écrit 

yit = O; + Bou + En ia eee NA [Peal pecs | (12.1) 

Avec 

yit :la variable endogene 

G:un vecteur de K paramétres /’ = ((1,..., Bx) 

xi¢:un vecteur de K variables explicatives xj, = (©1it, ..., kit) SUpposées 

strictement exogénes avec Ei(rpit- Ex) = 0, k= 1,...,K et =1,...,7 

Les aléas ¢;; sont supposés indépendamment et identiquement distribués 

avec : 

E(est |e, ---, Cx) = 0 et var(ex |Crit,.--, CK) = 07 

Dans ce modeéle !es variables explicatives observables sont supposées avoir le 

méme impact sur la variable endogene. 

L’hétérogénéité entre les individus est prise en compte par a;. Dans le modele 
a effets individuels fixes a; est une constante spécifique a chaque individu qui ne 
varie pas dans le temps. Elle prend en compte des caractéristiques individuelles non 

observables qui ont un impact direct sur Yjz. 

Dans le modeéle a effets individuels aléatoires a; est composé de 2 éléments : 

une constante et un aléa. Ainsi, on a a; = a+ uU;, avec @ une constante et u; un 

aléa spécifique 4 V’individu i. Le modéle (12.1) est un modele a erreurs composées, 

il comporte 2 éléments aléatoires u; et jt. 

1 P. Sevestre, 2002, Econométrie des données de panel, Dunod. 
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Le choix entre les 2 modéles dépend du type d’analyse. Si l’objectif est 
d’analyser le comportement de chaque individu en tant que tel le modele a effets 

fixes sera plus adapté. En revanche, lorsque le nombre d’individus est trés élevé et 

que lobjectif est de prédire le comportement des individus de la population dont est 
tiré l’échantillon, le modéle a effets aléatoires est plus pertinent. 

2. LE MODELE A EFFETS FIXES INDIVIDUELS 

2.1 Estimation du modeéle 

Sous forme matricielle le modéle a effets fixes s’écrit de la maniére suivante : 

Y =Da+XB+eE (2.2) 

Avec 

Y et € des vecteurs de dimension (NT, 1) 

Yl E11 

YT ein 

\a— ; etEe= 

UNI EN1 

YNT ENT 

On note ~ 

Yl Ei 

Yi2 E42 

= : et 6; = 

Vil EiT 

D est une matrice de dimension (NT, N) composée de N variables indica- 
trices. 

D = (Dj, ..., Dn) oti chaque vecteur D; de dimension (NT, 1) représente une 
variable indicatrice qui prend la valeur 1 pour V’individu i et 0 pour les autres. 
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1 0 0 

1 0 0 
01 0 

Beet et Oe, ae a 

iia hee 

THPUE comes 

X est une matrice de dimension (NT, ky) 

Si bala 211 So eee Fiza 

L = a en te 

121 221 6 5) COKER 

A= nee Lor Aihee per 

fie oN} a Pa 

ae bon . hate 

a et 3 sont 2 vecteurs de paramétres de dimension (N, 1) et (K, 1) respecti- 
vement 

O71 py 

C2 | 7 Bo 
n= et B= 

aN BK 

Le modeéle peut également s’écrire sous la forme suivante 

asa 
a 

Avec Z=[D X]et6= UA 

Lorsque les aléas sont non autocorrélés et homoscédastiques la matrice de 
variance-covariance des aléas est donnée par 

Gt ne ee EO 
Od) oad ke UV ATEO 

Varel|X ei Blce |X )=o QI = ; a 
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La matrice est de dimension (NT, NT). 

Ce modeéle peut étre estimé avec la méthode des MCO (Least Square Dummy 
Variable). 

| 6 = (ZiZ\P ZY | (12.4) 

L’estimateur est sans biais et la matrice de variance-covariance est donnée 

par 

| Var (5) =92(Z'Z)" (12.5) 

Si les aléas sont distribués selon une loi normale l’estimateur suit également 

une loi normale. 

Pour estimer la matrice de variance-covariance il faut ¢2 

/ AQ exe 
o = WPL NOK wee le vecteur des résidus MCO de dimension (VT, 1) 

e=Y-Z6 

On estime ainsi les N + K paramétres du modéle comme dans un modele de 
régression linéaire classique. Cependant, lorsque N est élevé il est usuel d’utiliser 
le théoréme de Frisch-Waugh et donc de décomposer l’estimation du modele en 2 
étapes. Dans un premier temps on estime le vecteur de paramétre 9 et dans un 
second temps on déduit le vecteur a. 

En effet, ’équation (12.4) peut se décomposer de la maniére suivante 

(ZZ) 6 = oy Ss (2) CDAD (3) = Ga 

= Ce ae (3 my Eee D'D&@+ D'XB = D'Y (a) 
AOD NEXTAG. XY DG XLS =a Yah) 

L’équation (a) permet d’obtenir le vecteur a 

@=(D'D)e Dp’ (v = xB) (12.6) 

Ainsi (b) devient 

X'D (D'D)' D! (¥ — XB) + X'XB=X'Y 

@ X'(I-D(D'D) "D') XB = X' (1- D(D'D) "DY (c) 
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Soit Mg =I -— D(D' D)~' D’, matrice symétrique et idempotent 
Ma = Mi, = M2? de dimension (NT, NT). 

L’équation (c) s’écrit : X'M4XB = X' May 

On obtient ainsi 3 

8 = (X'MgX)~* X'MaY (12.7) 

Pour estimer le vecteur 6 on peut soit (si le nombre d’observation le permet) 

estimer directement avec les MCO en une étape soit procéder a l’estimation de B 

avec (12.7) puis avec (12.6) calculer a. Le développement de l’équation (12.6) pour 
une observation 2 donne 

n~ 

O; = 9, — Pits. = Sota, — ... — CroK:., t= Lig sV 

Etant donné les caractéristiques de la matrice Mg on note que B est l’estima- 

teur des MCO du modeéle 

MaY = MgX3+ Mae 

Il s’agit de l’estimateur Within autrement dit de l’estimateur des MCO sur 
les données centrées par rapport a leur moyenne individuelle. 

B = Bw avec Bw Vestimateur Within. 

En effet, on montre que 

DTD OTF ow SU 
Oe oe 

Wal rd ee tinue oh caw Wee eS 

Cinteehmenies. tants 

La matrice Mo est de dimension (T, 7) 

1 
Mo =[- zit 

Avec i un vecteur de dimension (T’,1) de 1 et 
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Le vecteur MoY; est donné par 

i 0 Yal ik Sil 

(M) th 0 Yi2 1 il 1 

MoY¥i = Gal aca 

0 0 iy \aee jel 

Soit 

Ge Ye 
Yio Ue pees 

MoY; — . avieG Ue —— T Dw 

YT — Yj. 

D’ot 

Ya = Uy, 

YiT — Yi. 

Vi ; 

YN1 — UN. 

YNT — UN. 

De la méme maniére 

ETieee Cit eit. £911 — £21. 

1p ef, Haire Lit! Lar — 297, 

Mage = ; OM Myx = 

ONT CN: Lint —LiN. Loni — Lon, 

ENG — EN. LinT —Xin, LonT — Lon: 

ive ee 
avec €;, = 7 > S(O EMC Wa = a » Gent 

Ser Alsy — GO 

UG ae oe 

hy 

LKN1 — LKN. 

LKNT — KN. 

L’estimateur Within est donc l’estimateur des MCO sur le modéle centré 

Ui — VU; = Pr (Cin — Bis.) + Po (Sou — Fai.) +. + Ow OKig— Bre) (exe = i.) 

jes 1a), Neet PE ee 
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Sous l’hypothése de stricte exogénéité des variables explicatives, lorsque N 
se i . . . . . . . / 

tend vers l’infini, T restant fini, ’estimateur est convergent si lim AS = Mi 
N— oo 

? 

M Pl étant une matrice définie positive. 

2.2 Test de la présence d’effets individuels fixes 
Dans le modeéle a effets fixes individuels 

f / m Famed > . Yt =a; + re Ae 1a SIN Cle 

a; permet de spécifier Phétérogénéité des individus. 

Si les individus sont totalement homogénes alors a; est égal A une constante 
a@ quelque soit 7. Le modéle dans ce cas s’écrit : 

Yt =O PP te + Sy Be Veo GN 5 ee) re, & | (12.8) 

Il faut alors estimer K + 1 paramétres au lieu de kK +N. 

Pour tester Hop: ay a2 = Qn @ on peut appliquer un test de 

contraintes de Fisher. 

Le modele a effets fixes individuels correspond au modele sans contraintes 
et le modéle (12.8) est un modéle qui comporte N — 1 contraintes. 

Si on note e’e la somme des carrés des résidus du modeéle sans contraintes et 
e *’ ex la somme des carrés des résidus du modéle avec contraintes la statistique de 
Fisher est donnée par 

(e’e —e x’ ex)/N —1 

e’e/NT -N-K (12.9) 

Sous l’hypothése nulle la statistique F’ est distribuée selon une loi de Fisher 
a (N —1,NT — N — Kk) degyés de liberté. Si la statistique est inférieure a la valeur 
tabulée alors l’hypothése nulle est acceptée. Sinon, elle est refusée et on doit retenir 
le modéle a effets fixes. Cependant, il faut dans ce cas etre vigilent car le rejet de 
Vhypothése indique qu’il y a hétérogénéité des individus. 

Sous Vhypothése nulle le modéle (12.8) peut etre estimé avec la méthode 
des MCO. L’estimateur ainsi obtenu peut s’écrire comme une moyenne pondérée 
des estimateurs Within et Between. I] est alors possible d’analyser les résultats par 

rapport aux variations intra et inter-individus?. Soit Bayco Vestimateur MCO du 

modele centré 

Yt —Y = Pr (Zr —F1) +... + Bi (UK — EK) + At (ext —€) 

Dans les données de panel on dispose d’observations individuelles et temporelles. La varia- 
bilité totale peut se décomposer entre la variabilité inter-individus et la variabilité intra- 

individus > > (yt — 9)? =D Dd (ye — wee Oo, 9) 
it. it j 
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Soient 

X, X” et X° respectivement les matrices des données centrées (eit — Ex), 

(Xeit — Eei.), (Lei. — Ze) de dimension (NT, 1), NEES Ly CUCN GL). 

Y, Y” et Y° respectivement les matrices des données centrées (yi — Y;.)> 
(Xeit — Lei), (Y;, — ¥) de dimension (NT,1), (NT,1) et (N,1). 

On a les égalités 

ok ee 
De = xuyrw a TX”"y?> 

a fe PR el gee m 

Buco = (x'x) mie Ca wis TX) J Cee +TXY?) 

OF Bip = XY RO) OC Ve Ox 8) Tae) 

By étant l’estimateur Between. 

Par conséquent 

Cer ar Ce wer axe honey) 

Diot 

Buco = (X“X" +TX"X°)* ((XX") By +7 (X"X?) By) 

iii ae ame aC ePIC? Vea (X”’X") la matrice de pondération 
d’ordre (K, Kk) 

. , | Buco = FY’ By + (I - F”) By (12.10) 

2.3. Généralisation du modele a effets fixes 

Le modele a effets fixes individuels peut étre généralisé pour inclure des effets 
fixes temporels et une constante? : 

lye =Atatet+Moutee i=1,.,N;  t=1,..,T (12.11) 

“Ou peut également estimer un modeéle a effets fixes temporels yir = 6: + 3’ rit + €it, le trai- 

tement dans ce cas est totalement similaire a celui des effets fixes individuels, l’estimateur 

within est obtenu avec des données centrées par rapport a leur moyenne temporelle : 
N jee 

= 1 = 
Vi ~~), Ye Othe = u L hit 

Cal ‘= 
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Pour estimer ce modeéle, on doit imposer des contraintes d’identification 

y a= y or =0 
i t 

On obtient Ba partir de l’estimation du modeéle centré 

Yn = Ct tee BE LigcnsedN 3 t= ee 

Avec 

a = Ar ar 

Us: = Vit — as -— SY 

Let = Chit — Tei. — Tk.t — Fe 
a sod = = = 

Spe Sgt Se Sak atc 

Les moyennes temporelles étant données par 

ees! i. fee 
V4 = WoW vit Diet = Woah et Sy = W228 

J 

Ayant estimé B on peut en déduire le coefficient de la constante et les effets 
fixes individuels et temporels 

2.4 

A=9-AiT1 BoBo Be@K 

ia (Se) = By (G15= Zi) = Bo (Loy. =f) San 6x (Ki. — Zr) 

br =(¥,-¥)- py (1.4 — 21) =o. (Rap Dy it Bx (ZK4— Ze) 

Modeles a effets individuels fixes dynamiques 
Le modéle dynamique a effets fixes individuels s’écrit 

| yn = O+ P' Xie t+ Aye-itee t= 1,...,N; t=1,...,7 | C212) 

On a vu que l’estimateur MCO des coefficients 3 et A est identique a l’estima- 

teur Within c’est-a-dire A l’estimateur MCO des coefficients du modele centré par 
rapport aux moyennes individuelles 

—9; = Pr (1 — Zr.) + Be (Coe — Bae.) +... + Bx (eK — Exi.) 

+A (ae = ¥i-1) + (En, — <6; ) 

j=1,..,Nett=1,...,T (12.13) 
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ish 
= i@ 1 ; 

Avec Ui il = Fai ey, Vit 
t=1 

Dans ce modeéle ¥, _; par construction est corrélé 4 €;, et donc a €j4 — &.. 

En effet €;, contient €;:_; qui est corrélé a yj4_-1. 

Par conséquent l’estimateur Within est biaisé?. 

Les méthodes d’estimation usuelles se basent sur la méthode des Variables 

Instrumentales et la méthode des Moments Généralisés. 

Anderson et Hsiao suggeérent d’estimer avec la méthode des Variables Ins- 
trumentales le modéle en difference premiere 

1 

Yt — Yt-1 = Pr (ice — Vie-1) + Bo (axe — 2-1) +s. + Bx (CK —@Kite1) + 

A (Yit—1 — Yat—2) + (Ect = Cit-1) 

(etl ere N Ce bibe==Or ree 

(12.14) 

On note v4 = eit — €it-1 les aléas du modele en différence premiére. v;; suit 

un processus MA(1) lorsque les aléas €;, ne sont pas autocorrélés. 

EOS aie eRe) =a E(v3, ere, wri = Qo? 

E\(vnevit-1 estas DRE) = =¢? E(vievit |Giit, ---) DKit ) ==A() tA#t et tA~t—-1 

Par conséquent la matrice de variance covariance des aléas du modéle en 
différence s’écrit 

Var Ox N10 (i OO )\aeo 1s 

Avec 

Be il i 0 

=) el 0 

Cre ae el 

= —l 2 

: : ’ 4 Oe —l 

0 ; : : tag ee f 2 

® est de dimension (7’—2, T—2) et I est une matrice identité d’ordre (N,N). 

Les variables yj,—2 et Yit—2 —Yit—3 Sont corrélées yz —Yj¢_1 Mais non corrélées 

a uj. Anderson et Hsiao proposent d’utiliser soit yj—~2 soit yj—2 — yiz-3 Comme 

variable instrumentale. 

4 Tl est convergent lorsque N et T' tendent vers l’infini. 
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On note X” la matrice des variables explicative du modéle en différence 
premiere, elle est de dimension (V(T’ — 2), K +1) 

re AEs 

La matrice des instruments Z a est donnée par 

Ze = (AR Yoon Ze = (AX AY 5) 

Elle est de la méme dimension que X?. 

L’estimateur est donné par 

| S| = (XP! Pyp XP)! (XP'PyAY) 
(12.15) 

Avec 

Pee tae oa 

XP et Z” étant de la méme dimension on a 

2) = erx) array) LA (12.16) 

Ces estimateurs sont trés faciles a mettre en ceuvre mais dans la pratique 
les résultats obtenus ne sont pas satisfaisants. Leur précision est faible et ceci en 

raison, en autre, de la non prise en compte de l’autocorrélation des aléas v;; et du 
nombre d’instruments utilisés (1 seul)”. 

Arrelano et Bond proposent un estimateur de la méthode des Moments Géné- 

ralisés (GMM). L’estimateur prend en compte le probleme d’autocorrélation des 

aléas du modeéle en différence et proposent un ensemble d’instruments plus impor- 

tant qu’Anderson et Hsiao. 

Dans le modeéle en différence premiere toutes les données sont observées a 

partir det =3 

3 

Hig — Yio = Pr (Zz — Liza) + G2 (Haig — aia) +... + Bx (exis — TKi2) 

+A (yi — yi) + (E13 — E12) 

Gs | ba IV, 

5 Si zie est un vecteur de K variables explicatives xj, = (X1it,..-, Cit) faiblement exogé- 

nes avecol tune) i= 10, kis Lede et < t’ on peut également utiliser comme va- 

riables instrumentales X_2 ou AX_»2 dans ce cas Z? = [AX AY» X_2] ou Z? = 
PAX. PA Veco (AX >|, 



280 INTRODUCTION A LECONOMETRIE DES DONNEES DE PANEL 

G4 

Yia — Yas = Br (@14i4 — L103) + Bo (“aia — Laiz) +... + BK (UKia — LKiB) 

+A (ya — Yio) + (ia — €23) 

Vth N 

(we 

YT — Yir—1 = Pr (fir — Lvr-1) + Pe (Garr — Varr_-1) +... + Bx (@KiT — UKiT-1) 

+A (yir—1 — Yar—2) + (xr — E¢7-1) 

aN 

Pour Vobservation ¢ = 3, la variable y;,est corrélée a yj2 — y;y mais non 

corrélée & Uj3 (= €i3 — €:2), Yi eSt done un instrument. valide. 

De méme, pour l’observation t = 4, la variable y;2 est corrélée a y;3 — y;2 Mais 

non corrélée a v;4. Par ailleurs compte tenu de la forme autorégressive du modéle 

yi est corrélée a y;3 — yig Mais non corrélée a v;4. Les variables y;; et yj2 sont donc 
des instruments valides. 

On peut poursuivre ainsi le raisonnement pour chaque période et pour la 
période T nous disposons des instruments suivants : yj1, Yi2,---,Yir—2. Au total on 
dispose de [((Z’ — 1)(T’ — 2))/2] instruments®. 

La matrice des instruments est alors donnée par Z? = [AX W] avec 

W, Yil 0 

W. 0 Yil Yi2 : 
2 0 : 

Wis et W; = : Yi Yi2 Yi3 

W . . . . . . . 5 - . 

a a! ° : : - + + Yi Yi2 -- YiT—2 

W; est de dimension (7-2, yea), W de dimension 

(wr 2) Pat) ) 
2 

et Z? de dimension (Nr =e oe Faye), 

Arellano et Bond procédent alors en 2 étapes pour déterminer |’estimateur 
GMM. 

Afin d’améliorer la précision les instruments AX peuvent étre décomposés par période on 
obtient ainsi K(T — 2) instruments supplémentaires. 
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Dans un premier temps ils estiment le modéle en différence 

[2] = (xP mx?) (x? PAY) 
Avec 

Pee Ze 5 GR 

Dans un second temps, ils utilisent les résidus de la premiére estimation pour 
estimer I 

(12.17) 

Avec 

ox —1 

Pease (2?'Tz) zo! 

Cette procédure en 2 étapes permet de ne pas avoir a spécifier de maniére 
précise la forme de l’autocorrélation et de l’hétéroscadasticité des aléas vjz. 

2.5 Tests sur les modéles a effets individuels fixes 
dynamiques 

1. Test de validité des instruments 

La validité des instruments peut etre testée avec le test de Sargan-Hansen. 
Dans la méthode des variables instrumentales et des moments généralisés il 

est fondamental que les instruments soient non corrélés aux aléas du modele. 
Dans le test de Sargan-Hansen on teste ’hypothese nulle que les instruments 

ne sont pas asymptotiquement corrélés aux aléas. La statistique du test est 
distribuée selon une loi du x? sous réserve que les aléas ont été corrigés des 
problémes d’autocorrélation et d’hétéroscadasticité. 

Soit v le vecteur des résidus du modeéle estimé de dimension (N(T' — 2), 1), 
la statistique est donnée par 

Qs =0'Prv (12.18) 

Elle converge en loi vers un x? 4 p—k—1 degrés de liberté p correspondant aux 
nombres de variables instrumentales autrement dit au nombre de colonnes 

de la matrice des instruments Z?. 

2. Test d’absence d’effets individuels 

Pour tester la présence d’effets individuels dans le modele dynamique lorsque 
les variables explicatives 7 sont supposées strictement exogenes et les aléas 
homoscédastiques et non autocorrélés on peut appliquer le test d’Hausman. 
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Sous lVhypothése nulle pas d’effets individuels l’estimateur MCO est le 
meilleur sinon on doit utiliser un estimateur des Variables Instrumentales 

ou GMM. On calcule la statistique 

n~ 

W= (bvr/ennn = urco) (War(vr/en0) = Var(uco)) (Bvijeun = 5uwco) 

(12.19) 
Avec 6 = E 

W est distribuée selon une loi du y?. 

3. ‘Tests d’autocorrélation 

Dans les modeéles de panel dynamiques les méthodes des Variables Instrumen- 
tales et des Moments Généralisés préconisent l’emploi des variables décalées 
comme variables instrumentales. Les instruments sont valides si les aléas du 
modele ne sont pas autocorrélés. 

Si les aléas €;, ne sont pas autocorrélés alors les aléas du modeéle en différence 

premiere v;, Suivent un processus MA(1) et les variables décalées y;+_—2, yit_3, 

Yit—4,--. sont des instruments valides. En revanche si les aléas ¢€; sont au- 

tocorrélés alors les aléas du modéle en différence premiére v;, suivent un 

processus MA(2) les variables yi:—3, yit—a, --. restent des instruments valides 

mais pas Yjt—2- 

Pour tester l’autocorrélation d’ordre 1 des aléas €;; on peut utiliser la sta- 

tistique de Sargan/Hansen. Cette statistique doit étre calculée, d’une part 

avec les résidus d’estimation obtenus lorsque parmi les instruments figure la 

variable yj;z—2 elle est notée Qso et, d’autre part, avec les résidus d’estimation 

obtenus lorsque parmi les instruments ne figure pas la variable y;+—2 elle est 
notée Qs51. Si une différence notable entre les 2 statistiques de Sargan appa- 
rait alors on considere que la variable y;z—2 est corrélée a l’aléa vj, en raison 

d’une autoccorélation des aléas €;,. Dans le cas de la méthode de Arrellano 

et Bond la statistique est distribuée selon un x? A po — p1 degrés de liberté. 

Arrelano et Bond proposent également de calculer la statistique m2 qui 

teste ’hypothése d’absence d’autocorrélation a l’ordre 2 des aléas v;4, sous 

Vhypothése alternative les aléas vj, ne suivent pas un processus MA(1) et par 

conséquent les aléas €;; sont autocorrélés. Sous ’hypothése nulle la statisti- 
que Mz est distribuée asymptotiquement selon une loi normale. Lorsqu’elle 

est inférieure en valeur absolue a 1,64 on l’accepte. 

Soll = EX 4 | 
a! 50” 

~ (12.20) 
1 

Avec 

a ~ arr l~ 
QO 5 Uj —2U; Vi Vi,—-2 

i 

- DUR (A POR ee ee ye ZP'O,0'G;,-0 

a 

+61 gX"Vares (5) X*"0_2 
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3. 

3.1 

s’écrit 

Avec U_2 le vecteur des résidus décalé de 2 périodes et 0” le vecteur des résidus 
dans lequel on omet les 2 premiéres observations temporelles afin de calculer 
la somme des carrés des résidus 0,0”. Dans la formule l’exposant 7 indique 

que les 2 premieres observations temporelles sont omises pour effectuer le 
calcul. 

LE MODELE A EFFETS INDIVIDUELS ALEATOIRES 

Estimation du modéle 

Le modele a effets individuels aléatoires ou modéle 4 erreurs composées 

Yt = At Bent mie F=1,.,N;  t=1,..,T (12.21) 

Avec : it = Uz + Eit 

Les variables explicatives du modeéle sont supposées strictement exogenes. 

L’aléa est composé de 2 termes d’erreurs non corrélés entre eux : 

un aléa stable dans le temps u; qui prend en compte l’influence des variables 

omises dans le modéle, ces variables sont spécifiques a chaque individu mais 

sont stables dans le temps. On suppose que 

2 2 
E(uy |£1it,--- CKit ) = 9, E(u; kane rad PCE) = Oni 

E(uju; 25 gy en OY ==) hte 

un aléa €;; qui prend en compte les variables omises propres a chaque individu 

qui varient dans le temps. On suppose que 

E Kit) =0, Eley, |e ie) = Oe (Ext eaeeeemn Uae ) as (ye \Ptahour Re) = O55 

E(Exé je Eee ie ea i] Loe OWL et 

Ainsi 

E(t Cite, ge ie) = 0, E(u, \r1it, 0) DRE) — on ap ore 

Epi |\C1ity 4 TK) = o? Pea ie E(wittye |\Cut,-.tKit) =O tAZettF i 

Soit 1; de dimension (T7’,1) le vecteur des aléas, 7 = 1,..., N 

Mil 
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La matrice de variance-covariance de ju; est de dimension (T, 7’) et s’écrit 

E(t; |€14, ---) KG ) Var(i; |ete5 Rae) 

2 2 2 2 Os Bs Oz ng? a eh oy 

Ou Ou + Oe ‘ ou 
= Son Da = = = = Ol Of) 

: : 

Or, i a a s+ o2 

La matrice des covariances entre ju; et 1; est égale a 0. 

Soit js le vecteur des aléas du modéle (12.21) 

LN1 

LNT 

La matrice de variance-covariance des aléas est de dimension (NT, NT), elle 

est donnée par 

a eee a (0) 

Opt Orders 2i() 

NOH Tal Ge ATIC. fe ee eam mE Aci ey 

ia a9) 

Sous forme matricielle le modéle s’écrit 

Y=X*B8" +p Pe (12.22) 

Avec X* la matrice des variables explicatives de dimension (NT, K + 1) 

lo Edt oye DIS 

ek RT 
Laie ei 

el bs ' 

XX" =|1 or . . ror 

Lats fe a aa 

Te Shin | oo) sera: 
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Et G* le vecteur des paramétres & estimer de dimension (K + 1, 1) 

Bx 

Les aléas du modeéle ne sont pas hétéroscédastiques, il n’y a pas de corrélation 
des aléas entre les individus mais par individu il y a une autocorrélation des aléas. 

Parmi les estimateurs non biaisés de 3* l’estimateur des MCG est le plus 
précis. 

Pour estimer le modeéle (12.22) avec la méthode MCG il faut déterminer la 

matrice de transformation A~!/? et donc la matrice Q7!/?. 

Cette matrice est donnée par 

Oe 0 
Q-1/2 — T — —i7' avec 6 =1 

z a/ To? + 02 

La transformation pour Y; est 

[EPO 0 Yi i i 1 Yil 

yy 7 0 Yi2 0 Thal 1 Yi2 
Q-l/2y, , bes ae 

5 ih ° . ° . 

Yil OY; 

LDS = OF; 

YiT — OY;. 

De la méme maniere pour X. - 

1=—¢6 fi -— Siu } eC EK OF ii. 

TO. tio bly. a 2 Dae OLR, 
Q-l/2x+ = 

l—@, tur -—Ofy. . « ter —0EK:. 
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L’estimateur des MCG est obtenu en estimant avec la méthode des MCO le 

modéle transformé suivant’ 

yan — OY; = a (1 —0) + fi (aie — OF1;.) + Bo (Lou —0%2;,) +--+ 

Ore (Li — CD Ra ee le Ul) 

ee lle NEC bebe vl ccaecl 

Bt = (xt A-1x+)™ aes (12.23) 

La matrice de variance-covariance est donnée par 

| Var (a+) = oe Ca
u el. 

(12.24) 

L’estimateur des MCG est non biaisé et efficace. Si les aléas sont dis- 
tribués selon une loi normale l’estimateur suit également une loi normale. De 
plus, il est convergent lorsque les variables explicatives sont strictement exogenes 

7an—1 

et lorsque lim AL. =A, AX étant une matrice définie positive. 
SASS) 

Cependant, pour effectuer cette estimation il faut connaitre le parameétre 0 
et donc les variances des aléas u; et €;4. Celles-ci étant inconnues on doit appliquer 

Vestimateur des Moindres Carrés Quasi Généralisés (MCQG) dont les propriétés ne 
sont bonnes qu’asymptotiquement lorsqu’on dispose d’un estimateur convergent de 

7 et que plim ae 
N—co 

L’estimateur des MCQG est donné par 

= AX, AN étant une matrice définie positive. 

a x Al as 
th PI il Se a Nea! [Bt = (xvRx+) XRAY | aon 

Avec 

=a ~ 

Pour estimer le paramétre @ on utilise les résultats d’estimation des modeéles 
Within et Between. 

Dans le modele Within les données sont exprimées en écarts aux moyennes 
individuelles 

Yit — Y;. = Br (Crt — Bri.) + Bo (oie — Loi.) +... + Bx (OK — Exi.) + (Ext — &,) 

Il y a NT observations et K parameétres a estimer 

” Lorsque que le paramétre @ est égal & 1 on obtient l’estimateur within. On remarque par 
ailleurs que lorsque T tend vers l’infini @ tend vers 1, ainsi, quand N et 7’ tendent vers 
Vinfini l’estimateur within est convergent et asymptotiquement efficace. 



Le modéle a effets individuels aléatoires 287 

L’estimateur MCO des parametres du modéle est non biaisé. On note w;,, 
les aléas du modéle Within w,, = i — E., €y;, les résidus et G? la variance estimée 

=P 

des aléas ¢€;; 
2 

SM ~ Cwit 
coos Me 

© NT-N-K 

~D 5 y Kee : 

o= est un estimateur non biaisé de o?. 

Dans le modeéle Between on utilise les moyennes individuelles, le modéle 
s’écrit 

YY; =at Bit. = Bo%o3. +..+ BE ki. ap Gg sp Ue 

Il y a N observations et kK + 1 paramétres. 

On note e,; les résidus MCO et a la variance estimée des aléas du modéle 

Between 

2 
~ . as al Ae oO 

GP est un estimateur non biaisé de a? + AF 

On peut ainsi en déduire un estimateur sans biais et convergent de 0 

~ 

ea es 

L’estimateur des MCQG peut s’écrire comme une moyenne pondérée des 

estimateurs Within et Between. 

| Bucg = F"’By + (I- F”) By | (12.26) 

Breer a Ae et OAM (AG) 

3.2 Test des effets individuels aléatoires : le test de Breush 
Pagan 
Pour tester la présence d’effets individuels aléatoires on teste ’hypothése de 

nullité de la variance des aléas wu; 

(12.27) 
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Avec ji;t les résidus MCO du modeéle 

Sous l’hypothése nulle la statistique LM est distribuée selon une loi du y? 

a l degré de liberté. Si DM est inférieure a 3,84 (valeur correspondant a un seuil de 

5 %) on conclut 4 Vabsence d’effets individuels aléatoires. 

Le test de Breush-Pagan est un test bilatéral or une variance ne peut-éetre 
que positive. Honda a proposé de tester 

(28) 

On compare g a 1,64 valeur de la table de la loi normale pour un seuil de 

3.3 Modeéles a effets individuels aléatoires corrélés 
avec les régresseurs 
On consideére ici que dans le modele a erreurs composées les effets indivi- 

duels spécifiques aléatoires non observables sont corrélés aux variables explicatives 
autrement dit que E(u; |@1it, ..., ZKit ) # 0, on suppose que les autres hypothéses sur 

les aléas sont vérifiées. 

Les variables explicatives n’étant plus strictement exogenes, les estimateurs 
MCO, MCG et MCQG sont biaisés et non convergents. 7 

1. Estimation 

L’approche la plus simple consiste a éliminer les effets individuels aléatoires 
u; en estimant avec les MCO le modéle Within ou avec les MCG le modeéle en 

difference premiere. 

En effet, on obtient un estimateur sans biais et convergent des paramétres 
GB en estimant avec la méthode des MCO le modeéle 

Vie — Uy. = Br (C1 — Ti.) + Bo (wow — Fa.) +... + Bx (Kn — Exi.) + (Cx —&.) 

les aléas du modeéle sont homoscédastiques et non autoccorrélés selon nos hypotheses 
sur les €;¢. 

s 
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De meme, on obtient un estimateur sans biais et convergent en appliquant 

les MCG au modeéle en différence dont les aléas sont autocorrélés d’ordre 1 (cf ci- 
dessus). 

Vie — Yie—1 = Bi (Lice — Lise—1) + Bo (Lae — Vaie-1) +... + Ox (Kw — ZKH-1) 

+ (€it — it-1) 

Cette solution est possible lorsqu’il n’y a pas de variable explicative xpi¢ 
stable dans le temps c’est-a-dire telle que x,;4 = x,;Vt. Dans le modéle Within 

et dans le modeéle en différence ce type de variable disparait. Dans ce cas il est 
préférable d’appliquer la méthode des variables instrumentales. 

2. Test de corrélation entre les effets individuels et les variables explicatives 

Le test d’Hausman peut étre utilisé pour tester la corrélation entre les aléas 
u; et les variables explicatives. Sous Vhypothése nulle F(u; |1it,...,cKit) = 0 et 

sous l’hypothése alternative E(u; |x1it,...,2Kit) # 0. Sous Vhypothése nulle les 

estimateurs Within 3,, et MCQG T sont convergents mais l’estimateur des MCQG 
est asymptotiquement le meilleur. Sous l’hypothése alternative l’estimateur des 
MCQG est non convergent contrairement a l’estimateur Within. 

Sous l’hypothése nulle la statistique s’ecrit 

| w = (By — B+) (Var(B,) - Var(a+)) (ae) | (12.29) 

La statistique W est distribuée selon une loi du x? a q degrés de libertés 
avec g le nombre de variables explicatives potentiellement corrélées a l’aléa u;. Si 

la valeur calculée de la statistique est plus faible que la valeur tabulée alors on 

accepte l’hypothése nulle de non corrélation. On estime dans ce cas le modele avec 
Vestimateur des MCQG. 

Le test peut-étre pratiqué de la meme facgon en remplagant Bw par l’estima- 
teur MCO du modeéle en différence premiére ou l’estimateur des variables instrumen- 

tales. 

3.4 Modeéles a effets individuels aléatoires dynamiques 
Le modéle dynamique 4 effets individuels aléatoires s’écrit 

| Yn = OF Pte +rAYt-1t Mt FH 1,.4.N 5, t= 1,7 | (12.30) 

AVECE Pie = Uz + ee 
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On suppose que les variables explicatives x,;, sont strictement exogenes et 

donc non corrélées aux aléas. 

L’aléa wu; intervenant pour toutes les observations t = 1,...7', la variable 

endogéne décalée yj4_; est corrélée a u; et de fait a jj. Ainsi, l’estimateur des 

MCQG du modeéle a effets individuels aléatoires n’est pas convergent. L’origine de 
la corrélation provient de la corrélation entre la valeur initiale de y; et u;. En effet 

le modéle dynamique a effets individuels aléatoires peut se réécrire de la maniere 

suivante 

yit = a+ B' ai +A (a+ Soin + AYst—2 + Ui + Cie—1) + Us + Est = 

yit =a(1 +A) + Bl (ait + AVin-1) + A? (@ + BUit-2 + AYit-3 + Ui + Eit-2) 

+ uj(1 + A) + €¢¢ + ACst-1 S 

yin =A(L+A+4...+ N71) + Bi (win + AT +... + i) + A Yio 

SNe ate NE ee Eee PN tale 

soit 

Yit = a5 = aay ray CS aif as oy oe OD 

A — = 

Il faut donc appliquer des méthodes basées sur l’estimateur des variables 

instrumentales. I] existe diverses méthodes et les méthodes présentées dans le cadre 

du modéle dynamique a effets individuels fixes peuvent etre appliquées ici. 

On peut également signaler la méthode de Blundell et Bond a‘laquelle on 
fait souvent référence. Blundell et Bond ont souligné le manque de robustesse des 

résultats des estimations obtenues avec la méthode GMM de Arellano et Bond en 
raison de la faible corrélation entre les instruments choisis et les variables explicatives 
du modéle. Afin d’améliorer la robustesse des résultats ils proposent d’empiler le 
modeéle en niveau et en différence premieére et de l’estimer avec GMM. Pour l’équation 
en différence les instruments de Arellano et Bond sont retenus et pour l’équation en 
niveau on utilise des instruments en différence premiére. Le modéle estimé est le 

SiUlVvanil, POUL b= 3,5... 

Y=X7pT EY 7 + ue 
{ VSN GROAN eee 

(12.31) 

et la matrice des instruments est donnée par 
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avec 

Wi Ayia 

ae: Wo ie Ayiz 
= : et W; = 

Wn AYyiT-1 

Dans le modeéle en niveau les variables en différence sont des instruments 

valides s‘ils sont non corrélés aux aléas ju. Cette condition est satisfaite si on suppose 
que 

Uj 
yio = at Brin + ae + €40 

En effet dans ce cas 

Ayia = Ya — Yo = + Btn + (A—1) yo tui tea 

Or 

(A — 1)yio = a(A — 1) + (A — 1) 6" ri9 — wi + (A — 1)e%0 

D’ot 

Ay = aA + 2" [air + (A — 1)ai0] — us + ui + Ei + (A — Lex 

ON) eA 1) 220) ea + (A 1) eo 

Ainsi Ay;; est non corrélé a u; et donc a f4j;g = Uz + €;2 puisque les aléas €;; 

sont supposés non autocorrélés. 

Plus généralement Ay,_;° est non corrélé A ju, et peut-étre utilisé comme 
instrument pour estimer le modéle en niveau. 

Tous les tests présentés dans le cadre d’un modéle dynamique a effets indi- 
viduels fixes s’appliquent également au modéle dynamique a effets individuels aléa- 

toires. 
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j=0 k=1 
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1. INTRODUCTION 

L’objectif de ce chapitre est d’examiner le marché du travail des salariés non 
qualifies en France a partir d’un panel constitué de 31 secteurs francais d’activité 
pour la période 1988-1992, le marché étant alors en situation de déséquilibre, avec 

un taux de chomage de la main-d’ceuvre non qualifiée d’environ 12 % au cours de 
cette période. 

Dans le modeéle néoclassique, le marché du travail est représenté par des 
équations d’offre et de demande de travail fonctions du salaire réel. L’offre de travail 

est une fonction croissante du salaire réel. Cette équation est obtenue par le biais 
d’un programme de maximisation de l’utilité des individus qui doivent effectuer un 

arbitrage entre travail et loisir. L’équation de demande est une fonction décroissante 
du salaire réel. Les entreprises déterminent leur demande de travail de maniére a 

minimiser leur cout de production et ainsi 4 maximiser leur profit. De la confronta- 

tion de l’offre et de la demande sur le marché du travail résulte l'emploi et le salaire 
d’équilibre. Si l’offre est plus élevée que la demande le salaire réel diminue, et in- 

versement si la demande est plus élevée que l’offre le salaire réel augmente. Dans 
ce schéma, le chomage est lié 4 un manque de flexibilité des salaires, c’est-a-dire a 

des rigidités sur le marché du travail. Si le salaire est fixé a un niveau ou l’offre est 
supérieure a la demande, le marché est en situation de déséquilibre et le chomage 
apparait. 

Depuis le début des années 1980, en lien avec le développement de la théorie 
des jeux, de nouveaux outils de modélisation ont été mis en ceuvre afin d’expliquer 
le fort degré d’inertie du taux de chomage observé en France et dans la plupart des 

pays européens. Les modeles de négociation salariale, fondés sur la théorie des jeux, 
intégrent les interactions stratégiques entre les acteurs qui participent a la formation 

des niveaux de salaires et de l'emploi: les syndicats et les firmes. Les négociations 
entre syndicats et firmes peuvent porter a la fois sur les niveaux de salaire et d’emploi 
ou seulement sur le niveau des salaires. Les comportements individuels sont alors 

analysés dans un cadre de concurrence imparfaite. 

Ce cadre d’analyse est retenu ici car, en France comme dans l’ensemble des 

pays industrialisés, les conditions de travail sont définies par négociations. Celles-ci 
mettent en relation des représentants des dirigeants de l’entreprise avec des syndi- 

cats de salariés qui peuvent étre organisés par métiers ou au niveau de l’entreprise, 

de la branche, de la région ou de la nation. Le niveau de négociation privilégié en 
France est traditionnellement celui de la branche ot les accords prennent la forme de 

conventions collectives (ensemble de dispositions négociées entre un ou plusieurs em- 
ployeurs et les représentants des salariés). Appliquées depuis la fin du XIX® siécle, 
elles ont connu un nouvel élan en 1982 avec les lois Auroux qui rendent obligatoires 
une négociation annuelle des salaires et une négociation quinquennale des classifica- 
tions. Sur les 1270 branches que compte l’activité francaise, 733 sont régies par une 
convention collective, ce qui représente plus de 80 % des effectifs salariés. 

Dans une premiére section, les modéles de négociation sont présentés. Dans 
une deuxiéme section, le modéle du droit 4 gérer est examiné. Dans la troisieéme et 

la quatriéme section on effectue une analyse empirique du modele. 
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2. LES MODELES DE NEGOCIATION 

Il existe de nombreux modeéles de négociation entre les entreprises et les sa- 
lariés. On s’intéresse ici 4 celui de Manning (1987), qui présente l’intérét d’intégrer 
plusieurs modeéles théoriques de négociation selon que la négociation porte sur les 
salaires et/ou l’emploi. 

De maniére générale, les modeles de négociation entre syndicats et firmes 
s’appuient sur des fondements microéconomiques, plus spécifiquement sur Ja théorie 

des jeux. La plupart traitent le probleme des négociations comme un probleme de 

marchandage de Nash dans lequel interviennent deux acteurs: le syndicat, supposé 

étre composé de membres identiques, et l’entreprise. Les salaires (w) et l'emploi (1) 
sont les solutions du probleme 

Maz (U —U*)® (xn — n*)°-® (13st) 

ou de maniére équivalente 

Maz |@Log (U — U*) + (1 — 0)Log (a — 1*)| (13.2) 

ou U est la fonction d’utilité du syndicat et 7 la fonction de profit de l’entreprise. Les 

niveaux U* et m* représentent respectivement l’utilité du syndicat et le profit de 

Ventreprise pendant la situation de statu quo, correspondant a la période pendant 
laquelle il y a négociation et donc pas encore d’accord. Enfin, @ indique le pouvoir 

de négociation du syndicat. Sous certaines conditions, la solution de Nash du pro- 
gramme précédent est équivalente au résultat d’un jeu non coopératif entre la firme 
et le syndicat. 

La complexité de ce programme réside d’abord dans la formalisation de la 

fonction d’utilité du syndicat. Le point de vue le plus fréquemment adopté est de 
considérer le syndicat des salariés comme un consommateur ou une entreprise, son 

objectif étant alors de maximiser une fonction d’utilité dont les arguments sont les 
salaires et l'emploi. On a donc U = U(w,/!). 

Par ailleurs, le programme de négociation doit stipuler l’objet des négocia- 
tions, les salaires et/ou l'emploi. Manning (1987) propose un modeéle de marchan- 

dage séquentiel. I] y a d’abord un marchandage sur les salaires (ou l’emploi), puis 
sur ’emploi (ou les salaires), le pouvoir de négociation du syndicat étant différent 
a chaque étape. On considére ici le cas ot la firme et le syndicat négocient dans 
une premiere étape le salaire et dans une seconde étape l’emploi. La solution du 
probléme est alors déterminée en considérant d’abord la seconde étape oti le niveau 
d’emploi est choisi de maniére a résoudre le probleme 

Max [02 Log (U(w, 1) — U*) + (1 — 02) Log (1(w, 1) — 1*)] (1383) 

Manning A., 1987, « An integration of Trade Union models in a sequential bargaining 
framework », The Economic Journal, 97, pp. 121-139. 
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ou 2 représente le pouvoir de négociation du syndicat en matiére d’emploi. La 

solution, supposée unique, du probléme définit le niveau d’emploi 1 comme une 

fonction des salaires w et du pouvoir de négociation 62:1 = I(w, 62). La premiére 
étape du jeu s’écrit alors 

Max (0, Log (U(w, l(w, 02)) = U*) + (1 — 6;) Log (1(w, l(w, 62)) — 2*)] (13.4) 

ou 6; représente le pouvoir de négociation du syndicat en termes de salaires. Cette 
présentation en deux étapes a l’inconvénient de ne pas avoir de base théorique pré- 

cise. Cependant, il fournit un cadre général de programme de négociation. I] intégre, 
en particulier, le modéle du droit a gérer. 

Dans ce modele, le niveau de l’emploi est déterminé unilatéralement par 
Ventreprise étant donné le salaire négocié avec le syndicat. L’entreprise, maximi- 
sant ses profits, établit sa demande d’emploi de maniére a égaliser la productivité 
marginale du travail au salaire. 

Dans ce modeéle, 0 < 4; < 1 et #2 = 0 et le programme de négociation s’écrit 

Max [U(w, 1] [m(w, 1)]|°~%) (13.5) 

le salaire négocié est une fonction croissante du pouvoir de négociation du syndicat. 
En revanche, l’emploi diminue avec le pouvoir de négociation car la productivité 

marginale du travail, égale au salaire, est décroissante. Au final, l’entreprise est con- 
duite a fixer un niveau d’emploi plus faible que celui qui prévaudrait sans syndicat, 

le salaire négocié étant plus élevé. Le contrat est sous optimal au sens de Pareto. 
Les couples (w,/) sont sur la courbe de demande de travail. 

Ce cadre d’analyse est retenu car il semble correspondre au cas francais. En 
effet, en France, a l’occasion des négociations collectives de multiples themes sont 
abordés : les salaires, les grilles de classification, les primes, les durées du travail, 

les effectifs etc. Cependant, pres de la moitié des accords passés portent sur les 
rémunérations tandis que seulement 5 % sont relatifs au niveau de l’emploi. Ce 
constat plaide en faveur du modeéle théorique du droit a gérer, selon lequel les salaires 
font objet d’un «marchandage» entre salariés et entreprises, ces derniéres gardant 
le monopole de leur politique d’emploi. 

Pour un complément sur les modeles de négociations le lecteur peut se re- 

porter A Cahuc, Zylberberg (1998)?. 

2 Cahuc P., Zylberberg A., 1998, Economie du travail, la formation des salaires et les déter- 

minants du chémage, De Boeck Université. 
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3. LE MODELE DU DROIT A GERER 

3.1. Spécification de l’équation de salaire 
Le modéle du droit & gérer de Nickell (1990)? est repris de maniére a spécifier 

une équation de salaire. Le programme de négociation faisant intervenir l’entreprise 

et le syndicat, on examine dans un premier temps leur comportement respectif. Dans 
un second temps, on détermine |’équation de salaire. 

3.1.1 Le comportement de I’entreprise 
On suppose que les firmes font face a un niveau incertain de demande de 

biens et que les salaires sont négociés avant que cette incertitude soit levée. Lorsque 
les salaires sont fixés, l’entreprise choisit le niveau d’emploi, noté /, qui maximise 
son profit 7 

Maan = P.AF(l)e — wl (13.6) 
i 

ou P. est le prix anticipé du bien, A l’indice de productivité globale des facteurs, 
F ja fonction de production, € une variable aléatoire qui représente l’incertitude sur 
la demande de bien et w le salaire nominal des employés. La condition du premier 
ordre donne 

oll OF w 
ay OU PeAch W< OL P.Ae (13.7) 

On en déduit la fonction de demande de travail et la fonction de profit 

ik w rs w 
l =1(=5-) et 7 =" (457) (13.8) 

Dans le modele du droit a gérer, la demande de travail est déterminée de 
maniére unilatérale par l’entreprise. Les niveaux de l’emploi et des profits de la firme 

sont fonction notamment du salaire réel anticipé, le salaire nominal étant fixé lors 
des négociations entre les syndicats et l’entrepreneur. 

3.1.2 Le comportement du syndicat 
Lors des négociations salariales, le syndicat cherche 4 maximiser sa fonc- 

tion d’utilité. La difficulté dans ce modéle réside dans la spécification de la fonction 

Vutilité U(w,l), on retient généralement la fonction d’utilité espérée d’un membre 
représentatif du syndicat. Cette derniére est définie en référence 4 deux situations 
possibles, la premiere correspond au cas ot l’individu est réemployé suite aux négo- 
ciations et la seconde se référe au cas oti individu est licencié. L’utilité espérée de 
Vindividu est alors fonction de sa probabilité d’étre licencié. 

> Nickell S., 1990, « Unemployment survey », The economic Journal, 100, pp. 391-439. 
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La probabilité d’étre licencié pour les employés en place (les insiders) est 
nulle lorsque la demande de travail de la firme est supérieure au nombre d’insiders 
(m). Dans le cas contraire elle est notée pl. Par conséquent, la probabilité qu’un 
salarié de l’entreprise soit licencié s’écrit 

pr = Prob(m < 1).0 + Prob(m > 1).pl (13.9) 

= Prob(m > l).pl 

Cette probabilité s’accroit avec le nombre d’insiders car la probabilité que le 

nombre d’insiders est plus élevée que la demande de travail augmente. De méme, pr 
est une fonction décroissante de |. Par conséquent, la demande d’emploi étant une 

fonction décroissante du salaire réel anticipé, la probabilité d’étre licencié est une 
fonction croissante de ce salaire réel 

‘nie (m = ) (13:10) pr = pr\m, Fo ; 

avec . ‘ 
pr Dp 
— >0et — >0 
Ow O 

Ayant défini la probabilité d’un individu d’étre licencié on peut déterminer 
Vutilité espérée du membre représentatif du syndicat. Cette utilité est la somme de 
Vutilité qu’il obtient avec une probabilité (1— pv ) en cas de réembauche et de l’utilité 
qu’il obtient avec une probabilité pr en cas de licenciement. On note u(w) l’utilité 
en cas de réembauche, et u(w,) l’utilité en cas de licenciement ott wa représente un 
salaire alternatif versé aux membres du syndicat non réemployés dans l’entreprise a 
la suite des négociations. L’utilité espérée s’écrit 

U = (1 — pr).u(w) + (pr) .u (wa) (13.12) 

Sous l’hypothése que u(w) = w, le terme (1—pr).w représente l’espérance de 
gains du salarié s’il est réeemployé. Pour une personne licenciée de |’entreprise, deux 

cas de figures existent : soit elle est réemployée a l’extérieur et pergoit un salaire 

we, soit elle est au chomage et percoit un revenu B. Par conséquent si elle reste 

inoccupée pendant une proportion de temps t, croissante avec le taux de chomage 

u, ses revenus s’élevent au montant 

we.(1—t(u)) + t(u).B (13:12) 

En notant b le ratio z. V’expression précédente s’écrit 

we.(1 —t(u).(1 — 6)) 

Si on suppose que u (wa) = we.(1 — t(u).(1 — 6)), alors le terme 

pr.u (Wa) = pr. [we.(1 — t(u).(1 — b))] 
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indique l’espérance de gains d’un salarié licencié suite aux négociations entre le 
syndicat et l’entreprise. 

L’utilité espérée d’un membre du syndicat est finalement donnée par 

U = (1—pr).w + pr. [we.(1 — t(u).(1 — b))] (13.13) 

Enfin, il reste du point de vue du syndicat 4 déterminer U* le niveau d’utilité 
pendant la période de statu quo. On suppose, pour simplifier, qu’il est égal au 
montant des revenus percus en cas de licenciement. Ainsi 

U* = we.(1 — t(u).(1 —))) (13.14) 

3.1.3 Programme de négociation des salaires 
Ayant défini le comportement des deux acteurs de la négociation salariale, 

on peut établir le programme de négociation afin d’établir l’équation de salaire. 

Si on suppose que 7* = 0, le programme de Nash de négociation des salaires 
s’écrit 

Maz [U(w, 1) — U*]® [x(w, DO? (13.15) 

En remplagant U(w,!) et U* respectivement par les équations (13.13) et 
(13.14), le programme (13.15) devient 

ae (1 nese (m, ax) (w — we.(1 = t(u).(1 — 6») : [s Gal ee 

(13.16) 

La solution générale de ce probleme implique que le salaire négocié est une 
fonction de we, AP., m, u, b et 4 ‘ 

w = w(we, AP.,m, u, b, 9) (13207) 

EVEC Wye, WApe, Wy, We, > 0 Cb Wry Wy < 0: 

La fonction (13.17) est homogene de degré 1 par rapport a we et AP.. Elle 
peut donc s’écrire sous la forme 

we 

w=w (seem b, a) (13.18) 

Les salaires, dans ce modeéle, sont influencés par des facteurs liés au fonction- 
nement général du marché du travail (we, u,b) et par,des facteurs spécifiques a la 
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firme et au syndicat (AP°,m, 6). En particulier les salaires sont reliés négativement 
au nombre d’insiders et au taux de chomage, et positivement aux autres facteurs. 

3.2 Evaluation du modéle du droit 4 gérer 
On se propose de tester empiriquement la validité du modéle du droit 4 gérer 

avec des données sectorielles frangaises sur les emplois non qualifiés. On retient ici 
la spécification log linéaire proposée par Nickell (1990) 

Logw = a+ (;Logwe + B2LogAP. + G3Logm + Bau + Bsb+ B60, +e (13.19) 

avec € un aléa. 

Pour estimer ce modéle, on dispose d’un panel cylindré* de 31 secteurs de 
Vactivité francaise de la NAP 40 sur la période 1988-1992. Les séries utilisées sont 

issues de plusieurs sources statistiques diffusées par VINSEE: les Déclarations An- 
nuelles de Données Sociales (DADS), les Enquétes sur la Structure des Emplois 
(ESE) et les comptes nationaux annuels. 

3.2.1 Les données issues des DADS 
Ces déclarations annuelles sont obligatoires pour tout établissement em- 

ployant au moins un salarié. Les informations recueillies sont relatives aux caractéris- 
tiques des salariés (salaire, qualification, statut de ’emploi occupé, secteur d’activité, 

age, ...) et a celles des établissements (code APE, effectifs suivant les CSP, masse 
salariale, ...). Des deux exploitations disponibles, on utilise celle relative aux salariés 
pour construire les séries de salaires et d’effectifs. 

Dans l’élaboration de nos séries de salaires et d’effectifs, on se limite aux 

salariés permanents a temps complet des secteurs privé et semi-public dans la mesure 

oul ces salariés disposent d’un pouvoir de négociation. 

Les salaires sont les salaires nets annuels moyens. Ils integrent donc, en plus 

du salaire de base les rémunérations pour heures supplémentaires ainsi que les primes 
qu’elles soient définitives, et intégrées au salaire de base, ou aléatoires, comme celles 

relatives aux performances de l’entreprise ou des individus. On tient compte ainsi 

de la partie du salaire influencée par la négociation. 

Ces salaires sont ventilés, d’une part selon le secteur d’activité de la NAP 40 
(pour des raisons de disponibilité de certaines données, nous avons écarté les secteurs 
de la péche, des postes et téléecommunications, des services non marchands, et nous 

avons agrégé les secteurs du commerce), d’autre part selon les PCS (Profession et 
Catégorie Socio-professionnelle). 

Les estimations sont réalisées pour les emplois non qualifiés. La qualification 
d’un salarié peut étre appréciée par son niveau de formation, ainsi que par le niveau 

de qualification de son emploi décrit par la nomenclature PCS. L’utilisation de ce 

4 On dispose pour chaque secteur d’un nombre d’observations temporelles identique. 
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dernier critere permet de distinguer les professions intermédiaires et d’encadrement 

des professions d’employés et d’ouvriers. Cette partition refléte en outre les diffé- 
rences de formation puisque le pourcentage des salariés du premier groupe dotés 
au minimum d’un diplome professionnel atteint 60 %, alors qu’il n’est que de 10 % 
pour le second (Mihoubi, 1997). Le niveau de formation conduit donc au méme 
clivage que le niveau de qualification de ’emploi occupé. On retient ici une partition 

standard dans laquelle le groupe des non qualifiés se compose des employés et des 
ouvriers. 

3.2.2 Les données issues de I’ESE 

Les effectifs par PCS et par secteur ont été calculés en appliquant aux effec- 
tifs (exprimés en années travail) toutes PCS confondues fournies par les DADS la 
répartition entre les PCS issue de l’Enquéte sur la Structure des Emplois. 

3.2.3 Les données issues des comptes nationaux annuels 
Deux séries sont utilisées 

¢ le taux de chomage des ouvriers et des employés calculés selon la définition 
Cua tL. 

e le prix implicite a la production, mesuré par le rapport entre la valeur ajoutée 
de chaque secteur en prix courants et cette valeur ajoutée en prix constants. 

Enfin, pour estimer |’équation de salaire dérivée du programme de négocia- 

tion il faut au préalable évaluer le pouvoir de négociation du syndicat représenté par 
la variable @,. I] n’existe pas de statistiques précises sur ce pouvoir de négociation 

pour chacun des secteurs entre 1987 et 1992. Sur données frangaises, certaines étu- 
des utilisent le taux de syndicalisation pour approximer le pouvoir de négociation 
du syndicat, cependant ces chiffres ne refletent pas réellement le pouvoir de négocia- 
tion, de plus, les données ne sont pas désagrégées selon la NAP40. D’autre études 

spécifient le pouvoir de négociation comme un parametre structurel de l’équation de 
salaire, or dans la spécification proposée ici il s’agit d’une variable explicative et non 
d’un parametre. Pour résoudre ce probleme un modeéle Probit a été construit pour 
évaluer ce pouvoir de négociation”. 

Dans le fichier de données chapitrel3.xls on dispose, pour chaque secteur et 

chaque année de 1988 a 1992, des séries suivantes 

* wouv:salaire annuel net moyen des ouvriers exprimé en francs courants 

¢ wempl :salaire annuel net moyen des employés exprimé en francs courants 

¢ /ouv: nombre d’ouvriers exprimé en années travail 

¢ lempl : nombre d’employés exprimé en années travail 

e |: effectifs salariés non qualifiés (J = louv + lempl) 

Les détails de cette évaluation peuvent étre obtenus aupres des auteurs. De maniére suc- 

cincte: on a créé une variable indicatrice prenant la valeur 1 lorsque dans un secteur il y a 

beaucoup d’accords conclus et peu de conflits. Cette variable a été utilisée comme variable 
expliquée dans un modeéle probit dont le but est d’évaluer la probabilité que dans un secteur 
il y a beaucoup d’accords et peu de conflits. La probabilité ainsi estimée est utilisée comme 
une variable proxy du pouvoir de négociation du syndicat., 
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* w:salaire annuel net moyen des salariés non qualifiés calculé comme une 
moyenne pondérée des salaires des ouvriers et des employés. 

wempl.lempl + wouv.louv 

l 

* wouv : taux de chomage des ouvriers 

* uempl : taux de chomage des employés 

* uw:moyenne du taux de chomage des ouvriers et des employés 

¢ P:prix implicite 4 la production 

* pns: pouvoir de négociation du syndicat évalué avec un modéle Probit 

¢ m:nombre d insider supposé identique aux effectifs salariés non qualifiés de 
Vannée précédente (m = 1_1). 

* we: salaire alternatif que les salariés non qualifiés peuvent espérer percevoir 

en cas d’échec des négociations. Il est mesuré par le salaire annuel net moyen 
des salariés non qualifiés pratiqué dans les autres secteurs. 

Probléme 13.1 

Estimation de |’équation de salaire 

On propose d’estimer l’équation de salaire® 

Logws+ = a+ 3; Logwes ++ BoLogPS,+ B3Logms ++ Baur (13.20) 

Ste Pspnss.t a" Est 

$=1,...,31, t = 1988, ..., 1992 (13.21) 

Les prix anticipés P£, sont supposés identiques aux prix observes. 

1. Estimer avec la méthode des MCO le modéle et commenter les résultats. 

2.  Expliquer pourquoi notamment les variables salaire extérieur et taux de cho- 
mage sont. probablement endogenes. 

3.  Estimer avec la méthode des Variables Instrumentales le modéle et commenter 

vos résultats. 

Probleme 13.2 

Evaluation de l’équation de salaire avec des effets individuels 

Dans le probleme 13.1, on fait ’hypotheése implicite que l’équation de salaire est 
identique dans tous les secteurs d’activité de l'économie frangaise car les parameétres 
estimés sont indépendants du secteur considéré 

(a's, 1s, G28, 83s, G4s, G58) = (, Pr, P2, G3, Pa, Bs) Vs =1,..., 31 

° Notons que, par rapport a l’équation (13.19), la variable b est omise. Cette variable est un 

ratio qui est supposé demeuré constant au cours des 4 années et dans les différents secteurs 
d’activité. Autrement dit on suppose que b.¢ = b Vs,t 
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Cette hypothése ne peut pas étre testée car on ne dispose pas d’un nombre d’observa- 

tions temporelles suffisant. Cependant, il est possible d’introduire un effet spécifique 
a chaque secteur d’activité qui serait par exemple lié a sa technologie de production. 

Dans ce cas on suppose, d’une part, que a, est différent selon le secteur considéré 
et, d’autre part, que 

(Gig Goe sO se7 O45) O58) (Gi Pasay Oe, Os) Vs =1,..., 31. 

le modéle (13.20) devient 

Logws.t =A, + P, Loqwes + ti BoLogPs ste B3Logmst (13.22) 
a Baut ar B5Pn8 st iF Est 

s=1,...,31, t = 1988,..., 1992 

1. Estimer le modeéle a effets aléatoires individuels (avec la méthode des MCQG). 
Appliquer le test de Breusch-Pagan pour tester la présence des effets aléa- 
toires et le test d’Hausman pour tester si les effets individuels sont corrélés 
aux aléas. 

2. Estimer avec la méthode des MCO le modeéle (13.22). Les effets individuels 
estimés sont-ils fixes ou aléatoires ? 

Estimer avec la méthode Within le modeéle et comparer les résultats. 

3. Etant donné les problemes d’endogénéité des variables, posés dans le pro- 

bleme 13.1, Vestimateur des MCO est biaisé, proposer alors un estimateur 
convergent des paramétres du modeéle (13.22). 

Probléme 13.3 
Comparaison des estimateurs MCO, MCG, Within et Between 

Dans un échantillon de données de panel, les observations ont une dimension 

temporelle et individuelle. Les estimateurs MCO et MCG prennent en compte ces 
deux dimensions. Ils peuvent s’écrire comme une moyenne pondérée des estimateurs 

Within et Between. 

Afin de simplifier les calculs on va s’écarter du modele théorique et considérer le 
modele 

Logws,t = 21 + PoLogwes: + B3.LogPs 5 a B4aLogms,t a Gat 

Se Oe el SCHL OD 

1. Estimer le modéle avec la méthode des MCO (modele sans effets fixes indivi- 
duels). 

2. Estimer le modele avec la méthode des MCQG (modeéle avec effets aléatoires 
individuels). 

a 
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A. 

3. Estimer le modéle avec les estimateurs Within et Between. 

4. Verifier que les estimateurs des MCO et MCQG peuvent s’écrire comme une 

moyenne pondérée des estimateursWithin et Between. 

ELEMENTS DE CORRIGES 

Probleme 13.1 

Estimation de |’équation de salaire 

1. Lorsqu’on estime avec la méthode des MCO le modéle, on suppose que ]’équa- 

tion de salaire est définie de maniére identique dans les 31 secteurs d’activités 

car les coefficients prennent la méme valeur quel que soit le secteur considéré. 

Les résultats de cette estimation sont donnés dans le tableau 13.1. 

Tableau 13.1 Estimation de I’équation de salaire par les MCO 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable LOGW 
~ 

Panel(5) of Annual Data From 1//1988 :01 To 31//1992 :01 

Usable Observations lay) Degrees of Freedom 149 

Centered R**2 0.349071 R Bar **2 0.327228 

Uncentered R**2 0.999866 Ae) 154.979 

Mean of Dependent Variable 11.363483654 

Std Error of Dependent Variable 0.163515148 

Standard Error of Estimate 0.134119525 

Sum of Squared Residuals 2.6802190175 

Regression F(5,149) 15.9807 

Significance Level of F 0.00000000 

Durbin-Watson Statistic 0.360814 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

ile LOGWE 0.879808188 0.218803342 4.02100 0.00009177 

ae LOGP — 0.126734601 0.069221338 — 1.83086 0.06911915 

ay LOGM — 0.104883119 0.014366353 — 7.30061 0.00000000 

4. U — 0.382217779 2.032303759 — 0.18807 0.85 107674 

5): PNS — 0.253322744 0.076621245 — 3.30617 0.00118521 

6. Constant 2.093160601 2.584792994 0.80980 0.41934756 

La qualité de l’ajustement, évaluée par le coefficient de détermination (R?) , 
indique que seulement 35 % des variations de la variable endogeéne sont ex- 
pliquées par le modéle. Par ailleurs les coefficients associés a la constante 
et la variable de taux de ch6mage sont non significativement différents de 0. 
Conformément au modeéle théorique le salaire extérieur agit positivement sur 
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le salaire négocié, un accroissement de 1 % du salaire extérieur induit un ac- 
croissement de 0.88 % du salaire négocié. De méme le coefficient de la variable 
de prix a le signe attendu, sa valeur est cependant faible puisque l’élasticité 
est de -0.12 % ce qui est loin d’une indexation des salaires sur les prix. Enfin 
le nombre d’insider a un impact négatif sur les salaires, une augmentation 
de 1 % du nombre d’insider induit une réduction des salaires de 0.1 %. En 
revanche, le signe du coefficient de la variable pns n’est pas conforme a celui 
attendu puisqu’il est négatif. a 

2. Dans le modele, le salaire négocié dans un secteur d’activité est fonction du 
salaire extérieur et du taux de chomage, ces deux variables sont supposées 

exogenes et non corrélées aux aléas. Or, le salaire extérieur d’un secteur 
d’activité est donné par le salaire moyen négocié dans les autres secteurs, 
les salaires des différents secteurs étant négociés de maniére simultanée we 
apparait endogéene. De meme, la variable taux de chomage est endogéne car 
elle est déterminée lorsque la demande d’emploi, fonction du salaire négocié, 
est fixée. Ces deux variables théoriquement sont endogénes et par consé- 
quent corrélées aux aléas. L’estimateur des MCO calculé précédemment est 
donc biaisé et le biais ne disparait pas asymptotiquement. Pour résoudre ce 

probleme d’endogénéité on peut utiliser ’estimateur des Variables Instrumen- 
tales. 

3.  Afin d’appliquer la méthode des Variables Instrumentales il faut déterminer 

deux variables non corrélées aux aléas, une doit étre fortement corrélée a 

Logwe et autre a Logu. Dans cet exercice on propose d’utiliser respecti- 
vement les variables Logwe et Logu décalées d’une période’. Les résultats 
d’estimation sont donnés dans le tableau 13.2. 

Tableau 13.2 Estimation de I’équation de salaire par les Variables Instrumentales 

Linear Regression — Estimation by Instrumental Variables 

Dependent Variable LOGW ~ 

Panel(5) of Annual Data From 1//1989 :01 To 31//1992 :01 

Usable Observations 124 Degrees of Freedom 118 

Total Observations 154 Skipped/Missing 30 

Centered R**2 0.257510 Rebate 0.226048 

Uncentered R**2 0.999852 xR) 123.982 

Mean of Dependent Variable 11.383384158 

Std Error of Dependent Variable 0.161306280 

Standard Error of Estimate 0.141908429 

Sum of Squared Residuals 2.3762842518 

Durbin-Watson Statistic 0.651596 

7 On note que ces instruments ne sont pas valides lorsque les aléas du modéle sont autocorrélés 
d’ordre 1. 

a 
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Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

ile LOGWE 1.195196239 0.314844880 3.79614 0.00023360 

2. LOGP — 0).166669275 0.07894799 | — 2.11113 0.03687204 

2: LOGM — 0.112512305 0.017503172 — 6.42811 0.00000000 

4. U — 8.362647237 2.920510362 — 2.86342 0.00496119 

> PNS — 0.294701869 0.093393637 — 3.15548 0.00203350 

6. Constant — 0.430585891 3.521548539 — 0.12227 0.90289180 

Probleme 13.2 

Tous les coefficients, sauf celui de la constante sont significativement différents 
de 0, le signe des coefficients correspond a celui attendu théoriquement sauf 
celui associé a la variable pns. 

Evaluation de I’équation de salaire avec des effets individuels 

Dans ce probleme on ignore dans un premier temps le probleme d’endogénéité soulevé 
précédemment, on le réintroduira dans la question 5 de ce probléme. 

1: Dans le modele a effets aléatoires individuels le paramétre a, est égal aa+v, 

avec a une constante, v, un bruit blanc de moyenne nulle et de variance o? et 
non corrélé a Valéa ¢, +. Le tableau 13.3 donne les résultats d’estimation, avec 

la méthode des MCQG, du modele a effets aléatoires individuels. Les variables 
de prix et de taux de chomage ne sont pas significativement différentes de zéro, 
en revanche le signe des coefficients est conforme a celui attendu en particulier 

le coefficient de la variable pns est positif et significativement différent de 0. 

Tableau 13.3 Estimation de I’équation de salaire avec des effets aléatoires individuels 

Panel Regression — Estimation by Random Effects 

Dependent Variable LOGW 

Panel(5) of Annual Data From 1//1988 :01 To 31//1992 :01 

Usable Observations 15> Degrees of Freedom 149 

Centered R**2 0.995706 Rep amen! 0.995562 

Uncentered R**2 0.999999 ibxal) 155.000 

Mean of Dependent Variable 11.363483654 

Std Error of Dependent Variable 0.163515148 

Standard Error of Estimate 0.010893716 

Sum of Squared Residuals 0.0176822846 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

iby LOGWE eee 0.05 1460876 18.72109 0.00000000 

De LOGP —0.023112915 0.035776805 — 0.64603 0.51825946 

3): LOGM — 0.050986751 0.017925746 — 2.84433 0.00445048 

4. U — 0.001216618 0.412620074 — 0.00295 0.99764742 

D: PNS 0.095381759 0.043257500 2.20498 0.02745576 

| 6. Constant 0.624422895 | 0.613043094 1.01856 0.30841057 
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Le test de Breush-Pagan teste ’hypothése Hp : a? = 0. Sous Hp il n’y a pas 
d’effets aléatoires individuels et on retient l’estimateur des MCO. Cette hypo- 
these n’est pas acceptée car la statistique LM, égale a 278, est plus élevée que 
la valeur d’un y?(1). Par conséquent, on retient l’estimation avec la méthode 
des MCQG qui suppose l’existence d’effets aléatoires individuels. 

Lorsqu’on applique le test d’Hausman on obtient une valeur pour la statis- 

tique de Wald égale a 11.58. Cette valeur est plus élévée que la valeur ta- 
bulée du y?(5) et le niveau de significativité du test est de 4 %. On refuse 
donc Vhypothese Ho selon laquelle les effets individuels ne sont pas corrélés 
aux variables explicatives. Par conséquent, l’estimateur des MCQG est non 

convergent et on préconise l’utilisation de lestimateur within (résultats du 
tableau 13.4). 

Le modeéle a effets fixes individuels, représenté par a; dans (13.22), est estimé 
avec les MCO. Les résultats d’estimation restent proches de ceux obtenus 

avec l’estimateur des MCQG (tableau 13.3). L’estimateur des MCO des pa- 
ramétres du modéle (13.22) est identique 4 l’estimateur Within qui applique 

Vestimateur des MCO sur le modéle (13.22) dont les données sont centrées par 
rapport a la moyenne individuelle. Les résultats d’estimation des paramétres 
31, B2, 03, Ba, G5 sont présentés dans le tableau 13.4. 

Tableau 13.4 Estimation de ’équation de salaire avec des effets fixes individuels 

Panel Regression — Estimation by Fixed Effects 

Dependent Variable LOGW 

Panel(5) of Annual Data From 1//1988 :01 To 31//1992 :01 

Usable Observations 155 Degrees of Freedom 119 

Centered R**2 0.995868 Rear) 0.994652 

Uncentered R**2 0.999999 TPR AP) 155.000 

Mean of Dependent Variable 11.363483654 

Std Error of Dependent Variable 0.163515148 

Standard Error of Estimate 0.011957673 

Sum of Squared Residuals 0.0170153263 

Regression F(35,119) 819.3641 4 

Significance Level of F 0.00000000 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

0.966770339 0.023413123 41.2918] 0.00000000 

— 0.020309437 0.016236830 — 1.25083 0.21345196 

— 0.033985363 0.011697494 — 2.90535 0.004375 17 

— 0.012555942 0.182391575 — 0.06884 0.94523206 

0.119406451 0.019698541 6.06169 0.00000002 

Remarque: le choix d’un modele a effets fixes individuels ou a effets aléatoi- 
res individuels dépend souvent de l’échantillon de données, cet échantillon 

concerne-t-il des individus particuliers (pays de VOCDE, secteur d’activités, 

firmes automobile,...) ou des individus choisis de manicre aléatoire : dans le 
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premier cas on aura tendance a préférer un modeéle a effets fixes, dans le second 
un modeéle a effets aléatoires. 

3. Lorsque le modéle A effets fixes individuels est estimé avec l’estimateur Wi- 

thin, on ne tient pas compte du probleme d’endogénéité soulevé dans le pro- 
bleme 13.5, les variables Logwe et Logu sont endogénes. L’estimateur est 
par conséquent biaisé. Pour obtenir un estimateur non biaisé Hsiao propose 

d’écrire |’équation en différence premiére puis d’utiliser lestimateur des Va- 
riables Instrumentales, les variables instrumentales étant soit les variables 
endogenes décalées de deux périodes soit les variables endogénes en différence 
premiere décalées d’une période. L’estimateur ainsi obtenu est convergent. 

Le tableau suivant présente les résultats lorsque les variables sont décalées de 
deux périodes. 

Tableau 13.5 Estimation de I’équation de salaire en différence avec la méthode des Variables 
Instrumentales 

Linear Regression — Estimation by Instrumental Variables 

Dependent Variable DLOGW 

Panel(5) of Annual Data From 1//1990 :01 To 31//1992 :01 

Usable Observations 93 Degrees of Freedom 88 

Total Observations 153 Skipped/Missing 60 

Centered R**2 0.316004 Nar, 0.284913 

Uncentered R**2 0.872441 ie ey) 81.137 

Mean of Dependent Variable 0.0359413833 

Std Error of Dependent Variable —0.0173017208 

Standard Error of Estimate 0.0146308214 

Sum of Squared Residuals 0.0188373623 

Durbin-Watson Statistic 1.694448 

Std Error T-Stat Signif Variable Coeff 

DLOGWE 1.000886351 0.165149011 6.06050 0.00000003 

DLOGP — 0.084629342 0.146897018 — 0.57611 0.56600907 

DLOGM — 0.030835065 0.074024672 — 0.41655 0.67802100 

DU — 0.146120289 0.401231617 — 0.36418 0.71659764 

DPNS 0.225014763 0.200052985 1.12478 0.26374263 

Les résultats de ces estimations sont bons en termes de signe des coefficients 
mais les coefficients ne sont pas significativement différents de 0 sauf pour la 
variable Loqwe. 

Dans ce chapitre on tente de tester la validité empirique du modele du droit a gérer 

pour le marché du travail des salariés non qualifiés avec des données sectorielles fran- 
caises. Les résultats obtenus sont peu satisfaisants et ne conduisent pas de maniere 
robuste a valider le modéle théorique. Ce modeéle ne doit cependant pas étre rejeté 

car les données utilisées ne sont pas totalement satisfaisantes en ce qui concerne 
notamment le salaire extérieur et le pouvoir de négociation. De maniére générale, il 
est difficile de tester empiriquement la validité des modéles de négociations salariales 
en raison du manque de données microéconomiques correspondant aux variables du 
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modele théorique mais également du probléme lié a la spécification de ces modeéles 
car la formalisation de la fonction objectif du syndicat reste un probleme majeur. 

Probleme 13.3 

Comparaison des estimateurs MCO, MCG, Within et Between 

Cette question s’éloigne du modéle économique, il s’agit uniquement de vérifier les 
relations entre les différents estimateurs. 

L’estimateur des MCO est une moyenne pondérée des estimateurs Within et Bet- 
ween. Dans |’exercice proposé, on obtient la matrice de pondération 

=—0:002;- 0.143 0.019 
[000 0.599 001 

—0.002 —0.004 0.007 

Ainsi on constate que 

0.842 0.994 0.599 —0.460 0.979 

[-oao1| = [-o.002 0.143 0.019 | [oom ae 

—0.072 —0.002 —0.004 0.007 —0.048 

estimateur MCO estimateur Within 

(1—0.994) 0.599 —0.460 —31.66 
| —0.002 (1 — 0.143) 0.019 | Foose 

—0.002 —0.004 (1 — 0.007) 0.006 

estimateur Between 

On retrouve également que l’estimateur MCG est une moyenne pondérée des esti- 
mateurs Within et Between avec une matrice de pondération égale a 

0.00005 0.953 0.071 
an 0.028 oor 

OOO 0.010) W432 

Par conséquent 

0.973 0.999 0.028 —0.307 0.979 

[0.025 = oa 0.953 0.071 | [oom f 

—().063 —0.001 —0.010 0.432 —0.048 

estimateur MCG estimateur Within 

(1 — 0.999) 0.028 —0.307 =3 1566 

| 0.00005 (1 — 0.953) 0.071 | [0034 

—0.001 —0.010 (1 — 0.432) 0.006 

estimateur Between 
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1. INTRODUCTION 

Pour financer ses investissements, une entreprise peut recourir a des em- 
prunts (financements externes) ou elle peut faire appel 4 ses fonds propres (fi- 
nancements internes). Dans un univers financier parfait, les financements exter- 
nes et internes sont parfaitement substituables et les décisions d’investissement 
d’une entreprise sont indépendantes de leur mode de financement et de facteurs 

financiers. Dans un univers financier imparfait, il existe une dépendance entre les 

décisions d’investissement et de financement. Depuis la fin des années 1980, de 
nombreux travaux micro-économiques se sont développés pour modéliser l’influence 
des contraintes de financement sur le comportement des agents. Ils mettent en 
évidence l’impact des imperfections du marché du capital dues principalement a 
une asymétrie d’information entre les emprunteurs et les préteurs. Ces problémes 
d’information peuvent prendre diverses formes et sont liés aux risques associés au 

projet d’investissement. N’étant pas certain de la qualité des projets d’investissement 
et ne pouvant pas controler parfaitement les comportements des emprunteurs, les 

intermédiaires financiers utilisent différents mécanismes (exigence de garanties con- 
tractuelles, évaluation des projets) pour sélectionner les firmes possédant des capa- 
cités réelles de remboursement. 

Ces critéres de sélection ont deux effets principaux. Tout d’abord, les em- 
prunteurs peuvent étre restreints sur leur niveau d’endettement. Les restrictions du 

montant de l’endettement sont généralement basées sur les caractéristiques finan- 
ciéres et sur les avoirs des emprunteurs. De plus, ces critéres créent un ensemble 
de couts de transaction ex-ante qui représentent une barriére supplémentaire pour 

accéder au marché du capital (Williamson, 1985)!. L’asymétrie d’information aug- 
mente ainsi le cout relatif des fonds externes par rapport au cout des fonds internes 

et réduit la substitution entre ces deux sources de financement. 

Les conséquences des imperfections sur le marché du capital ont fait l’objet 
de nombreuses études empiriques. La plupart des applications confirment l’existence 

d’asymétrie d’information et montrent que l’on ne peut pas considérer un investis- 

sement indépendamment de son mode de financement (endettement ou fonds inter- 
nes). 

L’objet de cette application est de rechercher les déterminants des décisions 

d’investissement des exploitants agricoles frangais en présence d’imperfections du 

marché du capital. 

Nous présentons tout d’abord un modele structurel pour analyser le com- 
portement d’investissement de l’exploitant en prenant en compte a la fois l’existence 

d’un plafond d’endettement, et l’existence de cotts de transactions, ces derniers 

apparaissant quand de nouveaux emprunts sont contractés. Cette approche struc- 
turelle permet de tester 4 partir d’équations d’Euler l’hypothese selon laquelle les 
imperfections du marché du capital affectent les décisions d’investissement des ex- 
ploitations agricoles. Le modéle de comportement est développé dans la seconde 
section. La section 3 précise les principes d’estimation. L’application empirique dé- 

Williamson O.E. (1985) The Economic Institutions of Capitalism, NewYork, The Free 

Press. 
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crite dans la section 4 propose sur des spécifications construites a partir d’un modele 

accélérateur-profit, d’un modeéle d’investissement basé sur une équation d’Euler.? 

2. LE MODELE MICROECONOMIQUE’ 

Nous supposons que le ménage gérant l’exploitation agricole maximise, 
jusqu’a un horizon JT, sous diverses contraintes, la somme espérée et actualisée des 

ressources générées par l’exploitation. Le programme de comportement s’écrit de la 
maniere suivante : 

max LE, s 6! (n,(K,, L,,I,, Ar) —7r-1d-~-1 + 6, — g(br) — ar) (14.1) 

| 

Ke DAR od Vahey Ca) 25S Gy (a) 

K = (1— 6)K,-1 4-55 (b) 

On = Gee +p — ar (c) 

did; (d) 

a, 2 a; (e) 

b, 20 (f) 

dr <0 (s) 

dee diay (h) 

Ko Ree, (i) 

ou E;- représente l’espérance a l’instant t, 6/- le taux d’escompte exogeéne, 7,(.)- la 

fonction de profit définissant pour chaque période le revenu net de l’exploitation, K,- 

le stock de capital au début de la période, L,- le vecteur des facteurs de production 

La partie structurelle reprend un modeéle explicité dans l’article suivant Benjamin C., Phi- 
mister E., 1997, Transaction costs, farm finance and investment, European Review of Agri- 

cultural Economics, vol.24 n° 3/4, 453-466. 4 
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variables, /-- le niveau d’investissement, A;- le vecteur des facteurs fixes, r-- le taux 

dintérét, d-_- le montant des dettes au début de la période, b;- le montant des 

nouveaux emprunts contractés, g(.)- la fonction définissant les cotits de transaction, 

a,- le montant des remboursements, C'; - le niveau minimal de ressources (exogéne), 
et 6 le taux de dépréciation du capital constant compris entre 0 et 1. 

Nous avons supposé que.le ménage agricole souhaite maximiser le revenu 
généré par l’exploitation. Cependant, pour chaque période, l’exploitation doit géné- 
rer un revenu minimum pour faire face aux besoins de consommation du ménage. 

Ainsi les besoins en consommation influencent les décisions de production par la con- 
trainte (a). Cette inégalité précise que pour chaque période, le revenu c’est-a-dire le 
profit de l’exploitation moins les intéréts liés aux dettes précédemment contractées 
plus, éventuellement un nouvel emprunt, et moins les cotits de transaction, doit au 

moins étre égal a un niveau minimal de ressources. 

La contrainte (b) décrit l’équation d’accumulation du capital. Le capi- 

tal se déprécie a chaque période t du montant 6A;—; et s’accroit du niveau de 
linvestissement brut. La dépréciation est supposée constante dans le temps (Bond, 
Meghir, 1995). 

La contrainte (c) définit ’endettement d, au début de la période comme la 
somme du niveau d’endettement de la période précédente et des nouveaux emprunts 
contractés moins le montant des remboursements. 

Les contraintes d’acces au marché du crédit sont prises en compte en inté- 
grant des couts de transaction explicites associés aux emprunts et en définissant un 
plafond d’endettement. 

Les couts de transaction sont définis comme une fonction croissante et 

linéaire avec le niveau de l’emprunt c’est-a-dire g(b,) = a,b-,. 

Le niveau maximal d’endettement possible pour l’exploitation est défini par 
la contrainte (d). Le niveau de dette maximale d, est fixé de maniere exogéne par 
la banque. L’introduction de cette contrainte constitue l’approche utilisée géné- 
ralement pour prendre en compte les restrictions de crédit créées par l’asymétrie 

d’information sur le marché du capital. 

La contrainte (e) permet de définir un montant minimum de remboursement 
au cours de la période 7 noté @, exigé par l’intermédiaire financier. 

A Vinstant t, le programme de l’exploitant agricole peut se réécrire sous la 
forme du programme dynamique suivant ot les variables d’état sont Ay_1 et dy_1. 

m™((1 = 6) Ky-1 = I- t, D4, 14, At) — 7b — 1dy_4 

Viet, di—1) = MAL +b; — aby = (0) se 6, Bi: (Vi4i((1 = 6) K-14 (142) 

Pde, dp Oy = "dy )| 

3 Bond S. et Meghir C. (1995), Dynamic investment policy and the firm’s financial policy, 
Review of Economic Studies 61, 197-222. 
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sous les contraintes 

d; > d; 

at 2 at 

b, > 0 

Pour résoudre ce programme, on note pz le multiplicateur de Lagrange as- 
socié a la contrainte de ressources minimales (contrainte (a)),7 le multiplicateur 
associé a la contrainte de dettes (contrainte (d)) et y, et Az les multiplicateurs as- 
sociés respectivement aux contraintes de remboursement et de nouvel emprunt. 

Des conditions du premier ordre et en appliquant le théoreme de l’enveloppe, 
V’équation d’Euler suivante est dérivée4 

OT e441 O t Ont 
—6:(1 —6)F; | ——)} = -(1 —— — 14.3 t( JEx | ( + Heri ar ( + ae) oF ( Mi) ae. (14.3) 

avec les conditions suivantes sur les valeurs des multiplicateurs ; 

(1 + pe)(1 — 4) + At — Me = OLE [1 + weg) + re — Ot41) + Atga] (14.4) 

Cette équation d’optimalité décrit l’égalité en espérance de gain et de cott 
marginaux d’un investissement nouveau. De plus, pour estimer les paramétres du 

modele, les variables anticipées en début de période, non observées, sont remplacées 

par leurs valeurs réalisées ex-post (rationalité des anticipations Hayashi, 1985). 

Ce modéle général comprend quatre cas qui décrivent des structures diffé- 

rentes du marché du capital :i) Pexistence d’un marché du capital parfait c’est a 
dire sans cottts de transaction et sans contrainte d’endettement (dan le modeéle, 

ce cas particulier correspond au cas ou d- -~0,a= 0), ii) existence d’une con- 

trainte d’endettement uniquement (ce cas particulier apparait quand d, est fini et 

a = 0), iii) existence uniquement de coits de transaction (ce cas correspond au cas 

ou d, — oo et le coefficient a; est différent de zéro), et iv) l’existence de contrainte 

d’endettement et de cotits de transaction (ce cas particulier correspond au cas ou d, 

est fini et a > 0). 

D’un point de vue empirique, ces quatre cas vont conduire a des spécifications 
différentes pour expliquer les variations du taux d’investissement. 

Dans le premier cas (absence de couts de transaction et de contrainte d’endet- 
tement), on retrouve |’équation d’Euler obtenue sous ’hypothése de maximisation 

4 Voir l’annexe pour le détail des calculs. 
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du profit dans un contexte de perfection du marché du capital (Bond et Meghir, 
1995) c’est a dire on obtient la relation suivante? : 

On On 
(+r) ar Fare Up (14.5) 

OTt4+1 i 

Olt +1 
(1-6) 

ou U¢41 représente l’erreur d’anticipation qui est supposée non corrélée avec le passé 

de la variable anticipée. Dans ce cas, l'investissement des exploitations est indépen- 
dant des décisions financiéres de |’exploitation. 

Dans le second cas, (existence d’une limite dans le niveau d’endettement) la 
presence du multiplicateur 7 inobservable dans l’équation (14.4), pour les exploita- 

tions pour lesquelles la contrainte de dette est active, implique que le comportement 
d’investissement de ces exploitations est influencé par les variables financiéres. 

Le troisieme cas correspond a la situation ot il existe uniquement des cotts 

de transaction. L’estimation directe du modeéle n’est pas possible en raison de la pré- 

sence de multiplicateurs de Lagrange non observables dans |’équation (14.3). Toute- 
fois si exploitation emprunte sur deux périodes successives c’est 4 dire quand bh; > 0 
et b441 > 0, on peut dériver, des conditions du premier ordre, en supposant des an- 

ticipations rationnelles l’équation suivante (voir l’annexe pour la démonstration de 
ce résultat). 

“i — 4) 
Onmt41 el il tt = O4A Ont 4 1+ UG pa COE ROE | On, 

GI 1—-q Ol; 1— ay 

La spécification est done similaire a la relation obtenue sous l’hypothése de 

perfection du marché du capital, avec la difference que les coefficients des variables 
dépendent des couts de transaction.’ 

Si l’exploitation n’emprunte pas dans deux périodes successives |’équation 
d’Euler dépend des multiplicateurs de Lagrange. Ces derniers sont fonctions des 
variables d’état et des autres variables exogéenes du modele. 

Le quatriéme cas autorise la double existence de cotits de transaction et d’un 

rationnement sur le niveau de dette. 

Un résultat issu du modéle théorique est le fait que pour étudier les variations 
du taux d’investissement, les exploitations ayant contracté des emprunts sur deux 

années successives doivent étre distinguées des autres exploitations. 

Les équations (14.3) et (14.4) sont écrites avec le coefficient des cotits de transaction égal 
& zéro ainsi que le multiplicateur associé 4 la contrainte du montant d’endettement. 
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3. SPECIFICATION ECONOMETRIQUE 

Pour dériver la spécification économétrique, les fonctions de production et de 
cout d’ajustement sont paramétrés. Le profit d’une exploitation 4 l’instant t s’écrit 

ap = per (Hyxly, Ap) = p.G ye welA ep, (14.7) 

ou p, définit le prix a la production, F(kK;, £4, Az) la fonction de production, la 

fonction G les cofits d’ajustement, w; le vecteur prix pour les inputs variables et p/ 
le prix des biens d’investissement. 

Pour la fonction de production, une forme Cobb-Douglas® est retenue 

(F(K;,L;,A:) = dKP LY? Af"). Le cotit d’ajustement est supposé quadra- 
tique et homogéne de degré zéro, G(r, Ky) = (1/2)bKi(1:/K, —c)?. La valeur 
nette (observable) de l’output est notée Y (Y= F — G). Vu les hypothéses sur la 
fonction de production et la fonction définissant les couts d’ajustement, la fonction 
Y (Kz, L4, Ay)est aussi linéaire homogéne. Aussi, 

On I/ iE 

= —0 bcp: — 

2 
Ont 

OK, = 71Pt cal + (1/2)bp:(y1 + 1) leat — beyipt @3) + (1/2)bpec? (m1 — 1) 

En utilisant ces formes paramétriques les variations du taux d’investissement 

sous l’hypothese de perfection du marché du capital s’écrivent 

Ceara = e(1 — (1/2)e(A1 — 1) be41 — b441) + b441(1 + 1) (ZX), 

—br41(1/2)(Ar + 1) (4), 5 Pt+1 Gar us PH, + Ut41 
s 

(14.8) 

(peter te 
am ) et 41 est le ou G41 = (p:/pii)A+nr/1—4), OQ = = 

terme d’erreur. 

Le terme Q, est équivalent au cotit d’usage du capital avec le numérateur 

égal aux intérets plus le cout de dépréciation du capital plus le cout d’investissement. 

> Pour obtenir une spécification empirique de l’équation d’Euler il est nécessaire de spécifier la 

productivité marginale du capital. Nous avons choisi de spécifier la fonction de production. 
Cette forme paramétrique est certes restrictive. Toutefois lutilisation de données de panel 
permet a la technologie de production via l’effet fixe de différer entre les exploitations. De 

plus, si la fonction de production n’est pas paramétrée une spécification similaire pour le 
taux d’investissement serait obtenue en supposant les marchés des facteurs terre et travail 

concurrentiels et ’homogénéité de degré 1 de la fonction de production. (voir Bond et 
Meghir). 

4 
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Pour l’application empirique des données de panel sont utilisées, aussi la spécification 
de l’équation a estimer s’écrit. : 

7 =~ul—) +2 ny ee 14.9 
i cea a K it M2t ie ee a f ot G de + Pi Se Ot+i1 a Vit+1 ( ‘ ) 

avec Brit = Pitt1(1 + cr1), Bait = —bit41(1/2)(A1 +1) et Bae = —Editgi. 

oti p; représente l’effet individuel et o;44 1 est l’effet temporel’. Ces deux effets inté- 

grent effet du cout d’usage du capital (Bond et Meghir). Du modéle structurel, on 

déduit que le coefficient sur [/K doit étre positif et ceux de (I/K)* et Y/K doivent 
étre négatifs. 

La spécification précédente correspond au cas oti le marché du capital est 
parfait. Dans le cas ot il existe uniquement des cotits de transaction, une spécifi- 

cation symétrique a l’équation (14.9) peut étre dérivée pour les exploitations ayant 
emprunté sur deux périodes successives. La seule différence réside dans la définition 
des coefficients qui dans ce cas dépendent des coitits de transaction. Ainsi, dans ce 

cas, il suffit de substituer a 1 + 7; l’expression (1 +7; — a441)/(1 — a¢). Pour les 
exploitations n’ayant pas emprunté sur deux périodes successives, les variations du 

taux d’investissement doivent dépendre de variables supplémentaires. 

De maniéere générale pour les deux autres régimes, le fait d’introduire les 
contraintes liées aux imperfections de marché (existence de cotts de transaction, 
plafond d’endettement) introduit dans l’équation d’Euler des termes difficilement 
estimables liés aux multiplicateurs de Lagrange des contraintes. L’optique retenue 
dans la partie empirique est d’introduire l’effet de ces multiplicateurs comme une 

fonction ad hoc de variables de l’exploitation. 

4. APPLICATION EMPIRIQUE : ESTIMATIONS 
SUR DONNEES DE PANEL FRANCAISES 

L’estimation s’effectue a partir d’un panel cylindré de 1471 entreprises ob- 

servées sur la période 1987-1992. Pour chaque année et pour chaque entreprise 

nous avons des données sur les valeurs de l’investissement en capital physique ob- 
servées l’année t, le stock de capital de l’entreprise en début d’année®, le niveau 

de production et le niveau d’endettement. L’objectif de l’application empirique est 
Vestimation d’équations de taux d’accumulation a partir de données de panel indivi- 

duelles. Des spécifications construites a partir d’un modele accélérateur-profit, d’un 

modeéle d’investissement basé sur une équation d’Euler sont estimées. 

” Dans la partie empirique, on suppose que les prix sont identiques pour toutes les exploita- 

tions. Leur impact est capté par l’effet spécifique temporel qui correspond a lomission de 
variables dont la valeur est identique pour tous les individus. Dans chaque spécification, 

des variables muettes sont introduites ; bas 
8 Dans nos notations, K; représente le stock de capital au début de la période t. 
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Probleme 14.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

1. Construire les différentes variables nécessaires a l’estimation :le taux d’accu- 

mulation, le ratio entre le niveau de production et le stock de capital, le ratio 

entre profit et stock de capital, le rapport entre niveau d’endettement et le 
stock de capital. 

2. Présenter et commenter les statistiques descriptives des variables nécessaires 
a Vestimation et des principales variables en niveau. 

Probleme 14.2 
Estimation d’un modéle accélérateur profit 

1. Proposer de maniére ad hoc une spécification dynamique basée sur un modéle 
accélérateur-profit expliquant les variations du taux d’accumulation a partir 

de données de panel. Interpréter chaque terme de |’équation. 

2. Comment prendre en compte les effets temporels ? 

3. Estimer |’équation en utilisant un modeéle 4 effets fixes (modéle Within). Est 
ce la méthode appropriée ? Proposer une méthode alternative. 

4. L’équation est estimée en utilisant la méthode des moments généralisés. Lister 
les instruments a utiliser. Estimer ]’équation. Quels sont les tests a appliquer 

pour s’assurer de la validité de l’équation ? 

5.  Quels critiques peut-on faire sur la spécification utilisée ? 

Probléme 14.3 
Estimation d’un modéle basé sur I’équation d’Euler 

Les estimations empiriques sont basées sur ]’équation (14.9). 

1. Ecrire l’équation d’Euler permettant d’expliquer les variations du taux d’accu- 
mulation en l’absence de contraintes de liquidité. 

2.  Estimer |’équation en utilisant la méthode des moments. Aprés avoir listé 
les instruments, commenter les résultats. Peut-on conserver l’kypothése de 
perfection des marchés financiers ? 

3. Proposer une spécification permettant de prendre en compte les contraintes 

financiéres et l’existence d’un plafond d’endettement. 

4. Quelles améliorations pourrait-on proposer pour estimer cette spécification ? 

5. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probleme 14.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

1. La variable expliquée au cours de l’analyse empirique est le ratio du niveau 
d’investissement sur le stock de capital ou taux d’accumulation. Parmi les 
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variables explicatives qui pourront étre utilisées, il faut construire le rapport 

entre production et stock de capital, le rapport entre profit et stock de capital 
et le rapport entre le niveau d’endettement et le stock de capital. 

Présentation et commentaires sur les statistiques descriptives des principales 
variables. 

Le tableau suivant présente la moyenne pour chaque variable, le chiffre en- 

tre parenthéses donne la valeur de l’écart-type. Les statistiques descriptives 
(tableau 14.1) montrent un ralentissement de l’investissement et une baisse 
du niveau de profit depuis le début des années 1990. L’évolution du taux 

d’accumulation est cohérente avec celles de ces deux variables. Aprés une 

augmentation, au début de période le taux de profit décroit 4 partir de 1990. 
Par ailleurs, le taux d’endettement est en diminution sur l’ensemble de la 
période. 

Tableau 14.1 Définitions des variables utilisées et statistiques descriptives sur la période 1987- 
1992 

1987 1988 1989 1990 1991 1992 

ea tee 477,83 513,40 529,81 505,95 444,13 408,27 
; = (825,86) | (845,59) | (886,01) | (925,40) | (763,35) | (827,70) 

niet 2385,28 | 2253,34 | 2231,10 | 2168,78 | 2181,20 | 2284,36 
crac (2698,27) | (2094,50) | (2087,11) | (2171,18) | (2190,80) | (2400,47) 

— 1510,23 | 1699.09 | 1936.99 | 1796.32 | 1624.07. | 1676.49 
ws (1209.67) | (1519.62) | (1920,56) | (1957,94) | (1637,85) | (2239,06) 

VK 0,192 0,204 0,203 0,215 0,186 0,167 
taux d’accumulation (0,22) (0,23) (0,23) (0,52) (0,23) (0,22) 

Y/K Pen 4,739 5,261 6,004 7,977 7,614 
TePPOLEPTOGHEDS (8,88) (9,81) (12,54) rev] 16.24)s 0 Al (ATID) |, BI.70) 
capital 

mK 1,507 1,603 1,977 2,381 2,787 
Profit/capital (0,53) (4,18) (6,06) (11,86) (20,66) 

empr/K a y | 2361 2,303 2,401 2,406 2,838 
ae BECHER ONCE OS Ie NTRS) (7,35) (6,17) (17,62) 

Probleme 14.2 

Estimation d’un modéle accélérateur profit 

1. Ecriture de la spécification d’un modéle accélérateur profit 

Dans le modeéle accélérateur, l'investissement dépend de la demande et aug- 
mente avec l’accélération de celle-ci. Le rapport entre le niveau de pro- 
duction et le stock de capital permet de mesurer l’intensité du phénomeéne 
d’accélération. Le modéle d’accélérateur simple peut étre enrichi par la prise 
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i ee, ae EY 
IN pete, — IRCA aa Kit 

( 

en compte de variables de profit. L’investissement est fonction non seulement 
de la croissance des débouchés mais aussi d’une variable de profit. Cette 

modeélisation traduit l’idée qu’une partie des entreprises est contrainte sur la 
demande et une autre partie sur les conditions de financement. 

Dans ce cadre d’analyse, |’équation a estimer s’écrit 

I Y Fe 

K PANS K Fa uM 14.10 
ae m(Z)_ te (z) + (Fate + estemen of ) 

y) . I 4 ; ) : Me ) aw, ” ou (4) 1412eprésente le taux d’accumulation, (+) le terme ” accélérateur 
v 

et le Gey terme financier (rapport entre le profit de l’entreprise et le niveau 

de capital). 

Le terme p; représente l’effet individuel fixe, spécifique a chaque entreprise. 

Cet effet peut étre analysé comme une constante inobservable qui résume 
Vensemble des caractéristiques propres 4 chaque firme par exemple la” qualité 

du management ”, le” savoir -faire ” du chef d’entreprise. 

Le terme o;41 représente l’effet temporel et le terme v;441 le terme d’erreur 

classique. 

Prise en compte des effets temporels 

Comme la période d’estimation est courte (T=6) et la taille de l’échantillon 
importante on estime les effets temporels 0441 en les traitant comme un en- 
semble de variables indicatrices temporelles dans toutes les équations. 

Estimation de l’équation en utilisant un modele Within. Discussion de la 
méthode d’estimation. 

Un traitement fixe de l’équation précédente conduit a l’estimateur Within 
(moindre carrés aprés avoir pris les écarts aux moyennes individuelles). La 
transformation intra-individuelle revient a éliminer les effets fixes individuels 
en soustrayant de l’équation précédente la moyenne individuelle de l’équation. 
L’équation suivante est obtenue 

di I Tt Yo T a 

KG tee NG 

+ (Gt41 — ©) + (vies — %_) ‘ 

ee 

wipes) | teak (14.11) 
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Les résultats de estimation de cette équation sont présentés dans le tableau 
suivant. 

Tableau 14.2 Résultats d’estimation du modéle accélérateur profit en utilisant un modéle a effets 
fixes (modéle Within) 

Variables : Parameétres estimés Ecart type 

Taux d’accumulation décalé — 0,188 0,012 

Ratio production sur capital —0,722* 10° 0.450*107°3 

Taux de profit 0,015 0,913*10°% 

Le parametre de la variable production sur capital est significativement négatif 
dans |’équation. 

Discussion de la méthode d’estimation. 

L’existence de la variable retardée souléve la question de la simultanéité de 
cette variable avec l’erreur résiduelle. 

ype eet 
Kit Ki,. 

avec le terme (vjt41 — U;.). Aussi, ’estimateur Within n’est pas convergent 

puisque cette transformation induit une currélation entre la variable expliquée 
décalée et le terme d’erreur. 

Dans l’équation (14.11), la variable expliquée décalée ( Jest corrélée 

L’estimateur intra-individuel est donc biaisé. La solution consiste a utiliser 
une méthode d’estimation par variables instrumentales sur l’équation (14.10) 
écrite en différences premieres. On raisonne en differences premiéres pour 
supprimer l’effet fixe, on applique l’estimateur de la méthode des moments 
généralisés en utilisant comme instruments les variables décalées (question 
suivante ). 

Estimation de l’équation en utilisant la méthode des moments. 

L’équation (14.10) est estimée en utilisant l’estimateur la méthode des mo- 
ments a partir de l’année 1989, les années 1987,1988 permettent d’avoir de 

Vinformation sur les variables décalées. Les estimations sont basées sur la 
méthode de déviations orthogonales proposée par Arellano et Bond. En sup- 
posant que les termes d’erreurs de l’équation (14.10) en niveau viz+1 ne soient 

pas autocorrélés, leur différence premiere doit étre orthogonale aux variables 
explicatives de l’équation (14.10) décalées d’au moins deux périodes. Ainsi, 
les variables instrumentales utilisées sont le taux d’accumulation, le ratio pro- 
duction sur capital et le taux de profit retardé de 2 a 4 années: ([/K)+_2, 

(I/K).-3, I/ Ka, (Y/K)e-2, (V¥/K)-a, (Y¥/K)1—a et (t/K)e-2, (t/K) 3, 
(7/K)4~-4. On obtient ainsi 30 instruments (hors constante). Le nombre de 
conditions d’orthogonalité est égal 4 34 et il y a 3 parametres a estimer. Si les 
termes d’erreurs en niveau suivent un processus de moyenne mobile d’ordre 

1, les premiers instruments valides doivent étre pris au 3 eme décalage plutot 
qu’au second retard. 

La validité des instruments est testée par le test général des restrictions sur- 
identifiantes dit test de Sargan et les tests ml, m2 pour l’autocorrélation des 
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erreurs a un an, deux ans. La validité des instruments choisis est vérifiée 
en testant que les variables instrumentales ne soient pas corrélées avec le 
terme résiduel de l’équation. Le test de Sargan teste ainsi si les moments de 
Péchantillon correspondant aux conditions d’orthogonalité sont suffisamment 
proches de zéro. Sous cette hypothése, la statistique de Sargan suit une loi 
du khi-deux (avec un degré de liberté égal au nombre de restrictions). Le 
rejet de l’hypothése signifie que le modéle de comportement n’est pas valide 
ou que les instruments ne sont pas correctement choisis. Dans l’application, 

le nombre de degrés de libertés est égal a 31. 

Les statistiques ml et m2 sont calculées. La statistique ml permet de tester 
Vautocorrélation 4 l’ordre 1 des résidus. La statistique m2 teste si la diffé- 
rence premiére des résidus n’est pas corrélée. Si cette hypothése est rejetée, 
les instruments datés en t-2 ne sont pas valides (Arrelano et Bond, 1991). 
Les résultats de l’estimation de la spécification ” accélérateur profit ” sont 
présentés dans le tableau suivant. 

Tableau 14.3 Estimation du modéle d’accélérateur profit en utilisant la méthode des moments 

Variables Parameétres estimés Ecart type 

Taux d’accumulation décalé — 0,0495 0,020 

Ratio production sur capital 0,361* 10-2 0,857*1072 

Taux de profit 0,240*10~2 0,101*10-7 

Test de Sargan 
75,82 

(31) 

Valeur critique a5 % 44,99 

Valeur critique a 10 % 

L’hypothése d’existence de contrainte de liquidité semble ne pas étre rejetée 
puisque le coefficient de la variable de profit est positif et statistiquement 
significatif. Mais cette spécification est rejetée au titre du test dé Sargan. 

Le modeéle est rejeté si la valeur de la statistique de Sargan est supérieure a la 
valeur donnée par la table du khi deux. A 5 y?(31) = 44,99. La statistique 
calculée est supérieure a cette valeur, ce qui conduit au rejet de l’hypothese 
nulle (validité des instruments et de la spécification). Le modéle accélérateur 
profit n’est donc pas validé par les données. 

Critiques sur la spécification utilisée 

L’équation économétrique basée sur un modele accélérateur profit est écrite 

de maniére ad hoc, c’est a dire elle n’est pas déduite d’un modeéle structu- 

rel. Cet empirisme pose alors des probleémes d’interprétation. Ainsi on peut 
difficilement tirer des conclusions de la significativité de la variable financiére 
dans l’équation précédente : cette variable peut représenter les possibilités fi- 
nanciéres de l’entreprise ou elle peut représenter un indicateur de profitabilité 

future de l’entreprise. 
s 
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Probleme 14.3 

Estimation d’un modéle basé sur I’équation d’Euler 

1. Ecriture de Véquation a estimer 

L’équation d’Euler est dérivée d’un modéle structurel expliquant le choix 

dinvestissement en présence de contraintes financiéres. Les estimations em- 
piriques sont basées sur |’équation (14.9) 

Poe pe Ae pea eo Wena tee (14.12) — —— a /. Lom Ay pe , Hs : 

KY] tay PRES As oe Nuagee ne ae 7 Pi Tv Ot41 + Vitti 

L’existence de la variable retardée souléve la question de la simultanéité de 
cette variable avec l’erreur résiduelle. La solution est de raisonner en différence 

premiere pour supprimer |’effet fixe et d’appliquer l’estimateur de la méthode 

des moments généralisés en utilisant comme instruments les variables décalées. 

2. Méthode d’estimation retenue, tests appliqués pour s’assurer de la validité de 
chaque modeéle 

Les résultats de l’estimation de la spécification basée sur une éguation d’Euler 

sont présentés dans le tableau suivant. L’équation est estimée sur la période 
1989-1992. 

Tableau 14.4 Estimation de |’équation d’Euler sous I’hvpothése du marché du capital parfait 

Variables Parameétres estimés Ecart type 

Fas d’accumulation décalé 0,38089 0,020 

0,692* 10-7 Taux d’accumulation décalé (au carré) —.036093 

Ratio production sur capital 0,459*10°7 

Test de Sargan 

Valeur critique a 5 % 

Valeur critique a 10 % 

ml 

0,841*10-3 

Deux critéres sont utilisés pour s’assurer de la validité du modéle estimé : 

le test de Sargan et les signes des coefficients. Ces deux criteres ne sont pas 
vérifiés. 

Pour les signes des coefficients, le modele théorique montre que le coefficient 
de la variable endogéne décalée doit étre positif et ceux de (I/K)? et (Y/K) 
doivent étre négatifs. La variable (ratio de la production sur capital) n’a pas 
le bon signe. 

Par ailleurs, le test de suridentification conduit au rejet de la spécification. 

Les instruments utilisés pour cette spécification sont (J/K’);~2, (/K)1-s, 

yah ps, te) a, (I / Kg, et. (Y/R )e-o, (¥/K)e—s, 
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(Y/K):-4. Il y a 34 conditions liées au moments, il y a 3 paramétres a 
estimer, la statistique de Sargan a 31 degrés de liberté. Le modeéle est rejeté 
si la valeur de la statistique de Sargan est supérieure a la valeur donnée par 
la table du khi deux. A 5 %, la valeur lue dans la table est 7(31) = 44, 99. 
La statistique calculée est supérieure a cette valeur, ce qui conduit au rejet de 
Vhypothése nulle (validité des instruments et de la spécification). L’hypothése 
de perfection du marché du capital ne peut donc pas étre acceptée. 

Spécification en intégrant les contraintes financiéres. 

La seconde hypothése testée est l’existence d’une imperfection du marché du 

capital due a une contrainte sur le montant d’endettement. Lorsqu’on ne 
fait plus Vhypothése de marchés financiers parfaits, l’expression de |’équation 
d’Euler est modifiée (voir équation 14.4). La difficulté empirique est qu’appa- 
rait alors dans l’équation d’Euler le multiplicateur de Lagrange de la con- 

trainte de financement qui est une variable inobservable fonction des caracté- 
ristiques de l’entreprise. Une possibilité est de rajouter dans l’équation précé- 

dente des termes pouvant mesurer |’importance de ces contraintes financiéres. 

Dans ce cadre l’équation a estimer s’écrit 

I I Ia estrostliX T 
is sa eae Re ey bee gale 4 oe 

empr 
+ (5 (=) oF Pit 1 Cee > Vier 

One 

La spécification estimée est l’équation (14.9) ott on rajoute deux variables 
explicatives : le rapport des profits sur le stock de capital (7/K), et le rap- 
port des emprunts sur le stock de capital, (empr/kK). Les instruments sont 
ceux de la premiére spécification ainsi que les variables (7/K’)+~2, (17/K):—3, 
(1/K)4-4, et, (empr/K)1:~-2, (empr/K):~-3, (empr/K)4~4. Cette spécifica- 
tion est dénommée ” |’équation d’Euler augmentée ”, équation augmentée des 
variables financiéres. Les résultats sont présentés dans le tableau 14.5. 

Pour rappel, d’aprés le modele théorique limpact du taux d’accumulation 

de la variable endogéne décalée doit étre positif et les impacts des varia- 

bles de (I/K)? et (Y/K) doivent étre négatifs sur les variations du taux 
d’accumulation. Ces enseignements sont respectés dans les résultats pré- 
sentés. Par ailleurs, la spécification n’est pas rejetée suivant te critére de 

Sargan suivant une probabilité critique de 10 %. Le taux d’accumulation est 
positivement influencé par la variable de profit. Ce résultat semble indiquer 
Vexistence de contraintes de liquidité. L’estimation est améliorée par rapport 
au cadre sans contrainte financiére (tableau 14.4). L’équation d’Euler aug- 
mentée d’une contrainte financiéres n’est pas rejetée par les données. De plus, 

les coefficients associés aux deux ratios de variables financiéres sont significa- 
tifs. 
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Tableau 14.5 Estimation de I’équation d’Euler augmentée des variables financiéres 

Variables Paramétres estimés Ecart type 

Taux d’accumulation décalé +0,0413 0,015 

Taux d’accumulation décalé au carré- —0,0309 0,435* 10-2 

Ratio production sur capital jh —0,422* 102 0,914%* 10° | 

Taux de profit 0,639* 10-2 0,682* 107° 

Niveau d’endettement sur stock de capital 0,885*10-2 0,168* 10-2 

Test de Sargan a 

Valeur critique a5 % 66,34 

Valeur critique a 10 % 74,92 

ml —1,87 

m2 —1,01 

4. Améliorations pour estimer cette spécification 

L’estimation pourrait étre réalisée sur des sous échantillons d’entreprises 
classées a priori suivant leur facilité d’accés au marché du crédit (taille, age, 
formation du chef d’entreprise). La difficulté rencontrée dans la partie empi- 

rique est l’interprétation du rejet de l’équation (14.12). L’approche tradition- 

nelle est de scinder |’échantillon en groupes d’exploitations pour lesquelles on 

pense a priori qu’elles ne sont pas affectées par des restrictions quantitatives 

d’endettement. Les critéres utilisés correspondent a la taille des exploitations, 

a la formation du chef de l’exploitation. Si le rejet de l’equation d’Euler est 
di uniquement a l’existence de contrainte d’endettement, le role des variables 

financiéres doit étre observé uniquement pour le groupe a priori contraint. 

Un autre prolongement serait aussi d’appliquer un résultat issu du modeéle 

structurel : pour étudier les variations du taux d’accumulation, les exploita- 
tions ayant contracté des emprunts sur deux années successives doivent étre 

distinguées des autres exploitations. D’apres les enseignements du modeéle si 
les résultats sont cohérents avec la double existence de cotits de transaction et 
de contrainte d’endettement, l’équation (14.9) ne sera pas rejetée par le sous- 

échantillon des exploitations ayant contracté des emprunts sur des périodes 

successives.? 

° Voir Benjamin C., Phimister E., 2001, Imperfection du marché du capital et investisse- 

ment des exploitations agricoles, vol.77, n° 3, L’Actualité Economique, 357-383 pour une 

illustration de ce point. 
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6. ANNEXE 

6.1. Dérivation des équations (14.3), (14.4) et (14.6) 
Le Lagrangien associé au programme d’optimisation (14.2) pour la période 

ts’écrit : 

Dg (16) Keay de Pe Ay) 9 neg + Oy = ab; = a 

+ 6, Fs (Viz (1 — 6) Ke-1 + Ie, de-1 + 0: — at)] 

+ fot (74((1 Oy pei ele ltl pcg) 1g 1 Op Oe Oe C;) 

+ Yt (at — Gt) 

+ m(d — dy_1 — b; + a) 

+ Arb 

Les conditions du premier ordre sont : 

ip (1+ me) oF =0 ({I]) 

On; Ont OVi41 
Ie: (1+ pe) (Se + FE) tom, ae | =0 ({II]) 

be: (1+ we) (1 —o) + OE ee bAr— m= 0 ({I1]) 

Og (1 + fe) Onis ee +p: =0 ({IV]) 

‘e 

be 2 Te((1 — 6) Kya + Te, Le, Te, At) — re-1de-1 + bt — abe — a — Ce > 0, ae > O 

Lt (me((1 == 6)Ky-1 re Tt, Lt, It, At) = POR es “IF by amt aby = iOtta, C1) ==(() 

([V]) 

Yr 5 hs — Che = 0, Yt PAL Yt (at — Gt) =0 ({VJ]) 

me: dy — de-1 — bt + at > 0, m > 0, m (de — de_1 — De + ae) =O. ({VII]) 

At - by S 0, At = 0, Arby = (9) ({VIII]) 

a 
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6.2 Equation (14.3) 
Pour déterminer l’équation (14.3) on obtient 4 partir du Lagrangien (en 

appliquant le théoréme de l’enveloppe) que 

OV; Om OVi44 
sa ee) (CUE ie Ve Oil 
Ok; ( ) ( ; Me) a : Osa Boal 

| 

O . 
—(1—6)(1+ IM) a ( partir de l’Equation [I]]) 

t 

aussi E, se] = Sane [C1 + pees) 5 | [VIII] 

En substituant [VIII] dans l’équation [I] on dérive ’équation (14.3) 

6.3 Equation (14.4) 
L’équation (14.4) est obtenue de fagon similaire. Dans un premier temps on 

applique le théoreme de l’enveloppe pour obtenir : 

OV; OV; 
: 3 = ie acces + Ltt) + 6, Ey jadi) a Ht 

Odi_1 Od, 

= —(1+y4)(1+r_-1—a)— (partir de l’Equation (III]}) 

E; | SAGE A sillupiert xe) be Veh esl) 

En intégrant la relation {[X] dans [II]] on obtient l’équation (14.4). 

6.4 Equation (14.6) 
Tout d’abord considérons le cas oti la solution optimale pour |’exploitation 

est de contracter des emprunts a la période t. Aussi, le multiplicateur associé a 
la contrainte est nul [VII] i Ay = 0. L’équation d’Euler s’écrit en substituant pour 
(1 + p+) dans l’équation (14.3) en utilisant (14.4), : 

Omi (l+trr—a At+1 
B (1+ mrss) (1 ee ( feet ieee? 

Ont OT} = 

(ait ax) |=° 
En supposant des anticipations rationnelles on obtient 

(1 gy oT Gers Nt+1 ) ($e oa) 

Olpad l-a (1 et a)(1 ar Llt+41) OL; OK; 

ou €+41 est le terme d’erreur avec une moyenne égale a zéro. Aussi pour une exploi- 

tation ot b441 > 0 (=> Ar41 = 0) Véquation (14.6) est déterminée. 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

Effectuer une introduction a |’économétrie des séries temporelles 

e Modéles AR, MA, ARMA 

e Modélisation d’une série stationnaire univariée 
e Processus non stationnaire (séries stationnaires en difference, en 

écart au trend) 

e Tests de racine unitaire (Dickey-Fuller, KPSS) 

e Cointégration : approche de Engel et Granger, approche de Johan- 
sen 

e Modeéle 4 correction d’erreur 

e Test d’exogénéité faible 

NIVEAU 

MASTER, deuxiéme année 
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La faible performance en termes de prévision des modéles macroéconomé- 
triques a €quations simultanées des années 60 a conduit a de nouvelles recherches 

sur l’économétrie des séries temporelles, surtout depuis les années 80. Le théme 
en lui-meme est vaste et il s’agit ici de présenter quelques éléments importants afin 
de comprendre les développements récents de la macroéconométrie vers l’analyse 
des séries temporelles non stationnaires. Beaucoup de variables macroéconomiques 

caractérisées par un trend important telles que le PIB, la consommation, ... ne sont 

pas stationnaires et ce chapitre a pour objectif d’introduire les problémes induits par 
la non stationnarité des séries, le concept de cointégration et les tests de cointégration 

ainsi que les Modeles 4 Correction d’Erreur (MCE). Dans un premier temps, on 

présente de maniere succincte des modéles de série temporelle univariés. Dans un 
second temps, sont présentés les tests de stationarité. Pour terminer, le concept de 

cointégration, les tests de cointégration et les MCE sont examinés. 

1. LES MODELES DE SERIE TEMPORELLE UNIVARIES 

1.1. Exemples 
Un modele de série temporelle univarié décrit le comportement d’une variable 

en termes de ses valeurs passées. Voici trois exemples : 

(UP a Ohi sex VU ag Lo enchonS T Yp¥t—p si (15.1) 

Ue LE ar Sy 61€4—-1— cee nade = Gey =a (15.2) 

Ye = + V1 Yt-1 a igeeeccre =F YpUt—p AP Oy, E4_-1— wajsieate = Caer) (15.3) 

Le premier exemple correspond 4 un modeéle autorégressif d’ordre p noté 

AR(p). Le second est un modéle de moyenne mobile d’ordre q noté MA(q) et le 
dernier est un modéle de moyenne mobile autorégressif noté ARM A(p, q). 

Ces différents modéles peuvent s’écrire soit sous une forme M A soit sous une 

forme AR. Dans le cas d’un ARMA d’ordre (p,q) quelconque 

gL al = pl) teh = Ob = gE) (15.4) 

avec L Vopérateur de décalage (L’y, = yi, L’et = €4-i)- 

Soit [ (LZ) un polynodme en L de degré p et Y(L) un polynodme en L de 

degré q 

yT (L) = erY (L) 

si les racines de [' (L) = 0 ont un module inférieur 4 1 alors la forme M A(oo) du 

processus ARM A(p, q) s’écrit : 

ye =U (L)e avec (L) = T(L) (15.5) 
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de méme si les racines de Y (L) = 0 ont un module inférieur a 1, la forme AR (oo) 
est donnée par 

é¢ =II(L)y, avec II(L) = an) vo" (L) (15.6) 

La condition que les racines de [ (L) = 0 restent dans le cercle unitaire est 
la condition de stationnarité de la série, et la condition que les racines de T (L) = 0 
restent dans le cercle unitaire est la condition d’invertibilité. Dans un ARM A(1,1) 
la condition de stationnarité est |y1| < 1 et la condition d’invertibilité est |@1| < 1. 

1.2 Définition de la stationnarité 

Un processus est faiblement stationnaire si les conditions suivantes sont 

satisfaites 

1. E(y:) est indépendante de t 

2.  var(y,) est une constante finie indépendante de t 

3. cov (yt,Yt—k) est une fonction finie de k et ne dépend pas de t. 

Par exemple le processus AR(1) : yz = Yi ye-1 +r est stationnaire si |7| < 1. 

Dans ce cas 

E(yt) =f Cuse 0 

Var(y:) = — ar(y) = —+s5 
1-77 

k Ge 

Cou (Yen) = V1 Pie np 
1 

De maniére générale la condition de stationnarité ne dépend que de la partie 

AR de la série. 

1.3 Modélisation d’une série temporelle 
La modélisation d’une série temporelle consiste a déterminer les retards p et ¢ 

donnant la meilleure représentation du mouvement de la série a partir de sa fonction 
d’autocorrélation d’une part, et sa fonction d’autocorrélation partielle d’autre part’. 
Cette modélisation ne s’appuie sur aucune base économique. On parle souvent de 
«mesure sans théorie». 

La fonction d’autocorrélation est obtenue en calculant le rapport entre la 
covariance des séries y; et yz—-~ et la variance de la série y 

fou 

me (ye — Y) - (Yen — 9) 
Se 

(Gr — j TE 

Pa) 
pee =) 

taal 

k = 1,2... 

' Pour un complément sur ces fonctions cf.: Terence C. Mills, 1990, Time Series Techniques 

for Economist, Cambridge University Press. 
4 
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La fonction d’autocorrélation partielle correspond & la corrélation entre y; 
et y+—z lorsque la partie expliquée par les variables y;_,—; (i < k) est omise, elle est 
calculée de la maniére suivante 

PAS e—aiap 

k-1 

ie DA rere) 

Tkk = cia hk=23, 

dues Detien “es 

j=l (15.8) 

La représentation de la fonction d’autocorrélation c’est-a-dire le corrélo- 

gramme de la série et de sa fonction d’autocorrélation partielle permet d’identifier les 

caractéristiques de la série. Un processus AR(p) a une fonction d’autocorrélation qui 
décroit de maniére exponentielle et /ou sinusoidale et une fonction d’autocorrélation 
partielle avec des pics pour les p premiers retards. Un processus MA(q) a une 

fonction d’autocorrélation avec des pics pour les q premiers retards et une fonction 
d’autocorrélation partielle qui décroit de maniére exponentielle et /ou sinusoidale. 

Les figures 15.1 et 15.2 présentent respectivement le corrélogramme d’une 

série caractérisée par un processus AR(2) et ur> série caractérisée par un processus 

MA(3). 

0,00 
y = 0,5y (-1) + 0,6y (-2) + € 

-0,25 4 

—0,50 5 

—0,75 4 

1,00 | | | 
Figure 15.1 Corrélogramme d’une série AR(2) 

Sur les figures 15.1 et 15.2 sont représentées les fonctions d’autocorrélation 
et d’autocorrélation partielles des deux séries. De maniere alternée apparaissent les 

valeurs rz et TeE- 
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: | 1 | 

Figure 15.2 Corrélogramme d’une série MA(3) 

La modélisation des séries temporelles s’appuie également sur des tests statis- 

tiques. Les tests de Box-Pierce et Ljung-Box permettent de tester l’ordre d’autoco- 
rélation de la série a l’aide des statistiques suivantes 

m 

Boxeeierce =i ) re 

k=1 

Ljung-Box = T(T + Zo (R= hy ne 
k=1 (15.9) 

avec T' le nombre d’observations. 

Dans le cas d’un ARM A(p,q) la statistique de Box-Pierce est distribuée 
asymptotiquement selon un loi du x?(m — p — q). Si la valeur calculée excéde la 
valeur critique du y2(m — p — q), pour un seuil de significativité donné, on rejette 
Vhypothése nulle de non-autocorrélation, rejeter Vhypothese nulle conduisant a ac- 

cepter l’hypothése alternative selon laquelle au moins une autocorrélation est non 
nulle. Sur de petits échantillons la statistique de Ljung-Box donne une meilleure 
approximation d’une distribution du y?. 

On peut également utiliser des criteres d’information tels que le critére 
d'information de Akaike (AJC) et le critére de Schwarz (BIC). Ils permettent 
d’identifier les valeurs de p et de q dans un modéle ARMA. Les décalages p et q 
sont choisis de maniére a minimiser les statistiques suivantes 

AIC(p,q) = no? + 2(p + q)T 

BIC(p,q) =n? + (p+ qg)T nT (15.10) 

avec G? l’estimation de la variance de l’erreur d’un ARM A(p, q). 
4a 
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Cette forme de modélisation d’une série temporelle est beaucoup utilisée 
pour réaliser des prévisions 4 court terme mais, également dans l’analyse de la sta- 
tionnarité des series des modéles économétriques. 

2. PROCESSUS NON STATIONNAIRE 
ET RACINE UNITAIRE 

2.1 Les séries non stationnaires 

Les séries temporelles non stationnaires peuvent étre stationnarisées en cal- 
culant leur différence (séries DS) ou en calculant leur écart par rapport au trend 
(séries TS). 

2.1.1 Séries DS 
Une série caractérisée par un processus AR(1) 

aaa ea cal hes i CL5sa) 

est stationnaire si |y,| < 1. Par contre, si y; = 1 la série suit une marche aléatoire 
avec une dérive 

Ye = + Ye-1 + Et (1502) 

et elle est non stationnaire. En effet, pour une valeur initiale yo donnée, |’équation 

(15.12) peut s’écrire 
t 

ie =U + yo + De (15.13) 
— 

or, si E(e,) = 0, var(ez) = a? et cov(er,€s) = 0 quelque soit t et s # ¢ alors 

Ey) = ut + Yo (15.14) 

et : 2 

var(yz) = E(yt — E(y:))? = (336 
i=1 

| var(yz) = to? (15.15) 

L’espérance et la variance de y, étant des fonctions de f, la série y, est non 
stationnaire?. Elle a une racine unitaire (y; = 1) c’est-a-dire qu’elle est intégrée 

2 Si « = 0 la série est également non stationnaire car sa variance croit avec t. 
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d’ordre 1. Par contre la différence premiére z = y — y¢—1 est stationnaire car €; est 
stationnaire 

z4=(1-L)y=uter (15.16) 

De maniere plus générale on définit une série intégrée d’ordre d lorsque la 

série z, définie par 

z= (1—L)*y = Aty (15.17) 

est stationnaire c’est-a-dire lorsque la série y, est devenue stationnaire apres avoir 
été différenciée d fois, ce sont des séries DS?. Beaucoup de séries économiques 

temporelles sont intégrées d’ordre 1 et rarement d’ordre 2 ou 3. 

2.1.2 Séries TS 

On rencontre également beaucoup de séries qui deviennent stationnaires 

lorsqu’on calcule leur écart par rapport au trend. Ce sont des séries TS qui ca- 

ractérisent une non-stationnarité de type déterministe 

Ye = t+ Bt et (15.18) 

avec €; un bruit blanc. La série y, est non stationnaire car FE (y,) dépend du temps 

By.) = + Bt | (15.19) 

On note que la variance de y; ne dépend pas de f¢, elle est égale a la variance 

de l’aléa €; supposée constante. 

Pour stationnariser le processus on peut estimer avec la méthode des MCO 

les paramétres pp et 3. Le processus est alors stationarisé en calculant 

~ 

Yi fi — Bt 

L’écart d’une série par rapport asa tendance est stationnaire lorsque la série 

est TS par contre il est non stationnaire si la série est DS. Une série DS doit étre 
différenciée. Autrement dit une série TS est caractérisée par un trend déterministe 
tandis qu’une série DS est caractérisée par un trend stochastique. Les tests de racine 
unitaire permettent d’identifier les caractéristiques d’une série. 

On note qu’un modéle ARI M A(p,d,q) est un modéle ARM A(p, q) dans lequel la série a 
été différenciée d fois afin d’étre stationnarisée 

At y: =f At yt1 = eapseeoc = ayy Nae + €4 — O1e¢—1— eee, — Og€t—q 
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2.2 Tests de racine unitaire 

Granger et Newbold (1974) ont souligné que si dans un modéle économé- 
trique on utilise des séries non stationnaires les résultats des tests statistiques sont 

faux, on obtient ce qu’on appelle communément une Spurious Régression. Les tests 
de Student et de Fisher tendent a ne pas rejeter lhypothése d’une corrélation entre 
la variable expliquée et les variables explicatives alors que la relation est inexistante. 

Les tests de racine unitaire cherchent a déterminer l’ordre d’intégration des séries. 
On présente ici les tests de Dickey Fuller et le test de Kwiatkowski, Phillips, Schmidt 
et Shin (KPSS). 

2.2.1 Test de Dickey Fuller (test DF) 
Le test de Dickey Fuller teste ’hypothése Ho qu’une série contient une racine 

unitaire, c est-a-dire qu’elle est non stationnaire, contre l’hypothése H, que la série 
est stationnaire. Pour réaliser ce test on estime, dans un premier temps, avec la 
méthode des MCO le modeéle suivant 

(1—L) y= Aye = (op — 1) ye-1 + (15.20) 

avec €; un bruit blanc distribué selon une loi normale. Dans un second temps, on 

teste 

Ho: (p—1)=0 la série est non stationnaire 
H,:(p—1) <0 la série est stationnaire 

Sous l’hypothése Ho la statistique t = (p — 1) /aj n’est pas distribuée selon 
une loi de Student comme dans le modele de régression linéaire multiple. Dickey 
Fuller (1979) ont alors, a partir de simulations de Monte Carlo, présenté les valeurs 

critiques du test. Ils ont également fourni les tables statistiques permettant de tester 
la présence de racine unitaire dans les deux modeles suivants 

Aye = + (po — 1) ye +e 15.21 
Ay, = fet Pt+ (po — 1) yp + naey) 

2.2.2 Test de Dickey Fuller Augmenté (test ADF) 
Le test précédent s’applique lorsque la série y, est caractérisée par un pro- 

cessus AR(1). Dickey Fuller ont généralisé ce test a une série caractérisée par un 
AR(p) * afin d’obtenir un test plus précis: le test de Dickey Fuller Augmenté. 

Pour effectuer le test ADF il faut au préalable déterminer le nombre de retards p, la méthode 
consiste & estimer par les MCO un modeéle dans lequel sont rajoutés des termes retardés de 
la série de maniére a blanchir les résidus. Le nombre de retards peut étre déterminé avec 

les critéres AIC ou BIC. 
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On estime le modeéle 

Ye = b+ M1Yt-1 + Y2Yt—-2 + «- + YpYt—p + Et 

ou de maniére équivalente 

Aye = e+ ye + WU AYt-1 + V2 AYt-2 Hee + Yp-1 AYt- (1) F Et (15.22) 

P 
avery = (Vu Votes: te) eu Ne sche A oa per ery sana 

j=i4l 

Si ’hypothése nulle y* = 0, avec comme hypothése alternative y* < 0, n’est 

pas refusée alors y contient une racine unitaire. Pour tester cette hypothése on 

calcule la statistique de Dickey fuller (F/e=) ; 

Le test peut également étre effectué lorsque le modele contient un trend 

Ay = wt Bt + y*ye-1 + yp Ami + V3 AynHe +... a Np AU (p21) +e, (15.23) 

Dans les deux tests présentés (DF et ADF), sous l’hypothése nulle, la série 
yt n’est pas stationnaire. Elle contient donc une racine unitaire et la série doit étre 
différenciée afin d’étre stationnarisée. 

2.2.3 Stratégie du test ADF 
On reprend ici la stratégie de test proposée par Harvey. 

(i) La premiére étape, consiste a estimer le modeéle dans sa forme la plus 

générale 

pl 

Ay, = + Bet y*y-i+ Sy Am—i t ec (15.24) 
i=1 

et a utiliser la statistique t; pour tester l’hypothese nulle y* = 0. Si 
Vhypothése nulle d’une racine unitaire est rejetée la série est’ stationnaire. 

(11) La seconde étape s’applique lorsque l’hypothese nulle n’est pas refusée. I] 

est dans ce cas nécessaire de tester, avec la statistique tg, si G = O et 

pour confirmer les résultats de tester avec la statistique &3 les hypothéses 

y* = 3 =0. Si le trend est significatif on refait un test de racine unitaire, 
c’est-a-dire on teste a nouveau l’hypothese nulle y* = 0 en utilisant une 
loi normale. Si Phypothése nulle de racine unitaire est rejetée on conclut 

que la série est stationnaire. A l’inverse si lhypothése est acceptée on 
conclut que la série contient une racine unitaire. 

(iii) La troisieme étape intervient lorsque, dans l’étape 2, le trend n’est pas 
significatif. On estime dans ce cas le modéle 

p-l 

Ayn= b+ 7*y-1 t+ S yf Aya + € (15.25) 
i=1 - 
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(iv) 

et on teste avec la statistique t, la présence d’une racine unitaire 
(Hoc = 0), 

Si hypothése nulle est rejetée on conclut que la série ne contient pas de 
racine unitaire. 

Sinon, si on accepte hypothése y* = 0, on teste ’hypothése nulle py = 0 
avec la statistique t,,, puis, pour confirmer les résultats, les hypothéses 

jt = = 0 avec la statistique ©. Si la dérive est significative on procéde 
aun test de racine unitaire avec une distribution normale. Dans ce dernier 

cas, si ’hypothése d’une racine unitaire est rejetée on conclut que la série 
ne contient pas une racine unitaire et inversement si l’hypothése nulle 
nest pas rejetée on conclut que la série contient une racine unitaire. 

Si la dérive n’est pas significative on procéde A la 4°™° étape qui consiste 
a estimer le modéle sans trend et sans dérive 

p= 

Ay: = "yi + >) Amite: (15.26) 
i=1 

On teste avec la statistique tT, l’hypothése nulle de racine unitaire 
(Ho : y* = 0). Si Vhypothése est rejetée la série contient une racine uni- 
taire sinon elle est stationnaire. 

2.2.4 Test de Kwiatkowski, Phillips, Schmidt et Shin (KPSS) 

La faible puissance® des tests ADF incite a la pratique d’autres tests, par 
exemple le test KPSS qui prend pour hypothese nulle la stationnarité de la série. 

Kwiatkowski, Phillips, Schmidt et Shin (1992) proposent d’estimer le modéle 
suivant 

Yt = be + Bt e¢ (15.27) 

ou €; est un processus stationnaire et jf; suit une marche aléatoire 

[ie = 2D UR, Ut ~> idd(0, a?) 

puis de tester 
3 ya eee N : 

Ho : a7, =0 ou p €gale a une constante 

2 Hiroe ip 

Sous Ho la série y, est trend stationnaire tandis que sous Hy, elle est non 

stationnaire. 

Pour effectuer ce test on régresse la série y, sur une constante et un trend 
afin de calculer la série des résidus e;. On construit ensuite la statistique 

t 

Sy = S er t = il. snag 

i 

La puissance d’un test est donnée par la probabilité qu’il conduit a rejeter correctement 

une hypothése nulle fausse. 



342 ECONOMETRIE DES SERIES NON STATIONNAIRES 

et on calcule la statistique DM 

Sistem 1 (15.28) 

avec $ la variance de long terme® des résidus e;. Cette variance de long terme est 
définie par 

ss 

ae org 

elle prend en compte toutes les autocorrélations des résidus. L’estimation de la 
variance de long terme d’une série stationnaire de moyenne nulle peut étre réalisée 
a partir du calcul suivant 

leh ie at 2 l a 

So ee =f Twit Sy C4€4—j 

t= i. — Veta 

ou wy est une fonction de pondération optimale, le test A PS'S utilisant la fenétre 

de Barlett 

1 
Ww; = 1 -— ——— al eS 

| correspondant a un nombre de retards qui doit etre bien choisi: quand TJ’ — oo on 

doit avoir | — oo. 

On rejette Vhypothese de stationnarité lorsque la statistique LM du test 

KPSS est supérieure a sa valeur critique. Les valeurs critiques de ce test ont été 
obtenues par simulation comme dans les tests de Dickey-Fuller. Le test peut étre 

également mis en ceuvre pour tester lhypothése nulle de stationnarité au lieu de 

Vhypothése nulle de trend stationnaire, dans ce cas, on omet la variable de trend du 
modéle (15.27). 

Valeurs critiques du test KPSS 

Tests | 0.10 0.05 0.01 

avec trend | 0.347 0.463——_—0.739 

sans trend | 0.119 0.146 0.216 

° La variance de court terme est donnée par 

ee 
am t=1 
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3. COINTEGRATION ET MCE : L APPROCHE 
DE ENGEL ET GRANGER 

3.1. Tests de Cointégration 

3.1.1 Cointégration : présentation 
Une série qui contient d racines unitaires doit étre différenciée d fois pour 

devenir stationnaire, elle est intégrée d’ordre d (I(d)). Soient deux séries temporelles 
Ye et x; intégrées d’ordre d, toute combinaison linéaire des deux séries sera aussi I(d), 
par exemple les aléas d’un modele de régression ¢; = y, — Bx; sont I(d). 

Cependant s’il existe un vecteur (@ tel que l’ordre d’intégration des aléas est 
inférieur a d et égal a d—b avec b > 0 alors, selon la définition de Engle et Granger, 
les séries y; et 2; sont cointégrées d’ordre (d,b). Par exemple, si la série €; est I(0) 
et les séries y; et xz; sont [(1) alors les deux séries (y et x,) sont cointégrées d’ordre 
(1,1) (C7(1,1)), et le vecteur (1, —3) est le vecteur de cointégration. 

La notion de cointégration permet de mettre en évidence des relations de 
long terme stables entre des séries stationnaires. ©e concept reproduit l’existence 

d’un équilibre de long terme et l’aléa ¢; peut s’interpréter comme une distance a la 
période t par rapport a cet équilibre. Dans ce «as différencier les séries est contre 

productif car on cache la relation de long terme entre elles. Ainsi si les séries y et 
xz sont cointégrées la relation de long terme y, = Gx, + €4 peut étre estimée avec 
la méthode des MCO, la régression obtenue ne sera pas Spurious. La relation de 

cointégration est une relation d’équilibre entre des séries en régime de croissance 
équilibrée mais des chocs peuvent affecter cette relation a court terme c’est-a-dire 
avoir des effets temporaires. Le probléme consiste donc a déterminer si les séries 
d’un modéle sont cointégrées puis a estimer la relation de long terme et de court 
terme entre les variables. ‘ 

3.1.2 La procédure de Engel et Granger 
Soient deux séries y(t) et x(t) I(1), le test de Engel et Granger suggeére de 

procéder aux deux étapes suivantes 

1. estimer avec la méthode des MCO la relation de long terme’ 

Yt = Pxe + Et (15.29) 

On note e; les résidus de l’estimation. 

La relation de long terme peut également contenir des termes dynamiques 

A(L)yt = B(L)zt + E+ 

avec 

A(L) =1-—a1b —...—apL? 

BE oP ane Eee, 
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2. tester a l’aide des tests de Dickey Fuller 

Ho : e est (1) 

Hy : e est (0) 

sur le modeéle 

fomall 

Ae; = Vex + S (Wi Ae_i-1 + b+ Wye (15.30) 
i=1 

ou uw, est un bruit blanc. Sous Ho les séries ne sont pas cointégrées, la série 

ez nest pas stationnaire. 

On note que les valeurs critiques du test ne sont pas identiques aux tables de 

Dickey-Fuller de la section précédente car la série des résidus est obtenue par 

une estimation MCO. La distribution de la statistique W* /55. dépend du 
nombre de variables explicatives dans la relation de long terme. Les tables 
adaptées sont celles de Engle et Yoo (1997) °, Phillips et Ouliaris (1990)?. 

Si on conclut a la stationnarité de la série des résidus alors les séries sont 
cointégrées et la relation de long terme entre les deux variables peut-étre estimée 
avec la méthode des MCO. On obtient un estimateur super convergent. Selon cette 
propriété, si les séries y,, x, et €; sont respectivement J(1), (1) et I(0) alors, a 
mesure que la taille de |’échantillon s’accroit l’estimateur des MCO de (3 converge 

vers sa vraie valeur 4 un taux plus rapide!® que l’estimateur des MCO calculé avec les 

variables stationnaires Ay, et Ax; Asymptotiquement les variables [(1) dominent 
les variables [(0). Tout biais du a l’endogénéité des variables est capturé par le 
résidu et conduit 4 un probleme d’efficacité de l’estimateur des MCO, en particulier 
les aléas de la relation (15.29) sont autocorrélés. Cependant, dans des échantillons 
de taille finie l’estimateur des MCO de ( dans l’équation (15.29) est biaisé. De plus, 
Phillips et Durlauf (1986) ont montré que la statistique de student correspondant 

au test standard de significativité de 3 (Ho : @ = 0) n’est pas valide, la distribution 
asymptotique de l’estimateur des MCO de @ étant trés complexe et non-normale. 
On ne peut pas, par conséquent, tester la significativité du paramétre @ dans la 

relation de long terme (15.29). Ainsi, avec la méthode de Engel et Granger, on part 
de l’hypotheése que la relation de long terme entre les séries est décrite par (15.29) 
mais cette hypothese généralement suggérée par la théorie économique ne peut pas 

étre testée avec cette procédure. Par contre, les résidus donnent une estimation du 

déséquilibre et pour obtenir des informations sur la vitesse d’ajustement a l’équilibre 
on peut estimer un Modele a Correction d’Erreur. 

Engle, R.F, Yoo B.S., 1987, « Forecasting and Testing in cointegrated systems », Journal 
of Econometrics, 35, 143-159. 

Phillips PCB, Ourialis S., 1990, « Asymptotic Properties of residual based tests for cointe- 
gration », Econometrica, 58, 165-193. 

Le vecteur de cointégration estimé tend vers sa vraie valeur a un taux de convergence égal 

3 T le nombre d’observations, au lieu de la vitesse habituelle de Tes 
a 
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3.2 Modeles a Correction d’Erreur 

Afin de reproduire la dynamique d’ajustement vers l’équilibre de long terme 
on peut utiliser un MCE. Supposons que les séries intégrées d’ordre 1 y, et x4 sont 
cointégrées, le vecteur de cointégration étant donné par (1, —3) le MCE décrivant la 
relation entre les deux séries s’écrit 

| Ay: = yAr, — A (yi = Bars) + Ut (15.31) 

Ce modeéle décrit la variation de y% autour de sa tendance de long terme. 

6 est l’estimateur des MCO de la relation de long terme et le modéle est cohérent 
seulement si les variables sont cointégrées car dans ce cas les variables Ay;, Ax; et 

(ye 17 Bay 1) sont /(0) c’est-a-dire stationnaires. AY équilibre, le terme y— Ba est 

nul. Pendant les périodes de déséquilibre, il mesure la distance 4 laquelle le systéme 
s'est éloigné de l’équilibre a la période t. L’estimation avec la méthode des MCO 
du paramétre A (\ > 0) donne alors une indication sur la vitesse d’ajustement de 
Yt vers son niveau d’équilibre, c’est-a-dire comment la variable y varie lorsqu’il y a 
un déséquilibre. 

Ce modeéle peut étre généralisé pour capturer un processus dynamique plus 
complexe. En général on peut reformuler un MCE de la maniére suivante 

A(L) Ay, = B(L)Ax, — 2 (yi-1 = Bar.) + Ut (15.32) 

avec 

A(L) =1—o4L—...—apL? 
B(L) =o tULt+...+ pL? 
Ame iO ne Ors 

Enfin, seul le cas de deux variables a été présenté et on a supposé la variable 

x, exogene. La procédure de Engel et Granger s’applique également lorsque 2; est 
endogéne. Dans ce cas on estime avec la méthode des MCO la relation de long 
terme (y; = Gx; + €;) afin de tester si les séries sont cointégrées. Si les variables sont 

cointégrées on estime le VECM (modéle vectoriel 4 correction d’erreurs) suivant en 
appliquant les MCO équation par équation 

A;(L)Ay, = By (L)Aa: — 1 (yi-1 = Bar) + Ut 

Ao(L)Ax, = Bo(L)Ay — rz2 (ue = Bars) + U2¢t 

Pour terminer, lorsque le nombre de séries est supérieur a 2 il est possible 
d’obtenir des séries, intégrées d’ordre différents, cointégrées. Par exemple, soient la 

série y; I(1) et les séries x; et z I(2). Si les séries x; et z; sont cointégrées avec un 

vecteur de cointégration (1, —0) , c’est-a-dire si x, —0z; est I(1) alors, il peut exister 

un vecteur de cointégration tel que y, — 6 (x; — 6z,) est (0). De maniére générale, 
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soit N le nombre de séries, il peut exister N — 1 vecteurs de cointégration linéai- 
rement indépendants et donc N — 1 relations qui gouvernent |’évolution jointe des 

variables. Lorsque le nombre de variables devient supérieur a 2 l’approche de Engel 
et Granger devient insuffisante car elle ne considére qu’une relation de cointégra- 
tion. On utilise dans ce cas l’approche VAR développée par Johansen pour réaliser 
les tests de cointégration et construire un VECM a plusieurs équations. 

4. COINTEGRATION ET MCE: 
LU. APPROCHE DE JOHANSEN 

4.1. Modéles a Correction d’Erreur a plusieurs équations 
On considére un vecteur Z; composé de N variables potentiellement endoge- 

nes. Le modéle VAR (Vecteur Autorégressif) non contraint, incluant k décalages 
correspondant au vecteur Z;, s’écrit de la maniére suivante 

Age = Ant Zaen ss AR UTA es tee Ey ~S> N(0, ) 

(N,1) (N,N) (N,1) (N,N) (N,1) (N,1) (15.33) 

Les modéles VAR permettent d’estimer des relations dynamiques entre des 

variables endogénes sans imposer a priori des restrictions sur les paramétres. Le 

systéme est sous une forme réduite : chaque variable contenue dans le vecteur Z; est 
régressé en fonction des variables décalées composant le vecteur Z;. Il peut etre 
estimé avec la méthode des MCO car les variables explicatives sont prédéterminées. 

Exemple d’un modele VAR compose de 3 variables : 214, Zaz et z3¢ avec k = 2 

Zit = A11 214-1 + A12Z2¢~-1 + 0132341 + A142Z14-2 + G15Z24-2 + A162%34-2 + E1t 

Zot = G21214-1 + G22Z24-1 + G232%3t-1 + A2421t-2 + A25Z2t—2 + A2623t-2 + Eat 

Z3t = 43121t-1 + 432Z2t-1 1 3323-1 + G3421t-2 + A35Z2t-2 + A36Zg¢-2 1 E3t 

Zit Qi1 412 33 Qi4 Q15 416 

Zax | eA =e(505) B0e7 agg ywAg — aed y Gopi as6s|6 
23t Q31 432 433 Q34 435 436 

Elt 

oy == i) Ex 

E3t 

L’équation (15.33) peut étre reformulée en un VECM !! : 

ZL | 

AZ, =1,;AZ-1+...4+ Pp 4ee 1) +041 +e (15.34) 

‘1 On peut étendre le VECM de maniére a inclure une constante et un trend dans le modeéle. 
s 
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k 

avec [; = ; = Aj.4 =1),...,4—1 et T= Ayton +Ag—J. 

j=i+1 

Ce systéme donne des informations sur les ajustements de court terme et de 
long terme des variables du modéle, contenues respectivement dans les matrices T; 
et II. 

En ce qui concerne la relation de long terme, on factorise la matrice II en 

II = a@ avec a la vitesse d’ajustement et G une matrice de coefficients de long 

terme telle que 3 Z;,_; donne au plus N — 1 relations de cointégration assurant la 
convergence a long terme de Z; vers son équilibre. Si Z est un vecteur composé de 
variables J(1) alors les variables AZ;_; sont I(0) et €; est un bruit blanc et donc 
I(O) si I1Z;_, est également J(0). Le probléme consiste donc Aa tester si II est de 
rang r avec 0 <r < N —1, c’est-a-dire s’il existe r vecteurs de cointégration!?. 

Pour simplifier on suppose que Z; est un vecteur composé de variables J(1). 

La méthode de Johansen consiste a estimer, dans un premier temps, avec la méthode 
des MCO les deux relations suivantes 

AZ; = Ne aie eee = Pr-1A2Z4—(K-1) ai Uot 

Beige DANA tw eet AZ (yt) a One 

avec P; et T; les matrices de coefficients, Up et Uz les aléas. On note Ro et Rx les 
vecteurs de résidus MCO 

AZ, = PAG = aN P,-TAZ;_4-1) — Rot 

VL aces (LCA PAE A il WW AWA ey FOR eal ce 

Dans un second temps, l’estimateur du maximum de vraisemblance de ( est 

donné par les vecteurs propres associés aux r plus grandes valeurs propres de 

|ASkk ~ SkoSoo Sox| = 0 (15.35) 

avec 
if ig 

Gaps Ds Rudig, CbS0n STS RoR, 
(ill I=t 

Soient i ae eee An N valeurs propres et V= (U1, V2, ....,Un) les vec- 

teurs propres correspondants, les r premiers éléments de V déterminent des combi- 

naisons linéaires de relations stationnaires. La matrice des vecteurs de cointégration 

GB est donnée par 

[ am (U1, Va, Bae) 

Si II est de plein rang alors les variables incluent dans le vecteur Z; sont [(0) dans ce cas 
il n’y a pas de probléme de Spurious Régression et on peut estimer le systeme VAR en 
niveau. i Vopposé si le rang de II est égal a 0 il n’existe pas de relation de cointégration 
autrement dit il n’existe pas de combinaison linéaire des variables z;; [(0). On estime dans 
ce cas le modéle VAR en différence premiére éliminant ainsi la relation de long terme. 
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On obtient ainsi r relations de cointégration données par 6,2 (Gras Line) sees 
relations sont des combinaisons linéaires des variables [(1) composant le vecteur Z; 
et doivent étre [(0) pour étre fortement corrélées avec les éléments stationnaires de 
AZ; présents dans l’équation (15.34). 

L’amplitude des valeurs propres donne une indication sur le degré de cette 
corrélation et sert de base pour les tests de cointégration. 

4.2 Tests de cointégration : test de la trace et test de la valeur 
propre maximale 

Dans la relation (15.34) le vecteur I[Z,;_; contient les relations de cointé- 

gration, il doit étre stationnaire afin que <; soit /(0). I = ap" ) a dans ce cas un 

rang réduit, il existe r (< N — 1) colonnes linéairement indépendantes dans II, c’est- 
a-dire que r vecteurs de cointégration sont présents dans 3. L’estimation de (@ selon 

la procédure de Johansen permet de calculer les différents vecteurs de cointégration 

0,Z (i = 1,...,r). Chaque v; est associé 4 une valeur propre i qui indique le degré 

de corrélation entre 3,Z et la partie stationnaire du modéle (15.34). Les N —r 
pal) . . . . . 

vecteurs U;Z (i =r-+1,...,N) restant donnent les combinaisons non stationnaires 

qui théoriquement sont non corrélées aux variables stationnaires AZ; de |’équation 

(15.34). Par conséquent, pour les vecteurs propres correspondant a la partie non 

stationnaire du modéle on a A; = 0,2 =r+1.,..., N. 

Pour tester lhypothese nulle qu’il y a au plus r vecteurs de cointégration et 
donc N — r racines unitaires on teste lhypothese suivante 

Agen =a = 7s LAN. 

sous l’hypothese Ho seules les r premieres valeurs propres sont non nulles. 

4.2.1 Test de la Trace 

On calcule la statistique de la Trace comme la statistique du ratio de vrai- 

semblance. Soit LogL* la valeur du logarithme de la fonction de vraisemblance sous 
Hp et LogL la valeur du logarithme de la fonction de vraisemblance du modeéle sans 
les contraintes 

N 

Atrace = —2 (LogL* = LogL) == i log(1 = xe 

t=r+1 

r= ON = 2N (15.36) 
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Le test de la trace teste ’hypothése nulle que r = q (q = 1,..., N — 1) contre 
Valternative r= N. 

4.2.2 Test de la valeur propre maximale 
Un autre test permettant de tester les r plus grandes valeurs propres est 

donné par la statistique Amax 

Nese = =T Log (1 ad Xr) 

r=0,1,..N—2,N-1 (15.37) 

avec cette statistique on teste lhypothése nulle r = 0 contre ’hypothése r = 1, puis 
ee CORLRE 2 er. 

Les lois des deux tests ont été tabulées dans Johansen(1988)!°. Lorsque les 
deux tests donnent des conclusions différentes, on retient en général les résultats du 

test de la Trace dont la puissance est plus élevée que celle du test de la valeur propre 
maximale. 

4.3 Test d’exogénéité faible 
Toutes les variables composant le vecteur Z;, ont été considérées endogénes. 

Afin de vérifier cette hypothése on peut appliquer un test d’exogénéité faible. 

On considére le VECM suivant dans lequel il existe deux relations de cointé- 
gration et k = 2 

Ayit Ayit-1 

Agyoe | = 01 | Agoper | + 

Ayst Ay3t—1 

Onn O93 Ute 
B11 Bor Par : 

e 29 & Cee Yor—1 | + 

31 32 Ust=t 

(15.38) 

Q41, @21, 3; donnent respectivement la vitesse a laquelle Ay;;, Ay2:, Ay3z s’ajustent 
lorsque la relation de cointégration est donnée par (31141 + G21y2 + 31y3. De méme 

Q42, 22,32 donnent respectivement la vitesse a laquelle Ay;,, Ay2:, Ay3: s’ajustent 
lorsque la relation de cointégration est donnée par (Ji2y1 + P2242 + Bs2y3. 

Si a3, = a32 = 0 alors la relation de cointégration n’intervient pas dans la 

troisiéme équation du VECM et on peut, dans ce cas, considérer que la variable ys: 
est faiblement exogéne et estimer une version partielle du VECM initial 

Johansen S., 1988, « Statistical Analysis of Cointegration Vectors », Journal of Economic 
Dynamics and Control, 12, 231-254. 
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Ayit-1 A ~ 

te) So Que; lt (Sin-') + 

Ayst—1 

Guin Csi Yit-1 
(se is Pir Par Bar fia pia 
0 0 Bie Bog B32 a 

UB il 

(15.39) 

Pour tester l’exogonéité faible il faut tester hypothése Ho : a;; = 0 pour 
j =1,..,7r, c’est-a-dire il faut tester si la ligne 7 contient des éléments nuls. Ce test 
est réalisé en imposant des contraintes sur les lignes de a afin d’appliquer le test du 
ratio de vraisemblance. La statistique LDR est dans ce cas donnée par 

aR 
LR = —2(LogL* — LogL)=TY log 

Gea | (15.40) 

avec os les r — 1 valeurs propres obtenues lorsque le modeéle est contraint. Cette 

statistique est distribuée selon un x? (r(N — m)) avec (N — m) le nombre de lignes 
avec des contraintes. 

4.4 Test d’hypothése sur les relations de cointégration 
Les tests de cointégration de Johansen indiquent le nombre de vecteurs de 

cointégration. Les estimations données par une colonne particuliére de 3 ne sont pas 

unique nécessairement. Il est nécessaire d’imposer des restrictions motivées par des 
arguments économiques afin d’obtenir des informations sur la relation économique 
de long terme. Par exemple une contrainte du type (1; = —2; peut permettre 
d’identifier les colonnes de (. Le probleme consiste alors a réaliser des tests de 
contraintes basés sur la statistique LR afin d’identifier (. 
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1. INTRODUCTION 

Le paradigme de référence en finance est celui des marchés efficients (Fama 
(1970, 1991))'. Tl nous enseigne que les prix d’équilibre sur les marchés financiers 
intégrent l'ensemble de l'information pertinente disponible. Cela signifie en particu- 
lier que Vanticipation d’un événement futur entraine des variations de prix d’actifs 
au moment ot l’anticipation est formulée, et non pas a l’instant ot se réalise cet 
événement. I] est donc impossible de prévoir l’évolution future des prix d’actifs 

puisqu ils dépendent par hypothése d’événements totalement inconnus au moment 
de la prévision. Dans ce contexte, les prix d’actifs sont supposés suivre une marche 
aléatoire, c’est-a-dire un processus stochastique pour lequel l’espérance mathémati- 

que du prix futur, c’est-a-dire sa meilleure prévision, est simplement le prix constaté 
a la période courante. 

Les tests empiriques montrent en général que c’est le marché des changes qui 
correspond le plus aux critéres de l’efficience. Les travaux de Meese et Rogoff (1983)? 

sont a ce titre restés célebres dans la littérature. Ils montrent en effet que pour des 
horizons de prévision courts, jusqu’a 6 mois, de purs modeéles de séries temporelles, 
tels que des marches aléatoires, fournissent de meilleures prévisions que des modéles 
dits fondamentaux intégrant les principales variables explicatives proposées par la 
théorie économique des taux de change. 

Si ces résultats empiriques n’ont pu etic pleinement transposés aux cas des 
marchés obligataires et boursiers, ils ont néanmoins marqué de maniére significative 
Vorientation générale des travaux de modeélisation et de prévision sur les marchés 
financiers. Trés souvent les recherches économétriques renoncent a la construction 

de modeéles de prévision capables de reproduire de maniére tres précise la dynami- 
que des prix d’actifs. Elles se concentrent plutot sur Videntification de relations 
d’équilibre ou de long terme entre les prix d’actifs et leurs déterminants fondamen- 
taux, de maniére a pouvoir détecter des déséquilibres notoires ou des anomalies dans 
la formation de ces variables. On passe en quelque sorte d’une logique de prévision 

a une logique de valorisation des marchés. Du point de vue pratique qui est celui 
des gestionnaires de portefeuilles, la question centrale n’est plus alors de savoir si 
le marché va baisser ou monter mais s’il est éloigné de son équilibre fondamental, 
c’est-a-dire significativement sous-évalué ou surévalué. Dans ce cas, la nécessité d’un 
ajustement ou d’un retour a |’équilibre réhabilite l’exercice de la prévision et les deux 
logiques, de prévision et de valorisation, tendent a se confondre. 

Cette réorientation des travaux d’économétrie financiére au profit d’une logi- 
que de valorisation a trouvé avec l’économétrie des séries non stationnaires un cadre 

formel particuliérement adapté. En effet 

(i) Les tests de stationnarité (Dickey-Fuller, Phillips-Perron) des séries sont 

des tests de détection de racines unitaires caractéristiques des processus 

de marche aléatoire. 

Fama E., 1970,« Efficient capital markets : a review of theory and empirical work », Journal 

of Finance, 25. Fama E., 1991, « Efficient capital markets II », Journal of Finance, 46. 

Meese R., Rogoff K., 1983, « Empirical exchange rate models in the seventies : do they fit 
out of sample? », Journal of International Economics, 141, 3-24. 
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(ii) La théorie de la cointégration (Engle-Granger (1987)) fournit une in- 
terprétation statistique aux notions courantes en économie de relations 
d’équilibre ou de long-terme entre variables. Elle est donc adaptée a la 

définition de prix fondamental sur des actifs financiers. 

(iii) Enfin les modeéles a correction d’erreur proposent avec la notion de force 

de rappel une représentation simple de larticulation entre la dynamique 

de court terme des séries (portant sur les variations) et leur équilibre de 

long terme (portant sur les niveaux). Ils permettent ainsi d’appréhender 

les mécanismes de déviation temporaire entre le prix observé et le prix 
fondamental. 

Ce chapitre propose de combiner la théorie financiére de base et |’économétrie 
des séries non stationnaires pour construire un indicateur de valorisation des marchés 
boursiers. La section 2 propose de retrouver dans un contexte d’équilibre par arbi- 

trage la formulation traditionnelle de Gordon-Shapiro donnant le prix fondamental 
des actifs boursiers. La section 3 présente les principes d’exploitation économétri- 
que de ce modele dans le but de construire l’indicateur de valorisation. Elle propose 
ensuite une application au cas des marchés américain et francais. Les résultats 
d’estimation sont commentés a la section 4. 

2. THEORIE FINANCIERE ET PRIX D’EQUILIBRE 
DES ACTIONS 

Le modéle de Gordon-Shapiro (1956)? constitue une exploitation particuliére 
de la définition de la valeur théorique d’un actif financier comme la somme actualisée 

des revenus futurs qui lui sont associés. Cette approche s’applique aussi bien aux 
obligations distribuant des revenus fixes (les coupons) qu’aux actions distribuant 
des revenus variables et aléatoires (les dividendes). I] convient toutefois dans le cas 
des actifs boursiers de majorer le taux d’actualisation des dividendes pour prendre 
en compte le caractére aléatoire de ces revenus. C’est ce que Gordon et Shapiro 
appellent le taux de rendement requis par les actionnaires. * 

2.1. Recherche d’un prix d’équilibre a partir d’une relation 
d‘arbitrage 

La théorie financiére contemporaine* permet de justifier ce type de relation 

d’équilibre par actualisation sur la base d’un comportement d’arbitrage des investis- 

seurs entre placements risqués et placements non risqués. On parle alors d’équilibre 
par arbitrage. 

Gordon M., Shapiro E., 1956, « Capital equipement analysis : the required rate of profit », 

Management Science, 31, 102-110. 

Voir par exemple Cuthbertson K., 2000, Economie financiére quantitative, De Boeck Uni- 
versité. 

a 
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Le rendement d’une action entre deux dates t et t + 1 s’écrit 

© (eee Seco Os 

P 
(16.1) 

ou P; désigne le prix ou cours de l’action et D; le dividende éventuellement versé 

a l’actionnaire au cours de la période. Ce rendement est aléatoire car P41 le prix 

de fin de période est par définition inconnu en début de période, tout comme le 
dividende. 

On suppose que les investisseurs présents sur le marché vont procéder a des 

operations d’arbitrage entre ce placement boursier risqué et un placement sans risque 
de taux de rendement r;. Ces opérations s’effectuent tant que n’est pas réalisée la 

condition d’équilibre ou d’absence d’opportunité d’arbitrage (AOA) entre les deux 
stratégies de placement. Cette condition s’écrit 

Et (pt) = + Tt (16.2) 

ou E;(.) est lopérateur d’espérance mathématique et 7; désigne la prime de risque 

ou surcroit de rémunération demandée par les investisseurs sur le placement risqué. 
En développant F;(p;) la condition d’équilibre devient 

Ex (Pr4i) + Dt 
1+ Tt Simi 

P, = (16.3) 

Le prix d’équilibre de l’action dépend ainsi du prix futur anticipé. I] y a la 
une lecture possible des phénomenes de bulle financiére dans lesquels la hausse du 

prix des titres s’explique plus par des anticipations de hausses futures que par des 

variations de leur valeur fondamentale (les dividendes). 

En remplacant P;,; par sa valeur théorique au sens de (16.3), ce qui revient 
a faire une hypothése d’anticipations rationnelles sur le prix futur, on obtient par 

itérations successives (en supposant que r; et 7m; sont anticipés comme constants 

pour le futur (Tei =Tt, Tei = Tt)). 

Di FE, (D141) Ei (Pi+;) Pe aS oe 
' (L4+ret+m) © (L+re+ 7)? (L+r_ +m)" 

(16.4) 

Soit pour une suite infinie d’itérations, ce qui revient implicitement a sup- 

poser un horizon de réflexion également infini pour les investisseurs 

BS Ey(Pr+i 
7 oo i—voo (1 +74 + 7)? 

En supposant que la condition dite de transversalité ou d’absence de solution 

de bulle 
i Ey (Pr+i) 
im ~~ = 0) 

i—oo(l+ry+ T™*)* 
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est vérifiée, on obtient la relation définissant le cours fondamental de l’action ou de 

Vindice boursier. Il apparait simplement comme la valeur actualisée des dividendes 
futurs anticipés. 

= Ex(De43) P,= 3 

Il, faut noter toutefois la présence de la prime de risque dans le facteur 

d’actualisation (1+7r;+7;)'. Elle découle directement de la condition (16.2) d’absence 
d’opportunité d’arbitrage. 

Si ’on suppose en outre comme Gordon et Shapiro que les dividendes crois- 
sent a un taux moyen constant g;, |’écriture du prix fondamental devient 

me s Di + ge)" (16.6) 

ce qui donne sous l’hypothése g¢ < Tr; + 7% 

D 
|e pc ara (16.7) 

(re + 1 — 92) 

Les dividendes constituent la fraction des bénéfices distribués aux action- 
naires. En notant k le taux de distribution des bénéfices (£;), le prix fondamental 
s’exprime de la maniére suivante 

kE 
re wien eter wae (16.8) 

(e+ Ft — G2) 

On pose en outre k = 1, hypotheése qui traduit la fait qu’a long terme tous 

les bénéfices sont versés aux actionnaires. On obtient sur cette base deux relations 
d’équilibre couramment utilisées par les praticiens pour juger de la valorisation des 
marchés actions : 

IE 1 
= (16.9) 

Ey (75 p= gs) 

ou encore rp 

Fanta (16.10) 

La premiére relation (16.9) définit la valeur d’équilibre du Price Earning 
Ratio (noté P£) encore appelé le multiple de capitalisation de l’action ou de l’indice 

boursier. En négligeant le terme 7,—g;, le PE apparait donc comme étant homogéne 
avec l’inverse des taux d’intérét. Un multiple de capitalisation de 25 pour un indice 

boursier sera ainsi cohérent ou a l’équilibre vis-a-vis d’un taux d’intérét de 1/25 = 

A%, 
* 
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La seconde relation (16.10) définit plus simplement la valeur d’équilibre de 
Vinverse du PE comme la somme du taux d’intérét et de l’écart entre la prime de 

some Et 
risque et le taux de croissance (de long terme) des bénéfices. Pp est appelé le Earning 

re 5. 5 . t 

Yield ou taux de rendement de l’indice boursier. C’est un taux de rendement attendu 

qui mesure le gain potentiel des actionnaires si la totalité des bénéfices courants® des 
entreprises leur était distribuée. I] peut étre qualifié de taux de rendement instantané 

si on l’oppose a a + gz qui le corrige de l’évolution de long terme des bénéfices. 
t 

2.2 Une premiére approche de la valorisation 
L*utilisation de ces deux relations comme instrument de valorisation des 

marchés est délicate dans la mesure ot elles mettent en jeu deux grandeurs, 7; et g, 
qui ne sont pas directement observables. On est de fait conduit a fixer arbitrairement 

un de ces parametres pour calculer sur la base des données observées (PE ou EP, 
r) la valeur implicite de autre paramétre. 

En fixant g; a un niveau raisonnable, on obtient a partir de (16.10) la prime 
de risque implicite du marché a la date t 

E 
i= (F 4: a Fs (16.11) 

P, vf. 

Elle apparait ici comme l’exces de rendement anticipé a long terme du pla- 
cement boursier par rapport au taux sans risque. Cette prime de risque peut étre 

ensuite comparée a sa moyenne historique pour juger de la juste évaluation du mar- 
ché. Comme le calcul des primes historiques doit étre réalisé sur la base d’une 

valeur constante pour g;, il est envisageable comme le font parfois les praticiens de 
raisonner sur une valeur nulle de g;.,Une prime de risque supérieure (respectivement 

inférieure) 4 sa moyenne pourra traduire alors un rendement trop élevé (respective- 
ment faible) pour le marché boursier et donc une sous-évaluation (respectivement 
surévaluation). 

Alternativement, en fixant 7 4 un niveau raisonnable (5 % par exemple), on 
obtient l’anticipation implicite du marché a la date t sur la croissance de long terme 

des bénéfices 

Ey a bate 16.12 ge = Te +7 P, ( ) 

Cette valeur calculée pour g; doit étre comparée a une valeur raisonnable ou 

encore soutenable par les entreprises. Si l’analyse porte sur une action particuliere 

ou un indice boursier sectoriel, cette croissance soutenable a long terme peut étre 
définie par référence 4 la croissance passée des bénéfices ou de maniere ad hoc selon 
un jugement d’expert sur les perspectives de l’entreprise ou du secteur industriel. 

Trés souvent les praticiens raisonnent a partir de Price Earning ou d’Earning Yield nor- 
malisés, c’est-a-dire incorporant non pas les bénéfices courants des entreprises mais des 
consensus de prévisions d’analystes financiers pour les 12 ou 24 mois a venir. 
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En revanche, si l’évaluation porte sur un indice boursier global, la croissance 
de long terme des bénéfices est indissociable du partage de la valeur ajoutée a |’échelle 
macroéconomique. La croissance des bénéfices peut étre temporairement supérieure 
a la croissance économique en valeur en cas de déformation du partage de la valeur 

ajoutée en faveur des profits. A long terme toutefois, ces deux taux de croissance 
doivent etre identiques. Il est donc possible de juger de la valorisation du marché en 
comparant la valeur calculée pour g; 4 sa moyenne historique, qui sur longue période 
ne doit pas étre différente de la croissance économique en valeur. 

Comme précédemment avec la prime de risque, la validité de la démar- 
che repose sur l’hypothése de fixité de la croissance économique de long terme. 
Celle-ci peut étre remise en cause par une élévation de la croissance potentielle de 

l'économie. 

3. LA CONSTRUCTION D’‘UN INDICATEUR 
DE VALORISATION 

3.1. Principes 
Les deux indicateurs de valorisation précédents présentent finalement plu- 

sieurs limites qui peuvent étre regroupées autour de trois arguments. 

(i) Ils apparaissent comme les variables inobservables d’une relation d’équi- 
libre entre la valeur boursiére des titres, les bénéfices des sociétés et les 

taux d’intérét. I] faut ainsi faire une hypothése sur l’une de ces varia- 
bles pour lever le degré de liberté de la relation et définir l’indicateur de 
valorisation. 

(ii) Le jugement de surévaluation ou de sous-évaluation du marché selon la 
position de l’indicateur par rapport a sa moyenne historique repose sur 

Vhypothése que cette moyenne historique est un bon estiimateur de sa 
moyenne théorique, c’est-a-dire de son espérance mathématique. On fait 

donc une hypothése de fixité de la moyenne de l’indicateur qui exclut 
une possible non stationnarité de la variable. Les tests statistiques mon- 

trent au contraire que les primes de risque calculées a partir de la rela- 
tion d’équilibre sont non stationnaires et précisément intégrées d’ordre 1 
(I(1)). Cette variable de prime de risque posséde donc une racine unitaire 

et doit etre différenciée pour étre stationnarisée. Cela signifie en d’autres 
termes que la relation (16.10) ne peut étre considérée comme une rela- 

tion de cointégration, c’est-a-dire comme un équilibre ne pouvant étre 
durablement déformé. 

(ii1) On a supposé par souci de simplification que le taux d’intéret sans risque 

était constant dans le temps. Les calculs développés a partir de (16.3) 
peuvent toutefois étre généralisés au cas ot le taux d’intérét est au con- 
traire variable. Il est préférable dans ce cas, du fait de la linéarité de 
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Vopérateur espérance, de supposer un taux d’intérét variable mais déter- 

ministe. Les facteurs d’actualisation se présentent alors comme les pro- 
duits du taux d’intérét courant et des taux courts futurs®, c’est-a-dire 

finalement comme des taux d’intérét A long terme. En d’autres termes 
la vraie relation d’équilibre porte sur le prix, les bénéfices courants et 
lensemble des taux de rendement constituant la structure par terme des 

taux dintéret. L’appreche précédente n’est donc acceptable que dans le 
cas dune structure des taux plate, c’est-a-dire dans le cas d’un taux 
d’intéret unique quelque soit la maturité des titres. 

On propose maintenant de construire un nouvel indicateur de valorisation, 

en restant dans le meme cadre théorique mais en transformant la relation (16.10) en 
modele économétrique. Cet indicateur devra s’affranchir des limites précédentes et 
répondre a plusieurs exigences garantissant a priori sa fiabilité. Sa construction est 
décomposable en trois étapes. 

3.1.1 Identification d’une relation de cointégration 
entre Earning Yield et taux d’intérét 
Sur la base de la relation (16.10), on pose le modeéle linéraire suivant ou (4): 

est expliqué par une constante et deux taux d’intérét de maturités différentes : un 
taux court rf et un taux long hs 

(E7/P), =a+ Bret ri + CLGELS)) 

La différence avec le modéle théorique réside dans la présence des deux taux 
d’intérét affectés des coefficients G et y. La constante a peut étre interprétée comme 
la moyenne de la variable 7 — g. 

Les trois variables étant, selon la plupart des études empiriques, non sta- 
tionnaires de type J(1), l’estimation du modeéle (16.13) par les MCO ne fournit 
des estimateurs convergents des paramétres que si ce modele décrit une relation de 

cointégration. Le test de cointégration consiste a tester la stationnarité des résidus 
u, du modéle estimé par les MCO. 

On pratique donc un test ADF sur ces résidus en estimant le modeéle suivant 
par les MCO k 

AGs = Yr_1 + YO Aty-4 + (16.14) 
v1 

On obtient précisément pour le facteur d’actualisation de la période 7 (en négligeant la 
k 

prime de risque) : [[a +Tiip) ol rf,, désigne le taux de maturité une période anticipé 

i=0 
pour la période t+ k. La théorie des anticipations de la structure par terme des taux 
d’intérét (voir par exemple Shiller (1990)) montre, de nouveau par une logique d’absence 
d’opportunité d’arbitrage, mais cette fois sur les marchés monétaire et obligataire, que ces 
produits de taux courts futurs anticipés ne sont rien d’autre que les taux d’intérét a long 

k 

terme. On a ainsi pour le taux de maturité k périodes la relation : (1 Ape) = [[a + rfsi), 
i=0 

k 

ce qui donne en passant par les log: ree tne Teri 

i=0 
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ou l’on teste 

ieee y=) 

Ay, : y¥<0 

On souhaite clairement ici rejeter ’hypothése nulle et conclure H, qui garan- 
tit la stationnarité de u,. Celle-ci traduit l’existence d’une relation de cointégration 
entre le Earning Yield et les taux d’intérét, c’est-a-dire l’existence d’un équilibre qui 
ne peut étre durablement déformé. 

3.1.2 Retour a l’équilibre 

Mécanismes de retour 4 |’équilibre q 

Le théorie financiére présentée dans ce chapitre nous incite a considérer les 
variables de taux d’intérét présentes dans (16.13) comme exogénes et a pratiquer 
une lecture causale de la relation de cointégration en considérant qu’elle fournit bien 
une estimation du niveau de long terme (fondamental) du Earning Yield. Soit 

(z/P) = A+ Bro + Fr! (16.15) 
iG 

La théorie économique des taux d’intérét nous conforte dans cette position. 
Le taux d’intérét a court terme en tant qu’instrument de politique monétaire dépend 

principalement de |’évolution de l’inflation par rapport a lobjectif d’inflation fixé par 
les autorités monétaires. Les taux d’intérét a long terme résultent de l’équilibre du 
marché obligataire et s’interpretent selon la théorie des anticipations de la structure 
par terme des taux d’intéréet comme une moyenne pondérée du taux court et des 
taux courts futurs anticipés (Shiller (1990))’. 

Cette hypothése d’exogénéité des taux d’intérét peut etre testée en appli- 
quant le théoréme de la représentation de Granger. Si les taux d’intérét sont exogé- 
nes, le modeéle a correction d’erreur associé a la relation de cointégration concernera 
uniquement la dynamique de court terme de (£/P);. Une spécification simple du 
MCE est donnée par exemple par ‘te 

A(E/P). == 0%] > Bi Ar? == Ar! a AyUt—1 =F ene (16.16) 

En revanche, si les taux d’intérét ne sont pas véritablement exogénes ils 
peuvent participer au mécanisme de correction d’erreur ou de retour a |’équilibre 
de long terme. Deux autres MCE pourront étre également associés a la relation de 
cointégration. Soient par exemple 

Are = a2 + BoA(E/P); + yoAr! + Actes + €2 (16.17) 

Ar = 03 + P3A(E/P): + y3Ar§ + Astix—1 + €31 (16.18) 

Shiller R., 1990, « The term structure of interest rates », Handbook of Monetary Economics, 
Volume 1, Friedman B.M. et Hahn F.M. 

* 
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On doit donc estimer les trois MCE précédents et s’assurer que seul A, est 
significatif. Dans ce cas les taux d’intérét sont bien exogénes et le retour a l’équilibre 
de long terme se fait uniquement par des variations du Earning Yield, c’est-a-dire 
in fine par des variations de l’indice boursier. 

Délai moyen de retour a |’équilibre 

Pour que le diagnostic sur la valorisation puisse s’inscrire dans une logique 
de prévision, il faut que les délais de retour a l’équilibre de long terme ne soient pas 

trop élevés. Le modele a correction d’erreur permet de calculer le délai moyen de 
retour a l’équilibre. Le MCE s’écrit aussi 

(E/P),—(E/P)t-1 = ayt+BAre+nAri—r, (EP) _ (z7P),_.)| (16.19) 

soit encore en utilisant les polynomes de retard 

(B/P), = Ba (L) + 3 (L) Arf +®, (L)Arf+)(L)(E/P) (16.20) 
avec Q4 

#2(P)= eas ce 
oe 

Oe oka 
a 71 

Pore [1 -—(1-A1) L 

et eae 
if 

sags Lian TESTRIEO CA 

Le délai moyen de retour a l’équilibre est donné par 

oA) 
®) (1) 

d 

ce qui donne d = 1/),. Notons bien que, c’est parce que la dynamique du MCE est 
ici trés simple, que le délai moyen de retour a l’équilibre est directement donné par 

Vinverse de la force de rappel. 

3.1.3 Indicateur de valorisation, niveaux théoriques 
de I’indice et degré de surévaluation 
L’indicateur de valorisation est ensuite défini comme le résidu de la relation 

de cointégration rapporté a son écart type. On pose 

IV, = (16.21) 
Ou; 
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IV; > 0 (respectivement < 0) signifie que le Earning Yield du marché est supérieur 
(inférieur) 4 sa valeur d’équilibre donnée par le niveau des taux d’intérét. La valeur 
de l’indice boursier est donc trop faible compte tenu des bénéfices courants et des 

taux d’intérét. Le marché sera en conséquence jugé peu cher (cher) ou sous-évalué 
(surévalué). 

La division par l’écart type estimé des résidus permet de juger de la signi- 

ficativité de l’écart a l’équilibre. Si les résidus u,; 8ont normaux, JV; est distribué 

selon une loi de Student et sa distribution asymptotique sera une loi N(0,1). Dans 
ce cas, les intervalles de confiance 4 65 % et 95 % pour IV; sont [—1,1] et [—2,2]. La 
significativité de la déformation de la relation de long terme pourra étre jugée selon 
la position de lindicateur par rapport a ces bornes. 

Le modele de long terme fournit la valeur théorique du Earning Yield dont 

on tire simplement la valeur théorique de l’indice boursier 

Je E 
P, = : (16.22) 

(a + Bre 4. “rt ) 

En modulant la valeur théorique de (£/P); d’un écart type, on obtient une 

borne inférieure et une borne supérieure pour P;. Soient 

a E 
pint — —— (16.23) 

(a+ Bre + Frl) + Ga, 

x E 
PrP = : (16.24) 

(4+ Bre +Frt) — Ga, 

Enfin le degré de surévaluation (positif ou négatif) du marché est donné par 
Vécart relatif entre le prix observé et le prix fondamental. Soit 

P,-P 
C00 ~ (16.25) 

t 

3.2 Application sur les marchés boursiers américain 
et francais 

3.2.1 Données et profil des séries 
La question centrale concerne ici le choix d’un indice boursier représentatif. 

Pour conférer a ces évaluations une réelle dimension macroéconomique, il est sou- 

haitable de retenir des indices larges intégrant un grand nombre de sociétés cotées. 
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Nous retenons pour les deux pays les indices « Total Market » construits et diffusés 

par le serveur Datastream. Ils ne couvrent pas de maniére exhaustive l’ensemble des 
sociétés cotées mais les 200 plus grosses capitalisations de la place. Les données sont 
rassemblées dans le fichier chapitre 15.xls. Elles concernent le Price Index, c’est-a- 
dire la valeur de l’indice boursier en points (PJ)® et le Price Earning ou multiple 
de capitalisation associé a lindice (PE). Les séries de taux d’intérét portent sur les 
taux a 3 mois (T31/) et a 10 ans (T10Y). Les taux courts sont les taux de rémuné- 
ration sur les dépots bancaires en eurodevises tandis que les taux longs désignent 
les taux de rendement actuariels des obligations d’état de référence (benchmark) a 
10 ans. Les séries sont sufixées par le code US pour les données américaines et par 
FR pour les données frangaises. Toutes les séries sont de fréquence mensuelle et 
construites a partir des valeurs de fin de mois des séries quotidiennes. Elles couvrent 

la période janvier 1980 - aout 2000 a l'exception de la série de taux longs frangais 
qui n’est disponible qu’a compter de 1985. 

La figure 16.1 ci-aprés présente pour le marché américain |’évolution depuis 
1980 des variables d’intérét du modele de valorisation: les deux taux d’intérét et 
Vinverse du Price Earning du marché, c’est-a-dire le Earning Yield. Ces trois varia- 
bles présentent des évolutions de long terme semblables qui semblent bien traduire 

Vexistence d’une relation d’équilibre ou de cointégration entre ces séries. La décrue 
tendancielle du Earning Yield traduit de maniére équivalente la progression du mul- 
tiple de capitalisation, c’est-a-dire une progression de l’indice boursier plus rapide 
que celle des bénéfices des sociétés. Elle révele donc un renchérissement continu du 
marché, qui pourrait étre assimilé 4 une anomalie ou une surévaluation s’il n’était 

pas associé a une décrue comparable des taux d’intéret. 

oot sl eo WY lil Uf) 

T10Y_US 

1980 1982 1984 1986 1988 1990 1992 1994 1996 1998 2000 

Figure 16.1 Earning Yield et taux d’intérét — Etats-Unis 

Rappelons enfin quelques phases marquantes de ces évolutions financiéres. 

Le début des années 1980 est marqué par la politique monétaire hyper restrictive de 

8 Noté P dans le modéle théorique. 
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la réserve fédérale et de son président Paul Volcker. I] s’agissait alors de lutter contre 
les conséquences inflationnistes du deuxiéme choc pétrolier. Les hausses brutales de 
taux courts a pres de 20 % ont entrainé une importante déconnexion entre les taux 

courts et les taux longs qui s’est traduite par une inversion temporaire de la structure 
par terme des taux d’intérét (taux longs inférieurs aux taux courts). 

Le krach d’octobre 1987 s’est produit dans un contexte de remontée des taux 
d’intéret amorcée un an plutot en 1986. Il s’est traduit par une remontée violente 

du rendement du marché (Earning Yield) laquelle apparait finalement comme une 
correction légitime aprés la hausse des taux. 

La période 1991-1993 est également significative du point de vue de l’évolu- 
tion des taux d’intérét. Elle fait suite 4 un mouvement de faillites bancaires dans 
le secteur des caisses d’épargne américaines. Les autorités monétaires ont alors ra- 
pidement et significativement baissé leur taux d’intervention pour faciliter acces 
des caisses d’épargne a une ressource bon marché. Ces baisses de taux courts ont 
manifestement été jugées comme temporaires par le marché obligataire qui n’a ré- 
percuté que partiellement la détente monétaire. C’est de nouveau une période de 

déconnexion importante des taux courts et des taux longs, mais cette fois dans 

un contexte différent de pentification de la courbe des taux. L’évolution du Earning 
Yield est a cette période intermédiaire entre celles des taux courts et des taux longs. 

3.2.2 Tests, estimations et construction de |’indicateur 

Probléme 16.1 
Tests de stationnarité 

1. Réaliser les tests de Dickey-Fuller Augmenté sur les variables d’intérét du 
modeéle de valorisation. On considére donc les variables T3M, T10Y et EY 

en niveau et en différence. 

Ces tests seront effectués selon deux étapes. Dans un premier temps, on 
sélectionne le nombre de retards adéquats pour pratiquer les tests ADF en 
utilisant la procédure lagselec.src disponible sur le site web (extrait du site 
http : www.estima.com). Cette procédure propose de déterminer l’ordre p du 
processus AR pouvant étre associé a chaque variable. Les critéres Utilisés sont : 

les critéres d’information usuels AJC et BIC, les tests d’autocorrélation de 

Ljung-Box et du multiplicateur de Lagrange et enfin un test de significativité 
du dernier retard (General to Simple). Concrétement, l’introduction de ces 
retards dans les tests a vocation a «blanchir» les résidus des régressions de 
maniére a accroitre la précision des estimateurs. 

Dans une seconde étape, les tests ADF seront pratiqués selon la stratégie de 

test séquentiel ot ’hypothese nulle de racine unitaire est successivement testée 
dans les modeéles (1), (2) et (3) suivants avec respectivement un trend et une 
constante, une constante mais pas de trend, et enfin ni trend ni constante (cf. 

chapitre 15, Econométrie des séries non stationnaires, p. 340). La procédure 
de test s’arréte dés qu’est rejetée l’hypothése nulle de racine unitaire. 

pl 

Modele 1 :«Aa, = w+ Gt+yar_1 + > Anes + €} (16.26) 

al 
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p—l 

Modele 2: Ag, = w+ yar-1 + Se Ages + €} (16.27) 

i=1 

p—l 

Modéle 3; Az, = yx:_1 + Se + &} (16.28) 

i=1 

On utilisera la procédure urauto.src qui reproduit exactement cette stratégie 
de test disponible sur le site web et extrait du site http : www.estima.com. 

2. Vérifier que les indices boursiers pris en logarithmes sont des processus inté- 
grés d’ordre [(1) avec dérive. 

Probléme 16.2 
Estimation de la relation de cointégration 

1. Estimer par les MCO la relation d’équilibre (16.13) du modeéle de valorisation 
et récupérer la série des résidus estimés. 

2.  Effectuer le test de stationnarité sur les résidus pour s’assurer que le modéle 
estimé constitue bien une relation de cointégration. 

3. Estimer par les MCO les trois modeéles a vorrection d’erreur qui peuvent étre 

associés a la relation de cointégration. Conclure sur les mécanismes de retour 
a l’équilibre en cas de déformation de la relation de long terme. 

Probleme 16.3 

Indicateur de valorisation, niveaux théoriques de l’indice et degré de 
surévaluation 

1. Définir V’indicateur de valorisation et représenter son évolution dans le temps 
encadrée des valeurs +1. Analyser graphiquement les propriétés dynamiques 

de Vindicateur. 

2. Sur la base de la série de Earning Yield théorique, définir le niveau théorique 

de lV’indice ainsi que l’intervalle de confiance obtenu en corrigeant les niveaux 

théoriques de +1 écart type. 

3. Définir et représenter graphiquement le degré de surévaluation de l’indice 

boursier. 

4, ELEMENTS DE CORRIGE 

Les éléments de correction proposés ci-aprés portent uniquement sur le mar- 

ché boursier américain. 
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Probleme 16.1 

Tests de stationnarité 

1. Le tableau 16.1 propose les retards p (ordre de lAR(p)) a introduire dans 
les tests ADF de stationnarité. Les critéres de sélection ne fournissent pas 

on le voit une réponse uniforme. I] y a la Villustration que les criteres AIC 
et « General to Simple » ont tendance a proposer un nombre de retards plus 
élevé. On choisit de retenir le critere BIC qui suggeére d’introduire 7 retards 
dans le test ADF sur T3M, et 1 seul retard pour les deux autres variables. 

Tableau 16.1 Détermination du nombre de décalages 

Criteres T3M TLOY EY 
al 

AIC 8 2 ] 

BIC 7 it 1 

Ljung-Box Test 8 2 tl 

Lagrange Multiplier Test 3 1 Il 

General to Simple f 1 6 

Le tableau 16.2 reproduit les résultats de la procédure urauto.src sur les trois 
variables. 

Tableau 16.2 Test ADF 

| Modéle 1 Modéle 2 Modéle 3 
a oi 

t Ho: y=6 ti Ho: y=B ly 
pew 0 =) Ho: y=0 = Hp: y=90 | Conclusion 

T3M — 1,27 1,48 — 1,69 1693 — 1,58 11) 

TILOY — 2,98 451 — 1,69 1,91 — 1,43 Iq) 

BY — 2,89 4,33 61 2,66 2 1(0) 
AT3M — 12,92 = = = 1(0) 
ATILOY — 10,55 - - =i (0) 

AEY — 10,89 = - - (0) 

Valeur Critiquea5% | —3,41 O25 — 2,86 4,59 — 1,95 

Ces résultats appelient plusieurs commentaires. 

Pour les 3 variables, le modele pertinent pour réaliser le test de racine unitaire 

est le modele 3, c’est-a-dire le modele sans trend ni constante. La séquence 
des décisions est la suivante. 

Sur la base du modeéle 1, on ne peut rejeter l’hypothése nulle de racine unitaire 
car t; > —3.41, ni ’hypothése jointe y = 6 = 0 car 3 < 6.25°. Sur la 

base du modele 2, on ne peut rejeter ’hypothese nulle de racine unitaire car 
t,, > —2.86, ni ’hypothése jointe y = uw = 0 car 0 < 4.59. 

° On rappelle que ces valeurs critiques fournies par le logiciel sont tirées de Fuller (1976, 
page 373) pour le t-test et de Dicker-Fuller (1981, pour le F-test). Les seuils des tests 
ADF correspondent aux seuils des tests DF pour T = co.. 
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Sur la base du modeéle 3, on ne peut rejeter lhypothése nulle de racine unitaire 
pour les deux taux d’intérét car t, > —1.95. En revanche pour la série EY, 

tp = —2.12 permet de rejeter ’hypothése de racine unitaire au seuil de 5 %, 
mais pas au seuil de 1 % (valeur critique : -2.58). 

On peut done conclure que les processus suivis par les deux taux d’intérét 

admettent une racine unitaire mais pas de dérive. Le résultat obtenu sur le 

Earning Yield est inconfortable. Il est fragile car il n’est pas significatif a 1%. 
Il s’oppose au résultat obtenu sur les taux d’intérét alors que les séries ont des 

profils d’évolution assez semblables. Enfin et surtout, il conduit A considérer 

la série de Earning Yield comme stationnaire autour d’une moyenne nulle, ce 

qui n'est pas acceptable économiquement. On adoptera donc ici une position 

prudente en choisissant de ne pas rejeter ’hypothése nulle de racine unitaire, 
cest-a-dire de non stationnarité. 

Il est donc nécessaire de réaliser les tests sur les séries de différence premiére 

afin de déterminer précisément lordre d’intégration des séries. On sait pour 
Vinstant qu’elles sont au moins intégrées d’ordre 1 (1(1)). La méme procédure 
est appliquée. On rejette alors sans ambiguité l’hypothése nulle de racine 
unitaire (t; < —3.41). Les séries de différence premiére sont stationnaires. II 

est done permis de conclure que les trois séries sont des processus (1) sans 
dérive, ce qui constitue concernant les taux d’intérét une confirmation d’un 

résultat largement répandu dans la littérature empirique. L’absence de dérive 
dans la dynamique des séries signifie que leur non stationnarité est simplement 

le fait d’une variance croissante avec le wimps. 

Deux remarques doivent étre faites sur ces résultats et la procédure urauto. 

Cette procédure de test, proposée par Dolado, Jenkinson et Sosvilla-Rivero 

(1990)'°, n’est véritablement 4 conseiller que lorsque le processus générateur 
des séries (Data genering process) est inconnu, c’est-a-dire lorsque l’économétre 
ne dispose pas de schéma théorique a priori pour interpréter l’évolution des 

variables. En pratique, le fait de ne pas écarter au départ l’hypothese d’un 

trend, c’est-a-dire d’une tendance déterministe, est surtout adapté au cas des 

séries macroéconomiques affichant une tendance positive sur longue période, 

révélatrice de la croissance des économies:c’est en premier lieu le cas des 

séries de PIB, de consommation, d’investissement... Les tests réalisés sur la 

base du modéle 1 permettent alors justement de savoir si cette tendance est de 
type déterministe (série TS, trend stationnary) ou au contraire stochastique, 
c’est-a-dire liée & la présence d’une racine unitaire et d’un terme de dérive 

(série DS, difference stationnary). 

La présence d’une tendance déterministe sur les trois variables d’intérét de 
notre modeéle est ici complétement exclue d’un point de vue économique, et ce 
en dépit de la tendance négative observée sur la période. Les seules positions 

tenables du point de vue de la théorie économique et de lévolution générale 
de ces séries sont les suivantes : soit les séries sont stationnaires autour d’une 
moyenne non nulle (la constante du modeéle 2); soit elles présentent une racine 
unitaire mais sans terme de dérive:l’espérance de la série est constante et 
donnée par la valeur initiale du processus, la racine unitaire n’a d’effet que 
sur la variance qui croit avec le temps. 

*0 Dolado J., Jenkinson T., Sosvilla-Rivero S., 1990 « Cointegration and Unit Roots », Journal 

of Economic Surveys, 4, 249-73. 
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Les modeéles 2 et 3 étaient donc a priori ici les plus adaptés pour pratiquer 
les tests de stationnarité. 

Notons enfin que le seuil global du test séquentiel est inconnu et supérieur 
au seuil du test de racine unitaire sur le modéle 3 car ce dernier constitue la 
derniére étape de plusieurs tests emboités. 

2. Lorsqu’on applique le test ADF sur la série d’indice de prix en logarithme, 
on constate que la série en niveau est intégrée d’ordre 1 et que la série en 

différence est stationnaire. 

Probleme 16.2 

Estimation de la relation de cointégration 

1. L’estimation de (16.13) sur la période 1980: 1 - 2000: 08 (T= 248) donne les 
résultats suivants 

(E/P), = —0.82 + 0.17 T3M, + 0.78 T10Y; 
(3/46) 5 asd) (14.58) 

R = 0.87,Ga, = 0.99, DW = 0.22, Q(36 — 0) = 630 

2. Le test ADF sur les résidus U; est réalisé aprés avoir déterminé selon la 

procédure laselec le nombre de retards a introduire dans le modele. Le critére 
BIC suggere p = 1. I peut etre directement réalisé a partir du modeéle 2 

(16.27) qui donne t, = —3.80. Les valeurs critiques a 5 % et 1% sont d’aprés 

la table de Phillips-Ouliaris (1990, page 190)!" -3.77 et -4.31 (régression de 
type (b) avec constante et deux régresseurs (N = 2)!*. Les résidus sont 
donc stationnaires. La relation estimée est bien une relation de cointégration 
s’interprétant comme un équilibre qui ne peut étre durablement déformé. Elle 

permet ainsi de définir 4 chaque période compte tenu des taux d’intérét un 
niveau fondamental de Earning Yield pour le marché boursier. 

Les statistiques de Durbin-Watson (DW < 2) et de Ljung-Box (P-value < 
0.05) révélent une autocorrélation des résidus qui doit étre positive étant 

donnée la faible valeur de DW. Cette autocorrélation positive est plutdt 

naturelle. Elle traduit l’ajustement progressif de la variable d’Karning Yield 
et donc du niveau de la bourse vers leur valeur d’équilibre. 

I] faut noter ici une plus grande sensibilité du Earning Yield au taux d’intérét 

a 10 ans et une sensibilité globale aux taux qui est proche de 1 (0.95 = 

0.17 + 0.78) conformément a la relation d’équilibre du modéle théorique. La 
constante de la régression peut s’interpréter comme l’excés (en moyenne) de 
la prime de risque sur la croissance de long terme des bénéfices des sociétés. 

Rappelons enfin que si les estimateurs des trois parametres sont ici supercon- 

vergents du fait de la propriété de cointégration, l’inférence statistique usuelle 
et en particulier les tests de significativé de Student ne sont pas praticables. 
Les lois suivies par les t-stat ne sont pas standard. 

‘Phillips PCB, Ouliaris S., Asymptotic Properties of residual based tests for cointegration, 
Econometrica, 1990, 58, 165-193. 

'2 Les valeurs critiques du test ne sont pas identiques aux tables de Dickey-Fuller de la section 
précédente car la série des résidus est obtenue par une estimation MCO. 
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3.  L’estimation des trois modéles 4 correction d’erreur pouvant étre associés A 

cette relation de cointégration donne les résultats suivants 

A(E/P), = —0.03 + 0.03 AT3M, + 0.22 ATIOY, — 0.11 @%_1 
(1.57) (1.18) (3.63) (—5.50) 

AT3M, = 0.14 A(E/P); + 1.15 ATI0Y; — 0.005 u%_1 
(1.18) (11.60) (—0.12) 

AT10¥; = —0.07 + 0.42 A(E/P),+ 0.008 AT3M; + 0.05 ti_1 
Gia (5.53) (1.12) (2.16) 

Seul le premier modele décrivant la dynamique de court terme de E’/P peut 

étre considéré comme un modeéle a correction d’erreur!’, puisqu’il fait ressortir 
pour U;—; un coefficient négatif (—0.11) et significatif (t-stat = —5.50) qui 
traduit bien la notion de force de rappel. Ces estimations confirment donc 
Vexogenéité des taux d’intérét. Le retour a l’équilibre en cas de déformation 
de la relation de cointégration se fait donc bien par un mouvement de la 
bourse et non pas par un mouvement de l’ensemble des trois variables. Le 
délai moyen de retour a l’équilibre est de 1/0.11 ~ 9 mois. 

Probleme 16.3 

Indicateur de valorisation, niveaux théor‘aues de I’indice et degré 
de surévaluation 

1. L’analyse graphique des propriétés dynamiques de l’indicateur de valorisation 
calculé selon (16.21)'4 est intéressante (figure 16.2). 

AN \O ioe) cons) QI = ‘oO eo (=) 
Z co BS ie) ioe) a oy) a oy) a» So 
On ao a a Oo nN ions fon ion Oo ee} 
= — = — = = Ee = = = aq 

Figure 16.2 Indicateur de valorisation — Etats-Unis 

13 Le cas du 3° modeéle est limite, le t-stat du coefficient de w—1 étant égal a 2.16. 

14 Tl est calculé & partir des résidus normalisés de l’équation de cointégration estimée dans le 
probléme 16.2, il est distribué asymptotiquement selon une loi normale centrée réduite. 
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L’autocorrélation positive des résidus révélée par le test de Durbin-Watson 
est tres apparente. Le marché boursier américain passe donc par des pha- 

ses successives de sous-évaluation et de surévaluation. La propriété la plus 

intéressante concerne le profil de retour a l’équilibre lorsque la déformation 
est significative (indicateur proche de —1 ou 1). Le retour vers |’équilibre est 
dans ce cas trés rapide et le plus souvent intégral (indicateur proche de 0) 
et s’accompagne parfois méme d’une déformation significative de sens opposé 

(krach de 1987). Cette propriété fait que V’indicateur de valorisation peut de- 
venir un instrument de prévision efficace dans ces circonstances particulieres 
de déformation significative de la relation de long terme. Les résultats obte- 
nus sur les modeéles a correction d’erreur nous assurent en effet qu’en général 
la correction s’effectue bien par la bourse. 

Le diagnostic du modeéle sur la situation de fin de période (1999-2000) est tran- 
ché. L’indicateur IV; proche de —2 traduit une surévaluation tres significative 
du marche. 

== ULE US 

1250 4) =- PINF_US 

eas PSUP_US 

=) Q wt \o ee) S NX st No) ee) > 
co co ie.e) ee) ee) aD D> D> DD D> S 
DD a oO’ a a a aD a for aD j=) 
— = = — = = — I =e) fo] 

1980 1982 1984 1986 1988 1990 1992 1994 1996 1998 2000 

Figure 16.3 Price index et niveaux théoriques — Etats-Unis. a) Price index de long terme théori- 
que, b) Price index et niveau théorique 

4 
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2. La figure 16.3 représente d’une part l’évolution de la valeur théorique de 
indice boursier selon l’équation (16.22) encadrée par des bornes inférieure 
et supérieure et, d’autre part, l’évolution comparée de l’indice boursier et de 

sa valeur théorique. La surévaluation boursiére est de nouveau manifeste : 

la valeur de Vindice en fin de période est largement supérieure A sa valeur 
théorique de long terme. On peut vérifier en outre qu’elle dépasse amplement 
le borne supérieure de ]’estimation de la valeur théorique. 

3. a figure 16.4 représente le degré de surévaluation de l’indice boursier selon 
la formule (16.25). 

-) i] st \o ioe) S fon] st No) ee) S 
oO [c.2) ie oO oe a lon lon lon aD So 
a o> oN ony fons Oo lon fon ON lon So 
= —4 = 4 = = a ae = = a 

Figure 16.4 Degré de surévaluation de V’indice boursier — Etats-Unis 

Au vu de ces résultats, il est légitime d’anticiper une correction significative du 
marché boursier américain pour les mois suivants. Les éléments susceptibles de 
démentir cette conclusion sont, comme toujours en économétrie, a chercher dans 
une remise en cause plus ou moins radicale des résultats de la modélisation. 

Il est tout d’abord permis de considérer que, méme si en moyenne les retours a 
Véquilibre se font par le biais d’un mouvement de la bourse, ils puissent ponctuel- 
lement s’opérer par les taux d’intéret. En particulier ici toute detente monétaire 

(baisse des taux courts) contribuerait a diminuer la valeur théorique du rendement 
du marché boursier et ainsi 4 réduire la surévaluation boursiere. 

Plus radicalement, il est toujours possible de croire en une instabilité des comporte- 

ments sur le marché boursier aboutissant 4 une rupture dans la relation de cointé- 

gration entre Earning Yield et taux d’intéret. L’hypothese la plus vraisemblable 

serait alors une diminution de la constante du modele derriére laquelle se cachent 
sans doute des niveaux moyens pour la prime de risque et la croissance de long terme 

des bénéfices des sociétés. La prime de risque est susceptible d’avoir baissé dans la 
période récente en raison d’une baisse de l’aversion pour le risque des investisseurs 
épargnants a la suite de plusieurs années de fortes hausses boursiéres (lien richesse- 
aversion absolue pour le risque). Parallelement les anticipations a long terme pour 
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la croissance des bénéfices ont pu étre révisées a la hausse par des investisseurs 

interprétant la forte croissance de l’économie &@ la fin de la décennie 1990 comme 

un phénomene durable, c’est-a-dire comme le signe d’une élévation de la croissance 
potentielle de économie américaine (theme de la «nouvelle économie»). 

Une analyse similaire peut-etre réalisée a partir des données sur le marché boursier 
frangais. 

4 . USS VA . AN 4 a s s 

Les évolutions boursiéres postérieures 4 la préparation de ce manuel ont montré 
qu'il n’était pas forcément nécessaire de privilégier ’hypothése d’une instabilité du 
modele économétrique de valorisation... 
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1. INTRODUCTION 

Les pietres performances des économies européennes en matiére de chomage 
ont conduit les théoriciens des marchés du travail 4 s’interroger sur les facteurs ex- 
plicatifs des rigidités constatées sur ces marchés, a partir de l’estimation d’équations 
de salaire. La littérature économique a longtemps privilégié dans cette optique 
lestimation d’une courbe de Phillips, qui décrit la relation entre la variation du 
salaire (réel) et le taux de chémage, variable en niveau. Ce type de spécification 
souffre néanmoins de deux imperfections. 

D’un point de vue théorique, elle est mise en cause pour son manque de 
fondements microéconomiques. La courbe de Phillips n’est en effet qu’une relation 

économétrique exprimant la sensibilité des salaires au taux de chOmage ou d’autres 

déterminants des salaires (fiscalité, anticipation des prix...) ajoutés intuitivement de 
maniere ad hoc. Les fondements théoriques ne sont jamais explicités clairement, de 
sorte que la confrontation de la courbe de Phillips et d’une équation de prix, expri- 

mant le comportement des producteurs, aboutit a un taux de chomage d’équilibre 

au contenu informatif un peu flou et qui explique difficilement l’augmentation du 
chomage en France. En effet, cette approche conduit par définition & un concept 

de taux de chomage stationnaire peu compatible avec l’évolution du chomage effec- 
tif en France, qui connait une tendance persistante sur la période étudiée (Cotis, 
Meary et Sobczak, 1996)!. La spécification des équations de salaire et de prix en 
taux de croissance, hormis le niveau de chomaye, revient a considérer uniquement 
les effets transitoires des chocs sur le taux de chomage d’équilibre, contrairement a 
Vobservation des faits. 

D’un point de vue méthodologique, l’estimation d’une courbe de Phillips 
n’est valable que si le taux de chomage suit un processus stationnaire. A défaut, les 

outils référentiels de |’économétrie classique se révéelent inadaptés pour l’étude des 
séries non stationnaires. 

Pour répondre a ces critiques les travaux empiriques se sont donc naturelle- 

ment tournés vers l’estimation simultanée d’une quasi offre et d’une quasi demande 
de travail spécifiées en niveau. Ce systeme est connu sous le nom de modele WS-PS 

(Wage Schedule — Price Schedule). La premiere relation est dérivée des compor- 
tements microéconomiques des offreurs de travail dans le cadre des nouvelles théo- 
ries du marché du travail (notamment la théorie des négociations salariales). La 
deuxiéme relation décrit la formation des prix par une entreprise dont l’output est 
offert sur un marché des biens imparfaitement concurrentiel. La confrontation des 

deux équations structurelles détermine le taux de chomage d’équilibre, influencé par 
les chocs affectant les déterminants des prix et des salaires. 

L’estimation de ces deux relations est rendue possible par le développement 

paralléle de l’économétrie des séries non stationnaires. Deux approches différentes 
sont envisageables. La premiere consiste a estimer séparément les deux relations 

par les MCO et A tester ensuite la stationnarité des résidus (procédure de Engel et 
Granger). Cette technique est ici inadaptée car elle suppose l’existence d’une seule 

Cotis, J.-P., Meary R., Sobczak N., 1996, « Le chomage d’équilibre en France : une évalua- 
tion », document de travail n° 96-14, décembre, Direction de la Prévision. 
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relation de cointégration entre les variables et ne permet pas, de fait, d’identifier les 
formes structurelles de salaire et de prix. La deuxiéme approche requiert l’utilisation 
de la procédure multivariée de Johansen, qui permet de tester le nombre de relations 
de cointégration, et d’estimer simultanément les équations WS et PS. 

Ce chapitre reprend le cadre d’analyse de L’Horty et Sobezak (1997)?. La 
section 2 présente succinctement la construction du modéle WS-PS et les problémes 

liés a Videntification du modéle. La section 3 formule la stratégie d’estimation du 
modele. » 

2. CADRE ANALYTIQUE 

2.1 Le modéle WS-PS 

La représentation des marchés du travail sous la forme d’un modéle WS-PS 
a été popularisée par les travaux de Layard, Nickell et Jackman (1991)*. La plupart 
de la recherche empirique actuelle utilise en effet couramment cette structure, en y 

apportant des modifications marginales. 

Ces auteurs analysent la formation des prix et des salaires a partir de deux 
relations structurelles formalisant les comportements d’offre et de demande de tra- 

vail. Sans entrer dans une formalisation poussée de ces relations, il convient toutefois 
d’en rappeler les fondements. 

2.1.1 La courbe PS 

Soit Q = F(K,L) la fonction de production avec K et L les niveaux de 
capital et de travail utilisés. 

La courbe PS traduit une quasi demande de travail. Elle est déterminée 
a partir du programme du producteur qui maximise son profit dans le cadre d’un 

marché des biens imparfaitement concurrentiel. Le producteur est confronté a une 
fonction de demande inverse du bien, supposée décroissante et qui est définie par 

P = P(Q), GF 0 by (17.1) 

L’élasticité du prix par rapport a la production est notée 

OPQ 

L’Horty Y., Sobczak N., 1997, « Identification de la courbe de salaire et déterminants du 

chomage d’équilibre dans un modeéle de négociation salariale », Economie et Prévision, n° 
Dy At, ojo). WOMAN 7, 
Layard R., Nickell S., Jackman R., 1991, Unemployement : macroeconomic performance and 
the labour market, Oxford University Press. 

a 
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A capital constant, la demande de travail est déterminée 4 partir du pro- 
gramme 

Maz mt = P(Q).Q — W,.L — Cy. K 
: (17.3) 

avec Q = F(K,L), K fixé 

ou W, et Cy désignent respectivement le salaire nominal et le coft d’une unité de 

capital. La solution du programme est donnée par les conditions du premier ordre, 
soit 

ar 
OP 0Q OQ 

Sais aloe abe 
(17.4) 

OG) OPQ 
P— | —~—41 o= > aL | 00 P 3 W, 0 

Set, 
ns 

La demande de travail est donc définie par 

OQ L 
= 17. 

QL ue wleta tulle oe 

A l’équilibre, le producteur choisit un niveau d’emploi tel que la productivité 

marginale du travail égalise le salaire réel majoré d’un taux de marge. 

Considérons par exemple une fonction CES (Constant Elasticity of Substi- 
tution) a rendements constants. Elle s’écrit 

a 
Pp Q = [ak-* + (1—a)L*| (17.6) 

avec 0 < a < 1 et —1<p<oo. 

Dans ce cas, la condition du premier ordre donne 

ee =(1+n) lari —a)E-O+0)] (17.7) 

Prise en logarithme, cette expression devient 

log (=) = log(1 + 7) + (14 p) log Q + log(1 — a) — (14+ p) log L (17.8) 
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c’est-a-dire 
1 wn —p==(q-1) +C (17.9) 
a 

ou o = — est l’élasticité de substitution des deux facteurs de production, wp, Pp, 
1+p 

q et | sont respectivement les logarithmes du salaire nominal, du prix du bien, de 

la production et du facteur travail. C rassemble les termes constants log(1 + 7) 
et log(1 — a). Le chémage n’apparait dans PS qu’en décomposant le terme q — I. 
L’équation peut étre en effet réécrite sous la forme 

1 
Wn —-p=—(q-—l+n-n)+C (17.10) 

ot n désigne le logarithme de la population active N. On a finalement* 

1 
Wn —p= —(q—n+U)+C eye 

avec U le taux de chomage. 

2.1.2 La courbe WS 

La courbe WS peut étre formulée a partir de plusieurs théories des marchés 
du travail, principalement celle des négociations salariales. La principale conclusion 
de ce schéma théorique est que le salaire issu des négociations entre une firme et un 

syndicat est fixé a un niveau supérieur au salaire concurrentiel. L’offre de travail n’est 
plus individuelle comme dans le cas de la représentation néoclassique de ces marchés, 

mais est remplacée par une offre de travail syndicale. Celle-ci est déterminée a partir 

d’une négociation formalisée par le critére de Nash généralisé, du type 

Mar(Vi—V"*)' (n@— 2") 

ou V et 7 sont respectivement l’utilité du syndicat et le profit de la firme, et V* et 2* 
sont les situations de statu quo correspondant a l’échec des négociations. L’objectif 
du syndicat est de capter un revenu supplémentaire qui est fonction croissante de 

On définit le taux de chomage U par 

L 
Ce agers: => log! —log N =!1—n = log(1 —U) 

au voisinage de 0 on peut uitiliser approximation 

log(1 —U) ~ -U 

d’ot 

n—-lrU 
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son pouvoir de négociation y. Dans la mesure oti cette variable n’est pas directement 

observable, on suggére d’utiliser le taux de chOmage comme approximation du pou- 
voir de négociation. Le mécanisme sous-jacent est le suivant : une baisse du chomage 
renforce le pouvoir de négociation du syndicat qui accroit ses prétentions salariales. 
La relation WS traduit donc une relation décroissante entre salaire réel et chomage. 
Enfin, dans la mesure ott la formation des salaires résulte d’une négociation entre 

employés et employeur, cela implique que le salaire négocié dépend Aa la fois des 

parametres des fonctions objectifs des deux joueurs. Toute variable introduite dans 
PS doit done figurer dans WS. 

2.1.3 Le modéle WS-PS 

Dans sa version la plus simple, le modéle WS-PS peut étre représenté par le 
systéme suivant 

WS gy 0g 0 Lis WS 
v= a22Y se a39U ae Ge RS (17.12) 

avec W = wy — p le salaire réel et Y = (q — 1) la productivité, exprimés en 
logarithme®. Les paramétres sont positifs. La variable Z,, rassemble tous les autres 
déterminants des salaires. Certains travaux considérent par exemple l’impact de la 
pression fiscale, des termes de l’échange, du degré de centralisation des négociations, 
entre autres, sur le processus de formation des salaires. Néanmoins ces variables 

sont écartées de l’analyse pour plusieurs raisons. D’une part, l’indisponibilité de 

certaines séries oblige le recours a la construction de proxy dans la fréquence de 
données souhaitée. D’autre part, la prise en compte d’un nombre important de va- 

riables complique considérablement la recherche de relations structurelles dans le 

cadre d’une modélisation multivariée a la Johansen. Dans un pur souci de simplifi- 

cation, l’exposé est concentré sur |’étude des interdépendances des salaires réels, de 
la productivité et du chomage. 

2.2 Identification du modéle théorique 
Avant de procéder a l’estimation du systéme, il convient tout d’abord de 

déterminer les contraintes du modele. Le probleme est ici évident. Le chomage et la 
productivité apparaissent dans les deux équations. Aucune variable d’une relation 
n’est exclue de l’autre. L’identification du modele repose alors sur deux hypotheses. 

1. On suppose en général que la productivité n’apparait pas dans WS. Cette 
hypothése a été formulée par Manning (1993)°, selon lequel la productivité 
n’intervient pas directement dans l’équation structurelle des salaires, mais 

influence ces derniers via les déplacements exogenes de PS. 

Les variables sont exprimées en logarithme hormis le taux de chomage. 
> Manning A., 1993, « Wage Bargaining and the Phillips Curve: the Identification and the 

Specification of Aggregate Wage Equations », The Economic Journal, vol. 103, pp. 98-118. 
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Figure 17.1 Le modéle WS-PS 

3. 

La figure 17.1 représente le modéle WS-PS. La croissance de la productivité 
déplace PS vers la gauche en PS’, vers un niveau de salaire W, > Wo. 

Dans la pratique, on pose a2; = 0 et on introduit un trend linéaire (noté 

t) qui capte les gains de productivité tendancielle de l'économie sur lesquels 
s’indexent partiellement les revendications salariales. 

La relation PS est identifiée par une contrainte théorique issue de la cons- 

truction méme de cette relation. Dans (17.11) les coefficients associés au 
chomage et a la productivité de plein emploi sont égaux a22 = a32 = 1 (cf. 

17a01): 

Le modéle exactement identifié qui sera estimé est donc de la forme 

Va —a3,U Sia Anus WS 

Wy =a lY Gabe Oars oo 

Les endogenes du systéme sont les salaires réels et le taux de thomage. La 
productivité est supposée exogene. 

STRATEGIE D’ESTIMATION 

L’estimation du modele WS-PS par la procédure de Johansen suppose de 
considérer successivement un certain nombre d’étapes. I] s’agit tout d’abord de défi- 

nir ordre d’intégration des séries. Si les séries sont stationnaires, alors il est possible 

d’estimer le modéle 4 partir du systeme VAR (17.14). Sa principale caractéristique 
est de prendre en compte ensemble des interactions des variables sans imposer de 
contraintes théoriques entre celles-ci. Formellement, le modéle s’écrit 
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du83] , , 
ee aS 

D 

er ~> N(0,%) (17.14) 

ou W, Y et U désignent respectivement le logarithme du salaire réel, le logarithme 

de la productivité de plein emploi et le taux de chomage. D est un vecteur qui 

integre la constante (1) et d’éventuelles variables indicatrices, qui servent A rendre 
compte des points aberrants d’une série ou d’une rupture dans la tendance de celle- 

ci. Elles sont justifiées par l’occurrence d’un choc économique (choc pétrolier en 

1974 par exemple) ou le renversement des orientations de politiques économiques 

poursuivies par un gouvernement. Elles peuvent étre enfin introduites pour amélio- 
rer les propriétés statistiques des résidus du systéme. Dans ]’application, les données 
sont trimestrielles et couvrent la période 1977: 1-1995:4. Trois variables indicatri- 

ces sont considérées : DU80 qui prend la valeur 1 sur la période 1980: 1 -1985: 4, 
DU82 qui prend la valeur 1 en 1982: 2 et 1982:3 et DU83 qui prend la valeur 1 
en 1983:1. La premiere indicatrice est intégrée pour améliorer les propriétés des 
résidus. Les deux suivantes correspondent respectivement aux politiques menées sur 

le marché du travail francais (blocage des salaires et lois Auroux) et au changement 
d’orientation de la politique économique. ¢, est un vecteur d’aléas distribués selon 
une loi normale. 

Si les séries sont intégrées d’ordre 1, ’estimation du modéle WS-PS passe par 
la réécriture du systeme multivarié (17.14) sous une forme VECM (modeéle vectoriel 
a correction d’erreur) 

AW AW AW W (ar ) =n (ay ) +t (ay | ra(y) + 
AU t AU ads AU t—k+1 U td. 

(1) (17.15) 

du80 
¥ du82 Tee 

du83 

k 

avec [; = oo =A balsa ke Leet I= Ay uh Ap — 1.) Acest J’opérateur 

j=itl 
différence. Ce modeéle contient a la fois des informations sur la dynamique de court 
terme des variables via les matrices [; et sur l’ajustement de long terme via la 
matrice II. Celle-ci renseigne a la fois sur la vitesse d’ajustement des variables 
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vers l’équilibre de long terme (matrice a), et sur les paramétres des relations de 
cointégration (matrice 3) qui déterminent des combinaisons linéaires stationnaires 

des variables en niveau du systéme. La matrice II peut étre en effet réécrite sous la 
forme suivante dans le cas de deux relations de cointégration’ 

Gin Gis Ww mzi=|ea oa] [9 $2 fm] (| 7.16) 
Gat A139 2) 2D) 32 U ee 

a a To 

On s’intéresse ici précisément a la valeur des coefficients 3, dans la mesure 

ou ils permettent d’obtenir les parametres structurels recherchés des relations WS 
et PS. En normalisant (17.16) par rapport 4 W, et en posant 

21 231 
Cy) = 8 py IS == OG 

it Bs (17.17) 

a22 = a4, a3) — ee 
12 

3 Z donne le systéme (17.12). 

Les parameétres a indiquent comment les déviations de l’équilibre de long 

terme affectent la dynamique de court terme des variables du systeme pour retrouver 
cet équilibre. Par exemple, en cas de déséquilibre, le paramétre a1; donne la vitesse 

a laquelle le salaire réel s’ajuste lorsque la relation de cointégration est donnée par 
(B1.W + B21Y + 63,U). En d’autres termes les relations de cointégration, relations 

d’équilibre de long terme, agissent comme des forces de rappel sur la dynamique de 

court terme des variables, et sont ainsi qualifiées de mécanismes correcteur d’erreurs 
par rapport a l’équilibre de long terme. 

Le cadre analytique étant posé, les différents problemes rencontrés (qui cons- 

tituent en méme temps les étapes de l’analyse) dans l’utilisation de la Pprocédure de 

Johansen sont les suivants 

¢ Probleme 17.1: tester ordre d’intégration de chaque variable du VECM. 

¢ Probleme 17.2: déterminer le nombre de retards du modele VAR. 

¢ Probleme 17.3: déterminer le nombre de relations de cointégration. 

¢ Probleme 17.4: tester différentes hypotheses sur les relations de cointégra- 
tion. 

e Probleme 17.5: tester l’exogénéité faible des variables, et construire un 
VECM partiel conditionné par une variable faiblement exogeéne. 

” Des termes déterministes peuvent également étre introduits dans les relations de cointégra- 

tion mais sont ici volontairement omis. Ce point est revu au probleme 17.3. 
* 
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4. ELEMENTS DE CORRIGE 

L’application est menée sur données trimestrielles frangaises et couvre la pé- 
riode 1977: 1-1995:4 (T’ = 72 observations). Les séries utilisées sont des données 
corrigées des variations saisonniéres de TOCDE et du FMI. Le taux de salaire no- 
minal correspond aux gains horaires percus par les salariés de l'industrie manufac- 
turiere. L’emploi L et la production Q sont mesurés par un indice de l’emploi et 

de la production industriels. L’indice des prix utilisé est le déflateur du PIB. Enfin, 
le chomage est mesuré par le taux de chomage standardisé en % (U). On utilise 
lapproximation U ~ —log(1 — U/100). De méme, le logarithme de la productivité 
de plein emploi est défini en utilisant approximation du logarithme de plein emploi 
logN ~U + logL. 

Le fichier chapitre 17.xls contient les séries brutes nécessaires 4 l’estimation 
du modele. On note, emp:lemploi (LZ), prod:la production (Q), sal:le salaire 
nominal (w,,), defpib: le prix (P) et cho: le taux de chomage (U). 

Probleme 17.1 

Ordre d’intégration des séries 

L’ordre d’intégration des séries est testé a partir des tests usuels de Dickey-Fuller 
augmentés. Pour chaque série, on teste successivement l’hypothese nulle de racine 
unité en envisageant l’existence éventuelle d’une constante et d’un trend, puis uni- 
quement une constante, puis sans constante ni trend. Cette démarche suppose tout 

d’abord de déterminer le nombre p de décalages a introduire pour le test. Les criteres 
d'information AIC et BIC sont souvent utilisés dans cette tache, mais ils peuvent 
étre complétés par les tests de Ljung-Box (LB), du Multiplicateur de Lagrange (ML) 
et un test de significativité du dernier retard introduit de la variable étudiée (GS 
pour General to Simple). En général, les criteres BIC, LB et LM donnent la méme 

structure de retards et sont de fait privilégiés aux criteres AIC et GS qui ont ten- 
dance a retenir un nombre trop important de retards. Ces tests sont programmeés 

dans le fichier lagselec.src, disponible sur le site d’Estima®. Les résultats sont 
consignés dans les tableaux suivants, tout en privilégiant l’analyse des critéres BIC, 

LB et ML pour les raisons évoquées ci-dessus. Le tableau 17.1 précise la méthode 

de décision du retard au regard du critére BIC. Le tableau 17.2 détaille les tests de 
non-autocorrélation des résidus selon les tests LB et ML. Le tableau 17.3 résume les 

retards sélectionnés par la procédure lagselec.src. 

Dans le tableau 17.1 le critére d’information est calculé pour chaque retard p. Il 
s’agit de sélectionner le retard pour lequel la valeur du critere est la plus faible (1 

retard pour les séries W et Y, 2 retards pour U). 

8 http: //www.estima.com/ 
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Tableau 17.1 Critére BIC 

AR(p) Ww Y U 

0) —6.11 —4.127 — 7.826 

i — 10.753 — 8.768 — 12.115 

2 — 10.751 — 8.706 — 12.654 

3 — 10.690 — 8.679 — 12.620 

4 — 10.644 — 8.617 — 12.570 

3 — 10.587 — 8.560 — 12.547 

6 — 10.637 — 8.507 — 12.508 

7 — 10.576 — 8.451 — 12.549 

8 — 10.523 — 8.99 — 12.491 

Tableau 17.2 Tests de Liung Box et du Multiplicateur de Lagrange 

LB(18)* ML(18) 
H, : non autocorrélation des résidus H, : non autocorrélation des résidus 

AR(P) W ve U W Yi 

0 996.78 1234.32 929.81 57250 57.70 

(0.00) (0.00) (0.00) (0.00) (0.00) 

1 35.99 14.69 129°33 18.28 19.88 
(0.00) (0.54) (0.00) (0.44) (0.34) 

2: 24.54 33.36 
(0.05) (0.00) 

*lordre du test est fixé en divisant le nombre d’observations par 4. 

Les chiffres entre parenthéses sont les P-values des tests. 

Le tableau 17.2 indique que l’hypothése nulle de non-autocorrélation des résidus est 

rejetée pour un AR(0) quelque soit le test utilisé et la série étudiée. En revanche, 
Vintroduction d’un terme autorégressif modifie les résultats pour la productivité. On 

accepte ’hypothése nulle de non-autocorrélation avec un niveau de significativité de 
54 % d’aprés le test de Ljung Box, et de 34 % d’aprés le test du multiplicateur de 
Lagrange. La non-autocorrélation des résidus est également acceptée 4 44 % pour les 
salaires réels d’aprés ce méme test. L’intégration d’un terme autorégressif d’ordre 
2 pour la série de taux de chomage permet de ne pas rejeter finalement l’hypothése 
nulle de non-autocorrélation de cette série. 

Tableau 17.3 Synthése des fests : nombre de retards 

AIC 

Gras WHO 
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D’apreés les tests, BIC et ML, nous retenons un retard pour les séries de salaire réel 
et de productivité et deux retards pour la série de chOmage. 

Les tests de racine unité ADF (Dickey Fuller Augmenté) peuvent étre désormais 

appliqués. On utilise la stratégie de test séquentiel (cf. chapitre 15, Econométrie 

des séries non stationnaires), 4 l’aide de la procédure urauto.sre’. L’hypothése 

nulle de racine unité est testée successivement sur les modéles 1 4 3. La stratégie de 
test est interrompue dés que l'on ‘rejette hypothése Hp. 

p—1 

Modele 1: Aa, = w+ Gt+y*a4-1 + > Ae + & 

i=1 
p-l 

Modele 2: Aa, = w+ y*a4~-1 + Sy Ari; + €} 

i=1 
Dae 

Modeéle 3: Aa; = y* 24-1 + Scag + €4 

i=1 

Le tableau 17.4 résume les statistiques calculées. 

Tableau 17.4 Tests de Dickey-Fuller augmenté 

Modele 1 Modeéle 2 Modeéle 3 

Racine Unité 

=(())34 

Racine Unité avec dérive 

Stationnaire 

4,68 — 3,00 

Stationnaire autour d’une moyenne non nulle 

Valeurs tabulées (5 %) 

Cette procédure nécessite l’introduction d’au moins un retard pour l’étude de l’ordre 
d’intégration des séries différenciées. Or, on devrait théoriquement prendre 0 retard [(p-1) 
retards] pour les séries W et Y. On conserve par conséquent les retards suggérés (ie. p 
retards) pour les séries en niveau par la procédure lagselec.src. 
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L’ordre d’intégration de la série de productivité est commentée car son interprétation 

peut paraitre plus délicate 

1. On teste dans le modéle 1 lhypothese de racine unité suivant la statistique 

t,. L’hypothése nulle n’est pas rejetée puisque nous avons |—1.91| < |—3.41]. 

2. Le programme réalise ensuite un test joint de ’hypothese de racine unité et 
de nullité du coefficient associé au trend. Ce test est réalisé avec la statistique 

®3. On ne peut rejeter a nouveau l’hypothése.nulle. 

3. On passe alors a l’estimation du modéle 2. L’hypothése de racine unité est 
a nouveau testée a aide de la statistique t, et également acceptée puisque 

| —0.34| < | — 2.86]. Un test joint (®,) vérifie alors ’opportunité d’introduire 
une constante conjointement a Vhypothése de racine unité. Cette fois-ci, 
Vhypothése nulle est rejetée (|6.84| > |4.59]). 

4. Il est alors nécessaire d’approfondir la stratégie de tests. On va tester la 
nullité de la constante conditionnellement a l’hypothése de racine unité. Le 
processus étant de fait différencié, les statistiques suivent des lois standards. 

Lorsqu’on estime la relation suivante 

Dat 

Ag, = pt No A + €; 

i=1 

la statistique £ vaut 3.71, ce qui confirme la significativité de la constante. Le 

programme reprend alors le test de racine unité dans le modeéle 2, l’hypothese 
Ho 24" = 0 tant, acceptee car’| — 0.34] <-|— 2.86}. 

On peut donc conclure que la série de productivité est intégrée d’ordre 1 avec dérive 

(le processus étant différencié, la constante devient en effet une tendance). Enfin, 
on vérifie la stationnarité de la série différenciée en réitérant la strategie de test. 
D’aprés le modéle 1, ’hypothése de racine unité est rejetée (| — 5.10] > | — 3.41). I 
est inutile de poursuivre. La série de productivité est bien non stationnaire. 

D’aprés le tableau 17.4, alors que la productivité et le chomage sont intégrées d’ordre 
1, la série de taux de salaire réel apparait stationnaire autour d’une constante. Ce 

résultat parait surprenant, et doit étre interprété avec prudence, les séries économi- 

ques étant souvent intégrées, notamment la série des salaires réels est usuellement 
intégrée d’ordre 1. On considére pour la suite que les variables du modeéle sont I(1). 
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Probleme 17.2 

Nombre de décalages du modéle VAR et analyse résiduelle 

Détermination du nombre de retard 

Les séries étant supposées intégrées d’ordre 1, le modéle WS-PS doit étre estimé par 
le biais du VECM (17.15). Au préalable, il faut cependant déterminer le nombre de 
décalage k du modéle VAR (17.14). 

x 

Le nombre de retards est déterminé a partir d’une séquence de tests emboités de 

type ratio de vraisemblance. Le modéle VAR (17.14) est successivement estimé pour 
un nombre de décalage k compris entre 1 et 6 (valeur maximale déterminée par le 

critére d'information BIC). A chaque étape, l’hypothése de nullité des coefficients 
associés au dernier décalage est testée. En réduisant progressivement l’ordre du 

VAR, le nombre de retards k* retenu est donné par le premier décalage pour lequel 
Vhypothése nulle est rejetée. Enfin, dans le cas ov il existe un retard k inférieur a 
k* pour lequel ’hypothése nulle est rejetée, on effectue un dernier test de l’apport 
significatif des (k* — k) retards. Dans cet exemple, on teste concrétement l’apport 

significatif du 6° retard par rapport a un VAR d’ordre 5, puis l’apport du 5° retard 
contre 4 etc. Cette démarche conduit a estimer a chaque étape deux VAR, puis a 
construire la statistique suivante a partir des matrices des covariances des résidus 

x2 = (T — h) [log (det (So)) — log (det (21))] 

ou T est le nombre d’observations, h!? un parameétre de correction de la statistique, 

No la matrice des covariances résiduelles sous Hp (modéle contraint a k—1 retards) et 
», la matrice des covariances résiduelles sous H; (modele non contraint 4 k retards). 

La statistique calculée suit un Chi deux a 9 degrés de liberté (nombre de contraintes 
multiplié par le nombre d’équations). 

En partant du bas du tableau 17.5, V’hypothese de nullité de la matrice associée 

au dernier décalage du modéle ne peut pas étre rejetée, jusqu’a un modele VAR 
d’ordre 2. L’hypothése de nullité des coefficients associés au 2° retard est alors 

indubitablement rejetée. Un nombre de deux retards est donc choisi pour ce modele. 
On note que l’hypothése nulle d’un VAR 4 4 retards est acceptée a 7 % seulement, 
de sorte que la stratégie du test aurait pu s’interrompre a ce stade et conclure a 
un VAR d’ordre 5. Une lecture approfondie du tableau est alors nécessaire pour 

nuancer et conforter le choix du nombre de retards lorsque les statistiques calculées 
sont proches des seuils théoriques usuels. La validité de ’hypothése d’un VAR a 5 
retards est tout d’abord mise en doute par les résultats des tests effectués pour des 
retards inférieurs. Les hypotheses de nullité des coefficients associés aux 3° et 4° 
retards sont clairement acceptées, ce qui rend possible la détermination d’un VAR 

d’ordre inférieur a 5. 

h est le nombre de paramétres d’une équation du modéle non contraint, c’est-a-dire le 

nombre de variables multiplié par le nombre de retards plus la constante. 
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Tableau 17.5 Résultats des tests emboités 

Test Statistique P-value Décision 

lsh Ay = Aga Ny, = A= AS 

(VAR a | retard) 

H, 7A, =A,=A;=A,=0 

(VAR a 2 retards) 

ses O22. 61x Oe 

ley ay = Ay = Ae SN a @ 

(VAR a 2 retards) 

1h 6 ANG (0) 

(VAR a 3 retards) 

0,24 Hy 

AZMN 

mo Ho: A,=A, =A, =0 Xe =O wos. 0,44 | Ho 

(VAR 4 3 retards) 

lal, oC Age aN SO 

(VAR a 4 retards) 

Hy: As = Ag = 0 ae = 115), 10) 0,07 Ho 

(VAR a 4 retards) 

(VAR 4a 5 retards) lesh Zs! G, tel eles! ie 

lay ola = 0 ee = 1, aii 0,19 Ho 

(VAR a5 retards) 

H, : Ag #0 

(VAR a 6 retards) 

Enfin, le choix d’un VAR a 2 retards peut étre conforté par un dernier test. On teste 
la nullité des retards 2 a 5. 

Ho 3 A3 = A4 = As =() (VAR a deux retards) 

AH, : Az, Aq et As non nulles simultanément 

~ 

La statistique suit cette fois-ci un Chi deux a 27 degrés de liberté (produit des 3 

retards avec 3 variables et 3 équations). Elle vaut 35.07. Le niveau de significativité 
étant de 14 %, on ne rejette pas Ho. Le nombre de retards finalement retenu est de 
Dre 

Analyse résiduelle 

L’analyse des résidus fournit in fine une indication de ja pertinence de la spécifica- 
tion adoptée. Elle peut étre conduite simplement a partir de Cats in Rats. La 

commande @cats permet de lancer ce programme. On estime le VECM (17.15) 
avec un nombre de deécalage égal a 2. Une rubrique Cats apparait alors dans la 

barre de menu de Winrats. L’étude des résidus est effectuée en choisissant l’option 
« residual analysis » du menu déroulant Cats. 
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Apparaissent alors trois séries de résultats 

* Le premier tableau présente la matrice des corrélations des résidus ainsi que 
les écarts types. 

¢ Le deuxiéme fournit des statistiques sur l'ensemble du VECM, des critéres 

d'information (utiles dans la comparaison de modéles concurrents), des tests 
d’autocorrélation et de normalité. 

¢ Le troisieme tableau donne les propriétés des résidus pour chaque équation 
(dans ordre W, Y, U). 

Les commentaires sont centrés uniquement sur les tests d’autocorrélation et de nor- 

malité des résidus. Le logiciel réalise trois types de test d’autocorrélation. Le premier 
test est le test de Ljung-Box (L-B) d’ordre T'/4. La statistique suit un Chi deux a 
N?|(T/4) —k+1]— Nr degrés de liberté, ot N est le nombre de variables, k est le 
nombre de retards introduit dans le VAR, r le nombre de relations de cointégration 
(ici égal a 3 puisque le test du rang de cointégration n’a pas encore été effectué). Les 

deux autres tests sont des tests du multiplicateur de Lagrange (LM) respectivement 

d’ordre 1 et 4. Les statistiques de ces tests suivent un Chi deux 4 N? degrés de li- 
berté. Enfin le test de normalité des résidus est asymptotiquement distribué suivant 
un Chi deux a 2N degrés de liberté. 

Tableau 17.6 Test d’autocorrélation et de normalité 

Test d’autocorrélation 

L-B(18) CHISQ(144) = 164,060 p-val = 0,12 

LM(1) CHISQ(9) = 17,457 p-val = 0,04 

LM(4) CHISQ(9) = 13,359 p-val = 0,15 

Test de normalité CHISQ(6) = 5,726 p-val =0,45 

Globalement, les résultats statistiques sont satisfaisants. L’autocorrélation 
des résidus est rejetée dans deux cas et la normalité des résidus n’est pas rejetée a 

45 %. 

Probleme 17.3 

Nombre de relations de cointégration 

Une fois l’ordre d’intégration et le nombre de retards du VAR déterminés, l’esti- 
mation du modeéle identifié WS-PS (17.13) passe par la recherche du nombre de 
relations de cointégration par le biais de l’étude du rang de la matrice II. Pour étre 

en conformité avec le modeéle théorique, on doit avoir deux vecteurs de cointégration 

correspondant a deux relations stationnaires entre les variables données par (17.13). 

Avant de se lancer dans les tests du rang de cointégration, il convient de s’interroger 

tout d’abord sur l’éventualité de l’introduction de termes déterministes (constante 
ou trend) dans les relations de cointégration. Les résultats des tests sont en effet 
conditionnés par la présence de ces variables. Cats in Rats distingue quatre cas 

de figure. 
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L’option NONE de la commande @cats(det =) spécifie un modele sans 
composantes déterministes. Dans la pratique, ce cas fait figure d’exception. 

Il n’y a pas de constante et pas-de trend dans le VECM. 

L’option, CIMEAN restreint la constante dans lespace de cointégration, 
c’est-a-dire que la constante n’apparait que dans les relations de cointégration 

données par 3 Z;_; (cf. équation (17.16)). Ceci implique que le modéle exclut 
la présence d’une tendance dans les données. | 

L’option DRIFT inclut une constante dans le modele non contraint. Il y a 
une constante dans le VECM indiquant que les variables contiennent un trend 
linéaire mais le trend n’est pas présent dans la relation de cointégration. 

Enfin, ’option CIDRIFT permet d’introduire un trend dans l’espace de 

cointégration. Cette option est privilégiée lorsque l’on soupconne une variable 

d’étre stationnaire en tendance, ou que le trend est justifié dans la relation 
d’équilibre (cas de WS). Donc, il y a une constante dans le VECM et un trend 
dans la relation de cointégration. 

Un premier test est donc mené en considérant les options CIMEAN et DRIFT. 

Tableau 17.7 Nombre de relations de cointégration (constante restreinte 
dans I’espace de cointégration) 

L-max Trace HO:r L-max90 Trace90 

VI S4 0 14.09 31.88 

41.71 1 10.29 17.79 

16.39 2 7.50 7.50 

Tableau 17.8 Nombre de relations de cointégration (constante non contrainte) 

Kigenv. | L-max Trace | HO:r L-max90 _ Trace90 

0.3178 28.29 52.08 0 13739 26.70 

0.1987 16.39 23.78 1 10.60 133i 

0.0950 1 W238) 2 Belk Dei 

La premiere colonne des tableaux 17.7 et 17.8 donne les valeurs propres associées aux 
vecteurs de cointégration. Les deux colonnes suivantes présentent respectivement 

les statistiques de la valeur propre maximale et de la trace, tandis que les deux 

derniéres colonnes donnent les valeurs tabulées de ces statistiques pour un niveau de 
significativité de 10 %. Il s’agit donc de comparer les statistiques calculées aux seuils 

tabulés. Le tableau 17.9 rappelle la construction des tests des statistiques L-max et 

Trace tests. 
4 
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Tableau 17.9 Tests du L-max et de la trace 

L-Max Trace 

Ho H, Hp H, 
r=0 il T=() 3) 

iti) 12 eal r=3) 

r=2 i=) ro r=3 

On s’apergoit que dans les tableaux 17.7 et 17.8, on a L-max>L-max90 et Trace>Tra- 
ce90 quel que soit la ligne. L’hypothése Ho est donc rejetée a chaque fois. I] parait 
clair que ces tests ne sont pas acceptables. Ils concluent en effet a la présence 

de trois relations de cointégration, ce qui impliquerait la stationnarité des trois 
variables contrairement aux conclusions des tests de racine unité. Par conséquent, il 

convient de vérifier si la présence d’un trend dans l’espace de cointégration permet 
d’aboutir a de meilleures conclusions. Ce trend est justifié en outre par la contrainte 
d identification théorique de la courbe WS (équation (17.13)). 

Tableau 17.10 Nombre de relations de cointégration (trend contraint dans I’espace cointégré) 

Eigeny. L-max Trace HO:r L-max90 Trace90 

0.3710 34.30 66.15 0 16.13 39.08 

0.2511 21.40 31.85 il 12.39 APS) 

0.1317 10.45* 10.45* 2) 10.56 10.56 

*Ho non rejetée a 10 % 

Les tests du rang de l’espace cointégrant conduisent cette fois-ci a retenir deux 
relations de cointégration. Au total, nous avons pour l’instant un modele VECM 
a trois variables, deux retards, deux relations de cointégration et un trend dans 
Vespace cointégrant. Le systeme s’écrit donc 

AW AW (ay | =r (ay) 
Aue). oi 

W 
Qyi 12 Zc 

Pir Por 631 Bar Ma 
Na me 2 oa | ba B22 B32 Baz U (17.18) 

apa bi] yy 

2 u 
ae du82 1 

du8s3 

Avant de procéder aux tests d’identification des courbes WS-PS, il convient enfin 
de conduire deux derniers tests a l’aide de option proc=tsprop. Le premier test 
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vérifie ’appartenance des variables a l’espace de cointégration. L’acceptation de 

Vhypothese nulle d’exclusion d’une variable impliquerait théoriquement le rejet de 

celle-ci des 2 relations de cointégration. Ce test est particuliérement utile dans la me- 
sure ou les contraintes d’identification du modéle supposent précisément l’existence 

des variables contraintes. Le deuxiéme teste l’exogénéité faible des variables. Une 
variable faiblement exogéne n’est pas affectée dans ce cas par le mécanisme correc- 

teur d’erreur exercé par les relations de cointégration. I] est alors possible, sans perte 
d'information, de réduire le modeéle initial en un modéle VECM conditionné par la 

variable exogéne communément appelé VECM partiel. Les résultats sont présentés 
dans le tableau 17.11, pour un risque de premier espéce de 5 %. 

Tableau 17.11 Test d’exclusion et d’exogénéité faible 

Test d’exclusion : LR TEST CHISQ(r) 

r DGF CHISQ_ 5 % Ww Y U TREND 

3.84 

99 

Test d’exogénéité faible : LR TEST CHISQ(r) 

; DGF CHISQ 5 % Ww Y | U 

f 1 3.84 7.05 1.12 8.22 
2 2 5,99 13.58 4.61% 16.33 

*Ho non rejetée a 5 % 

La premiére colonne du tableau 17.11 donne le nombre de relations de cointégration, 
la deuxiéme le degré de liberté de la statistique du Chi deux, la troisieme les valeurs 

tabulées a 5 % puis les statistiques calculées pour chaque variable. Dans la mesure 

ou deux relations cointégrantes sont retenues, seule la deuxieme ligne des tableaux 
est examinée (r = 2). ie 

Hormis le salaire réel, |’exclusion des variables est refusée pour toutes les variables, 
ce qui permet d’appliquer les contraintes identifiantes du modele. L’acceptation 

de l’hypothése nulle pour le salaire réel est présente également dans les travaux de 

L’Horty et Sobczak, et semble imputable a Vinclusion du trend dans la relation 
de cointégration. Le lecteur intéressé peut vérifier en effet le refus de ’hypothése 
d’exclusion de cette variable en réitérant le test sans trend. Cette variable est ce- 
pendant conservée pour poursuivre l’estimation du modele WS-PS. 

Enfin, le dernier test indique que la productivité peut étre considérée comme fai- 
blement exogéne, conformément au modeéle théorique. Un modele VECM partiel 

composé de deux variables endogénes (les salaires réels et le chOmage) et conditionné 
par une variable exogene, la productivité, pourrait donc étre estimé. Ceci n’implique 

pas néanmoins l’exclusion de la productivité des relations de cointégration. Ce point 
sera considéré dans le probleme 17.5. 

a 
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Probleme 17.4 

Identification et contraintes linéaires sur les relations de cointégration 

Identification de WS et PS 

Les étapes préalables permettent a présent de se consacrer a l’estimation de la forme 
identifiée du modeéle WS-PS. L’exécution de la commande @cats affiche une fois de 
plus le menu Cats dans la barre de menu de Winrats. Dans ce menu on choisit 
la rubrique Rank of Pi. La boite de dialogue demande le nombre de relations de 
cointégration. Taper 2. Puis le logiciel demande a partir de quelle variable il doit 

normaliser les vecteurs de cointégration. Taper 1 4 chaque fois afin de normaliser 
les vecteurs par rapport au salaire réel. L’écran donne les résultats présentés dans 
le tableau 17.12. La premiére matrice fournit les coefficients de la transposée de la 

matrice 3. La seconde matrice donne les valeurs estimées des vitesses d’ajustement 
(matrice a) et les statistiques de significativité correspondantes. Enfin, la troisiéme 

fournit les coefficients de la matrice Il = a , qui indiquent dans quelle proportion 

les variables en niveau W, Y, U et t affectent la dynamique des variables du systéme 
AW, AY, AU. 

Tableau 17.12 Identification de WS-PS — étape 1 

BETA (transposed) 

W 

i 

i) 

or 

AW 

AY 

AU 

a 

AW — 0.037 — 0.001 = 0,182 

DY: 0.108 — 0.105 0.106 

AU 0.010 — 0.048 — (0.139 

T—Values for PI 

= 3.127 = (0.037 — 3.080 

2.685 — 1.359 0.533 

{bees aH SAN LO = Sy 3) 
ca 

Il convient de noter au préalable que les deux relations de cointégration présentées 
n’ont pas de sens économique précis. Il s’agit uniquement de deux vecteurs de 
espace de cointégration. I] existe donc une infinité de combinaisons linéaires de ces 
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deux vecteurs qui constituent également des relations de cointégration. Par consé- 
quent, il faut étre également prudent sur l’interprétation des statistiques associées, 

tant que les vecteurs n’ont pas une signification économique. Néanmoins, l’analyse 
de ces premiers vecteurs et des vitesses d’ajustement a fournit souvent une informa- 
tion précieuse. Le tableau 17.12 donne deux relations de cointégration 

VW 7034 Y 32.2040 — O01 = 0 
W —1.645Y — 1.649U + 0.008¢ = 0 (17.19) 

D’emblée, on peut remarquer dans la deuxieme relation de cointégration que les 

coefficients de la productivité et du chomage sont de méme signe et trés proches. 
Par analogie au modele théorique, cette deuxiéme relation ressemble fortement a PS. 
Par ailleurs le coefficient du chomage dans la premiére relation est de signe inversé, 
ce qui suggere probablement l’existence de WS. 

Ace stade, le modéle n’est pas identifié puisque aucune des variables d’une relation 

n’est exclue de l’autre. Dans cette optique les contraintes d’identification théoriques 

présentées auparavant (é€quation (17.13)) sont reprises. WS est identifiée en suppo- 
sant nul le coefficient associé a la productivité. PS est identifiée en posant l’égalité 

des coefficients de productivité et de chomage. Comme le soulignent L’Horty et 
Sobsczak, il ne s’agit pas d’un test mais uniquement de contraintes théoriques des- 
tinées a lidentification des deux équations structurelles PS et WS. La démarche 

requise par le logiciel pour la construction des tests ou l’imposition de contraintes 

identifiantes est toutefois similaire. Elle consiste a4 définir des matrices H, et Hy de 

contraintes sur les coefficients. 

Formellement les contraintes s’écrivent 

B = (Ai ¢1, Hoye) (17.20) 

ot. Hy, et Hz sont des matrices de taille respective (NV, 51), (N,s2). 1 et s2 sont le 
nombre de parameétres non contraints dans la premiére et la deuxiéme relation de 
cointégration. Les matrices H, et H2, de paramétres fixés par l’utilisateur, traduisent 

les contraintes d’identification du modeéle. y; et ye, de tailles (51,171) et, (s2, r2) sont 
des matrices de coefficients A estimer!. 

Ainsi pour le premier vecteur on a 

Le O pe) a 

(Oar Wo | OF CREO ee 10 
Calan cine Z Sane (ele) 

Bar OwalOeael ies Ey 

Ha Pl 

4) ry et r2 sont le nombre de vecteurs contraints par les matrices H; et Hz respectivement. 
On a donc ici m1 = r2 = 1 et r1 +72 =r, ot. r est le nombre de relations de cointégration 
(rete). 

% 



12 

Eléments de corrigé 395 

En normalisant par rapport aux salaires réels, on obtient 

G11 i | 
Bar| 0 
Gel b, /ay (17.22) 

Pat Bole | 

Cette hypothése économique correspond bien A la contrainte d’identification de WS 
(a2; = 0) dans l’équation (17.13). 

De méme, pour le deuxiéme vecteur, on a 

Bre tl cus 0t Ee 12 
sot nee ly Lye G aad 08 
Gade etl sOnidli Ooo == bs (17.23) 

Bao Ps Chapel 2 C a 2 

et en normalisant par rapport aux salaires réels, on obtient 

Bie 1 
Boo > bg [wz 
B30 == bo /ap (17.24) 

Bao €2/a2 

La contrainte d’égalité des coefficients de productivité et de chomage (a22 =e = 

by/az) est imposée afin d’obtenir la relation PS dans l’équation (17.13). 

Le modéle identifié est obtenu en procédant comme suit!?. 

Etape 1:Choisir option Restrictions on each of the betavectors du menu 

Cats. 

Etape 2: Le logiciel demande le nombre de restrictions pour le premier vecteur. 
Taper 1, puis remplir la matrice H'(= H;) de la maniére suivante 

LO SOr 0 
ER ee ae) 
OO Ona) 

La deuxiéme colonne correspond a la contrainte de nullité du coefficient de produc- 

tivité dans WS. 

A ce stade lorsqu’on relance la commande cats dans Rats il faut indiquer 4 nouveau, avec 
la rubrique Rank of Pi, le nombre de relations de cointégration. La boite de dialogue 
demande le nombre de relations de cointégration. Taper 2. Puis le logiciel demande a 

partir de quelle variable il doit normaliser les vecteurs de cointégration. Taper 1 a chaque 
fois afin de normaliser les vecteurs par rapport au salaire réel. 
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Ktape 3: Lidentification de PS est assurée en imposant une restriction. La matrice 

H'(= H,) se présente dans ce cas sous la forme 

if, OR ALO CG 
ily wel (G) 
MSO Or ot 

Les résultats sont présentés dans le tableau 17.13. 

Tableau 17.13 Identification de WS-PS - étape 2 

BETA (transposed) 

W Y | U | TREND 

1 0 AY — 0.007 

| — 1.644 — 1.644 0.008 

Standard Errors for BETA (transposed) 

0 0 0.765 0.001 

0 0.33 0.33 0.002 

ALPHA | T-Values for ALPHA 

AW — 0.038 0.001 —4.153 0.037 

AY 0.044 0.064 1.437 1.359 

AU — 0.019 0.029 =4 755 4.716 

PI 

] Ww ¥ U TREND 

AW | — 0.037 — 0.001 — 0.182 0 

AY 0.108 —0.105 0.106 0 

AU 0.010 — 0.048 — 0.139 0 

T-Values for PI s 

= S127 — 0.037 — 3.080 1.654 

2.685 — 1.359 0.533 0.437 

1.877 —4.716 — 5.342 Sor 

Les signes des coefficients @ sont conformes a la théorie et toutes les variables sont 
signiticatives (écarts types entre parenthéses). Les deux relations de cointégration 
sont 

W + 4.777U — 0.007t = 0 (WS) 
(0.765) (0.001) 

W —1.644U — 1.644Y + 0.008 =0 (PS) 
(0.33) (0.33) (0.002) 

Le chomage affecte negativement les salaires réels dans WS conformément a la théorie 
des négociations salariales. Le chomage réduit le pouvoir de négociation syndical et 
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modeére de fait les revendications salariales. Par ailleurs, l’élasticité de la demande 

Sok = Bee's Sl dans PS est proche de -0.6. 
ou 1.64 

Les valeurs des vitesses d’ajustement (a) ainsi que les statistiques calculées (T- 
values) sont également conformes aux valeurs attendues. Théoriquement en effet, 

on doit avoir un signe négatif de la vitesse d’ajustement associée a la relation WS 
dans la premiére ¢quation du VECM. Ceci indique qu’une valeur du salaire réel 

différente de sa cible de long terme implique une variation des salaires réels a la 
période suivante de sens opposé afin de converger vers l’équilibre. De méme, le 

mécanisme correcteur d’erreurs associé a la relation PS dans la troisiéme équation du 

VECM doit agir négativement sur la dynamique du taux de ch6mage. On note que 
seule la premiére relation de cointégration est significative dans l’équation de salaire 
et agit bien comme une force de rappel sur la dynamique de court terme des salaires 
réels. Toutes choses égales par ailleurs, une hausse des salaires réels crée une situation 

de déséquilibre qui rameéne a la baisse les salaires réels les périodes suivantes (vitesse 
d’ajustement négative égale 4 —0.038, avec une T-value de —-4.153). En revanche, 

aucune des relations structurelles n’est significative dans l’équation de productivité, 

ce qui confirme l’hypothése d’exogénéité faible de la productivité. Enfin, les deux 
relations sont significatives dans l’équation de chomage. La relation PS agit bien 
également comme une force de rappel. Le lecteur ne doit pas étre trompé par le signe 
positif associé a ce mécanisme correcteur d’erreurs (a@32 = 0.029). La normalisation 
par rapport a U du deuxiéme vecteur de cointégration aurait amené en effet a un 

signe négatif de ce coefficient. Cela signifie g_ = tout déséquilibre sur le taux de 
chomage tend a se résorber dans le temps. En revanche, le fait qu’un déséquilibre 
sur les salaires ait un effet négatif sur le chomage est plus difficile a justifier. I 
signifie en effet qu’un niveau de salaire réel supérieur 4 son niveau de long terme 

implique une baisse du chomage. 

de travail mesurée par — 

Test de restriction sur les coefficients 

Un dernier point doit étre traité: le coefficient de productivité dans PS est élevé et 
implique a long terme une tendance croissante de la part des salaires dans la valeur 
ajoutée, ce qui est peu réaliste. L’hypothése d’homogénéité des salaires réels a la 

productivité est donc testée, tout en conservant les contraintes identifiantes. Le test 

s’écrit sous la forme de l’équation (17.20). La contrainte d’identification de WS 
(a2, = 0) est donnée par l’équation (17.22) tandis que les contraintes sur PS sont 
telles que 

Br2 1) a3 

Bap eae 1k 80 et agi. tag 
Bae tae al ole U1 03s) thd ieee) 
Ba2 Oe bs 
er 

A 

et en normalisant par rapport aux salaires réels, on obtient 

Bre 1 

Bn a i (17.26) 

Ba2 b3/a3 

13 Ce résultat vient de la relation log L — log N = log(1 — U) ~ —U. 
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Hy exprimant les contraintes d’identification de PS et l’hypothese d’homogénéité des 

salaires réels & la productivité (a22 = a32 = —1) 

Ce test est effectué en reprenant la procédure utilisée pour identification du modele. 

Les étapes 1 et 2 sont identiques. 

Etape 1: Choisir Voption Restrictions on each of the betavectors du menu Cats. 

Etape 2:Le logiciel demande le nombre de restrictions pour le premier vecteur. 
Taper 1, puis remplir la matrice H’(= H;{) de la maniére suivante 

Li 050 
OF 20) SiO 
Opi Ogal). tel 

La deuxiéme colonne correspond a la contrainte de nullité du coefficient de produc- 
tivité dans WS (on impose ag; = 0). 

Etape 3: Le test sur la relation PS est assuré en imposant maintenant 2 restrictions, 
. / 4 

la matrice H'(= H,) se présente dans ce cas sous la forme 

1 -1 -I1- 0 

Orne "OF 

On impose l’égalité des coefficients associés a la productivité, au chomage et au 
salaire réel (a22 = a32 = —1). Dans ce cas, le ratio de vraisemblance suit un Chi 

deux & (N — r)r2 degré de liberté!*. 

Les résultats du tests ainsi que l’estimation du modele contraint sont présentés dans 
le tableau 17.14. 

Tableau 17.14 Test de restriction et estimation du modéle contraint 

LR Test CHISQR(1) = 0.30 p-value = 0.59 

BETA (transposed) 

Standard Errors for BETA (transposed) 

0 0 0.484 0.001 

0 0 0 0 

T-Values for ALPHA 

N est le nombre de variables.(3), r est le nombre de relations de cointégrations (2) et re 
correspond au nombre de vecteurs contraints lorqu’on teste H% (1). 
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Le test est accepté largement avec une p-value de 59 %. On ne peut rejeter l’hypothése 

de semi-élasticité’’ unitaire des salaires réels au taux de chomage et d’élasticité!® 
unitaire des salaires réels A la productivité!”. Cété offre de travail, une hausse du 

taux de chomage de 1 point entraine une modération salariale de 3.08 % de la part 

des syndicats sur longue période. La forme contrainte du modéle WS-PS pour la 
France est donc 

W +3.08U — 0.005t =0 (WS) 

W-—U-Y-—0.004t=0 (PS) (17.27) 

Probléme 17.5 

Exogénéité faible et VECM partiel 

A deux reprises, l’hypothése d’exogénéité faible de la productivité a été suggérée. 
Les tests réalisés dans le probleme 17.3 ainsi que les valeurs des t de Student associées 

aux mécanismes correcteurs d’erreurs laissent penser que les relations de long terme 

n’agissent pas sur la dynamique de la productivité. Il est possible de confirmer cette 
hypotheése a l'aide d’un dernier test tout en conservant les restrictions effectuées sur 
les coefficients des équations WS-PS. I] s’agit de tester simplement la significati- 
vité des vitesses d’ajustement associées aux mcanismes correcteurs d’erreurs dans 
l’équation de productivité du VECM. Formellement l’hypothése jointe suivante est 
testée 

C2 = (A191, Hove) et Ba = 0 CI7.26) 

B est une matrice de taille (V(V—m)) ot (N—m) est le nombre de lignes contraintes. 
Ici, N = 3 et (N —m) = 1. I] faut donc définir la matrice B afin de tester la nullité 
de la deuxiéme ligne de la matrice a. On a 

O11 12 

Bicg— 0k [0 1 0} Q2, Q22] = [a1 22 | = [0 0] (17.29) 

B’ 31 32 

(e4 

Dans une relation de la forme logy = ax, a@ représente la semi-élasticité. Lorsque la 

variable x est une variable en taux, comme le taux de chomage, la relation est interprétée 
de la maniére suivante : si x augmente de un point de pourcentage, y varie de a%. 

Dans une relation de la forme logy = alogx, a représente Vélasticité. La relation est 
interprétée de la maniére suivante: si x augmente de 1 %, y varie de a%. 
Ceci implique une élasticité de substitution unitaire d’aprés la formation de PS (a22 = 

a32 = 4 = Is). 
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L’exogénéité faible est testée en procédant comme suit. 

Etape 1: Choisir Voption Restrictions on alpha du menu Cats!®. 

Etape 2: Le logiciel demande le nombre de restrictions. Taper 1, puis remplir la 
matrice B’ telle qu’elle est définie dans l’équation (17.29). 

Etape 3: Trois options sont proposées, selon que le test est réalisé en conservant ou 
non des restrictions sur les vecteurs de cointégration. Choisir ici Current restric- 
tions. 

Les résultats sont présentés dans le tableau 17.15. 

Tableau 17.15 Test d’exogénéité faible de la productivité 

LR Test CHISQR(3) = 5.04 p-value = 0.17 

BETA (transposed) 

Ww NE U TREND 

2.426 
-1 

i 0 — 0.004 
1 —1 0.004 

Standard Errors for BETA (transposed) 
— 

0 0 0.408 0.001 
0 0 0 0 

ALPHA T-Values for ALPHA 
AW — 0.064 0.007 Ey) 0.343 
AY 0 0 0 0 
AU — 0.036 0.051 ~ 4.843 5.342 

PI 
W Y U TREND 

AW — 0.057 — 0.007 ~ 0.164 0 
AY 0 0 0 0 

AU 0.015 — 0.051 = 0139 0 

T-Values for PI 

— 4.018 =O eee os 
NA NA NA NA 
2.386 — 5.566 —5.561 5715 

L’hypothése d’exogénéité faible, jointe aux tests sur les @ n’est pas rejetée. Le niveau 
de significativité du test est de 17%". 

Au préalable, dans le menu Cats il faut refaire l’option Rank of PI puis l’option Res- 
trictions on each of the betavectors (on impose 1 contrainte pour WS et 2 contraintes 
pour PS). 
Comme le note Harris, R., 1995, Using Cointegration Analysis in Econometric Modelling, 
Prentice Hall, le calcul du degré de liberté dans le cas d’un test joint n’est pas évident. 
Néanmoins, il correspond ici a la somme des degrés de libertés des tests individuels sur les 
G et sur Vexogénéité faible réalisés au probléme 17.3 

a 
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Il est done possible, sur la base de ce résultat, de réestimer le modéle VECM initial 

sous la forme d’un modéle VECM partiel conditionné par la productivité. Le VECM 
(équation(17.18)) devient done 

Rae AW 

ca) =TpAY+T) (ay | + 

x AU /4_4 

ray Qy: ' Ww 
‘i a Bu Bo. (31 Bar ¥ 4 

ey Bi2 Box B32 Bae U Cre30) 
31. 392 t 

se doa 

we 
us0 

1 ago foe 
du83 

Ce systeme est estimé aisément en précisant l’option exo de la commande Qcats et 
en renouvelant les opérations des contraintes d’identification sur les deux vecteurs 
de cointégration. 

Attention: dans le programme rats, |’ordre des séries est inversé car la variable Y est 
considérée faiblement exogéne. L’ordre affiché dans les tableaux de résultats rats est 
le suivant: W U Y TREND. De ce fait, pour retrouver les résultats du tableau 17.15 
a partir de l’option exo on doit choisir la rubrique Rank of Pi. La boite de dialogue 
demande le nombre de relations de cointégration. Taper 2. Puis le logiciel demande 
a partir de quelle variable il doit normaliser les vecteurs de cointégration. Taper 1 
a chaque fois afin de normaliser les vecteurs par rapport au salaire réel. Ensuite il 

faut imposer les contraintes comme suit 

Etape 1: Choisir l’option Restrictions on each of the betavectors du menu Cats. 

Etape 2: Le logiciel demande le nombre de restrictions pour le premier vecteur. 

Taper 1, puis remplir la matrice H’(= H,) de la maniére suivante 

ero ee 0 
Oe ue ru 
ib yah pa 

par rapport a l’analyse précédente les colonnes 2 et 3 sont interverties en raison du 

changement de place des variables U et Y 

Etape 3: Le test sur la relation PS est assuré en imposant 2 restrictions, la matrice 
H'(= H5) se présente dans ce cas sous la forme 

Lal et r() 
Ci Cees 

Les colonnes 2 et 3 étant identiques, on peut donc reprendre la méme matrice H5. 
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Ces étapes aboutissent finalement a l’estimation du systeme WS-PS (entre les pa- 
renthéses figurent les écarts types)?°. 

W +2.426U.—0.004t=0 (WS) 
(0.437) (0.001) (17.31) 

W-—U—Y—0.004t=0 (PS) 

Nous retrouvons des résultats proches des travaux.de L’Horty et Sobczak qui trou- 
vent une.semi-élasticité des salaires réels au taux de chomage de -2.2 %. L’hypothése 

Végalité a cette valeur du coefficient du chomage ne peut d’ailleurs pas étre rejetée 

par un test de Wald. II est en effet possible de construire un tel test a partir des 
écarts types estimés de la matrice 3 (« standard errors for BETA ») en calculant 

2ALG 2.2 

0.437 

niveau de significativité est en effet de 60 %. 

2 

la statistique : ( ) = 0.27. L’hypothese nulle ne peut étre rejetée. Le 

Enfin, en choisissant option Short-run matrices du menu Cats, on retrouve les 

parameétres des matrices Io, [jet YW (Tstat entre parenthéses), la matrice a étant 

obtenue en méme temps que la matrice des coefficients BETA. 

AY; AW:t-1 AYge3 AU 

a mm, ?2—oV eee 

0.015 0.103 —0.017 —0.135 
Thine (0.449) ie (1.109) (0.437) (—0.701) 

: —0.035 | ’ : —0.043 0.034 0.421 
(—2.458) (-1.068) (2.233) (5.057) 

(1) du80  du82 du83 
aN aN RN ee aN 

—0.064 0.007 0.002 0.003 0.01 —0.012 
ayes (—3.84) (0.34) Uv (0.336) (2.57) (4.024) (—3.034) 

—0.035 0.051 }’ —0.011 0 —0.001 —0.004 
(—5.036) (5.55) (—5.429) (—0.26) (—0.502) (—2.897) 

Globalement, la spécification de la dynamique de court terme n’est pas trés satis- 
faisante. Les variables sont faiblement significatives, en particulier dans l’équation 
de salaire. Ce résultat n’a rien de surprenant dans la mesure ow l’estimation des 

relations de long terme entre les variables a été privilégiée, au détriment de la spé- 
cification de la dynamique de court terme. L’estimation du modéle WS-PS passe 
en effet par l’étude des relations entre les salaires réels et le taux de chomage, et 

suppose donc une indexation unitaire des salaires nominaux aux prix. Si cette pro- 
priété peut étre vérifiée a long terme, des rigidités nominales liées a4 la nature des 

contrats salariaux ou a de mauvaises anticipations des agents peuvent a court terme 

infléchir cette homogénéité des salaires aux prix. Ainsi, la modélisation des rigidités 
nominales permettrait d’enrichir l’analyse de la formation des prix et des salaires 
nominaux a court terme et d’améliorer la dynamique du VECM. 

Les résultats du systéme sont extraits des tableaux de résultats rats BETA (transposed) et 
Standard Errors for BETA (transposed). 

s 
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OBJECTIFS DU CHAPITRE 

Introduire l’économétrie des variables qualitatives 

e Modéles de choix binaire : probit et logit 

e Modeéle de régression tronqué 

e Modeéle de régression censuré (tobit) ~ 

e Modéle de sélection de |’échantillon 

NIVEAU 

MASTER, premiére et deuxiéme années 
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Dans ce chapitre on présente deux types de modéles relevant de 
Peconométrie des variables qualitatives et trés souvent utilisés : les modé- 
les a variables qualitatives binaires (probit, logit) et les modéles & variables 
dépendantes limitées. Les premiers cherchent 4 modéliser une décision repré- 
sentée par une variable qualitative binaire. Les seconds cherchent a estimer 
un modele dont les données sont tronquées ou censurées (tobit). 

1. MODELES A VARIABLES QUALITATIVES BINAIRES 

1.1. Présentation des modéles a variables qualitatives 
binaires 
Dans ces modeles on cherche a modéliser le comportement d’agents. La 

variable expliquée est une variable binaire qui peut prendre la valeur 0 ou 1. 

Exemple 18.1 

Soit un échantillon composé de 1000 étudiants ayant une licence. On cherche 
a modéliser la probabilité qu’un individu poursuive ses études ou pas. On 
observe pour les 1000 individus la variable y 

yi = 1 si Vindividu 7 choisit de poursuivre ses études 
y; = O sinon (18.1) 

Soit U;, lVutilité de lindividu 7 s’il choisit de poursuivre ses études et Uj 
son utilité sinon. Ces niveaux d’utilité ne sont pas directement observés, 

ils dépendent des caractéristiques socio-économiques telles que le sexe, l’age, 
le lieu de résidence et des caractéristiques spécifiques a chaque alternative. 

Pour simplifier, supposons que les niveaux d’utilité U;, et Ujo sont expli- 
qués par un modele linéaire, les variables explicatives sont x;1 et xj2, deux 

variables socio-économiques 

Oj = Apo Cap Lie Oai12i2 al (18.2) 

Lp = 09 + A191 + O20L22 + E10 

€;1 et €;9 sont des aléas. 

Les niveaux d’utilité ne sont pas des variables observables, et l’ecart entre 

Up et Uj, est une variable latente’ . La régle de décision est la suivante : 

Vindividu choisit de poursuivre ses études si Uj9 < Uj. 

Soit P; la probabilité que l’individu 7 choisisse de poursuivre ses études 

Te = Pr (y; = 1) = Pre << Ui) 

= Pr (ei — €11 < (a1 — Go) + Fi (A11 — G10) + Fiz (A21 — A20)) 

! Une variable latente est une variable en fonction de laquelle la décision est prise, elle peut 

étre non observée, comme le niveau d’utilité Uio — Vin. 
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fim [ate] Flee) (18.3) 

. . 2 yA » i 

avec F la fonction de répartition, €; un aléaégal A ejo—e;1,0; =(1 vi iz) 

le vecteur des variables explicatives et @ le vecteur des parametres a estimer 

a, — ag py 
B= (sist) == (is) 

a21 — 420 23 

De maniére générale dans un modeéle de choix binaire, on considére 
des individus qui ont le choix entre deux alternatives et on cherche a modé- 

liser la probabilité qu’un individu choisit une des alternatives. On observe 
une décision représentée par la variable y; qui peut prendre deux valeurs 0 
ou | et on note P; la probabilité que y; soit égale a 1. 

P =aPriy DES (a6) (18.4) 

Une probabilité est comprise entre 0 et 1, par conséquent le modeéle 

doit vérifier les deux conditions suivantes 

Jim Pry, =1)=1 

ant one (18.5) 
Liga sel 207 ise 

x, B——oo 

I 7) 

La fonction F’ est une fonction de répartition et on note f sa fonc- 
tion de densité. Dans la pratique, on utilise souvent deux spécifications qui 

conduisent a des résultats tres proches : le modele probit et le modele logit. 

1.2 Les modeéles probit et logit 
Dans un modéle probit la probabilité P; est définie de la maniére suivante 

2.8 1 =f /2 / 

" ———e ole = Ge. 

SSS ee 

o(t) (18.6) 

P, = F(x,) = 

Dans un modeéle probit on suppose que la fonction de répartition F' est une 

loi normale. On note ® la, fonction de répartition et ¢ la fonction de densité de la 

loi normale centrée réduite N(0,1). 
4a 
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Dans le modeéle logit, on suppose que la fonction de répartition est une loi 
logistique notée A avec 

eriB 1 i 
yes 7 = A(z;8) 

1+e%F 1+e-%h (18.7) 
= F (2,8) = 

la fonction de densité de la loi logistique est donnée par la dérivée de la fonction A 
et elle est égale a A(1 — A) 

e718 

ity. 2 

(1 + ae) 

De maniére générale, on note que les fonctions normale et logistique sont 
trés proches. En effet considérons une variable aléatoire X distribuée selon une loi 

/ 

A(a,8)(1 — A(@,6)) = (18.8) 

Fe (16) 
logistique avec E(x) = 7 et var(x) = ae 

2 
X ~> Loy (1 a) 

3 

avec 

1 
A(a) = a7 

l+e 76/3 

Pour une valeur des parameétres \ = Ae 1.8, + = 0et 0 = 1, lattonction 

de répartition logistique s’écrit 

1 
A(z) = ———— 
(7) l+e"% 

Dans ce cas, les distributions logistique et normale centrée réduite sont trés 

proches (Figure 18.1). 

f(x) f(x) 

Probit 

Figure 18.1 Fonctions de répartition et de densité 
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On note que les deux fonctions de répartition ont une valeur identique pour 

une valeur de x = 0, ®(x) = A(x) = 0.5 

Donc, on peut représenter la probabilité de réaliser un choix donné soit par 

une fonction normale (18.6), soit par une fonction logistique (18.7). Les résultats 
des deux modéles sont trés similaires. On observe le choix de l’individu et le vecteur 
des variables explicatives x;. Le probléme consiste alors a estimer les parametres (3 

du modele probit ou logit. \ 

1.3. Estimation des modéles probit et logit 

1.3.1 La méthode du maximum de vraisemblance 

Pour estimer le vecteur de paramétres 2 on applique l’estimateur du maxi- 

mum de vraisemblance. Soit N le nombre d’individus. La fonction de vraisemblance 

est donnée par 

= PRY = fy ey Sa toanceY w= UN) (18.9) 

Les variables aléatoires Y; étant distribuées de maniére indépendantes, la 

fonction de vraisemblance s’écrit 

L= we oe py’ (18.10) 
1 

N 

— 

car y; prend la valeur 1 avec une probabilité P; et la valeur 0 avec une probabilité 

1— P,. 

L’expression logarithmique de la fonction de vraisemblance est donnée par 

N 

LogLh = S “ys LogP, te( ly; )Log(l— fF) 
i=1 _ (18.11) 

P, étant égale & F(a,() la fonction devient 

N 

LogL = SyiLogF (2,8) ett Og (lie F(x;)) 
ti 

Le vecteur des paramétres (3 est alors obtenu en maximisant la fonction LogL 

par rapport a 3. Pour obtenir lestimateur du maximum de vraisemblance (yyy on 

doit résoudre le systeme d’équations non linéaire suivant 

OLogLh | = Fat ACA) ONE etl STE = » (rat a- | foe) a0 (18.12) 
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et la matrice de variance-covariance asymptotique peut etre estimée en utilisant 
Vinverse de la matrice Hessienne évaluée en B MV 

SStbegh yi mf 5 se (a8? ae 

L’estimation de 6 permet d’évaluer la probabilité P; avec 

P= F(«,8mv) (18.14) 

¢ Dans le modeéle probit F = ® et f = ¢ la condition du premier ordre s’écrit 

Pe ee AG ee (18.15) 
yi=l x; yi=0 

et la matrice de variance-covariance devient 

_Phogt\ _ (Saige N 

La probabilité estimée pour chaque individu est donnée par 

eS 

P, = B(x;Bpr obit) (18.17) 

avec Bei obit le vecteur de pases du modeéle probit estimé avec la méthode du 
maximum de vraisemblance. 

¢ Dans le modele logit F = A et f = A(1—A). Les conditions du premier 
ordre et la matrice de variance-covariance s’écrivent 

OLogL _ a ; | 

Aan dX (u fe A@;A)) wi (18.18) 

=f 
0? LogL fe z , z ; 

‘ (-Sae) int (deat (1 “4 A(w,A)) ne) (18.19) 

Dans le modeéle logit on évalue la probabilité P; avec 

P, = A(x ;Brogit) (18.20) 

avec Brogit le vecteur de parameétres du modele logit estimé avec la méthode 
du maximum de vraisemblance. 
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1.3.2 Tests statistiques et mesure de la qualité de l’ajustement 
Ayant évalué le vecteur de paramétres (3 et sa matrice de variance-covariance 

avec un modele probit ou logit on peut appliquer les tests standards de contraintes 

sur les parametres. En particulier si on veut tester la significativité du modele c’est- 
a-dire ’hypothése Ho : G2 Bs pe BK 0 dans un modéle comportant KK 

parameétres* on peut appliquer le test du ratio de vraisemblance 

LR = ~2 (Log (Biyy) — LogL(Guv)) (18.21) 

ou LogL(Buv) est la valeur de la fonction LogL lorsque les parametres [x, 

i=) ersontenonmmuls: 

eclAG, a) est la valeur du logarithme de la fonction de vraisemblance sous 
Vhypothese Ho 

N 

LogL(Biry) = \ yLogF (hs) + (1 — yi)Log(1 — F(A) 
ct 

= up (PLogP + (1 — P)Log(1 — P)) 

(18.22) 

Sous ’hypothése Ho, P; = F(G1) = P. La probabilité P; est identique pour 

tous les individus et elle est donnée par la proportion P d’individus pour lesquels 
on observe y; = 1. 

Si la statistique LR est inférieure au x2(K — 1) on accepte l’hypothése Ho. 

Par ailleurs, pour mesurer la qualité de l’ajustement, il existe plusieurs pos- 
sibilités. Une maniére simple consiste a calculer le nombre de mauvaises prédictions. 

L’estimateur du maximum de vraisemblance donne P;. On suppose que si P; est 

inférieure a 0.5 alors la valeur estimée de y; notée y; est égale 4 0 sinon elle est 

égale a 1. On peut évaluer ainsi le nombre de mauvaises prédictions en calculant 

SS 

N 

(Yi =) i 
=i (18.23) a 

On peut également utiliser le coefficient de détermination (pseudoR? ) sug- 

géré par Mc Fadden R32, 

~ 

yep LogL(Buv) 
MF — ae 

LogLh (Buy) (18.24) 

2 x, (3 = 3, + Boma: +... + PxuKi 
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1.4 Inferprétation des résultats 
L’estimation du modéle probit ou logit permet d’évaluer la probabilité P; 

et linfluence des différentes variables explicatives sur cette probabilité. Dans le 
modele linéaire les paramétres estimés mesurent les effets marginaux, c’est-a-dire 

Vimpact de la variation des variables explicatives sur la variable endogéne. Dans les 
modeles probit et logit les effets marginaux ne sont pas égaux aux valeurs estimées 
des paramétres. 

1.4.1. Les effets marginaux lorsque les variables explicatives 
sont continues 
Pour mesurer l’impact d’une variation d’une variable explicative sur la pro- 

babilité p; on doit calculer 

OP. 
Ox; - 

i («,8) (18.25) 

Si le modéle estimé est un modeéle probit 

OP, + = 
Ae: a BRrovit® (2 Uerobt ) (18.26) 

Si c’est un modele logit 

OP, = px 1~ 
a, = BrogitA(%;BLogit)( a A(a@;Brogit)) | (18.27) 

Ces effets marginaux peuvent étre calculés pour chaque individu. Cependant, 

pour simplifier la présentation des résultats, on évalue souvent ces effets marginaux 
au point moyen Z, ou pour un niveau de probabilité initial donnée. 

¢ Dans l’exemple 17.1, si 71; = % et rg; = %2, Vimpact d’une variation de la 

variable x; sur la probabilité de poursuivre ses études est donné par 

OF; 

Ox 41 

= Gp (z'3) pour le modéle probit 

Gog (4, a Bok = Bsr.) 

= BorogtA(E B)(1 — A(% f)) pour le modéle logit 

¢ Pour un niveau de probabilité initial égal a 0.2 par exemple (P; = 0.2) on 
mesure l’impact d’une variation de la variable x;; sur la probabilité de pour- 
suivre ses études en procédant de la maniere suivante 
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— dans le cas du modeéle probit on cherche dans un premier temps la valeur 

de x, (3 correspondant a ®(x, (3) = 0.2 dans la table de la fonction de répar- 

tition de la loi normale, on trouve x, (3 = —0.85. Dans un second temps, on 

obtient, avec la table de la fonction de densité, ¢(—0.85) = 0.278, d’ot 

OP, = 
= habe (One e ee BaProbit ( 8) 

— dans le cas du modeéle logit la procédure est simple p; = A(z, (3) == 02 
d’ou = 

OP; 
= ogit(0.2)(1 — 0:2 Fan, = Botogit(0-2)(1 — 0.2) 

1.4.2 Les effets marginaux lorsque les variables explicatives 
sont qualitatives 
Si dans le modéle (18.1) il y a une variable explicative qualitative, on ne peut 

pas appliquer la procédure précédente pour mesurer son impact sur la probabilité 
P;. Par exemple, si on fait intervenir la variable explicative x3 indiquant le sexe de 
Vindividu. Cette variable prend deux valeurs 

x3; = 1 si individu 7 est de sexe masculin 

x3; = 0 si individu 7 est de sexe féminin 

Le modele s’écrit alors 

P, = FG) + Bors + 03v21 + Gara) (18.28) 

et son estimation avec la méthode du maximum de vraisemblance donne 

P, = F(B, ae Box; a B3x2% ste Bax34) (18.29) 

Au point moyen, 21; = % et ro; = Xo, pour évaluer iemcaence la variable 

x3 sur la probabilité de poursuivre ses études on mesure, dans un premier temps, la 

probabilité qu’un individu de sexe masculin choisit de poursuivre ses études, on la 

note Pa,. Dans un second temps, on calcule cette probabilité pour un individu de 

sexe féminin, on la note Pr. Dans le cas d’un modele probit 

Py =® (Brerovit + BoProvitL1 + P3Provit€2 + Ba) 

Pr=® (Frprovi + BoPropit®1 + Bs Provit2) 

L’effet du sexe “sur le choix de Vindividu est alors mesuré par l’écart entre 

les deux probabilités : Py — Py. Si le modéle est un modéle logit, on remplace les 

parametres Beto par Br de et la fonction ® par la donotion A. 
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1.5 Comparaison des résultats des modéles probit et logit 
Pour modeéliser un probleme de choix binaire on peut donc utiliser un modeéle 

probit ou logit. Les deux modeéles donnent des résultats trés proches. Pour comparer 
les résultats il faut ramener 4 une échelle identique la valeur des paramétres estimés. 
Sur la figure 18.1 on a observé que les fonctions de répartition des deux modéles se 
coupent en x = 0 et que (0) = A(O) = 0.5. Par conséquent, les effets marginaux 

obtenus dans les modéles (18.26) et (18.27), doivent vérifier la relation suivante en 
ce point 

BProvitd (0) = BrogitA(0)(1 + A(0) 

avec @(0) = 0.3889 et A(O)(1 — A(O) = 0.25 

D’ot la relation suivante entre les coefficients 

0.258rLogit = 0.38896. Provit & Brtogit = 1-68eProvit (18.30) 

La valeur de 1.6 correspond a une évaluation empirique de la relation pro- 

posée par Amemiya. Théoriquement la valeur est donnée par le paramétre 4 de la 

Ws fonction logistique égal 4 environ 1.8 = 

2. MODELES A VARIABLES DEPENDANTES LIMITEES 

On présente ici des modéles dans lesquels une variable est tronquée ou cen- 

surée. Dans les modeles tronqués on sélectionne |’échantillon de données, par exem- 
ple on s’intéresse aux revenus d’individus sachant que leurs revenus sont supérieurs 

a une valeur seuil. Dans le modéle censuré on ne dispose pas de toutes les données. 
Par exemple, si on veut modéliser la demande de ticket pour le match de football 
France Italie en finale de coupe d’Europe, on observera le nombre de tickets vendus. 

Il est égal a la capacité d’accueil du stade de Rotterdam si le nombre de tickets 
demandés est supérieur a la capacité d’accueil du stade. Il est égal a la demande 

sinon. Ces deux types de modeles sont présentés successivement. 

2.1 Modéle de régression tronqué 
Dans un premier temps on présente la distribution d’une variable aléatoire 

tronquée et ses caractéristiques. Dans un second temps, le modele de régression 

tronqué est examine. 

2.1.1 Distribution tronquée 
Une distribution tronquée correspond a une partie d’une distribution non 

tronquée, en dessus ou en dessous d’une valeur spécifiée. 
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Soit X une variable aléatoire continue de fonction de répartition F(a) et de 
densité f(x), sa distribution tronquée, pour une troncature vers le bas®, est donnée 

par 

Sey aan) aa? 
(ee) Bisaeta Mitra) (18.31) 

Dans le cas d’une variable aléatoire normale-d’espérance ji et de variance 07 

1 =h(2e4)3 1 

mn —(z) 
ov 20 oO 

= = 18:32 j Giese) ae) 1 — (a) ( ) 

or 

Shay V3 ere a= pi 
avec 2 = ——, 6(2) = ——e 7 eta= . Pour une valeur de yp = 0 et o = 1, Gee Rae ‘= lu 
la distribution normale tronquée vers le bas au point « = —0.5 est représentée 

figure 18.2. 

oC eee aoe : 
(4p ese eee ee ee 

 (x/x > —0,5) 

23 SOS a ROMS 3 

Figure 18.2 Distribution normale tronquée 

Les valeurs de la fonction de densité sont données par 

2 we ee ee) 
® (2/2>-08) = 7— ®(—0.5) (0.5) 

(x) 
0.6915 

3 Pour une troncature vers le haut 

fit =o) — L(x) 
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Pour une valeur de + = 0.5, d(x) = 0.3521, d’ot 

0.3521 

70.6015.) 
. 4 

 (0.5/0.5>—0.5) 

Les moments d’une variable aléatoire tronquée sont donnés par 

E (Giese) = fr af (jase) da 

¥ ; (18.33) 
Var (avis) = t: (a seal (@gse)) F(Lje>a)dr 

Dans le cas d’une variable aléatoire distribuée selon une loi normale d’espé- 
. « . 

rance jz et de variance o~, on obtient 

(a) Eyl pigeg \e Tat) at (18.34) 

et 

Jar (x = on (a) paeie Var (£/2>a) (: (285) +.) (18.35) 

avec Q@ = ats 2 

2.1.2 Le modéle de régression tronqué 
Dans le modéle linéaire standard 

i, =P =P eta ea el ope ne, Yi = D1 + Pore BKaK B (18.36) 
= E(yi) + & 

Si les aléas sont distribués selon une loi normale avec une espérance nulle et 
une variance égale 4 a? alors la variable y; est distribuée selon une loi normale avec 

f . ta ‘ Y 

une espérance égale a 7,3 et une variance égale a o?. 

yiw~> N (26,07) (18.37) 

Le modéle de régression tronqué correspondant au modele linéaire standard 

(18.36) s’écrit 

Yi/yra = E (yi/yi > a) + Ui (18.38) 
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ou u; représente un aléa, d’aprés (18.34) 

o (a4) 
EB i/yi>a) = 9 Sis au; 

Wiru>a) lea 2 (@,) # (18.39) 

a— x, 
avec a; = _ 

o 

Deit Ay = Too: appelé inverse du ratio de Mills , le probleme consiste 

a évaluer le modéle tronqué suivant 

Vi/yi>a = 2,8 + or + us (18.40) 

avec E(u;) = 0 et Var (uisujsa) = 97 (1 — A? + a4rAx) d/aprés (18.35). 

‘ . , . . , . / * . s . 

Ce modeéle est constitué d’une partie linéaire x, et d’une partie non linéaire 

ao; par rapport aux variables explicatives. 

2.1.3 La fonction de vraisemblance 

L’estimateur du maximum de vraisemblance donne des estimateurs conver- 

gents asymptotiquement distribués selon une loi normale. La fonction de vraisem- 

blance s’écrit 

Sr aan S) (18.41) 

~ 1, (y%—2,8 a — 2,08 \ \s 
Loot = You (20 ( se Log|\1-—® eee 

<a (Log2n + Logo ) @ x, ) (18.42) 

i=1 

pi age tc 
Les estimateurs sont obtenus en maximisant LogL par rapport a 3 et o?. 

Les valeurs estimées du modeéle de régression tronqué (18.40) sont données par 

Yi/yoa = {PMV + OmvX%,MV (18.43) 
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2.1.4 Interprétation des résultats 
Afin dinterpréter les résultats on calcule les effets marginaux donnés théo- 

riquement par l’expression suivante 

OE ese) vo 2 

Says Ae eee (18.44) 

— px; (a avec Q; = a et ri < RS 

2.2 Modéle de régression censuré — Modeéle Tobit 
Comme pour le modeéle de régression tronqué, on présente dans un premier 

temps la distribution d’une variable censurée et dans un second temps le modéle de 
régression (le modéle Tobit). 

2.2.1 Distribution d’une variable censurée 

On considére une variable aléatoire distribuée selon un loi normale avec une 
, . Lp) 

espérance pz et une variance o~. 

Par exemple, soit y* le nombre de tickets demandés pour un match de foot- 

ball 

y* ~> N(pu, 07) 

On note y le nombre de tickets vendus et c le nombre de places disponi- 

bles. On observe la relation suivante 

= ark Sj * < 7 

Come e ee (18.45) 
Te Ons) 0) page: 

La contrainte de capacité donnée par c correspond a un point de censure. 

La variable y est une variable censurée dont la distribution est composée de 
deux parties: une partie continue et une partie discréte. La partie continue de la 

distribution de y est donnée par la distribution de la variable y* lorsque y* < c 

TA een oe 2) 
+ = 18.46 _ Pr (2 pec “ ( ) 

= 
O Oo 

(18.47) 
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La partie discréte est donnée par la probabilité que le nombre de tickets 

vendus soit identique au nombre de places disponibles lorsque y* > c 

(18.48) 

Coss || SES ee ee en ees 

Figure 18.3 Distribution de la variable non censurée et censurée. 

La figure 18.3 donne la distribution de la variable y*. La probabilité que 
la variable y* soit supérieure a c est égale a 1 — ® (=*) et la probabilité que y* 

soit inférieure ou égale A c est donnée par ® (—). Elle représente également la 
distribution de la variable y, elle est censurée au point c. La probabilité que y soit 
égale ac est identique a la probabilité que y* soit supérieure a c et la probabilité que 
y soit inférieure ou égale a c est identique a la probabilité que y* soit inférieure ou 
égale ac. Au point de censure on attribue la probabilité totale de la région censurée. 

Le point de censure peut étre vers le bas ou vers le haut. Un autre exemple 

souvent cité est le nombre d’heures de travail. Dans un échantillon, certains individus 
sont caractérisés par un nombre d’heures de travail positif et d’autres par un nombre 

d’heures de travail nul. Cette variable est tronquée vers le bas, le point de censure 

étant égal a 0. 

De manieére plus générale, on considére le modeéle suivant 

(18.49) 
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ou a est le point de censure et y* une variable aléatoire distribuée selon une loi 
normale 

yes N(p, 07) 

La distribution de la variable y est identique a celle de y* lorsque y* > a. Au 
point de censure, la probabilité que y = a est donnée par la probabilité que y* < a 

Pe ly al Pri = a= (* a “ | 
o (18.50) 

L’espérance de la variable censurée est donnée par 

E(y) = Pry = @).E(yjyoa) + Pr (y = y") E(yjy=y*) 
(18.51) 

Sry <2).@- Priy” So4).£ ye) 

et on montre qu'elle s’écrit 

{_ (a) ) 
E(y) = ®(a).a+(1—-®(a = —— +p 

a— p 
avec a = : 

o 

Par ailleurs la variance de y est la somme de la variance de l’espérance 
conditionnelle de y et de l’espérance de la variance conditionnelle de y. On montre 

que ( 

2.2.2 Lemodeéle de régression censuré : le modéle Tobit simple 
Soit y7 une variable distribuée selon une loi normale telle que 

ye =| Cee iota ar Orie + ene £8 + 4 

E(yf) + €; 
(18.54) 

yi ~> N(a,B,07) 
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le modéle Tobit est composé de deux parties : une partie continue correspondant au 
modeéle de régression linéaire et une partie discréte liée au point de censure supposé 

égal a 0. Pour simplifier 

yy, sy, 0 (18.55) 

La probabilité que y; prenne une valeur négative ou nulle est donnée par 

Priy, <0)=@ (-24 25 haath (22) (18.56) 
Oo 

et la probabilité que y* prenne une valeur positive s’écrit 

Pr (yt > 0) =1-@ (-22 =o (24) (18.57) 
@ Oo 

En utilisant le résultat (18.52) on obtient l’espérance de y 

E (yi) = Pr(yj <0).0+ Pr(yj > 0).E (vise>0) 

srfon 
= (° (22)) —— + 2,8 

2 
EG) « (= a+ (24 x, (3 

@ a (18.58) 

On rappelle que la distribution étant normale @ (-22) =) (22) : 
oO 

De la méme maniére, a partir de l’équation (18.53), on peut retrouver la 
variance de y 

var(y) = 07 (s (22) 
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Le modele est non linéaire et on utilise le maximum de vraisemblance pour 
évaluer les paramétres. 

2.2.3 Evaluation des paramétres du modéle 
Pour évaluer les paramétres on peut appliquer l’estimateur du maximum de 

vraisemblance. La fonction de vraisemblance du modéle se compose de deux parties : 
le modele de régression linéaire et la partie censurée. La fonction s’écrit 

1 (4 = ; 

gear ph — 2 0 I] (1-8 (2) (18.60) 

————————————— 
yi>O Yi <0 

Pr(y=0) 
f(w=f (uF) 

Pour obtenir les paramétres du modéle, on maximise le logarithme de la 
fonction de vraisemblance 

il 1 \2 
LogL = Ss" - (Shoae + 5 5 Logo” + === G2 (y: - 2:6) )+ 

yi >O 

Eile) 
Les conditions du premier ordre permettent de calculer les parametres ( et 

o. Il s’agit alors de résoudre un systéme d’équations non linéaire. 

(18.61) 

2.2.4 Interprétation des résultats 
Lorsque le point de censure est égal a 0 

E (yi) = Priyf > 0).E (uryrs0) (18.62) 

Les effets marginaux sont mesurés en calculant 

OE (iy¢ a 
18. Ae (18.63) OEY) Ory, = 0) al Se 

Ax, Ox; (hiues0) ty ery = 0) 

Une variation d’une variable explicative induit une variation de la probabilité 
Pr(y* > 0) et de la moyenne de y; dans la partie positive de sa distribution. On 
montre que les effets marginaux sont donnés par 

Ox; 0 (18.64) 



422 ECONOMETRIE DES VARIABLES QUALITATIVES 

2.3. Modeéle de sélection 

Dans le modéle tronqué et le modeéle censuré, la troncature ou la censure est 
liée a une variable latente correspondant & la variable expliquée. Dans le modeéle de 
sélection, elle est liée 4 une condition sur une variable autre que la variable latente. 
On présente ici le cas du modeéle avec troncature auxiliaire’. 

Dans l’exemple sur le nombre d’heures travaillées, certains individus ont un 

nombre d’heures égal a 0 car ils ne travaillent pas. Une maniére d’expliquer ce fait 
consiste a dire que le salaire proposé par le marché a ces individus est plus faible que 
leurs salaires de réserve. On fait intervenir dans ce cas deux variables : le nombre 
d’heures de travail et l’écart entre le salaire du marché et le salaire de réserve. Pour 
un individu donné, on observe un nombre d’heures positif si l’écart entre les deux 

salaires est positif, si cet écart est négatif le nombre d’heures de travail est égal a 0. 

Plus généralement, on note y la variable étudiée et z la variable qui condi- 
tionne la valeur de y. On a 

E(y;/y; est observée) = E(y;/z; > 0) (18.65) 

On suppose que 

et ' 
w= wo + Uy (18.67) 

avec x; et w; des vecteurs de variables explicatives, G et 6 des vecteurs de parame- 

tres, u; un aléa d’espérance nulle et de variance o? et ¢; un aléa d’espérance nulle et 

de variance a2. Les deux aléas sont distribués selon une loi normale et on note p le 
coefficient de corrélation entre les deux aléas. Si l’équation (18.66) est estimée par 
les Moindres Carrés Ordinaires on aura un biais dans les estimations lié a la sélec- 
tion de l’échantillon. On doit estimer un modele qui tient compte de la sélection de 
Véchantillon qui dépend de la variable 2;. 

. . . 72 . ‘ / ‘ 

z, prend une valeur positive si u; est supérieur a —w;6 d’ot 

E(y;/z > 0) = E(y;/u; > —w,6) (18.68) 

et on montre que 

E(y;/ 2: = 0) = x, aia Poer; (Au) (18.69) 

w,6 w,6 P All es o| — 
avec Ay, = eee Ct Any) = ; = ; 

Ou : Ww. 123 _ w;,6 b w,;6 

By Ou 

« Incidental Truncation » en anglais. 
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Le modeéle de sélection s’écrit 

| vi/2 > 0 = 248 + poeds(an) +2 (18.70) 

avec 

var(v;) = o2(1 — p* |N(On) (u(r) — ax) (18.71) 

Le modéle (18.70) est non linéaire. Pour estimer ce modéle qui prend 
en compte le probleme de sélection de l’échantillon on peut utiliser la procédure 

d’Heckman. Cette méthode est plus facile & appliquer que la méthode du maximum 
de vraisemblance mais elle donne des estimateurs moins précis. 

La procédure d’Heckman comprend deux étapes 

1. Dans la premiere étape on estime le modéle de sélection avec l’ensemble des 
données. 

Si le processus de sélection est décrit par un modéle linéaire de la forme 

/ 

A = wd + Uy; 

on applique une méthode d’estimation stendard afin d’estimer 6 . 

Si le processus de sélection est de la forme suivante 

i w,6 + Uj; 

eel. siz) 0 (18.72) 
7 = 0 si 2; < 0 

ou z; est une variable latenté non observée et z; est une variable binaire. 
On estime la probabilité que la variable z* prend la valeur 1 avec un modele 
de choix binaire de type probit. Le modéle (18.72) est alors estimé avec la 
méthode du maximum de vraisemblance selon la procédure décrite en début 
de chapitre. 

Au terme de cette premiére étape on évalue A; (a) 

w,6 

di(n) = nay 

& (2 
On 

2. Dans la seconde étape, on retient le sous-échantillon des individus pour les- 
quels la variable z; est positive et on estime le modele linéaire suivant en 
tenant compte du probleme d’hétéroscédasticité 

yi /2% > 0 = 2,8 + poedi(Qu) + 0; (18.73) 
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Enfin, pour interpréter les résultats on doit calculer les effets marginaux en 
dérivant par rapport A 2,;, variable supposée présente simultanément dans 

les vecteurs x; et w;, l’espérance de l’expression (18.70). On obtient 

OE (y;/ 2; > 0) ay iy (Es 

OX ik ory, 
Ai (Ou) (Ai (Ou) = An) (18.74) 

Pour aller au dela de cette présentation on peut se reporter a Thomas 

A. (2000)°. 

° Thomas A., 2000, Econométrie des variables qualitatives, Dunod. 
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1. INTRODUCTION 

Les études appliquées visant 4 expliquer la décision de participation des in- 
dividus a une activité professionnelle et la caractérisation de leurs fonctions d’offre 

de travail reposent généralement sur le modéle néo-classique d’arbitrage entre travail 
rémunéré et loisir. Dans sa version la plus simple, le programme de l’individu con- 

siste & maximiser sa fonction d’utilité, qui dépend du temps de travail et des biens 
de consommation, sous les contraintes de revenu et de temps disponible. La réso- 

lution de ce programme fournit la condition de participation au marché du travail : 
Vindividu exerce une activité rémunérée si son salaire de marché est supérieur a la 
valeur marginale du temps consacré au loisir (ou salaire de réserve, voir par exemple, 
Killingsworth, 1983)'. Ce modéle de base peut étre enrichi pour tenir compte du 
contexte familial, des cotts inévitables liés a la participation au marché du travail, 

des caractéristiques du systéme fiscal, de la distinction entre travail domestique et 
loisir stricto-sensu etc. Dans ce chapitre, on présente le modéle néo-classique de base 

pour expliquer comment la spécification économétrique est dérivée. 

On présente dans la seconde section le modéle de base utilisé. La troisieme 
section, porte sur la spécification économétrique et les principes d’estimation. La 
quatriéme section est consacrée a |’analyse empirique. 

2. THEORIE MICROECONOMIQUE DE 
LA PARTICIPATION AU MARCHE DU TRAVAIL 

Dans le premier paragraphe on détermine de maniére analytique les condi- 

tions de participation au marché du travail. Ces conditions sont interprétées graphi- 

quement dans un second paragraphe. 

2.1 Les déterminants de I’arbitrage entre travail et loisir 

2.1.1 Le programme de comportement 

Dans sa version la plus simple, le programme de l’individu consiste a maxi- 

miser sa fonction d’utilité, qui dépend du temps consacré au loisir et des biens de 
consommation, sous les contraintes de revenu et de temps disponible. Ce programme 

ve : 
s ecrit 

max U/(lei,C) 
lei,C,L 

1 Killingsworth M.R. (1983). Labor Supply, Cambridge University Press, London. 
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sous les contraintes 

MeN Greed he (19.1) 

ped = wh+V (19.2) 

lei > 0 (19.3) 

C20 (19.4) 

ou U définit la fonction d’utilité de individu qui dépend du temps consacré a du 
loisir lez, du vecteur des consommations C, pc le prix associé. L définit le temps 

consacré a du travail, T le temps maximal disponible. La fonction U est supposée 
croissante, concave et doublement différentiable en lei et en C. 

La premiere contrainte décrit la répartition du temps total disponible entre 
le loisir et le travail. 

La contrainte budgétaire (équation 18.2) égalise la consommation en valeur 
au revenu disponible du ménage, ici défini comme la somme du revenu lié a l’exercice 
d’une activité professionnelle et des revenus non salariaux. Le revenu obtenu grace a 
Vexercice d’une activité professionnelle salariée est simplement le produit du nombre 

(heures de travail (L) par le salaire correspondant (w). Les revenus non salariaux 
sont notés V. 

Les deux autres contraintes définissent les contraintes de positivité concer- 
nant les variables endogeénes. 

La contrainte budgétaire peut se réécrire 

poC = w(T — let) +V (19.5) 

soit 

peC + wlei—wi —V (19.6) 

Le nouveau programme de maximisation défini 4 partir des variables endogeé- 
nes C’ et lez s’écrit ™ 

maxU (let, C) (19.7) 

sous les contraintes 

T —lei>0 (19.8) 

poC 4+ wlet = wT +V (19.9) 

lei > 0 (19.10) 

C>0 (19.11) 

Les conditions du premier ordre associées au programme (19.7) permettent de définir 

la condition de participation de V’individu au marché du travail. 
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2.1.2 Interprétation des conditions du premier ordre 
Le Lagrangien associé au programme de maximisation de lutilité s’écrit 

£(let, C, A, 1, M2) = U(lei, C) + n(T — lei) 
, | . (19.12) 

+ A(wI + V — poC — wlet) + pylei + p2C 

ou 7), A représentent respectivement les multiplicateurs associés aux contrain- 
tes (19.8), (19.9), wi et v2 les multiplicateurs associés aux contraintes de positivité 
des variables endogénes. 

Les conditions du premier ordre s’écrivent 

fe = a — po + 2 = 0 (19.14) 

n(T — lei) =0 (19.15) 

A(wl + V — poC — wlei) = 0 (19.16) 

piylei = 0 (19.17) 

iC =) (19.18) 

Sans perte de généralités, on suppose que le niveau de consommation et le 

temps consacré au loisir sont strictement positifs. Les multiplicateurs ju; et zg sont 
égaux a 0). 

L’équation (19.13) s’écrit 

Ee aL net (19.19) 
Olei 

L’équation (19.14) s’écrit 

OU RS 19.20 eM ime Sed 

Si on fait le rapport entre les deux équations précédentes, on peut définir 

une relation expliquant les variations du taux marginal de substitution de la con- 
sommation au loisir 

OU /Olei n w 
= 19.21 

iia eemet ae aime 
ou 
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OU/Olei, = w n 
= 19.22 BU/OG Ge OU/eC ae 

Le terme de gauche de cette égalité définit le taux marginal de substitution 
de la consommation au loisir, c’est-a-dire le nombre d’unités de consommation né- 

cessaire pour compenser une réduction unitaire du temps de loisir, et maintenir la 

satisfaction de l’individu. 

L’équation (19.22) a une interprétation intéressante en termes de participa- 

tion au marché du travail. 

En effet, si le multiplicateur 7 est nul alors on a une solution intérieure pour 

le loisir (le temps consacré a du loisir noté lei* est strictement positif et donc le 
niveau d’offre de travail est positif) et a ’équilibre on a 

OU /Olei w 
—————— = — 19.23 
dU /0C lei=ler* Po \ ) 

Dans le cas d’une solution intérieure (stricte positivité du temps de loisir et 
donc de loffre de travail), il y a égalité entre le taux marginal de substitution et le 
salaire réel. 

Par contre, si le multiplicateur 7 est strictement positif alors la contrainte 
(19.8) est saturée, on a une solution en coin pour le loisir (le temps de loisir est égal 
au temps maximal disponible et l’individu ne travaille pas) et a l’équilibre on a 

OU /Olei w 
Aa > == 19.24 

Le taux marginal de substitution de la consommation au loiir évalué au 
point ot individu ne travaille pas est supérieur au salaire réel. En d’autres termes, 

le salaire n’est pas suffisant pour compenser une réduction unitaire du temps de 
loisir. Le terme de gauche de cette inégalité définit le salaire de réserve de |’individu 
ou le cout d’opportunité du travail. Il représente l’augmentation de la consommation 

évaluée en termes réels nécessaire pour compenser une réduction unitaire du temps 

de loisir, la satisfaction de individu étant inchangée. 

2.2  Critére de participation au marché du travail : 
illustration graphique 
Pour illustrer le critere de participation au marché du travail, les équilibres 

associés a trois valeurs différentes de salaires sont représentés sur la figure 19.1. 
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> lel 
lei* ie 

Figure 19.1 Représentation des équilibres 

En abscisse, on représente le temps consacré a du loisir (noté lez), en or- 
donnée le niveau de consommation (noté C). La ligne coudée A; B,T représente la 
droite de budget pour un salaire égal 4 w;. De A; 4 B;, la pente de la droite est égale 
en valeur absolue au salaire réel (w;/pc), a partir du point B,, la droite de budget 
devient verticale car en raison de la contrainte de temps, l’individu peut consacrer 

au maximum T heures (abscisse du point B,) a du loisir. Le niveau maximal de 

consommation est égal a (w,;T’ + V/pc) (ordonnée du point A,). Par ailleurs, les 
courbes wu, et u2 représentent des courbes d’indifférence. 

Dans le cas d’un salaire réel égal 4 w1/pc, vu la forme des courbes d’indif- 
férence, la solution optimale (point FE) est une solution intérieure a la fois pour le 
niveau de consommation et pour l’offre de travail. 

Si le salaire nominal diminue de wy a we, la nouvelle droite de budget est la 

droite Aj B,T. Dans l’exemple représenté sur la figure 19.1, le temps consacré a du 
loisir augmente (et donc l’offre de travail diminue). Le nouvel équilibre se situe en 
E’ et caractérise une solution en coin pour Voffre de travail. En effet, pour ce point 

Vindividu consacre tout son temps disponible a du loisir (l’offre de travail est donc 

nulle). Cet équilibre est particulier dans le sens ot: il y a toujours égalité entre le 
taux marginal de substitution et le salaire réel. 

OU /Olei We 
a eS 19.25 
QU /0C ao 180! ( ) 

Cette valeur du salaire correspond a un point limite. En effet, si l’on diminue 

encore le salaire (si le salaire nominal diminue de w2 a w3), la nouvelle droite de 
budget est la droite A3B,T. L’équilibre se situe toujours en £’. Pour ce point, il 
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n’y a plus tangence entre la courbe d’indifférence et la nouvelle droite de budget de 

pente w3/pc. On a en effet 

OU /Olei W3 
Sor (joe 19.26 
AU/OC 1-5 Pe eee 

Le terme de gauche de l’inégalité (19.26) este taux marginal de substitution 
des biens de consommation au travail évalué pour un niveau de travail nul (c’est-a- 
dire la pente de la courbe d’indifférence évaluée au point ot l’individu ne travaille 
pas). Ce terme définit le salaire de réserve de l’individu. Au point EF’, Vindividu 
ne travaille pas car le salaire percu pour une activité professionnelle est inférieur au 
salaire de réserve. 

Dans l’exemple représenté sur la figure 19.1, une diminution du salaire con- 
duit a une diminution de l’offre de travail. Ce résultat est dépendant de la forme des 
courbes d’indifférence représentées sur la figure (et done de la fonction d’utilité). De 
maniére générale, impact d’une variation du salaire sur l’offre de travail est indé- 
terminé. Cette variation a deux effets opposés. Le premier effet, l’effet substitution, 
conduit a une baisse du loisir: l’augmentation du salaire provoque un renchérisse- 
ment du prix du loisir (car le salaire définit le cotit d’opportunité du loisir). Cet effet 
substitution diminue le loisir et augmente la consommation. Le second effet, l’effet 
revenu, augmente la «consommation» de loisir sous l’hypothése que le loisir est un 
bien normal. Les deux effets sont donc opposés et l’effet total est indéterminé. Par 
contre, une augmentation du revenu exogéne se traduit sur la figure précédente par 
un déplacement paralléle de la droite de budget. Sous l’hypothese que le loisir est 
un bien normal, cette augmentation se traduit par une hausse du temps de loisir et 

par une réduction de l’offre de travail. L’effet revenu induit par la hausse du revenu 
exogene a donc un effet négatif sur l’offre de travail (voir Picard, 1990)?. 

2.3 Illustration paramétrique 
Le cadre simplifié que l’on vient de présenter permet d’expliquer la décision 

de participer au marché du travail et le nombre d’heures consacrées au travail. Pour 
illustrer comment les modéles économétriques peuvent étre dérivés & partir de ce 

cadre, on retient une forme fonctionnelle particuliére pour la fonction d’utilité : une 
forme Cobb-Douglas. La fonction d’utilité s’écrit dans ce cas 

Cle, Oe ler" (19.27) 

avecaet G>0etat+6 <1. 

Les contraintes budgétaire et de temps sont 

peC Swr ev (19.28) 

lei +L=T (19.29) 

2 Picard P. (1990) Eléments de microéconomie, 2° édition, Montchrestien. 
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Elles peuvent étre réécrites 

DW Gee (19.30) 
Pc 

lei =T-—L (19.31) 

Pour déterminer le salaire de réserve et donc le critére de participation, le 
taux marginal de substitution doit étre calculé. 

OU /Olei L /Olei orl Ge 5) (19.32) 

dU/dC Blei —-B \po(T -L) 

Le salaire de réserve noté w, est calculé en évaluant le taux marginal de 
substitution au point ot L = 0 et lei = T. 

Te eee (19.33) 

On en déduit le modéle permettant d’expliquer la participation au marché 
du travail. 

1s) sl Dio 

Ez=0 si > 

Il reste a définir le niveau d’offre de travail quand le salaire est supérieur au 
salaire de réserve. La forme empirique de la fonction d’offre de travail (sachant que 
le nombre d’heures est strictement positif) est déterminée en appliquant la condition 

(19.23) (condition pour une solution intérieure). 

a wh+V read 

They ce Rae a St (19.35) 
a+B wl(at8) 

Le modeéle d’offre de travail s’écrit 

oy WA 
by = si i < ———— 

BpoT 

150 fe eg warty. 
= Ee 0) sinon 

Une extension possible consiste 4 introduire l’effet de caractéristiques indi- 
viduelles (age, formation) et l’effet des caractéristiques familiales (nombre d’enfants 
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par exemple) sur les décisions de travail. Ces variables exogenes ont vraisembla- 

blement une influence sur la définition du salaire de réserve de individu. Dans ce 
cas, Vutilité de individu est supposée dépendre de caractéristiques individuelles et 
familiales respectivement notées £ et A. Ainsi la fonction d’utilité s’écrit 

U (lei, C, E, A) 

Ce cadre permet de montrer comment déterminer simultanément, a par- 

tir d’une forme paramétrique, pour la fonction d’utilité, le salaire de réserve et la 
fonction d’offre de travail. Dans un modeéle d’offre de travail il y a donc, au mini- 
mum, deux variables 4 expliquer: la décision d’exercer une activité professionnelle 

et le nombre d’heures offertes. Dans le modéle statique considéré, les décisions de 
participation et d’offre de travail (nombre d’heures de travail) sont simultanées. 

3. APPROCHE ECONOMETRIQUE DE L’OFFRE 
DE TRAVAIL 

On spécifie dans cette section le modele économétrique a estimer. 

3.1. Définition du salaire de réserve 

La détermination du salaire de réserve nécessite la determination du taux 
marginal de substitution. De maniére tres générale, on suppose que le taux margi- 
nal de substitution pour l’individu 7 se définit de maniére linéaire par rapport aux 

variables explicatives 

PMS) = X10 ests: (19.36) 

ou TMS; représente le taux marginal de substitution pour Pindividu i, X; définit 

le vecteur des variables explicatives (vecteur ligne), 6 le vecteur dés coefficients 
a estimer et €¢ms; Valéa de léquation. X,; integre toutes les variables exogénes 

du modeéle (caractéristiques individuelles, caractéristiques familiales,...) le nombre 
d’heures de travail (voir l’équation 18.32) et le niveau de salaire. 

L’équation (19.36) est résolue en L = 0 pour déterminer la relation définis- 
sant le salaire de réserve. 

Le salaire de réserve se définit de manieére linéaire par rapport aux variables 

explicatives 

Wey = XO + Epi (19.37) 

ou X;* correspond au vecteur X; sans les variables L (heures de travail), w (niveau 
de salaire), €,; Valéa de l’équation. 

4 
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Le modeéle de participation s’écrit de maniére générale 

b=0 S| wes XP 046, (19.38) 

Eee Swe SX. Oe 

3.2 Définition de l’offre de travail 

Pour définir la fonction d’offre de travail, on suppose que le nombre d’heures 
de travail est proportionnel a la différence entre le salaire et le salaire de réserve 

L; = b(w; — w,y;) (19.39) 

ot b est le coefficient de proportionnalité?. 

Ainsi, le modeéle d’offre de travail s’écrit 

L; =—=(() Sl Wi < Wri (19.40) 

Lb; = bw; = wx) = bu; — 0X0 = beg S10; Ws 

3.3. Equation de salaire 
Dans l’analyse empirique, on endogénéise une troisiéme variable a savoir le 

niveau de salaire. En effet cette variable est uniquement observée pour les gens qui 
travaillent. 

Une équation expliquant les salaires est définie 

wi = ZT 4 ew; (19.41) 

ou Z; définit le vecteur des variables explicatives du salaire (caractéristiques indivi- 
duelles et caractéristiques locales du marché du travail), le vecteur des paramétres 
estimés et €,,; l’aléa. 

3.4 Modeéle de participation 
Dans un premier temps, on écrit le modéle économétrique qui explique la 

probabilité pour l’individu 7 d’exercer une activité professionnelle. Cette probabilité 
(notée Pr) est égale a la probabilité que la rémunération soit supérieure au salaire 
de réserve. De maniére analytique, on peut écrire 

Pr(i travaille) = Pr(w; > wri) (19.42) 

3 Dans la partie économétrique, on verra que ce coefficient dépend des parametres estimés. 
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kn remplacant le salaire et le salaire de réserve par leurs expressions, on 
obtient 

Pr(@travaile) = Pr(Z, te, =) Cee.) (19.43) 

Prley, =e = xX, 0 = ZV} 

= Pr(é% = Si) 

avec Et; = Ew; — Er; de moyenne nulle, de variance égale a o2 + ef 2 On OU Onn 

note la covariance entre €;; et €,;, 5; = X;0 — Z,T. Suivant le choix de la loi pour 

Paléa, on utilise un modéle probit ou un modéle logit pour estimer la probabilité. 

Ainsi si on suppose que €;; suit une loi normale de moyenne nulle et de variance 
notée o;, la probabilité s’écrit 

| 

ees : 
Pr(é travaille) = Pr (= Ss = (19.44) 

Of Ot 

x 

=" [arp Si 
Ot 

ou © définit la fonction de répartition de la loi normale centrée réduite. Pour estimer 

cette probabilité on utilise la méthode du maximum de vraisemblance. On détermine 

dans ce cas un modeéle probit standard. 

4. ANALYSE EMPIRIQUE 

On dispose des résultats d’une enquéte sur l’activité professionnelle des fem- 

mes mariées pour l’année 1995. L’échantillon comprend 311 individus et on dispose 
de différentes variables: L le nombre d’heures de travail réalisées par la femme en 

1995, ENF’ le nombre d’enfants de moins de 6 ans du ménage, EN F618 le nombre 
d’enfants entre 6 et 18 ans du ménage, AGEF l’age de la femme, FORM le nombre 
d’années de formation de la femme, w le salaire horaire de la femme en francs 1995, 
REVEWNU le revenu du ménage en 1995 et CHOM AGE le taux de chomage dans 
la région. 

Probleme 19.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

i 

1. Créer une variable indicatrice notée | fp qui est égale a 1 quand la femme 

a une activité professionnelle, 0 sinon. Quelle est la proportion de femmes 

qui ne travaille pas? Calculer le revenu exogéne, c’est-a-dire le revenu non 
salarial (cette variable est notée V). Créer une variable indicatrice notée f a 
partir de la variable FORM : f est égale a 1 si l’individu a suivi des études 
supérieures (FORM > 12), 0 sinon. Enfin, calculer la variable age au carré 
(notée A2). 

2. Calculer les moyennes et écarts types des variables pour tout l’échantillon, 

puis pour l’échantillon des femmes qui travaillent, qui ne travaillent pas. Quels 
enseignements peut-on retirer des statistiques ? 
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Probléme 19.2 
Modéle de participation 

1. Expliquer la probabilité que la variable I fp soit égale & un en utilisant un 
modele logit puis un modéle probit. Les variables explicatives sont les varia- 

bles: ENF6, ENF618, AGEF, A2, f, V et CHOM AGE. Commenter les 
résultats. 

2. Pour le modeéle probit, est-ce que la variable Age a un effet constant ? Inter- 

préter l’effet de l’age sur la probabilité de participation, en particulier calculer 
Veffet maximal de l’age. 

3. Pour le modeéle probit, calculer les effets marginaux des variables au point 

moyen de l’échantillon, puis pour une probabilité initiale égale 4 0.9. Calculer 
si nécessaire les quasi-élasticités (semi-élasticités). 

4. Proposer une mesure de la qualité d’ajustement du modéle. 

Probleme 19.3 

Estimation du salaire et de la fonction d’offre de travail 

1. Les déterminants du salaire sont supposés étre les caractéristiques individuel- 
les et les caractéristiques du marché du vravail. Estimer avec la méthode 

adéquate une équation de salaire sur |’échantillon total. Les variables expli- 
catives sont les variables: AGEF, A2 et f. Donner l’effet marginal de lage 
sur le salaire au point moyen. Interpréter les résultats. 

2. On sélectionne le sous-échantillon des femmes qui ont une activité profession- 
nelle. Proposer une spécification pour l’équation d’offre. Calculer l’élasticité 

par rapport au salaire et aux autres revenus. 

5. ELEMENTS DE CORRIGE 

Probleme 19.1 

Construction des variables et analyse descriptive 

1. Pour créer la variable indicatrice notée I fp, une sélection est réalisée par 
rapport & la variable mesurant les heures de travail (variable L). Ainsi, si 
L > 0 alors la variable vaut 1, sinon elle vaut 0. Il y a, dans notre échantillon, 
38.58 % de femmes qui ne travaillent pas. 

On dispose du revenu total du ménage (noté REVENU). Pour calculer le 
revenu non salarial (revenu considéré de maniére exogéne), on soustrait du 

revenu total, le revenu salarial c’est-a-dire le produit entre le nombre d’heures 

et le salaire horaire. 

Pour créer la variable indicatrice f, une sélection est appliquée par rapport 

& la variable mesurant le nombre d’années de formation. Ainsi, suivant la 
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définition imposée, la variable f vaut 1 quand (FORM > 12), sinon elle 
vaut 0. 

2. Quand on compare les moyennes des différentes variables des deux sous- 

échantillons, on remarque que pour les deux variables «enfants», les moyennes 

sont supérieures dans le sous-échantilllon des femmes qui ne travaillent pas 

aux moyennes dans le sous-échantillon des femmes qui travaillent. On s’attend 

done a ce que ces deux variables aient un impact négatif sur la probabilité 
de travailler. Par contre, le niveau de formation est, en moyenne, plus élevé 

dans |’échantillon des femmes qui travaillent. Cette variable devrait avoir un 
impact positif sur la probabilité de travailler. 

Tableau 19.14 Statistiques pour l’ensemble de |’échantillon 

Series Obs Mean Std Error Minimum Maximum 

i Syl 780.877814 821.883822 0.000000 3087.000000 

ENF6 Bill 0.231511 0.524654 0.000000 3.000000 

ENF618 Sill 1.289389 1.233870 0.000000 7.000000 

AGEF Sill 42.054662 8.079059 30.000000 60.000000 

FORM 311 12.385852 2.353924 5.000000 17.000000 

W 311 34.891732 36.648466 0.000000 263.576700 

REVENU Si 23575097704 121386.906053 42804.000000 | 893472.000000 

CHOMAGE | 311 8.673633 2.996839 3.000000 14.000000 

LFP Si 0.614148 0.487580 0.000000 1.000000 

NLFP Syilil 0.385852 0.487580 0.000000 1.000000 

V 311 19001 1.310687 116442.524029 15192.876360 | 758172.118080 

F 311 0.315113 0.465309 0.000000 1.000000 

A2 311 1833.655949 694.923301 900.000000 3600.000000 

Tableau 19.1b Statistiques pour l’échantillon des femmes qui travaillent 

Series Obs Mean Std Error Minimum “Maximum 

Le 19] 1271.481675 689.233807 15.000000 3087.000000-~ 

ENF6 191 0.151832 0.414201 0.000000 2.000000 

ENF618 191 272251 1.217942 0.000000 5.000000 

AGEF 191 41.350785 USO 30.000000 59.000000 

FORM 191 12.910995 2.247205 5.000000 17.000000 

W 191 56.813238 30.649689 36.980000 263.576700 

REVENU 191 | 241116.454450 | 112305.316696 58695.600000 | 893472.000000 

CHOMAGE | 191 8.625654 3.034438 3.000000 14.000000 

LFP 191 1.000000 0.000000 1.000000 1.000000 

NLFP 191 0.000000 0.000000 0.000000 0.000000 

Vv 191 169894.749862 98898.299754 15192.876360 | 758172.118080 

F 191 0.382199 0.487202 0.000000 1.000000 

A2 19] 1766.314136 640.518241 900.000000 348 1 .OO000 
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Tableau 19.1¢ Statistiques pour I’échantillon des femmes qui ne travaillent pas 
— 

Series Obs Mean Std Error Minimum Maximum 

Jb. 120 0.000000 0.000000 0.000000 0.000000 

ENF6 120 0.358333 0.645551 0.000000 3.000000 

ENF618 120 1.316667 . 1.263471 0.000000 7.000000 

AGEF 120 43.175000 8.798073 30.000000 60.000000 

FORM 120 11.550000 2.285688 5.000000 16.000000 

W 120 0.000000 0.000000 0.000000 0.000000 

REVENU 120 | 222030.170000 | 134244.322318 42804.000000 | 757680.000000 

CHOMAGE | 120 8.750000 2.947011 3.000000 14.000000 

LFP 120 0.000000 0.000000 0.000000 0.000000 

NLFP 120 1.000000 0.000000 1.000000 1.000000 

Vv 120 | 222030.170000 | 134244.322318 42804.000000 | 757680.000000 

F 120 0.208333 0.407819 0.000000 1.000000 

A2 | 120 1940.841667 764.274754 900.000000 3600.000000 

Probléme 19.2 

Modeéle de participation 

1. Pour estimer la probabilité d’exercer une activité professionnelle, deux modeé- 
les alternatifs sont utilisés : le modéle logit et le modéle probit. Dans la partie 

économique, on a vu qu il était nécessaire de spécifier une distribution sta- 
tistique pour l’aléa (voir équation 18.43). Si l'on spécifie une loi logistique, 
on estime un modele logit. Si l’on spécifie une distribution normale, on es- 
time un modéle probit. Dans la pratique, les modeéles logit et probit sont trés 
similaires en termes d’ajustement statistique. Il n’y a pas d’argument pour 

choisir le modéle logit plutot que le modeéle probit. On commentera ici de 

facon détaillée les résultats du modéle probit’. 

Les valeurs estimées des paramétres ne sont pas directement comparables? et 

ne sont pas directement interprétables. La premiere information donnée par 
les estimations est transmise par le signe des parameétres estimés: un signe 
positif (respectivement négatif) indique qu’une augmentation de la variable 
considérée augmente (respectivement diminue) la probabilité d’exercer une 
activité professionnelle. Ainsi, le nombre d’enfants, quel que soit lage de ces 
derniers diminue la probabilité d’exercer une activité professionnelle. 

4 Dans la suite de l’exercice, on applique la méthode d’Heckman qui utilise les résultats du 

modele probit. 
© Pour comparer les valeurs numériques des paramétres estimés on multiplie les coefficients 

du probit par 1/V/3. 
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Tableau 19.2a Modéle de participation avec modéle Logit 

Logit — Estimation by Newton-Raphson 

Dependent Variable LFP 

Convergence in 5 Iterations. | Final criterion was 0.0000023 <0.0000100 

Usable Observations 311 Degrees of Freedom 303 

Cases Correct 221 

Log Likelihood — 168.834954 

Average Likelihood 0.5810737 

Pseudo-R**2 0.2399207 
ai a 

Variable Coeff Std Error T-Stat 

il, Constant — 2.582890565 4.403585671 — 0.58654 0.55751095 

DA ENF6 — 1.507187103 0.363765985 — 4.14329 0.00003424 

3: ENF618 — 0.262960882 0.122370283 — 2.14889 0.03 164273 

4, AGEF 0.331076639 0.206455767 1.60362 0.10879780 

a A2 — 0.004866282 0.002365719 — 2.05700 0.03968635 

6. 18 1.77071 1155 0.366260899 4.83456 0.00000133 

I Vv — 0.000006864 0.000001475 — 4.65463 0.00000325 

8. CHOMAGE — 0.046772786 0.045144191 — 1.03608 0.30016697 

Tableau 19.2b Modéle de participation avec modéle Probit 

Probit — Estimation by Newton-Raphson 

Dependent Variable LFP 

Convergence in 5 Iterations Final criterion was ().0000001 <0.0000100 

Usable Observations 311 Degrees of Freedom 303 

Cases Correct 223 

Log Likelihood — 168.738807 : 

Average Likelihood 0.5812534 s 

Pseudo-R**2 0.2404980 

Es Variable Coeff Std Error T-Stat Signif | 

il. Constant — 1.557142251 2.578742929 — 0.60384 0.54595 154 

2 ENF6 — 0.890561322 0.208082566 — 4.27985 0.00001870 

3 ENF618 — 0.156652961 0.071274387 — 2.19789 0.02795725 

4, AGEF 0.199037864 0.120720001 1.64876 0.099 19757 

Ss A2 — 0.002921528 0.001384877 — 2.10959 0.03489339 

6 18 1.03706505 1 0.206555190 5.02076 0.0000005 1 

7 V — 0.00000408 1 0.000000848 — 4.81510 0.00000147 

8 CHOMAGE — 0.028816949 0.027085454 — 1.06393 0.28736172 
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2. Dans les deux modéles estimés, on a introduit la variable «age» et la variable 
«age au carré». L’ajout du terme quadratique autorise un effet non constant 

de lage sur la probabilité de participation. De maniére générale, la variable 
«age» a un coefficient positif tandis que la variable «age au carré» a un impact 
négatif. Deux remarques concernant l’effet de l’age 

(i) L’effet global de age sur la probabilité de participation n’est pas constant 
et dépend des valeurs de l’expression suivante 

aagef. AGEF + aa2. A2 (19.45) 

avec A2 = AGEF?. Cet effet est globalement positif quand 

—aagef + aa2 AGEF > 0 

c’est-a-dire quand 

AGEP < —aasef 
aa2 

0.1990 

0.0029 — 

c’est-a-dire quand l’individu a moins de 68 ans (noté EAGE dans le pro- 
gramme rats). 

AGEF < 

(ii) La probabilité de participation croit avec l’age dans un premier temps 
puis décroit dans un second temps. Pour déterminer |’age pour lequel 
la probabilité est maximale, on annule la dérivée de la probabilité par 

rapport a lage. 

Dans le modeéle probit, la probabilité estimée s’écrit 

p = &(X'8) (19.46) 

ou ® désigne la fonction de répartition de la loi normale centrée réduite, X le 
vecteur des variables explicatives (dont les variables «Age» et «age au carré»), 

B le vecteur des coefficients estimés. La dérivée par rapport a l’age de la 

probabilité s’écrit 

Op ~ 
—_—— = (0.1990 + 2 (—0.0029) AGEF )d( X 19.47 SAGER = (01990 + 2 (0.0029) AGEF)4(X8) (19.47) 

ou @ désigne la fonction de densité de la loi normale centrée réduite. L’age a 
déterminer vérifie l’égalité suivante 

(0.1990 + 2(—0.0029) AGEF) = 0 (19.48) 

L’effet est maximal pour un age égal a 

0.1990 AA 19.49 
BST FEO 0029) aie 
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On trouve que l’effet positif de age est maximal 4 34 ans (noté AGEMAX 
dans le programme rats). 

En résumé, l’effet de l’age sur la probabilité est positif jusqu’a l’age de 68 ans, 
Vimpact positif maximal ayant lieu a 34 ans. 

Pour comparer les effets des différentes variables explicatives, les effets mar- 

ginaux sont calculés. Pour mesurer ces effets on distingue le cas des variables 
explicatives binaires et le cas des variables explicatives continues. 

(i) Seule la variable «formation» est binaire. Pour cette variable, on va rai- 

sonnet en variation de probabilité. On choisit comme individu de référence 
un individu pour lequel les valeurs des autres variables sont égales aux 
valeurs moyennes de |’échantillon, X = X. 

Un individu n’ayant pas suivi des études supérieures, a une probabilité 
estimée d’avoir une activité professionnelle égale a 0.58. 

Pm | ®(—1.55 — 0.89E NF6 — 0.15EN F618 + 0.19AGEF 

—0.003A42 — 4.08.10-°V — 0.03CHOM AGE 

= (0.05 

La probabilité pour un individu ayant réalisé des études supérieures, les 
autres variables restant inchangées, est donnée par 

Pm1 = (—1.55 —0.89ENF6 —0.15ENF618 + 0.19AGEF 

—0.003A2 — 4.08.10-°V — 0.03CHOMAGE + 1.03 

= 0.89 

Pour cet individu, la probabilité d’avoir une activité professionnelle est 
égale a 0.89. 

La variation de la probabilité capte l’effet de la formation «études supé- 
rieures». Avoir suivi des «études supérieures» augmente la probabilité 

d’exercer une activité professionnelle de 0.31 = 0.89 — 0.58. 

(ii) Pour les variables continues, on utilise les dérivées partielles pour détermi- 
ner l’effet marginal. On choisit comme individu de référence un individu 
pour lequel la valeur de la variable f = 0, les valeurs des autres variables 

sont égales aux valeurs moyennes de |’échantillon. 

Pour le modele probit, les dérivées partielles s’écrivent 

P= (G,)6(X"B) (19.50) 

ou X;, représente la kiéme variable, @, note le coefficient estimé pour 

cette variable, @ désigne la fonction de densité de la loi normale centrée 

réduite, X le vecteur des variables explicatives, 3 le vecteur des coefficients 
estimés. 

Ces dérivées mesurent l’effet d’une augmentation d’une unité de la variable k 
sur la probabilité d’exercer une activité professionnelle. Ces calculs sont justes 

‘ 
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pour toutes les variables apparaissant uniquement de maniére linéaire dans 

la spécification. Pour la variable age qui apparait de maniére quadratique, le 
calcul est donné par l’expression (19.47). 

Par exemple, un enfant supplémentaire agé de moins de 6 ans diminue la 
probabilité d’exercer une activité professionnelle de 0.35. On obtient cette 
valeur en calculant 

dp ay pues erro in ee 
= = | 808(-1.55 — 0: — 0.15 ' ABN EG = ~ 0:896(-1.55 — 0.89ENF6 — 0.15ENF 618 + 0.19AGEF 

— 0.003A2 — 4.08.10°-°V — 0.03CHOM AGE) 

Pour deux variables (revenu exogeéne, taux de chémage) il est judicieux de 
calculer Veffet d’une variation de 1 % de la variable considérée (ce calcul 
permet de s’affranchir du probleme de différence des unités et permet de 
comparer plus aisément l’effet des variations des variables explicatives). A 

titre d’exemple ici il est plus intéressant d’interpréter effet d’une variation 
de 1 % des revenus exogénes (plut6t qu’une augmentation d’un franc de cette 
variable). Ce calcul correspond a la quasi-élasticité (semi-élasticité) définie 
par le calcul suivant 5 

OF = i ? (19.51) 
OX, 

L’effet négatif d’une variation du revenu exogene est plus important en valeur 
absolue que l’effet négatif d’une variation Ju chomage. Par exemple, la quasi- 

élasticité du revenu est donnée par 

Op 
av 

V =— 4.08.10°¢(—1.55 — 0.89E NF6 — 0.15EN F618 + 0.19AGEF 

— 0.003A2 — 4.08.10-°V — 0.03CHOMAGE)V 

Tableau 19.3a Effets marginaux au point moyen de |’échantillon et quasi-élasticités 

Effets marginaux 

enf 6 — 0.34732 

enf 618 — 0.06110 

agef 0.02971 

revenu exterieur — 1.59173*- 06 

chomage — 0.01124 

Calcul des quasi-élasticités 

enf 6 — 0.08041 

enf 618 — 0.07878 

revenu exterieur — 0.30245 

chomage — 0.09748 

Pour mesurer les effets marginaux on peut également retenir comme point 
de référence un niveau initial de probabilité de participation a une activité 
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professionnelle. Dans l’exemple, la probabilité est 0.9. Dans la table de la 

fonction de répartition de la loi normale centrée réduite on lit que pour X 3 = 
1.29, ®(X'GZ) = 0.9 ot ® est la fonction de répartition. Puis on calcule la 
valeur de la fonction de densité en ce point et on peut calculer a nouveau 
les dérivées partielles. Par exemple, l’effet marginal de la variable E'N F’6 est 
obtenu en calculant 

—0.899(1.29) = —0.89 (0.1736) = —0.15 

Ainsi, pour un individu ayant 90 % de chances d’exercer une activité profes- 
sionnelle, avoir un enfant de moins de 6 ans diminue la probabilité de 0.15. 

De la méme maniére on peut calculer les quasi-élasticités en multipliant l’effet 
marginal par la valeur moyenne de la variable. Par exemple, pour la variable 
de revenu on calcule 

=4'08.10- °6(1.29)V = —4.08.10-° (0:1736) V = —7.08.10 “"V = —0.134 

Tableau 19.3b Effets marginaux pour une probabilité initiale égale a 0.9 et quasi-élasticités 

Effets marginaux pour une proba = 0.9 

enf 6 — 0.15460 

enf 618 — 0.02719 

agef 0.01322 

revenu exterieur — 7.08503°— 07 

chomage — 0.00500 

Calcul des quasi-élasticités 

enf 6 — 0.03579 

enf 618 — 0.03506 

revenu exterieur — 0.13462 

chomage — 0.04339 

4. Un critére de validité du modéle repose sur le pourcentage de prévisions cor- 

rect. Une méthode possible est le calcul pour chaque individu de la probabilité 

prédite de travailler. A partir de cette probabilité prédite, on classe chaque 
observation selon le critere suivant, si la valeur estimée de la probabilité est 

supérieure ou égale a 0.5 alors la réponse prédite est égale a 1 sinon la réponse 
prédite est égale a 0. Ainsi dans le sous-échantillon des 191 femmes qui tra- 
vaillent, le modéle estimé a une bonne prévision pour 161 femmes, par contre 
le modeéle a une prévision erronée pour 30 femmes. Dans le sous-échantillon 

des 120 femmes qui ne travaillent pas, le modele estimé a une bonne prévi- 

sion pour 62 femmes, par contre le modéle a une prévision erronée pour 58 
femmes. 

Au total, le pourcentage de bonnes prévisions est de 71.70 %. 

161 62 
LOO Sle Oy, 311 00 0% 
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Tableau 19.4 Test Prévisions en termes de proportion de prévisions correctes 

individus dont LPF observé et estimé = 0 62.00000 

individus dont LPF observé et estimé = | 161.00000 

individus dont LPF observé = 1 et estimé = 0 30.00000 

individus dont LPF observé = 0 et estimé = | 58.00000 

Probleme 19.3 

Estimation du salaire et de la fonction d’offre de travail 

1. L’estimation du salaire est réalisée a partir de l’échantillon total. On utilise un 

modele Tobit pour estimer le salaire. La variable observée w; prend la valeur 
O lorsque l’individu ne travaille pas, elle prend une valeur positive sinon. Pour 
estimer le modele on utilise l’estimateur du maximum de vraisemblance. La 
fonction de vraisemblance est donnée par 

i 1 1 TNS 
LogL iy don - (5 tos2n ai 5 Loge” sie 902 (wi — ZD) ) = 

ZT (19.52) 

: o Wi =0 

avec Z,T = b; + bp AGEF + b3A2 + baf 

Tableau 19.5 Estimation de l’équation du salaire 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable W 

Usable Observations Sill Degrees of Freedom 307 

Centered R**2 0.138581 Ri Bar **2 0.130163 

Uncentered R**2 0.548842 WS 170.690 

Mean of Dependent Variable 34.891731640 

Std Error of Dependent Variable 36.648466458 

Standard Error of Estimate 34.180206292 

Sum of Squared Residuals 358663.95617 

Regression F(3,307) 16.4629 

Significance Level of F 0.00000000 

in- isti 0.875330 Durbin-Watson Statistic st 

Variable Coeff Std Error T-Stat Signif 

i le Constant — 88.95315371 54.693 14832 — 1.62640 0.10488972 

2 AGEF 5.68195539 2.60410882 2.18192 0.02987349 

3) A2 — 0.06772939 0.03027293 — 2.23729 0.02598467 

4. F 28.82962194 4.20313225 6.85908 0.00000000 
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MAXIMIZE — Estimation by BFGS 

Convergence in 37 Iterations. Final criterion was 0.0000038 <0.0000100 

Usable Observations 311 

Function Value — 941.09608286 

Variable Coeff Std Error T-Stat 

il. SIGMASQ 2535.118056 274.748698 ~ 9.22704 0.00000000 

2: Bl — 200.461490 10.747492 — 18.65193 0.00000000 

3. B2 10.596398 0.128340 82.56479 0.00000000 

4. B3 — 0.128997 0.003796 — 33.98244 0.00000000 

5. B4 39.528599 6.247771 6.32683 0.00000000 

L’effet marginal de l’age sur le salaire d’un individu dont lage est égal a 
AGEF (42 ans dans l’échantillon total) et dont f = 0 est donné par 

Ow es. 
FAGER = (10.60 + 2(-0.12)AGEF) 

A (i +10,60AGEF — nen) 

V 2534.98 

= SUNK 

Le salaire d’un individu agé de 42 ans n’ayant pas réalisé d’étude supérieur 
diminue lorsque son age augmente. Si on considére un individu agé de 20 ans, 
Veffet de l’age sur le salaire est positif. 

2.  L’estimation des heures de travail est réalisée a partir du sous-échantillon des 

individus qui exercent une activité professionnelle. Ce sous-échantillon n’est 
pas déterminé de facon aléatoire car un critére de sélection est appliqué : seules 

les personnes pour lesquelles le salaire est supérieur au salaire de réserve sont 
retenues. Si l’équation est estimée par les Moindres Carrés Ordinaires on 

peut avoir un biais dans les estimations lié a cette sélection. Pour corriger le 
biais de sélectivité on utilise ici une méthode d’estimation de type ratio de 

Mills (méthode d’Heckman). Cette méthode donne des estimateurs sans biais 
des coefficients mais des estimateurs biaisés des variances. Aussi, on corrige 

la matrice de variance-covariance des paramétres estimés induite par cette 
méthode. 

Les heures de travail sont positives lorsque l’individu travaille. La procédure 

d’Heckman consiste 4 estimer le modeéle de participation (modeéle probit du 

probleme 18.2) et & en extraire le ratio de Mills. Dans un second temps, 
ce ratio est utilisé comme variable explicative des heures de travail pour les 
individus qui travaillent. 

Au point moyen de |’échantillon, l’élasticité des heures de travail par rapport 
au salaire est égale a -0.07 %, le signe négatif indiquant que l’effet revenu est 
supérieur a l’effet substitution. La variable salaire apparait seulement dans 
Véquation des heures de travail, l’élasticité est donnée par 

GI & 0,67 
6 
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La variable revenu V est présente dans le modéle de participation (modéle 

probit) et dans le modeéle d’offre de travail (cf. chapitre 18, Econométrie des 
variables qualitatives). L’élasticité des heures de travail par rapport au revenu 

est gale a -0.22. Une augmentation du revenu V induit une baisse d’offre de 
travail de 0.22 % 

Tableau 19.6 Estimation des heures de travail 

Linear Regression — Estimation by Least Squares 

Dependent Variable L 

Pusabie Observations 1911 Preece of Freedom 184 

Total Observations 311 Skipped/Missing 120 

Centered R**2 0.102567 R Bar **2 0.073302 

Uncentered R**2 0.797012 RAs? 152229 

Mean of Dependent Variable 1271.4816754 

Std Error of Dependent Variable 689.2338068 

Standard Error of Estimate 663.4918382 

Sum of Squared Residuals 81000741.165 

Durbin-Watson Statistic 1.983452 

Variable Bee Std Error T-Stat Signif 

1. Constant 7916.921594 4350.89542 1.81961 0.06881881 

Dis ENF6 — 330.510889 157.124377 — 2.10350 0.03542222 

35 ENF618 —53.697457 54.023549 — 0.99322 0.32060106 

4. AGEF — 2.687713 9.158926 — 0.29345 0.76917604 

oY Vv — 0.000698 0.000592 — 1.17901 0.23839386 

6. W — 1.619625 1.730329 — 0.93602 0.34926219 

Ife LAMBDA — 7893.026608 5830.334148 — 1.35379 0.17580456 



cota eS YT ee 
7 

a ; 
: ae _ 

CEL PARRA ee 6! path oeeetegs mh onvenn whhiare a) 
- is Ws raew aL Palate - is wal es oe Ye hier reas * ving! 9 ads tty 

oe mare Dey te pairs Owl Penh eihiteade 1 Veertinttl “ip mldnt ° 

ms ~ = gut wp sit igee- V8 “<n ee aif "tt évdaw bey 

; 7 
A al cpa : 

‘ ¥ 9 mytt 

ha -* mee a! ae 

é ; rap Or, ‘i nota a ey tore 

ee coches ne toting alt 
Me 

ee —e a 

boat Gere! Wis ax : eer 
bint sabes 4 — Snail) eda he 

a ye Tra bom? 
~~ = “as a Sell \ba 

* Pith = “igi: ? hin eared te. 

| Seaiae - varel (eservytl io wird? ite 
-— | sete oie) bres Cae) 

Seu ~~ hha terme We ined 
a +S oblladead satel ated. |, 

: : ee ah — 

ti? Kartel - 
7 LS — rm i — 

5 alg hee, j Seespuaa-> - 
mi 

oT) apeta pe ; ot eae ad 
- ; Poy len 02 ™ am je \ 

g ORE T~ IND : 
oe. 6 «ime ard . 

ater - ap MPH | 7 xis srmepw
ee| 

ae 9 OG» » “a + eciiadaed : 

Bite yr ar ee ere 
: eae tee f bere tals Ati ar) 

a _ Ye & - @e*iae 7% S eg 

fi 8 20 ohh 4a B ere oe 
= fapientli= am ye 28 ngtie be) 7 

i tee. em. easels nian 

with; Re eee eiti> nh eae 

~ a= eee ye is. ace 
SHS falas’ |p teGaiin, ie Pte 

& 
Co 
- enya om 



INDEX 

A 
Aléas 11, 33, 44 

Aléas homoscédastiques 13, 44 

Aléas non autocorrélés 13, 44 

Anticipations adaptatives 177 

Anticipations naives 178 

Arrelano Bond 324 

B 

Biais de sélection 422 

Biais de simultanéité 202 

Bruit blanc 13, 45 

C 
Coefficient d’ajustement partiel 179, 186, 190 

Coefficient d’aplatissement 125 

Coefficient d’asymétrie 125 

Coefficient de détermination 15, 49, 83, 114, 

305 

Coefficient de détermination ajusté 49, 87, 

167 

Coefficient de détermination de Mc Fadden 

410 

Convergence en probabilité 47 

Correction de White 145 

Corrélogramme 335 

Critére d’information AIC 336, 366, 383 

Critére d’information BIC 336, 366, 383 

Croissance potentielle 101 

D 
Délai moyen de retour 4 |’ équilibre 361 

Distribution d’une variable censurée 417 

Distribution d’une variable tronquée 413 

Distribution de Fisher-Snédécor 18 

Distribution de l’estimateur des MCO 50 

Distribution de Student 18 

Distribution du Chi deux 18 

Distribution normale 18 

Données en coupe longitudinale 133 

Données en coupe transversale 83, 133 

Droite de régression 34 

Droite de régression de |’échantillon 11, 86 

Droite de régression de la population 12 

E 

Earning Yield 357 

Effet fixe temporel 276 

Effet marginal 181, 186, 190, 247, 411, 416, 

423, 442 

Effet revenu 432 

Effet substitution 432 

Effets aléatoires individuels 307 

Effets fixes individuels 308 

Elasticité 181, 189, 398 

Elasticité partielle de la demande 223 

Elasticité partielle de substitution d’ Allen 223, 

232, 241 

Equation d’analyse de la variance 15, 49 

Equation d’équilibre 245, 248 

Equation d’ Euler 313, 314, 316, 318, 319, 

320; 32571326;329 

Equation de comportement 245 

Equilibre de long terme 343, 381 
Erreur de mesure 150 

Erreur de prévision 20 

Erreur stochastique 11 

Estimateur Between 310 

Estimateur BLUE 16, 47, 136, 197 

Estimateur convergent 12, 85 

Estimateur Doubles Moindres Carrés 208, 

249, 253 



450 ECONOMETRIE APPLIQUEE 

Estimateur efficace 12 

Estimateur Maximum de Vraisemblance 126, 

408, 416, 421 

Estimateur Moindres Carrés Généralisés 131, 

198, 210 

Estimateur Moindres Carrés Ordinaires 13, 

45, 305 

Estimateur Moindres Carrés Pondérés 136 

Estimateur Moindres Carrés Quasi 

Généralisés 132, 137, 143, 307 

Estimateur non biaisé 12 

Estimateur super convergent 344 

Estimateur Triples Moindres Carrés 209, 249, 

2S) 

Estimateur Variables Instrumentales 147, 151, 

208, 210, 306, 309 

Estimateur Within 273, 274, 275, 287, 308, 310 

F 
Filtre de Hodrick et Prescott 105, 109 

Fonction d’autocorrélation 334 

Fonction d’autocorrélation partielle 334 

Fonction de vraisemblance 126 

Fonction homothétique 222 

Forme fonctionnelle flexible 224 

Forme réduite du modéle 181, 201 

Forme structurelle du modéle 181, 201, 249, 

58 

Hypothése de normalité 125 

Identification 379 

Identité comptable 249 

Intervalle de confiance 19, 29, 35, 37, 92 

L 

Lemme de Shepard 220 

M 

Marchés efficients 353 

Mean Absolute Error 64 

Mean Error 64 

Mécanisme correcteur d’ erreurs 397 

MEDAF 158 

Méthode de Cochrane-Orcutt 143, 169 

Méthode de Engel et Granger 343 

Méthode*de Hildreth-Lu 144, 170 

Méthode de Johansen 347, 380 

Méthode de Prais-Winsten 143 

Méthode de Zellner 198, 238 

Méthode de Zellner itérative 200, 240 

Méthode des Moments Généralisés 152, 279, 

8200823 

Méthode SUR 198 

Modele a correction d’ erreur 345, 346, 349, 

360, 381 

Modele a effets fixes 270 

Modele a effets individuels aléatoires 283 

Modele a équations apparemment non reliées 

197 

Modeéle a équations simultanées 201 

Modele a retards échelonnés de Koyck 178 

Modéle ARMA 333 

Modeéle autorégressif (AR) 187, 253, 333 

Modeéle d’ajustement partiel 179, 246 

Modéle de moyenne mobile (MA) 333 

Modeéle de Nerlove 179, 186 

Modeéle de régression censuré 419 

Modeéle de régression tronqué 413, 415 

Modele de sélection 422 

Modele dynamique 151, 187, 377, 289 

Modeéle linéaire Généralisé 131 

Modele Logit 407, 435, 439 

Modeéle Probit 406, 435, 439, 442 

Modeéle quasi-différencié 143, 169 

Modeéle statique 175 

Modéle Tobit 419, 445 

Modeéle VAR 346, 380 

Modeles a Correction d’Erreur 345 

N 

Niveau de significativité 35, 83, 90, 92 

0 ‘ 
Output gap 101 



Index 451 

P 

PIB potentiel 101, 105 

Points de retournement 259 

Prédiction 12, 20, 62, 91 

Prévision 144 

Price Earning Ratio 356 

Prime de risque du marché 159, 357 

Probabilité limite 48 

Probléme d’endogénéité 306, 309 

Procédure d’ Heckman 423, 446 

Processus stationnaire 334 

Q 
Qualité prédictive du modéle 62 

R 

Ratio de Mills 416, 446 

Régression simple 35 

Relation de cointégration 347, 360, 368, 381, 

389; 593 

Rendements d’ échelle constants 222 

Résidu 12, 34, 48 

Résidus récursifs 117, 60 

Risque diversifiable 160 

Risque systématique 160 

Root Mean Square Error 64, 112 

s) 

Salaire de réserve 430, 434 

Semi élasticité 398, 443 

Série intégrée 337, 386 

Séries cointégrées 343 

Séries stationnaires en différences (DS) 337 

Séries trend stationnaire (TS) 338 

Simulations Dynamiques 262 

Simulations Statiques 259 

Statistique de Box-Pierce 336 

Statistique de Fisher 20, 115, 168 

Statistique de Ljung-Box 336, 383, 389 

Statistique de Student 19, 115, 168 

Statistique de Theil 64, 264 

T 

Taux marginal de substitution 429 

Test d’exogénéité 188 

Test d’exogénéité faible 349, 391, 400 

Test d’ Hausman 149, 149, 152, 188, 214, 281, 

289 

Test d’ homoscédasticité de Breush-Pagan 134 

Test d homoscédasticité de Golfeld-Quandt 

135 

Test d’ homoscédasticité de White 133 

Test de Breusch-Pagan 288, 307 

Test de contraintes 38, 52, 53, 84 

Test de contraintes de sur-identification 212 

Test de contraintes linéaires sur les paramétres 

du modéle 52 

Test de Dickey Fuller 339 

Test de Dickey Fuller Augmenté 339, 366, 

385 

Test de Fisher 88 

Test de ’ hypothése de normalité des aléas 125 

Test de la présence d’effets individuels fixes 

21D 

Test de la Trace 348, 390 

Test de la valeur propre maximale 349, 390 

Test de modéle emboité 89, 387 

Test de non autocorrélation Durbin- Watson 

169; 138, 1692253" 369 

Test de non-autocorrélation statistique h de 

Durbin 139, 187, 253 

Test de normalité 126, 389 

Test de Sargan 153, 324, 325, 326 

Test de Sargan-Hansen 281 

Test de significativité des paramétres 19, 35, 

Son 5.09 

Test de significativité globale de la régression 

38, 56, 83 

Test de Wald 127 

Test du CUSUM 60 

Test du CUSUM of Square 61 

Test du multiplicateur de Lagrange 129, 129, 

134, 383, 389 

Test du ratio de vraisemblance 128, 128, 212, 

387, 409 



452 

Test KPSS 341 

Théorie de la dualité 220 

Trend déterministe 338 

Trend stochastique 338 

V 

Variable aléatoire 34 

Variable binaire 405, 441 

Variable endogéne 11, 43, 249 

Variable exogéne 11, 44, 249 

ECONOMETRIE APPLIQUEE 

Variable explicative aléatoire 146 

Variable indicatrice 65, 87, 92, 190, 381 

Variable latente 405 

Variable prédéterminée 213, 249 

Variable.qualitative 412 

Vecteur de cointégration 343, 347 

Vitesse d’ajustement 345, 347, 393, 397 

W 

Within 320, 322, 323 



TABLE DES MATIERES 

PV IONODOS eae re Rk ni ahi cot eee 5 

DS eas UAB gk oaw, os cece Oh ee aotiaian EUS! 5 

2 AvQuisthdrésse ltouvraG year ee ee eae al Te 6 

3 -Contenv et pion de | OUWOGe sis ey te a no ee 6 

4 Utilisation du manuel et niveaux de difficult oo... cccceccccccccsceeeteeeveeeees 7 

SY AREMMCMCIEMCNS nee ore ace een ae ee ee Tea ae 8 

CHAPITRE | 
Le modéle de régression linéaire simpta 00.000... cece cee ceee eee 9 

1 Présentation du modéle de régression linéaire simple... 1 

2 Estimation avec la méthode des Moindres Carrés Ordinaires ............. 13 

2.1 Hypothéses sur le modéle de régression linéaire simple ...............0..0ccccccccccccseceveeeeeeee. 13 

2.2 — Estimateur des Moindres Carrés Ordinaires (MCO) .............0.cccccccccccccsecseeseeeseesseseseeees 14 

23... Propriotés dad estimotour dos MCO és. isis. veemouescans ster censomd ele ee tense, 16 

3 Intervalles de Confiance et test de significativité des paramétres ........ 18 

Réalisation de prédictions et intervalle de confiance des prédictions .. 20 

CHAPITRE 2 

Epargne, investissement et mobilité du capital ......000....0000....0c0. 23 

PAntroductioninn nace satan mitts sine eulordn Bane m iene ce we ni 25 

2 GOCREICLONON Se rar ee ern henge nee cme etoniet 26 
2.1 — Les relations macroéconomiques en économie ouverte ..................c00ccccccecceeessseesessseees 26 

12 SRGTHCON MO TIOUOIE AE ot AO ato es OA ects cae h NME Lc tA cc gusgicincn oF 

2.3 Principaux résultats de Feldstein et Horioka ...................ccccccccceeseeseeseessesseeseeseeseenes 28 

3 Evaluation de la relation épargne-investissement oo... cee 30 
Bo) CP COSEFANTTIOIIUG MIUDSE DO AOUIEDS eet taco eicdies vane ep Ananda res taprwenieca macesranccnqprgienins 30 

3.2 Evaluation du degré de mobilité du capital d long terme ................ccccccccecseeteteteteteeeeees 30 

AAT EO Sie ee Oe ee ee CCR ee 33 



454 ECONOMETRIE APPLIQUEE 

CHAPITRE 3 
Le modéle de régression linéaire multiple 00.0.0. Al 

(hop DRE aireTifelaye Vikpivere l= om ete ae eR Pent hl eee 43 
1.1 Estimateur des Moindres Carrés Ordinaires (MCO) ...... Sh ea desta POR oh crnaienttne et et 46 

1.1.1  Propriétés finies de l’estimateur des MCO ........c.cccecccceeeseteeeeseeetees 46 

1.1.2 Propriétés asymptotiques de l’estimateur des MCO oo... eee eceeeeeeeeeeeees 47 

1.2 Equation d’analyse de la variance et qualité de l'ajustement ..................ccccceccscsceceeeeeeeee 48 

DAMN OSIS SION SHQUCSROSUCIS. rence ctus niece. ah a eens ae tet cao 50 
2A Dishibution'de Jestimateur des: MEO ses eee Be I ck, 50 

2.2 Test de contraintes linéaires sur les parameétres du modeéle ..................0ccccccececceceveeeeee sy) 
DOP MATSSEECL UNEP COIMECIE leek eaahie ce at en icc er) tee ie Ate, een en a2 

De2 ZetlestcetpllsieUrs comm ciinteSatea Meta nae tent eee one a eee eee 53 

2.3 Test de changement structurel test de CROW ............0cccccccccccscceseesesseesecseesetesseestees oF, 

2.4 Tests de stabilité temporelle basés sur les résidus récursifS ..........0...0..cccccccceceececseeessseees 58 
DrAel AES GESIAUSTECUNS INS sracot vce Oe, eee cue ous Resta pea Ut acme, Pe 59 

Le NPRM EN Brel) ROG 5) ty Rees oe aR pe or CRO aE aren NNR SIN, ce eB rete evs Ses 60 

2 es est dU CUSUINNOpOGUGIG = cee tetany ee an as me eee oe 6] 

3 Prédictions et qualité prédictive d’un modéle estimé 0.0.0.0... 62 

4 Les variables indicatrices dans les modéles économétriques ............... 65 

CHAPITRE 4 
Convergence du PIB par téte des €conomies européennes ............ 67 

TU INPCOCUCHON css drveaed coe tse. tees OL ee ee oR 69 

Dull e todele.cie- Solo viatetient panih oh Sew Ae gr hie) in pelea oe 69 

DASH UGUTO CULTDOUIO Ss Ace ees ec Aah oem at ede nen ack seen ees ee 70 

2.2 Analyse de l’équilibre de long terme du modéle ..............0....ccccccccccecsseseegesseseeseesecees 71 

2.3 Dynamique d’ajustement vers I’équilibre .............0.ccccccccccecccecseessesscessevssersseeseeseens 73 
25371. Majustementvers U CQuill ee 8 ose caesar gas Recta ee hee anata see 74 
2.3.2 Définition de la convergence d’un groupe d’économies : 

convergence absolue versus Convergence conditionnelle SSA aR ee Rec cslas US 

B PANO VSE EMPINGUC oid ugletamy uae escesscietcunn sho erga Meco hee eo 76 
Slee RCGUCHION O CCUINDIO nc, 00s Ane Mec tier i rec ce Ri cee he, TE 

B52 <. [eGUGHON Oe CORVEIDENCE uses 13.4) tax tha ccoe'ca) orveanh Pm arc Maneater Ua 78 

B35 CARUIVSE dO LOCORVOLGGICG si. tcca a tr temete tan lau cot eae RA Reeth acer en 80 

AaEICMENES Ce COMIGS iy. <.ckse: 2. pemen eeaeetn gees ta ened 83 

eS eie NEVO KES oc 2 seu viele eco xsd eas vo chee as nce eater tees aca eae eg ae Nea 94 

5.1 Annexe 1 : Calcul du taux de croissance du stock de capital a I’équilibre ..............0.cccccceeeee 94 

5.2 Annexe 2: Détermination du taux de croissance du stock de capital par unité de travail effectif 
autour de l’équilibre ..........0ccccccccceceeeeeeseeueeees 5 visi ARLE GATE ete a 94 



Table des matiéres 455 

5.3 Annexe 3: Solution de |'équation différentielle de taux de croissance de |'output 
FarIPIEIR HAG RNR DOT Dik tat MOM oN egg Ge ee RY ae 95 

CHAPITRE 5 
Les politiques monétaires européennes et la régle de Taylor ....... 97 

DRS Wate rattan ie eee ee ooo sealed ce ses ad cas cadaduceiecnesnsaseg 99 

2 Régles monétaires et régle de Taylor oo... c.cccccccceccesscessessesseessesseseeesvens 100 
Ah REGIS ODEO AO i rs cscscece teainmatcldgboenns te ap SeuSubibekeus 100 

DE Regledetaylor 2U08 BLE et RN he thed ode Aepaatetated bs 101 

3 Adéquation des politiques monétaires européennes 4 la régle ......... 104 
Se CRON OO BUD ee ct Sas Gham nohnge cia ne ORS NR GRETA 104 

3.2 Construction des variables d’intérét : PIB potentiel, output gap et croissance potentielle ......... 105 
O22), Lainctionsde PIB potential :ccicsstiewscuvedstan~soncsinsvancien ha aM ee Med «5 105 
3.2.2 Evaluation par la méthode de filtrage de Hodrick et Prescoit .......... 105 

SHORT LTO ET 2 aR ARIES HI SIR CNN PNY REN RENE CANE 106 

4 Eléments de CONTIGS Gus scte tetera adie varies sg MR es ae ce eae 109 

CHAPITRE 6 
Les hypothéses du modéle de régression linéaire multiple .......... 123 

Pe Verge BS NOG Se ea a ee co 125 
LA Test ce Tiypothese me normoanie es 60S. scsi essjosess oc dacends cavehseecgdacSucscanpeahce 125 

Re ere MEIGS OE VERIP IDOI so csc osc cas coivcp Meda ten ta techs seal geRA 126 
1.2.1  L’estimateur du maximum de vraisemblance ............0.:cccccceseeeeeeees 126 

1.2.2 Tests d’hypothéses basés sur |’estimateur du maximum 
eS Ve SEMI RANI” Sere. Gta, Seated casa are eo Ta atest 127 

23 hestae Wale Seren See Shot Te en ieec eee Rg 

P24 Testu ratiode vraisemblonce ansigoy..ets. oeted..th. ome s 128 

2:5 Fest-duanultiphcateunde Lagrange ties, Ar ueeeccesacesstnctontemeraan seen 129 

2 Uhomoscédasticité et la non-autocorrélation des aléas ou... 131 
Pre CSN CRN DES CU Pia rte tera gs aaa ahs Raee hcee ren suheao 131 

2.1.1 L'estimateur des MCO et le modéle linéaire généralisé ................. 13] 
DileJonl estaricioun des iOS Fes. Nh 8) ae EY, . weed. 131 

2:2. Cas dei] heléroscédasticité des alas, SNE, BO PING ks te teee enone 123 
2.2.1 Application des tests statistiques d’homoscédasticité des aléas ....... Iss 
2.2.2 Estimation des paramétres en cas d’hétéroscédasticité des aléas .... 136 

2.3 Cas de l’autocorrélation d’ordre 1 des Gl6OS ..............cccccccccccecseeteeseeseeteessenenseeseens e7i 
2.3.1 Test de l’absence d’autocorrélation d’ordre 1 des aléas : 

lejest de Durbin WV GisOlis xt. bs aienerr daz cttearte ads be dendessednnesie 138 

2.3.2 Détermination de la matrice de variance-covariance des aléas ....... 141 

2.3.3 Estimation des paramétres en cas d’autocorrélation des aléas ........ 142 
2.3.4 Prévision en présence d’autocorrélation des aléds ............:cceee 144 



456 ECONOMETRIE APPLIQUEE 

2A ~l a confection. de: Whitexec Devi Ae eMetN® oulonen | Sead, Kwame: Tor. 144 

3 Les variables explicatives du Modéle o.........ceccccccccseeeetestesteseeesteneen 145 
3.1 Variables explicatives aléatoires et estimateur des MCO ..............00cccccccccccccscesseserseenes 146 

3.2 _ L’estimateur des Variables Instrumentales ................ccccccccccccceceeseeseesseesseessecseenes 147 

2 Sure OST O HCUSH RIM esate SMe naman Merce We Set ELF tase) 00s ne tate ro antago ree re 149 

3.4 Applications de I’estimateur des Variables Instrumentales ....................0ccc0cc0eccceereeeees 150 
3.4.1 Cas d’une erreur de mesure sur une variable explicative ............... 150 

3.4.2 Cas d'un modéle dynamique avec autocorrélation des aléas .......... 15] 

3.5 L’estimateur de la Méthode des Moments Généralisés .............0..00cccccccccecseveeseeeeerees 182 

CHAPITRE 7 
Le modéle d’évaluation des actifs financiers 2.0.0.0... 155 

TERIMIPOCUCHONie ee cchoctt ee ee mts IT aes settee Pet Pade ae 157 

2 Le MEDAF : hypothéses et relations d’équilibre 0.0... eee 158 
De VMMHU ORIG 505 roe tere SME ee: cf ie aie as Sou eat cake ces kOe pita eenees 158 

2:7 aR ELaHONS Gd CGUINDIG teeta meen See On in PR uot uncrecan cetecteneetia: 159 
222 \ielardrotte.des:maren@s C6. CODUNCUX 2. ct os. au odepmaheosccn ico idesnn sane dheeggne 159 

222 Lo yeiotiond equirore-duiMeEDAR Aen eh tts chen Seca y 160 

3 Estimations et validation sur les sociétés du CAC 40 ooo. scccccceeceeeees 161 
3.1 Passage du modéle théorique au modéle économétrique ..............0..00.cccccccceseeseeveeeees 161 

Di ee DOMMES cera ette eee eA a eee MER ee a MRT Mea ees asin ais eRe 162 

SB OmmMISECRREUVTE UE LCVOMIGNON rcs hi nave ccs umtvonss vie eacerogs cane seases an anceg teesetaste 163 

Ab Elementsicleicon: Gets cieretma sin atared irk teeth peat a te 165 

CHAPITRE 8 
La fonction d’offre de viande bovine ..0....0...0..0..00cccee Naan 173 

ae IROCUCHION ie emmna emer MUR ot. Saco Tu bw ck tn 175 

Ze CpecHiccion de la TOnchon cd Crete Clee tana Sees cists cee 175 
2.1 Dérivation de la fonction d’offre dans un cadre statique ...............00.ccccccccceseeseeeeeerseees 175 

2.2 Dynamisation de la fonction d’offre : I’exemple du modéle de Nerlove .....................0000.- ZZ, 
2.2.1 Specitication dés anticipations aati Mee veer ee eet ET., NZ 

2.2.2 Existence de coits d’ajustement : le concept d’ajustement partiel .... 179 

2.2:3> leimodéle généralide. Nerlove tisseenss-20sth petted AR ewiies 179 

2.3 Prise en compte des caractéristiques de la production de boeuf ..................0cccecceeeceeeveee 182 
2.3.1 Existence d’une politique d’intervention ............00ccccceeseeeeeesssseeeeens 182 

2.3.2 Caractére dynamique de la production ..........cccccccceseeeeseesesseesenes 182 

SAnalyse empOU Cie. erin: asta, meee POR ER A oe tN ee 8 183 

4 Elements de COMGSe emboli conan ‘isan sia eee 185 



Table des matiéres 457 

CHAPITRE 9 
Les modeéles a plusieurs 6quations 22... cece ccsessseeseeeeeeeee 195 

1 Les modéles 4 équations apparemment non reli@es ........ccecccs cesses 197 

2 Présentation des modeéles & équations simultan€es ...............ssececeeeee- 200 

3 Le probléne del identification, <.co........ccisc.vostssssaarssnsssaeenessvsoossanusvecnives 203 
3.1 Présentation du probléme de I'identification ................ccccccccccsecsecseesevscesceseseceseeees 203 

i 1 AROBICNOR PERM Convo thes Souaminien tress oumiconso ea Meee tees 203 

3:3 Les. concmons a crara lider ing ty 085 0hcseiskccorscasiancsmrndR cerionimanntolbegeeetue 206 

4 Estimation d’un modéle & équations simultanées 20.0... 207 
Pa RO eos MT OE |e Reatard tein OR. SR seal Neder Teer ree ee Me anon 208 

ee GE | teed A eta ema eaten nmi Oh nett athena 209 

OP nT BRIG Ser iCONOh maa Sil wuMGE Ee weet ee es 212 
5.1 Test sur les contraintes de sur-identification ...............c.ccccccscscssssesesesscstsesseseteeessees aie 

5.2 _ Test d’exogénéité des variables explicatives : le test d’Hausman .................0.ccc00e000e00ee. 213 

CuapitRe 10 
Modélisation d’un systeéme de demande 
AES ICRRLIES CG OCKICIIONN 25 i de osc facil cians dslas tps nsdn as 217 

VDE OGIKH OI. cscs AURA IE PAID PUI, Rishisbeascoans: 219 

2 sapprocne par ld'tonction Ge'coGh fi crccstmn ences a vesesretoenecoenetens 219 
2.1 Définition et propriétés fondamentales d’une fonction de COUt .................cccccccecceeeseeees 220 

2.1.1 Propriété issue de la théorie de la dualité 2.0... eeeeeeeeeeeeetteeeees 220 

2.1.2 La contrainte de monotonie et la contrainte de concavité ...........06. 221 

2.1.3 La contrainte d’homogénéité de degré par rapport aux prix ........... 22) 

2.2 -Propriéiés sipplémentayes woncsencls acts. erehsitaiooe 4. omeets 222 

2.2.1 Hypothése d’homothétie de la fonction de codt 0... eeeeen 222 

2.2.2 Hypothése de rendements d’échelle constants .........c::ccceceeseeeeeees 222 

2.3: Amerprelanon'des (OSUNOIS <.evisesac Rt oe atte Re ee ee ets 223 

3. Illustration en spécifiant une fonction translog .........c:ccecesesteeeereee 224 
SM a PIODAS GTA EE IO TOUCHONINE LONG yt cer cucaapeocai cae egsuec cats eran cor ctares outatcus ees fs 225 

Smells eorirenines Cle SyMCN Gt tcn sn avata cas tucrnete deasatormlens aet -sseusnccce st 220 

3.1.2 La contrainte d’homogénéité de degré 1 par rapport aux prix ........ Pip be) 

21 TOPHEIES POLIGINEIOS 1), ROM Ne ree ere ee sieteiens 226 

3.2.1 Hypothése d’homothétie de la fonction de codt ......... cece 226 

3.2.2 Hypothése de rendements d’échelle constants ..........:cccccceeeeeeees Op 

A Estiniation-deld fonction: nansloge:.4:.cdyaels dake tal... 227 
4.1 Dérivation du systéme de parts de dépense .................ccccccccccseeseeseeseeseteeeeseesensees 207, 

49. Hectration dans teicas le tis ACerS 22 Ne. eT lete ee Peake ed aco bese 229 



458 ECONOMETRIE APPLIQUEE 

AsP-alis Contrainies de’ symetrie 0s.4sei iataaatoexssnieaedtesenterscsneneuaeacne See 230 

4.2.2 Contrainte d’'homogénéité de degré | par rapport aux prix ........... 230 
As? 73's CONWOIMGS ChOGCIIN Ne bate h yncanas tots en enemt arian Puritan terrace eas 232 

AP AME OMinle CMNOMOIMeNe a: weet teeta cere me ereee ee meee eae. ome ere 232 

4.2.5 Interprétation des coefficients : calcukdes élasticités ............0.06 Pi 

AGG Estimation des PATaMelres —..s¢kswdstorvssuay Sonep louswotroreamaeetas eee sscaeess 233 

SRANCUYSETEMPINI UCT ett tee neem ei mee ee es A 235 

6vclements deconige sec. 4 can anne went: 28 234 

Cuapitre 11 
Modélisation d’un équilibre de marché 0.0.0 243 

Lice e[rafelneaze tates cM coat or task Ms archaea ee mee 245 

PaSpeciticahon. Gu Modeled, ncn. gage. oka s teed atte ake ares 245 
DS] Ea EGUOTONS 6 CONDONOIMGI ce tcc tes ae) RI Ta a Soe ee 245 

De WEEGUCITONsC Ol Te eee Sey knee ae va shies ee pee tetas ia an erator 245 
PD Seed ahs (UYo| Fe Tpiite Ck 1,03 is” aR et nt am i aa ee REN AB 246 

Dao ECUAHONI OS IONsiMisslOM Ce IIx ascuesettsaussaet- ce eaves cence ence cate 248 

Pal sequation curcommerce extereul css 2.0.02. cs ceyd scene eee hae ee 248 

22s sla TOrme SHUCULeNe UO MOURIG sx sate hotter sade tears ees Garo ec ieca te e 248 
DIZ El AE QUCT OT eCUU OIE aie. Mette tole vote Peke tv aseonen eaeqemnooermucen 248 
2.2.2 Ecriture du modéle Econométrique .........ecceeeeeeeseeeeeteteeeeesteeeeensaees 248 

Deli NESTUNATION OG TICUEIO cere cn em ere ES eee te ate ed 249 

3 “Analyserempintiquesttis.§ sett cunt eutanmcbnet coteanentecnti tat ntti 250 

A Elements de CONTIG AOS i Be Oy Pe Se Rie Renees SUS hoe BAe. dct anti 2511 

CHAPITRE 12 

Introduction a |’économétrie des données de panel ......... ee 267 

1 Presentation dU. modele. de Bases .cc.c..s:e.3:.cnspstansacenesssyemnetoueseosseon’s 269 

2 leimodelerajeltets; tixestindividvels ............ avaenaty ede ES. 270 
2.1»: ESHIMOHON GU INOCE Ginn za try feta ie oa Ree Rs ea ae ME 270 

2.2 — Test de la présence d’effets individuels fixes ...............cccccccceccceecssevscecseessevseeseeens 275 

2.3 Généralisation.du modéle Oi elfels Gx05 esa, t coco nsheb nash See cdotee den ha steako ote sesso 276 

2.4 Modeéles a effets individuels fixes dynamiques .................ccccccccccccsscescesessevseesseseens 277 

2.5 Tests sur les modéles a effets individuels fixes dynamiques ................0.ccccccecce0eeceeeeees 281 

3 Le modeéle a effets individuels aléatoires ..........cccccsceescesesescesesseeeseeeeee 283 

Sil vesEshimaiondd modeled st eee et ae eee tees ee ee meee 283 

3.2 Test des effets individuels aléatoires : le test de Breush Pagan ..................cccccc0c0ceeeeeeees 287 

3.3 Modéles d effets individuels aléatoires corrélés avec les régresseurs .................c0cc0cc00000 288 

3.4 Modeles a effets individuels aléatoires dynamiques .....2..........0.ccccccccceeceeeeeseveseveceees 289 



Table des matiéres 459 

CHAPITRE 13 

Analyse du marché du travail non quallifié ooo... ooo 293 

Dee eit ee ere a ns org cent ae en 295 

P Wesapodalasicie MEGOCIOION <0, (een). canst oa auetatoauatindo te aon 296 

3. Le modelexdi-droit ajerena). mannaed.cied sad ab bal Xs cnc 298 
3.1 Spécification de I’équation de salaire ...........0..cccccccccecccescsecsesecsecscsevseecsevseeeeseess 298 

3.1.1 Le comportement de l’entreprise AOR G SEOINR MRY MUD Phe N Sen ted trp 298 

3.1.2: 16. omponiemenhdutsyMciGat pe ceniere tl <n: Rp tcdenas mamcdarnwueeseat ers 298 

3.1.3 Programme de négociation des salaires ...........:ccccccccssecesssseeeseees 300 

3.2 Evaluation du modéle du droit d gérer .............cc.ccscccscsscevessesvesesesveesesveeseseeveres 301 

SD) Wes tenis TASES GES ADVADISY Ga ass obstacle hosuCuoneucnonoevonncooonoenocber 301 

Se) PSs ClONNCESIISSUCSTCENINES Eamerr ee eie ii eecene PR RnnC ny toi eee ner 302 

3.2.3 Les données issues des comptes nationaux OINMWES > snosbsewesnonsondovbiue 302 

A. Llements:decorriges not Sue 2eMan 2. SIM fe pono waini ne . 305 

CHaAPITRE 14 

Imperfection du marché du capital 
et décisions d/investisSeMeNt ooo... cococcccccccccccececececeseseseeeeeeveveveveves 31] 

) beech ne LIE essed sxeacdesscetccd eee 313 

Pvleimodele NicroScOneMmMqUe ct ete eee ears 314 

3: BPECIICAHON SCOMOMEHIQUE: sec.scce-ceonisoessesenlereerarenysusnnusanessecseon or A ROE 318 

4 Application empirique : Estimations sur données 
de panel PicMiGclWes ie te tase eae oye eee erupt arts: 319 

Bircleniente de cor igoem ar ake en AR, SPERMINE ste 320 

om ayo) (Ce ee eo ee oe eer vere 328 

6.1 Dérivation des équations (14.3), (14.4) ef (14.6) .......0cccccccccseccseesseeesseetseeseerseees 328 

CEEOL 40) rats Rol aA Tipe R Tower icait heh aaesanieen 329 
" —6:3__Fquation NPAT ere ear ae Meare) i a at wen bared tesistee cmeat race is tad casniragSeleg <aie 329 

Ae dE 10 EN GME I i Na A Er RRC RD Me a 329 
oe \ 

CHAPITRE 15 

Econométrie des séries non stationnaires ..............cccccccccceececeees 331 

—___¥ Les modéles de série temporelle univariés o...00...000.cccccccccccecseeeseeeee chee 

Lal Exemntes toe. axa eee ie Sateen aura’ onesies, shee) oubtioaia’... 5.4... 333 

12 ernst he Net SHOT ORINETIG co nas VE. Se IE PTI ieee boewssncoaee 334 

lige) Modénsition o une sénetamporane sation) et 29,257 2 GIRL le Rolenecsssees 334 

2 Processus non stationnaire et racine UNITAIFE .........cccecceeeeeeceeeeeeeeeenens 837 



460 ECONOMETRIE APPLIQUEE 

2.1 © Le Series NON STCHONMUHES 2 FES, coe ws acy scdesenemoreent cere aera ee 337 

2.131 Séries’ DS .-..- Rees eee Dee ae Se Se Se ee 337 

Dale LOCTICS Ow ire ce euntnare tees nor ae Oo hee eee eee 338 

D2” Tests OOQCHNG UNION G2 fic ceca stacicigs ssa dear aos: yarn ea iserip ehaoceAne Ricored, 339 

2.2.1 Test de Dickey Fuller (test DF) .......... MAE! Ore, SOT) BOF «. 339 
2.2.2 Test de Dickey Fuller Augmenté (test ADF) ............cccceceeeeeeestteeeees 339 

2.2°3) otategie du test ADF. ,.:2 3.1, sn eae as Smee Bee ete cto. 340 

2.2.4 Test de Kwiatkowski, Phillips, Schmidt et Shin (KPSS) ............000:0 341 

Cointégration et MCE : l’approche de Engel et Granger .................:. 343 
SAM LESTS Ae: COIG|OULULIGD Mera rrar Me st NP aie cn cee Pee ees akon a 343 

Vel alex GomlegrationarOresemanOm cassscyt.ae-cesecsvenase etme eee anmer ees caret ameas 343 

3. le2. La procedure de-engel @f (GEOnGen i. ysc2ccsvgcsaemreteen slopertoe aitarer dee 343 

SED MOUEIS UCOMECHONG EIT COL. eo 8A couche an cop ar ce oh cern cardi Loe nens 345 

Cointégration et MCE : l’approche de Johansen ooo... 346 
4.1 Modéles a Correction d’Erreur a plusieurs équations ...............0...cccccccccccsevsceesseeseeeees 346 

4.2 — Tests de cointégration : test de la trace ef test de la valeur propre maximale ..................... 348 

ADA. Testidalarace tee. Seer oe ei ee 348 

4:2.:2> Test’ delaivaleur propre maximale =.) GUA 0 NES a 2s ee 349 

3 sTestidh CXDGENGID IOWNG oe 52.4 ceouceun totes sence teaeecsetescan ERD Ree ate an 349 

4.4 Test d’hypothése sur les relations de cointégration ..................cccccccceccceeeeseeesseeeseees 350 

CHAPITRE 16 

La valorisation des marchés actions .0..0..0.....cccccccecccsceeeceeteeeeeees 351 

th SHRI SSe [Ufel tet ag esopepe Maree ken oh Srp ane enn Derksen mat caso le dina ha cath A Corde 359 

2 Théorie financiére et prix d’équilibre des actions ..........004: biebalesat rd 354 
2.1 Recherche d’un prix d’équilibre a partir d'une relation d’arbitrage ...............0...0c000000000- 354 

2.2 Une premiére approche de la volorisation ................0.cccccccccececeesecssessecseesseseeseees 357 

3 La construction d’un indicateur de valorisation ...........ccccccsceeeseeeeseees 358 

ha) Seas HCIDES eee toe ex fel alee Neer ie me Led ci cue eccAcSdaeet Uae Meme MeO: kek 358 

3.1.1 Identification d’une relation de cointégration entre Earning Yield 
CSIs See Kahl Si) MP RIA sx tees vane Eee ER haar See ircbn f e 30% 

3: 1#2eRelour-o | CQuIDIe rey a me ae ee ee eRe ne 360 

3.1.3 Indicateur de valorisation, niveaux théoriques de |’indice 
ef degré de.curévaluationinrecer tn a. AU Oy aes PO: 36] 

3.2 Application sur les marchés boursiers américain et francais ................ccccccccccecceseceseveee 362 

3:241,.Données obprotil des séries is: fray. Ae RL Nets ats 362 

3.2.2 Tests, estimations et construction de l’indicateur ............cceeeeeeeeeeeeee 364 

4 Elements de CONTIGS Re NOR Naeem one ttre men Oe 365 



Table des matiéres 461 

CHAPITRE 17 

La relation salaires-prix 4 long terme 2.0..0000....000cccccccccccsesseeseeeeeeeen 373 

LS ere cocuUegtto kx, Serceer ee Oe pI, ccccadinssaris cc: SON 375 

PeNSatre Ghalyncue We ENN 2 o8 0) Bull ccna arte 376 
Die PRUNO WS TS hoc Shea l, Oe tr ee oe sie 376 

Ta bah ei se 2S oe a aa LR ER Beda lie eh ere ia S70 

eo eA OE NOY Sk Cs Medes cares rca ate os vanes dagen ye eighs wanna 378 

NE ON INN SO cect Se anaes Gy raahmant eas te naace natn ee 379 

2.2 Identification du modéle théorique ...................cccccccecccccecsevscesevseeseeseceeeceeeneesees 379 

Oe eG SU NON th Meco. tore cesta cornea arate 380 

ST eines es n(c( ee nt aw eee tae 383 

Cuapitre 18 
Economeétrie des variables qualitatives 0.000.000... cece 403 

1 Modeéles 4 variables qualitatives bingires ooo... eects 405 
1.1 Présentation des modeéles a variables qualitatives binaires ..................ccccccccccsseeeeeseeees 405 

ded deci 5 INOUDIOS DF OMNTOEIOUN 2535255: 32eaus <aaead cas ceadateacdeladscdsosiaeesueds fanczaoksecuaste Oh 406 

1D) SESNIAHON GOSTIONOIES DHODIT IOI sionccssisn ocaaasrovtasas doe. Soatleavbutnetoabchahoested? 408 

1.3.1 La méthode du maximum de vraisemblance .........cccccceeeeeeeeteeeeeees 408 

1.3.2 Tests statistiques et mesure de la qualité de l’ajustement ................. 410 

Ag cH ea NOI END SAPs OSINONN sc, fP esa acc Sees ct aca apo 411 

1.4.1 Les effets marginaux lorsque les variables explicatives 
SOT ROMUNU Site et sees entbach Rear vd Pepa adh RA erat TOS MN ce asec A\1 

1.4.2. Les effets marginaux lorsque les variables explicatives 
BoE et io corte ie) a csc th tai an dan astro til Caplan Oa Meach GucRee 412 

1.5 Comparaison des résultats des modéles probit et logit .................:c.ccccscsseeseeteseeseesees 413 

2 Modéles 4 variables dépendantes limitées .......0..0.ccccccccecceeesteteeeees A13 
BAN SEM OUEIS HG CODIOSSIOD ITOUQUG oft econ fan ta Ricavo asincoe Boyt ce asta oe OED 413 

FA le S77 BSN STI JS (07s MO ee EMRE Te Ere AT oe 413 

2 Ve2) LEMOS: Ge FECGTESSIONMONGUO® .aseccuanschuvboyascans sett. rep eva vesnegaters A415 

DNe” LOMONCHOM AE VICHSOMDIGMCE: ai: aiseaczaninaddeccuaredseseecpsesmadailensiMabwers A416 

Dal Au inieraretation desresuliaitsmae: 14. PMR AAs Soh Al7 

2.2 Modéle de régression censuré --- Modéle Tobit .................cccccccceeseeeteeteeeteeteeeneees 417 

2.2.1 Distribution d’une variable censurée ...........:ccccceeeeteeeeseeeeeesneeeees A117 

2.2.2 le modéle de régression censuré : le modéle Tobit simple .............. A419 

2.2.3 Evaluation des paramétres du modéle ............secccesesseeeeetenseeseenens 42] 

ZA MUHOVCIINOMOCSLESUNOIS, -ccouior svcranssestsnavisoudasaivnstatoadareenvean tenon ye 421 

LE VO NT ie ore Peele oA he eR en PB 422 



462 ECONOMETRIE APPLIQUEE 

CHAPITRE 19 

Déterminants des décisions d’offre de travail oo... A25 

WuINtrOGUCHON: . taun. uvbcncctnten har enlol bination ee 427 

2 Théorie microéconomique de la participation au marché du travail . 427 
2.1 Les déterminants de I’arbitrage entre travail et loisir ..............0...ccccceccccseeeeeeeeseeseeeees 427 

Za lel vle programme.de.comportement ic. .50. ee po Sh acatae uahoodeodteckteodenennes 427 

2.1.2 Interprétation des conditions du premier ordre ............:0cceeeeeeeeeeeees 429 

2.2 Critére de participation au marché du travail : illustration graphique ..................00...0..00+- 430 

DAStET MIOSITETION DOFOMIEIIGUC c+. mater ret: eee TIRE, Ro ARES, Gare Nati a, 432 

3 Approche économétrique de l’offre de travail 0.00.0... 434 
ShipeP DBIINNCIUNN SHINE UC TESCIVEs or taco eGomnet er ceuas tener Gunccayr are bret ade eee ee 434 

3:2. “Détinition det offre dé HaVGils.cccccs..2.2cstecteetiseasee ak OO ee ee 435 

Bebe MPUUTHOMCE SUI Eee conte eens eet areas neers ae) See eera 435 

SA Cee Modele Ce pUrtichiQhOnte. <x. sake ater h hat ree, a NE GED ics fais Geach generac esses 435 

A GANG SEEM SIFI GWG NOOe ome WRI oo, sche ces carsfaduearliads Hee An 436 

SAECTEMSCSCOTICCe Me ee ee 437 

IRONS 62h 2 tee I ies eth ema taee es Get Rel ect) 4A9 



OUVERTURES <> ECONOMIQUES 

ALLEGRET J.-P., LE MERRER P., Economie de la mondialisation. Opportunités et fractures 

ANDERSON R. D., SWEENEY J. D., WILLIAMS A. TH., Statistiques pour l’économie et la gestion, 
traduction de la 2° édition anglaise par Cl. Borsenberger 

BENASSY-QUERE A., CURE B., JACQUET P., PISANI-FERRY J., Politique économique. 2° édition 

BEREND IVAN T., Histoire économique de l'Europe du XX® siécle 
traduction de la I'* édition anglaise par Amandine Nguyen 

BERGSTROM T., VARIAN H., Exercices de microéconomie - 1. Premier cycle. Notions fondamentales. 3° édition 
traduction de la 5° édition américaine par A. Marciano 

BERGSTROM T., VARIAN H., Exercices de microéconomie - 2. Premier cycle et spécialisation. 2° édition francaise 
traduction de la 5° édition américaine par J.-M. Baland, S. Labenne et Ph. Van Kerm 
avec la collaboration scientifique d’A. Marciano. 

BISMANS F., Mathématiques pour l'économie - Volume I. Fonctions d’une variable réelle 

BOUTILLIER S., PEAUCELLE I., Uzuntpis D., L’économie russe depuis 1990 

Burp M., WypLosz C., Macroéconomie. A I'échelle européenne. 4° édition 
traduction de la 4° édition anglaise par Stanislas Standaert 

Caporer I., BENIAMIN C., MARTIN F., HERRARD N., TANGuY S., Econométrie appliquée. 2° édition 
Meéthodes, Applications, Corrigés 

Caunuc P., ZYLBERBERG A., Le marché du travail 

Canuc P., ZYLBERBERG A., Economie du travail. La formation de. <alaires et les déterminants du chomage 

CarLTON D. W., PerLOFF J. M., Economie industrielle, traduction de la 2° édition américaine par F. Mazerolle. 
2° édition 

CARTELIER J., L’économie de Keynes 

Caves R.E., FRANKEL J. A., JONES R. W., Commerce international et paiements, 
traduction de la 9° édition américaine par M. Chiroleu-Assouline 

Cayatte J.-L., Introduction a l'économie de l’incertitude 

CoLLectiF, Economie sociale. Enjeux conceptuels, insertion par le travail et services de proximité 

COMMISSARIAT GENERAL DU PLAN, L’intégration régionale. 
Une nouvelle voie pour l’organisation de l'économie mondiale ? 

CorNET B. et TULKENS H. (Eds), Modelisation et décisions économiques 

Core D., Les holdings coopératifs. Evolution ou transformation définitive ? 

CUTHBERTSON K., Economie financiére quantitative. Actions, obligations et taux de change, 
traduction de la 1" édition anglaise par C. Puibasset 

DarREAU Ph., Croissance et politique économique 

Derourny J., Démocratie coopérative et efficacité économique. La performance comparée des SCOP frangaises 

DEFOURNY J., DEVELTERE P., FONTENEAU B. (Eds), L'économie sociale au Nord et au Sud 

DEFOURNY J., MONZoN Campos J.L. (Eds), Economie sociale/The Third Sector, Entre économie capitaliste et 

économie publique/Cooperative Mutual and Non-profit Organizations 

De Grauwe P., Economie de |’intégration monétaire, traduction de la 3° édition anglaise par M. Donnay 

De Grauwe P., La monnaie internationale. Théories et perspectives, 

traduction de la 2° édition anglaise par M.-A. Sénégas 



DE KERCHOVE A.-M., GEELS TH., VAN STEENBERGHE V., Questions a choix multiple d’économie politique. 
3° édition 

DE MELO J., GRETHER J.-M., Commerce international. Théories et applications 

DEVELTERE P., Economie sociale et développement. 
Les coopératives, mutuelles et associations dans les pays en voie de développement 

Dreze J., Pour l'emploi, la croissance et l'Europe 

Dupriez P., Ost C., HAMAIDE C., VAN DROOGENBROECK N., L’économie en mouvement. 
Outils d’analyse de la conjoncture. 2° édition 

Escu L., Mathématique pour économistes et gestionnaires. 3° édition 
Ng 

EssaMA-Nssau B., Inégalité, pauvreté et bien-étre social. Fondements analytiques et normatifs 

GAZON J., Politique industrielle et industrie 
Volume 1. Controverses théoriques. Aspects légaux et méthodologie 

Gis M. et al., Economie du développement, traduction de la 4° édition américaine par B. Baron-Renault 

GOMEZ P.-Y., KORINE Harry, L’entreprise dans la démocratie, Une théorie politique du gouvernement 
des entreprises 

Gusaratl D.N., Econométrie, traduction de la 4° édition américaine par B. Bernier 

HARRISON A., DALKIRAN E., ELsey E., Business international et mondialisation. Vers une nouvelle Europe 

HEERTIJE A., PIERETTI P., BARTHELEMY PH., Principes d’économie politique. 4° édition 

JACQUEMIN A., TULKENS H., MERCIER P., Fondements d’économie politique. 3° édition 

JACQUEMIN A., PENCH L. R. (Eds), Pour une compétitivité européenne. 

Rapports du Groupe Consultatif sur la Compétitivité 

JALLADEAU J., Introduction a la macroéconomie. Modelisations de base et redéploiements théoriques contemporains. 
2° édition 

JALLADEAU J., DoRBAIRE P., Initiation pratique a la macroéconomie. Etudes de cas, exercices et QCM. 2° édition 

JASKOLD GABSZEWICZ J., Théorie microéconomique. 2° édition 

Jones Ch. I., Théorie de la croissance endogene, traduction de la 1" édition américaine par F. Mazerolle 

JuRION B., Economie politique. 3° édition 

JURION B., LECLERCQ A., Exercices d’économie politique 

Koutl U., Analyse macroéconomique ‘ 

KRUGMAN P. R. et OBSTFELD M., Economie internationale. 4° édition 

traduction de la 6° édition américaine par A. Hannequart et F. Leloup 

KrucMan P., L’économie auto-organisatrice, traduction de la |" édition américaine par F. Leloup. 2° édition 

KRUGMAN P., Microéconomie, traduction de la 2° édition américaine par L. Baechler 

Lanpals B., Lecons de politique budgétaire 

LANpAIs B., Lecons de politique monétaire 

LECAILLON J.-D., Le Pace J.-M., Orravs Cur., Economie contemporaine. Analyses et diagnostics. 2° édition 

LemoINE M., Mapies P., Mapiks T., Les grandes questions d’économie et finance internationales. 
Décoder l’actualité 

Leroux A., MArcIANO A., Traité de philosophie économique 

LESUEUR J.-Y., SABATIER M., Microéconomie de l'emploi. Théories et applications 

LOWENTHAL P., Une économie politique 



Mankiw G.N., Macroéconomie, traduction de la 6° édition américaine par Jihad C. El Naboulsi. 4° édition 

MANSFIELD E., Economie managériale. Théorie et applications, 
traduction et adaptation de la 4° édition américaine par B. Jérdme 

Masse G., THIBAUT FR., Intelligence économique. Un guide pour une économie de l’intelligence 

Marciano A., Ethiques de l'économie. Introduction a l'étude des idées économiques 

Mitcrom P., Roserts J., Economie, organisation et management 

Monnier L., Tuiry B. (Eds), Mutations structurelles et intérét général 
Vers quels nouveaux paradigmes pour l'économie publique, sociale et coopérative ? 

Norro M., Economies africaines. Analyse économique de | Afrique subsaharienne. 2° édition 

PERKINS D. H., RADELET S., LINDAUER D. L., Economie du développement. 3° édition 

PROMEURO, L’Euro pour |’Europe. Des monnaies nationales a la monnaie européenne. 2° édition 

RASMUSEN E., Jeux et information. Introduction a la théorie des jeux, 
traduction de la 3° édition anglaise par F. Bismans 

SALVATORE D. C., Economie internationale, 
traduction de la de la 9° édition américaine par Fabienne Leloup et Achille Hannequart 

SHAPIRO C., VARIAN H.R., Economie de l'information. Guide stratégique de l'économie des réseaux, 
traduction de la 1" édition américaine par F, Mazerolle 

Simon C. P., BLUME L., Mathématiques pour économistes, traduction de la |" édition américaine par 
G. Dufrenot, O. Ferrier, M. Paul, A. Pirotte, B. Planes et M. Seris 

SINN G., SINN H. W., Démarrage a froid. Une analyse des aspects économiques de l’unification allemande, 
traduction de la 3° édition allemande par C. Laurent 

StiGLitz J. E., WALSH C. E., Lafay J.-D., Principes d'économie moderne. 3° édition, 

traduction de la 3° édition américaine par F. Mayer 

VaRIAN H., Introduction a la microéconomie. 6° édition, traduction de la 7° édition américaine par B. Thiry 

VaRIAN H., Analyse microéconomique, traduction de la 3° édition américaine par J.-M. Hommet. 2° édition 

VAN DER LINDEN B. (Ed.), Chomage. Réduire la fracture 

ZéVI A., MONZON Campos J.-L., Coopératives, marchés, principes coopératifs 



- a a ——_ a a ae 
a - 

ot) > 7 

ae Hs lei Hei au 7 ame ene 

ea SS ele a wees an 7 
* Ode Sa ‘hia, x abo “papperia pet 8 ovat Suen 

ioo("ve sF 6 

wre — oe ar sideband! eral re al, 4 A neinale 

‘rewran fy aeciying weanuss . front, 4 ee 
ths by siiew “Re 69°C ie § a One 

: otha rm ek Beni | na evuranh weacell ty Orn 3 eae 
>_— a co Cain a ae papi» Pa toh yop compart inher wa: i hes Sah _— 

sland yom semana tA ingeog” Dar Loa eee aie ewmien tf Gam 

A valle T a a hile WONT ok ny Ni) coughs 
Nee @h h > Ree Tyr te 

~ . sett peer Sih javeetre nner gk aso 1 tg oS ea aT a 

cma _ sare ops I aacaashinint ryimgihaindetiias ¥ epg diy oe 
: A -_ wrens : 5 Las bai _ tale V4 a erway 

ey > ba ni Siz by eegier = 

| ay ate aes dsc Pe WINGS IN ee ie’ 

apace) * meena ek pel ee, we Sueteae soll ‘oe ol Sh cows tens “< 

HN FA ee ha ats se iwi jeans oon Santee! “Poemtele = HA ote A WerEaS F Tj CET a: “he ‘Sse herd shargeete 

7 Pic ier tiger , Nae Lameses aang laut a Dee 

| ons Tele lt, Laue ahagert, Meera Wi Wood ot ousted 2 
pasties ue Peitdare ts) bit tenia W Bina ele 

i oe wae — : Ws Wade) cence. retest a! aly nikalteD 7 

me <i) poe al ) banal sep tinrccars scram’ Virani hs GA dined hy RY ete. 
: 2 al Aq Sorees dime "os mies, 

Ji calh Leepinn Lae bMS abse exerwtcse hte: Deamon sh pawns atiagagag 

Seppoaube tena Dink wy tetas ns HAS) aot te) my arr uartin tae aA 

ROIS. 6h wise eos sequrarall ys aint ete) 2) mais amd aay 
Becesh Dec pe > aan egg, at cine entaary et. b Levens) OM ARS 
09 ne iia i aenewea ” =—— 

: 7 

- ta he Se a te _ ee a= H 

wy ts: 1 ietons aehiseteas Woden 
i ” 

—_- we A Seen o0 Laney ; 

os tame. tomctiog deta aia a aut cme ae. 

























Une approche originale et trés complete de la pratique des méthodes 
économétriques en prenant pour application des themes économiques 
diversifiés. 

Econométrie appliquée 

Cet Ouvrage propose une formation a la 

pratique de l|’économétrie. || comprend a la 

fois un rappel de cours clair et pédagogique sur 

les méthodes économétriques (de base et 

avanceées), et des applications sur des themes 

économiques diversifiés correspondant a 

des préoccupations actuelles. |l s’agit de montrer 

comment, de maniére pratique, les différentes 

méthodes économétriques sont mises en ceuvre. 

Cette seconde édition intégre de maniére plus 

détaillee P@conométrie des données de panel 

via un chapitre spécifique, deux applications 

sur données de panel sont proposées : la premiére 

dans un cadre statique, la seconde dans un cadre 

dynamique 

L’accent est mis sur la construction de modeéles, 

a partir de fondements micro-6économiques ou 

macro-économiques, et leur évaluation empirique. 

La démarche proposée est la suivante : (i) définition 

du modéle a estimer, (ii) création d’une base de 

données, (iii) application de la méthode d’estimation 

appropriée, (iv) analyse et interprétation des 

resultats. 

Loriginalité principale du manuel est de travailler 

sur des données réelles et de fournir un 

corrigé complet pour chaque exercice 

d’application. 

Le lecteur peut réaliser lui-méme les exercices 

en teléchargeant les données et les programmes 

développés par les auteurs avec notamment le 

logiciel economeétrique WinRats. Des programmes 

développés sous SAS et Eviews sont également 

disponibles. 

ECAPMO 
ISBN. 978-2-8041-5976-4 

ISSN 2030-501X www.deboeck.com 9 

Isabelle Cadoret 

Professeur de Sciences Economiques a |’Université 
de Rennes 7 et membre du Centre de Recherche en 
Economie et Management. 

Catherine Benjamin 

Directeur de recherche a l’INRA. 

Franck Martin 

Professeur de Sciences Economiques a I’université 
de Rennes 1, membre du centre de recherche en 
économie et management (Unité mixte de recherche 
du CNRS). 

Nadine Herrard 

Ingénieur d’études a I’INRA. 

Steven Tanguy 

Ingénieur de recherche au Rectorat de Limoges. 

s 


