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Sommaire

L’explication des co-mouvements entre les quantités et les prix est centrale a toute
théorie voulant modéliser les cycles économiques. Le taux d’intérét réel est le prix
reflétant la volonté de substitution intertemporelle des agents économiques. Cette these
cherche & caractériser le comportement du taux d’intérét réel dans le cycle économique

et & modéliser ce comportement.

Le premier volet de cette théese examine les liens de causalité entre la production, le
taux d’intérét réel et linflation anticipée 2 la lumiére des difficultés posées par la non-
stationnarité pour 'inférence statistique. Contrairement aux résultats de Litterman et
Weiss (1985), ol le probleme de la stationnarité des séries n’était pas abordé, nous
trouvons que le taux d’intérét réel a un pouvoir explicatif pour les variations de la
production, que le pouvoir explicatif de 'inflation anticipée pour les variations de la
production n’est pas robuste et que le taux d’intérét réel n’est pas exogéne par rapport a
la production, la masse monétaire et inflation. En conséquence, il semble possible que
le taux d’intérét réel joue un réle important dans la propagation des cycles économiques

comme le prédisent plusieurs théories macroéconomiques.

Au deuxiéme volet, nous comparons les co-mouvements empiriques entre le taux
d’intérét réel et la production avec les co-mouvements engendrés par les modeles stan-
dards de cycle réel. Pour la période d’apres-guerre, le taux réel est contracyclique ou
acyclique alors que les modeles standards de cycle réel prédisent un comportement pro-

cyclique.

Le troisieme volet de la thése expose un modele s’inspirant des modeles de cycle



réel qui rend compte des co-mouvements du taux d’intérét réel et de la production.
L’introduction de non-séparabilité dans le temps sous forme d’habitudes de consomma-
tion pour les préférences et de coiits d’ajustement pour le capital permet de diminuer la
sensibilité de la demande sur le marché des biens et ainsi d’atténuer le comportement
pro-cyclique du taux d’intérét réel. Ces deux modifications permettent également de
mieux reproduire les caractéristiques du marché du travé.il, et améliorent la description

des mécanismes de propagation des chocs technologiques.

Mots clés: Taux d’intérét réel, cycle économique, modéle de cycle réel, théorie

macroéconomique, séries temporelles.
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Introduction générale

La compréhension des cycles économiques est 'objet essentiel de la théorie macroéco-
nomique. Dans les cinquante dernieres années, deux théories concurrentes ont coexisté
pour 'analyse des fluctuations économiques. Un courant, inspiré par J.M. Keynes,
pour lequel le contrdle de la demande agrégée par la poh'fique fiscale et monétaire
devait permettre d’endiguer les cycles économiques. Ce courant fut largement dominant
jusqu’a la fin des années 60. Les années 70 caractérisées par d’'importantes fluctuations
économiques, apres une décennie d’expansion, et par un taux d’inflation élevé, ébranlerent
les certitudes keynésiennes et provoqueérent la réponse du courant “classique”: la théorie

du cycle réel.

Pour les protagonistes de cette théorie, les fluctuations économiques sont la réponse
optimale des agents aux changements des conditions technologiques. Les cycles économi-
ques sont donc optimaux au sens de Pareto et ’économie est dans un contexte d’équilibre
walrasien. L’équilibre walrasien est caractérisé par lensemble des quantités et des prix
relatifs égalisant I'offre et la demande sur les marchés. Dans les modeles de cycle réel,
deux variables de prix permettent ’allocation des ressources: les salaires réels et le taux
d’intérét réel. Récemment, plusieurs auteurs ont étudié la relation entre 'emploi et la pro-
ductivité marginale du travail ( Christiano-Eichenbaum (1992) et Hansen-Wright (1992)
pour une revue de cette littérature). Cependant, le comportement du taux d’intérét réel
n’a pas été étudié malgré I'importance de cette variable comme mécanisme d’incitation
de substitution intertemporelle. L'objectif de cette theése est donc I’étude du comporte-
ment empirique du taux d’intérét réel dans le cycle économique et la modélisation de ce

comportement.



Le premier essai examine les liens empiriques entre le taux d’intérét nominal et
la production, et la décomposition de ces liens entre I'inflation anticipée et le taux
d’intérét réel. Litterman et Weiss (1985) ont étudié le comportement de ces variables
sans se soucier du probleme de la stationnarité des séries utilisées. Notre objectif est
d’examiner la robustesse des résultats de ces deux auteurs & la lumiére du probleme de
la stationnarité. L’approche adoptée par Litterman et Weiss, pour caractériser les liens
entre production et taux d’intérét, comporte un ensemble de tests de causalité et de
décompositions de variance. Compte tenu des critiques de la décomposition de variance,
et en vue de faciliter Papplication de la théorie asymptotique existante, nous examinons
la relation entre le taux d’intérét et la production & l'aide des tests de causalité. Nous

démontrons que nos résultats ne dépendent pas de la méthodologie retenue.

Dans le deuxiéme essai, nous comparons les co-mouvements empiriques entre le taux
d’intérét réel et la production avec les co-mouvements engendrés par les modeles de cycle
réel. D’un point de vue empirique, nous examinons ces co-mouvements pour différents
actifs financiers et différentes mesures de l'inflation. De plus, afin de discriminer entre
les co-mouvements induits par les chocs technologique et les autres sources d’incertitude
de I’économie, nous utilisons la méthodologie de King, Plosser, Stock et Watson (1991)
pour identifier ces chocs et obtenir ainsi les co-mouvements provenant de cette source
d’incertitude. D’un point de vue théorique, nous considérons plusieurs versions de
modeles de cycle réel. Nous examinons, tout d’abord, les modeles ayant comme source
d’incertitude le processus technologique. Ensuite, nous considérons un modele avec des
chocs sur les préférences et des rendements croissants a la production et enfin un modele

avec un secteur public.



Le troisiéme essai introduit deux modifications au modele de base susceptibles d’en
améliorer la performance. Pour réduire la sensibilité de la demande aux chocs tech-
nologiques, nous introduisons des coiits d’ajustement sur le capital et des habitudes de
consommation dans la caractérisation des préférences. Plusieurs études empiriques sur
linvestissement confirment la présence des cotts d’ajustement sur le capital (voir par ex-
emple Shapiro (1986)) et, d’apres I’étude récente de Férson et Constantinides (1991), les
habitudes de consommation sont empiriquement plausibles. Ces deux modifications ont
pour effet de diminuer la sensibilité de la demande sur le marché des biens et d’atténuer

ainsi le comportement pro-cyclique du taux d’intérét réel.



Premier essai

Un réexamen du pouvoir explicatif du taux d’intérét réel



Introduction

Il existe actuellement une littérature abondante sur le probléme de la stationnarité
des séries chronologiques et son impact sur U'inférence statistique (entre autres les con-
tributions de Park-Phillips (1988, 1989) et Sims-Stock-Watson (1990)). Les implications
théoriques de la non-stationnarité obligent a réexaminer plusieurs des liens empiriques en-
tre les variables macroéconomiques communément acceptés, car les inférences statistiques
sous-jacentes sont potentiellement biaisées. L’étude de Stock-Watson (1989) portant sur
les liens de causalité entre 'output et la monnaie en est une bonne illustration. Ces deux
auteurs ont démontré que les résultats contradictoires obtenus dans différentes études
sur la relation monnaie-production étaient imputables en grande partie a la fagon de mo-
déliser les séries étudiées. En particulier, une fois les séries correctement transformées,

Stock-Watson trouvent que la causalité monnaie-production est tres robuste.

Dans cet essai, nous proposons un réexamen des liens empiriques entre le taux
d’intérét nominal et la production, et la décomposition de ces liens entre inflation an-
ticipée et taux d’intérét réel. Comme dans le cas de la causalité monnaie-production, une
caractérisation adéquate de ce lien est un élément important dans la description des faits
majeurs que doivent expliquer les théories des cycles macroéconomiques. Actuellement,
la caractérisation communément acceptée est celle résultant de ’étude de Litterman et
Weiss (1985). Comme Sims (1980), ces auteurs ont trouvé que le taux d’'intérét nomi-
nal aide é.r prévoir la production mais, en plus, Litterman et Weiss ont indiqué que ce
lien est essentiellement dii & la composante nominale du taux d’intérét, i.e. I'inflation
anticipée. Les conclusions tirées par Litterman et Weiss face a leur résultat illustre bien

Iimportance d’une caractérisation adéquate du lien empirique entre la production et le
P q en empiriq

3



taux d’intérét. Les deux auteurs ont démontré que la prédominance de 'inflation anticipé
sur le taux d’intérét réel pour expliquer la variabilité de la production industrielle est
incompatible & la fois avec les théories monétaires des cycles économiques d’inspiration
keynésienne (IS-LM) et avec les modeles d’équilibre avec information incompleéte (Lucas

(1972), Grossman-Weiss (1982)).

Par ailleurs, les résultats obtenus par Litterman et Weiss sont aussi pertinents pour
’évaluation des théories du cycle a 1’équilibre (Real Business Cycles) caractérisées par des
chocs technologiques persistants. Ce type de modele implique que, si chaque variable est
mesurée correctement!, alors une variable de prix ne devrait pas prédire la production.
Par contre, si la production est mesurée avec erreur, alors le taux d’intérét réel devrait
refléter 1’état de la technologie et donc causer & la Granger la production. L’inflation

anticipée ne doit en aucun cas dominer le taux d’intérét réel pour prédire la production.

Etant donnée l'importance potentielle de la caractérisation des liens entre la pro-
duction et le taux d’intérét réel, il nous semble nécessaire d’examiner la robustesse des
résultats de Litterman et Weiss & la lumiére du probleme de la stationnarité des vari-
ables étudiées.? L’approche adoptée par Litterman et Weiss pour caractériser les liens
entre production et taux d’intérét comportait un ensemble de tests de causalité et de
décompositions de variance. Compte tenu des critiques de la décomposition de variance®

et en vue de faciliter 'application de la théorie asymptotique existante, nous choisissons

d’examiner la relation entre le taux d’intérét et la production a l’aide des tests de causal-

1 Pour une discussion de I'impact des erreurs de mesure sur les tests de causalité 3 la Granger, voir Sargent
(1989).
Litterman et Weiss adoptent une spécification en niveau sans aucune mesure de tendance. Cependant, ils
mentionnent que la prise en compte d’une tendance déterministe linéaire ou quadratique ne modifie pas les
résultats.

3 Voir Cooley et Leroy (1985).



ité. Par contre, nous démontrons que nos résultats ne dépendent pas de la différence de

méthodologie.

Nos résultats principaux sont que, lorsque les séries sont correctement transformées,
1) le taux d’intérét réel contribue significativement a Pexplication des variations de la
production, 2) 'inflation anticipée ne contribue pas significativement au pouvoir explicatif
du taux d’intérét nominal sauf pour une mesure de la production sur la période de 1960:1 a
1989:4, 3) le taux d’intérét réel ne peut etre considéré comme étant exogene a la monnaie
et A la production. Par conséquent, et contrairement 3 la conclusion de Litterman et
Weiss, le taux d’intérét réel semble étre un mécanisme potentiel de transmission des

cycles économiques comme le soutiennent plusieurs théories macroéconomiques.

Ce travail se divise de la facon suivante. Dans un premier temps. nous examinons
la stationnarité des séries 3 ’aide non seulement des tests habituels, mais aussi d’un
test supplémentaire ou ’hypothese nulle est la stationnarité et ’hypotheése alternative la
non-stationnarité. Par la suite, & partir des résultats sur la spécification des séries, nous
étudions les co-mouvements entre le taux d’intérét nominal, ses deux composantes et la
production & l'aide des tests de causalité. En dernier lieu, nous examinons I’hypothese

d’exogénéité du taux d’intérét réel.

1. Stationnarité des variables

Comme le soulignent Stock-Watson (1989), la facon d’extraire ou non la tendance
des séries chronologiques peut influencer grandement sur la distribution asymptotique

des tests de causalité:



'»

“.. the usual Gaussian asymptotic distribution theory can be used to interpret

F-tests in two cases:(i) the restrictions being tested can be ezpressed on mean
zero,stationnary variables, or (ii) the restrictions involve some variables that are
dominated by polynomial in time (and perhaps some additional variables that
are mean zero and stationary), but there are no other linear combinations of
regressors that are dominated by stochastic trends. In particular, these results
imply that causality tests computed from regressions involving levels of the data

typically will have non-standard distributions.”

La distribution des tests de causalité dépend donc des caractéristiques tendantielles
des séries utilisées. L’utilisation de la p-value habituelle, dans le cas d’une mauvaise
spécification des séries, peut amener a des conclusions erronées sur les liens de causalité

entre les différentes variables.

La spécification des tendances caractérisant les séries utilisées sera étudiée en deux
étapes. Dans un premier temps, nous considérerons le test de Dickey-Fuller augmenté
(ADF) pour vérifier si les séries sont caractérisées par une racine unitaire (avec ou sans
dérive). L’hypothese alternative étant la stationnarité autour d’une tendance déter-
ministe ou d’une constante selon le cas. Le test augmenté de Dickey-Fuller consiste a

appliquer les m.c.o. sur I'équation suivante:

k
Ti= o+ Btz + Y 6iAT + (1.1)
1=1
et de vérifier si v est statistiquement différent de un. Les valeurs critiques proviennent de

Fuller(1976) et, dans le cas ol I'on incorpore une tendance quadratique a (1.1), Ouliaris,

Park et Phillips (1989).

Cependant les résultats des tests de Dickey-Fuller augmenté sont sensibles au nombre

8



de retards de la variable endogene en différence inclus dans ’équation (1.1). L’exclusion
de retards significatifs affecte le niveau de confiance du test tandis que linclusion de
retards additionnels diminue la puissance du test (voir Campbell-Perron (1991)). II
apparait donc important de choisir judicieusement le nombre de retards. Pour ce faire,
nous utiliserons la procédure conseillée par Campbell-Perron (1991). Celle-ci consiste
4 fixer un nombre de retards maximum (k) et a retrancher successsivemént les retards
non significatifs jusqu’a ce que le coefficient du dernier retard retenu soit significatif (en
utilisant le t-student habituel). Dans le cas ou la série est caractérisée par un processus
ARMA, on doit approximer ce processus par un nombre de retards assez grand. Pour
éviter un probléeme de distorsion du niveau de confiance du test, nous retiendrons un
retard de la différence de la variable endogene lorsque celui-ci sera significatif a un niveau

de 10%, comme le conseillent Campbell-Perron.*

Etant donné la faible puissance des tests de racine unitaire face a 'hypothese alterna-
tive et la procédure libérale adoptée pour le choix du nombre de retards, nous effectuerons
aussi un test de stationnarité supplémentaire proposé par Kwiatkowski-Phillips-Schmidt-
Shin (1992) (KPSS par la suite). Ce test, a 'inverse du test de Dickey-Fuller, considere
sous ’hypothése nulle que la série est stationnaire autour d’une tendance déterministe
(ou d’une constante), et sous hypotheése alternative que la série est caractérisée par
une tendance stochastique. Le test est basé sur une décomposition de la série en une
somme comprenant une tendance déterministe, une marche aléatoire et un terme d’erreur

stationnaire

4 Un probléme de distorsion du niveau du test étant plus dramatique qu’une perte de puissance occasionnée
par l'inclusion d’un nombre trop grand de retards.

9



Ty = [t +r+ uy (1.2)

ou r; est une marche aléatoire

Ty = Tt-1 + e (13)

et e; est iid N(0,0,). La valeur ry est fixée et représente la constante. Sous '’hypothese
nulle, o, est égal & zéro, alors x; est stationnaire. Dans le cas oit 8 = 0, sous Phypothese

nulle, la série est stationnaire autour d’une constante ro. La statistique du test est

T
LM = > T7%S}/é? (1.4)

=1

ou
t

Si=Y & t=1,.,T (1.5)

i=1

¢; étant le résidu de la régression de z, sur une constante et une tendance linéaire. Puisque
le terme d’erreur de 1’équation (1.2) n’est généralement pas un bruit blanc, on corrige la
statistique du test en multipliant (1.4) par 52/s%(1). &2 est Pestimateur de la variance

de €. On définit la variance de long terme comme étant

' 1
2 s /
o = lim =E(STS 1.6
Jlim ~E(SrSt) (16)
dont on peut obtenir un estimateur convérgent en effectuant une correction non-paramé-

trique de la méme facon que Phillips (1987) ou Phillips-Perron (1988), ainsi

T i T
ss(hy=T"1 Z e 27! Z w(s, ) Z €1€¢—s (1.7)
t=1 s=1

t=s+1
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olt w(s,]) est une pondération assurant la non-négativité de I’expression (1.7)5.

En dernier lieu, nous avons tenu compte de la possibilité que la production soit
caractérisée par une tendance linéaire avec une cassure (Perron 1989). En fixant a priorn
la date du changement de pente de la tendance déterministe de la méme fagon que Perron,
le test s’effectue a partir de ’équation suivante

k
2y =+ fit + B DT + 92y + Y 6iAT1—i +us (1.8)

=1
ot DT = t—TB sit > TB et 0 ailleurs , TB étant le premier trimestre de 1973.
Les valeurs critiques sont tirées de larticle de Perron pour A =~ .6. On utilise la méme

stratégie qu’avec le test de Dickey-Fuller augmenté pour le choix du nombre de retards.

Le tableau 1 conticnt les résultats des tests de spécification des différentes séries
étudiées soit: le log de la production industrielle (v)®, le log de la masse monétaire M1
désaisonnalisée (m), le log de I'indice des prix a la consommation moins le logement
désaisonnalisé (p) et le taux des bons du trésor a 90 jours sur le marché secondaire
(i). L’étude porte sur des observations ameéricaines provenant de la banque de données
Citibase pour la période couvrant le premier trimestre de 1947 au dernier trimestre de
1989, 4 I'exception de M1 qui provient du Survey of Current Business du U.S. Department

of Commerce.

La partie A du tableau 1 contient les tests de Dickey-Fuller augmentés pour le choix
de k retenu. La troisieme et la quatriéme colonnes représentent la valeur du test pour

une premiere et une deuxiéme racines respectivement. Pour la présence d’une seconde

5 Voir les deux articles cités plus haut pour plus de détails sur le choix de la pondération.

6 Nous utilisons la production industrielle pour des fins de comparabilité avec I’étude de Litterman-Weiss.
Ces auteurs utilisent cet indice de production méme si leur étude porte sur des séries trimestrielies.
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racine le nombre de retards considéré pour le test est égal a k-1. Les cinquieme et sixieme
colonnes contiennent la statistique t pour un test sur la significativité d’une constante et
d’une tendance linéaire pour la régression de la s‘érie en différence sur ces deux variables
et les retards de la série différenciée. La partie B présente les résultats du test KPSS.
Nous avons reproduit seulement le cas olt la troncature est de 4, 8 et 12 (1 dans I’équation
(1.7)). La valeur du test décroit & mesure que le parametre de retards de la troncature

augmente. A 12 retards, la valeur du test atteint un plateau dans la plupart des cas.

La production industrielle est caractérisée par une racine unitaire et un “drift”
puisqu’on peut rejeter sans ambiguité ’hypothese de la stationnarité autour d'une ten-
dance linéaire. La deuxiéme ligne du tableau 1A rapporte la valeur du test avec une
cassure dans la tendance. On ne peut rejeter la présence d’une racine unitaire pour
un intervaile de confiance de 95 % puisque la vaieur critique est de -3.957. La inasse
monétaire posséde également une racine unitaire avec une derive, mais il subsiste une
tendance linéaire. On peut rejeter sans ambiguité la présence d’une seconde tendance
stochastique. Ce résultat est similaire & celui de Stock-Watson (1989). 1l est a noter que
le test de Dickey-Fuller augmenté a été effectué en incluant une tendance quadratique

dans 1’équation (1.1). La spécification de la monnaie est donc la suivante:
Amt =a+ﬂt+ut (19)

ou uz est un processus stationnaire de moyenne nulle. Pour lindice des prix retenu, le test
ADF ne permet pas de rejeter la présence d'une deuxieme racine. La constante n’étant
pas significative lorsqu’on régresse I'inflation en différence sur ses retards en différence,

on peut effectuer le test (1.1) pour l'inflation sans inclure de tendance linéaire® . On

7 Pierre Perron analyse la série annuelle de la production industrielle pour un échantillon de 1869 a 1970.
8 Nous avons également effectué un test de rapport de vraisemblance proposé par Dickey-Fuller (1981) pour
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augmente ainsi la puissance du test. La valeur apparaissant a la seconde racine du
tableau 1A est le résultat du test sans tendance linéaire, les cinquieme et sixieme colonnes
sont les valeurs obtenues pour I'inflation en différence. Pour le test KPSS, Phypothese
nulle considérée est la stationnarité de 'inflation autour d’une constante étant donné le
résultat obtenu plus haut. La valeur obtenue pour ce test est de .555 avec une correction
non-paramétrique de 12 retards. La valeur critique a 5% valant .463, on peut donc
rejeter la stationnarité de I'inflation autour d’une constante. Nelson et Schwert (1977)
et Bollerslev (1988) obtiennent le méme résultat tandis que d’autres études considerent
que I'inflation est stationnaire (Rose (1988), Stock-Watson (1989), Walsh(1987))°. Pour
le taux d’intérét nominal, on ne peut rejeter la présence d’une racine unitaire avec le test
ADF. Comme pour linflation, la constante n’est pas significative lorsqu’on régresse la
différence du taux d’intérét nominal sur une constante et sur les retards de la variable
différenciée. Les résultats du tableau 1A sont relatifs au test sans tendance linéaire,
augmentant ainsi la puissance du test. L’hypothese nulle du test KPSS est la stationnarité
autour d’une constante, on peut donc la rejeter sans ambiguité, la valeur critique a un
niveau de 1% étant .739. Ce résultat est compatible avec ce que nous avons obtenu pour
lindice des prix. Par la relation de Fisher, le taux d’intérét nominal est la somme de
Iinflation anticipée et du taux d’intérét réel. Puisque linflation semble non-stationnaire,
I'inflation anticipée est non-stationnaire car elle differe de I'inflation réalisée par un terme
d’erreur stationnaire dans un contexte d’anticipation rationnelle. La non-stationnarité
de Dinflation anticipée implique la non-stationnarité du taux d’intérét nominal par la
relation de Fisher car la somme d’une série iptégrée d’ordre 1 et d’une série I(0) ou I(1)

donne nécessairement une série intégrée d’ordre 1. Le taux d’intérét nominal est donc

I’hypothése o = 0,8 = 0 et ¥ = 1. On ne peut rejeter cette hypothése. Nous obtenons le méme résultat
pour le taux d’intérét nominal.

9 (Ces différences de résultats proviennent de séries d’indice des prix différentes et d’échantillons différents.
P
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caractérisé par une racine unitaire sans dérive.

Nous avons également effectué le test de Phillips-Perron (1988) pour chaque série. Les
résultats sont semblables & I’exception de l'inflation et du taux d’intérét nominal ot 'on
peut rejeter la non-stationnarité. Cependant, pour ces deux séries, les autocorrélations
des variables en différences sont négatives. Par exemple, pour la variation de 'inflation,
le coefficient moyenne mobile d’ordre 1 est égal & -.6. D’apres les simulations de Monte-
Carlo de Schwert(1989), lorsque les autocorrélations des variables en différences sont
négatives, le test de Phillips-Perron rejette ’hypothése de non-stationnarité trop souvent
lorsqu’elle est vraie. Ainsi, pour un coefficient moyenne mobile de -.6, le test de Phillips-
Perron rejettera, selon Particle de Schwert, la racine unitaire lorsqu’elle est présente dans

une proportion supérieure & 50%, Ce résultat est confirmé par Campbell-Perron (1991).

La spécification retenue selon les tests de racine unitaire est la suivante:

Ayp=oa1+m (1.10)
Ams = as + Bt + ut (1.11)
Aty = vy (1.12)

ATy = ey (1.13)

oll 7y, ug, €; et vy sont des processus stationnaires de moyenne zéro. La représentation

VAR de ce systeme peut étre écrite comme
Az = a+ ft+ & (1.14)

et
& =A(L) e, (1.15)
14



ol € est un vecteur d’innovations, {; le vecteur des termes d’erreurs (n¢, u¢, er, vt) €t 1

le vecteur des variables y;, my, ¢4 et m;. Ainsi
A(L)Aa:t =y -+ ot + ¢ (1.16)

olt ¥+ 6T = A(L)(a + Bt). Cette spécification permet l'utilisation des distributions
asymptotiques habituelles pour effectuer les tests de causalité. Cependant, il peut exister
une relation A long terme des variables z; de telle fagon que cette relation soit stable ou

stationnaire. Il y a alors cointégration entre les variables.

Si chaque composante de z; est intégrée d’ordre 1, et s’il existe une combinaison
linéaire telle que

Zt = G’xt (1.17)

est stationnaire, alors le vecteur @ est anpelé vecteur de cointégration Le VAR a alors

une représentation i correction d’erreurs (error correction model) de la forme suivante
Azy =+ ¢Zi 1 + 6t + D(L)Azy_1 + € (1.18)

ou le déséquilibre de la relation de long terme & la période t-1 devient une variable

explicative.

Afin de vérifier la présence de cointégration, nous avons utilisé la méthode en deux
étapes de Engle-Granger (1987), ainsi que la procédure de Stock-Watson (1988). Le
nombre de retards(k) de la variable en différence pour le test d’Engle et Granger a été
choisi de la méme manitre que décrit précédemment. Les valeurs critiques sont tirées

d’une étude de simulations de Monte Carlo effectuée par MacKinnon (1990).

Les deux tests ont été effectués pour les différentes représentations utilisées par la

suite. On peut rejeter la cointégration pour toutes les représentations a l’exception du
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test de Stock-Watson lorsqu’on inclut l'inflation en différence. Il existerait donc une

relation a long terme pour ce systeme.

2. Analyse des résultats

Nous examinons dans un premier temps les co-mouvements entre le taux d’intérét
nominal et la production. Le tableau 3 présente les différents résultats des tests de
causalité. Les tests sont unidirectionnels et contiennent deux retards de chaque variable.
Le choix du nombre de retards est basé sur trois critéres soit celui de Schwarz (BIC),
Akaike (AIC) et Hannan-Quinn (HC) (Judge et al., p.687 (1985)). Deux de ces criteres
convergent vers le bon modele (Schwarz et Hannan-Quinn) tandis que celui d’Akaike
converge vers un modele contenant le hon modele. Eun considérant uwn VAR avec la
production industrielle en différence et le taux d’intérét également en différence, les critere
d’Akaike et de Hannan-Quinn prescrivent deux retards et celui de Schwarz, un retard.
Nous avons donc retenu une représentation VAR & deux retards. Nous avons effectué les
tests pour la période couvrant le premier trimestre de 1948 au dernier trimestre de 1989,
ainsi que pour la période du premier trimestre de 1960:1 au dernier trimestre de 1989,

étant donné que la mesure de la masse monétaire est plus juste pour cet échantillon.

Pour la période débutant en 1960, les retards du taux d’intérét nominal sont tres
significatifs quelle que soit la spécification retenue. Pour I’échantillon complet, les retards

du taux nominal sont significatifs dans la plupart des cas a 'exception des systemes

10

comprenant les retards de l'inflation en niveau Ce résultat sera important pour la

10 Nous avons inclu dans I’équation de la production un vecteur de cointégration en t-1, mais cette variable
n’était pas significative. Ce vecteur de cointégration est probablement non-stationnaire comme P’indiquait
la procédure de Engle-Granger.

16



réconciliation avec celui de Litterman-Weiss. Il est également intéressant de noter que
les variations du taux d’intérét nominal demeurent significatives losque 'on inclut la
croissance de Uinflation. Ainsi, le pouvoir explicatif du taux d’intérét nominal n’est pas

le reflet seulement de sa corrélation avec la croissance de l'inflation.

On remarque également que la croissance de la monnaie purgée de sa tendance
déterministe ne cause pas & la Granger les variations de la production pour I’échantillon
complet. Cependant, pour la période de 1960:1-1989:4, la croissance de la monnaie cause
3 la Granger les variations de la production industrielle; ce résultat est similaire a celui

de Stock-Watson (1989).

Afin de mieux cerner ces résultats, le tableau 3 contient les tests de causalité pour la
période correspondant & I'échantillon de Stock-Watson (1960:1-1985:4). Ces résultats ne
sont pas parfaitement comparables car ces deux auteurs n’utilisent pas le méme indice de
prix et leurs observations sont mensuelles.!! On observe que I'ajout de la période 1985:4-
1989:4 diminue la significativité de la monnaie pour la production. Ce résultat n’est
pas tellement surprenant, car cette période correspond a des fluctuations marquées de la
masse monétaire et & un niveau de croissance stable de la production. A la lumiére des
différents tests du tableau 3, le taux d’intérét nominal semble donc dominer la monnaie

pour prévoir les mouvements de la production industrielle confirmant ainsi le résultat de

Sims (1980).

Si 'on décompose le taux d’intérét nominal en inflation réalisée et en taux d’intéréet

réel ex post, la représentation VAR est la méme que précédemment, mais le vecteur

11 Nous avons également effectué les tests en utilisant le méme indice de prix que Stock et Watson. On
retrouve le méme niveau de significativité que ces deux auteurs pour I’échantillon 1960:1-1985:1, mais
lorsqu’on augmente I’échantillon jusqu’an quatriéme trimestre de 1989, la croissance de la monnaie purgée
de sa tendance linéaire n’est plus significative. Friedman et Kuttner (1993) obtiennent le méme résultat.
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z; comprend maintenant la mesure de la production, la monnaie, Pinflation réalisée et
le taux réel ex post. Le tableau 4 contient les résultats des tests de causalité pour un
systéme avec et sans monnaie. Dans tous les cas, les variations du taux d’intérét réel
ex post causent & la Granger les variations de la production a un niveau de significativité
inférieur 5%, tandis que les variations de I'inflation réalisée ne sont significatives que pour
’échantillon débutant en 1960. Pour 1’échantillon complet, on peut rejeter I’hypothéese
que les coefficients affectés aux retards des deux variables sont égaux, ce qui n’est pas
le cas pour I'échantillon débutant au premier trimestre de 1960. Les résultats pour la
crpissance de la monnaie sont similaires 3 ceux du tableau 3; cette variable n’est pas

significative pour I’échantillon complet mais le devient pour la. période 1960:1-1989:4.

Ce qui nous intéresse particulierement est la décomposition du taux nominal en ses
deux composantes, l'inflation anticipée et le taux d’intérét réel ex ante, les variables
ex post ne correspondant pas exactement aux variables ex ante. Ceci entraine deux
difficultés économétriques. La premiére est la présence de variables générées. L'utilisation
des m.c.o. en deux étapes produit des estimateurs de la variance asymptotiquement non-
efficaces. Wickens (1982), Pagan (1984) et Pesaran (1989), entre autres, ont examiné
ce probleme et les solutions pour y remédier. La source des difficultés provient de
la covariance entre le coefficient qui affecte le régresseur généré et les coeflicients des
variables explicatives de ce régresseur. Les anticipations rationnelles introduisant des
restrictions entre les équations et la prise en compte de retards des variables générées, on
doit utiliser, selon ces auteurs, un maximum de vraisemblance a information complete
(M.V.1.C.) non linéaire comme méthode d’estimation. Selon eux, cette méthode est la
seule qui permet, dans ce contexte, d’obtenir des estimateurs des moments d’ordre deux

asymptotiquement efficaces.
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La deuxiéme difficulté consiste & mesurer 'inflation anticipée. Sous 'hypothese de
rationalité des agents économiques, l'inflation anticipée sera la projection des prix futurs

sur les variables courantes et retardées. Ainsi

i = E(r441/yi—s, Mizs, tt—s, T1—s,8 = 0,1]. (2.1)

Cependant, on ne peut calculer I'inflation en différence car cette variable sera corrélée
avec le terme d’erreur. Afin de bien voir ce probleme, considérons, pour simplifier,
I’équation de la production en incluant seulement les retards de l'inflation anticipée et
du taux d’intérét réel ex ante comme variables explicatives. Par la relation de Fisher, les
variations du taux d’intérét nominal sera égale aux variations du taux réel ex ante et aux

variations de linflation anticipée. Pour équation de la production nous aurons donc:

2 2
Ay = a+ Z O AE_jmi_jy1 + Z T;AEjr—j + v (2.2)
7=1 =1

Si 'on estime l'inflation en différence comme le prescrivent les tests de stationnar-
ité, on obtiendra l'espérance de la variation de l'inflation, qui n’est pas égale a la vari-
ation de linflation anticipée, ces deux expressions ne contenant pas le méme ensem-
ble d’information. Ainsi, en estimant Vinflation anticipée en différence, nous aurons

I’équation de la production suivante:

2 2
Ayt =qa+ Z 5jEt—jA7Tt—j+l + Z FJ'Et_J’ATt_j -+ Tt (23)
=1 =1

soit encore
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2 2 2 2
Dye=a+ Y §Ejmji1— 9 8iEsmioj+ ) TiFi ;= > TiEijri—j-1+m
i=1 =1 Jj=1 7=1
(2.4)
les variables m;—; et r;_;_; étant connues a la période t-j, elles different de E;—j_1m—j et
Ey_j_1ri—j—1par un terme d’erreur aléatoire correspondant a l’erréur d’anticipation. Le
terme d’erreur v¢ de Péquation (2.2) inclut ce terme d’erreur (multiplié par le coeflicient

respectif). En anticipant l'inflation en différence, les variables retardées seront donc

corrélées avec le terme d’erreur dans I’équation de la production.

Pour remédier A ce probleme, on doit anticiper l'inflation en niveau. Les estimateurs
obtenus sont convergents méme si les variables sont non-stationnaires (voir Park-Phillips
(1988) (1989)). Puisque, nous v’avons pas besoin d’effectuer d’inférence statistique pour
cette équation, la non-stationnarité ne pose aucun probléme. On introduit par la suite la
différence de cette valeur anticipée dans 1’équation de la production (ceci est également

valide pour le taux d’intérét réel ex ante).

Le tableau 5 présente les résultats pour les deux échantillons et les représentations
avec et sans monnaie. Nous avons effectué des tests de Wald et de rapport de vraisem-
blance (LR). Pour 'échantillon complet, les retards de la variation du taux d’intérét réel
sont significatifs & un niveau pres de 5% (les valeurs critiques étant de 4.61 pour 10%
et de 5.99 pour 5%), tandis que les retards de l'inflation anticipée ne sont quasiment
pas significatifs. Cependant, en aucun cas, les coeflicients affectés aux retards de ces
deux variables sont significativement différents. Pour I’échantillon débutant en 1960:1, le
taux d’intérét réel domine nettement Uinflation anticipée pour prédire les variations de la

production industrielle. Dans tous les cas, les retards du taux réel en différence sont sig-
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nificatifs & 1%. A nouveau, on ne peut distinguer les coefficients des deux variables. Les
résultats pour la monnaie sont similaires & ceux obtenus auparavant. Pour I’échantillon
complet, la croissance de la monnaie purgée de sa tendance n’aide pas & prévoir les vari-
ations de la production industrielle, contrairement a ’échantillon débutant en 1960:1.
Ces résultats sont donc différents de ceux obtenus par Litterman et Weiss. Plusieurs
facteurs peuvent expliquer cette différence; I'utilisation des tests de causalité au lieu de
la décomposition de la variance, la prise en compte de la stationnarité des séries ou les
échantillons différents. Nous allons essayer de cerner ce qui est déterminant dans la partie

suivante.

3. Robustesse des résultats

Comme nous venons de le mentionner, la différence entre nos résultats et ceux de
Litterman-Weiss peut provenir de diverses sources. Premiérement, l'utilisation de tests de
causalité au lieu de la décomposition de variance pourrait en étre la cause. La premiere
ligne du tableau 6A contient les résultats pour la spécification retenue par Litterman
et Weiss. Toutes les variables sont en niveau et I’équation n’inclut pas de tendance
déterministe. On retrouve le méme résultat que ces deux auteurs a Ueffet que 'inflation
anticipée contient I'information du taux d’intérét nominal pour prévoir les variations de
la production industrielle. La différence ne semble donc pas provenir de I'utilisation des

tests de causalité.

Le reste du tableau 6 contient les résultats pour diverses spécifications des différentes
variables afin de cerner ce qui pourrait étre déterminant. On remarque que 'introduction
d’une tendance linéaire dans la représentation en niveau augmente significativement
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le pouvoir explicatif du taux d’intérét réel. La prédominance de l'inflation anticipée
résulterait seulement de Iabsence de mesure de tendance dans la représentation VAR.
Pour I’échantillon débutant en 1960:1, peu importe la spécification retenue, les retards du
taux réel sont trés significatifs. Ce résultat est intéressant étant donné le débat autour de
la caractérisation adéquate des séries. Par exemple, selon Perron (1989) et Garcia-Perron
(1991), les variables étudiées seraient stationnairés si 'on tient compte d’une cassure de
la tendance pour la production et de changements de moyenne pour l'inflation et le taux
réel. A la lumiere du tableau 6, dés que 'on incorpore une mesure de tendance, le taux
réel devient significatif et plus particuliérement pour I’échantillon 1960:1-1989:4. Ainsi,
pour la spécification incluant toutes les variables en niveau et une tendance déterministe,
les distributions des tests sont standards si les composantes du taux d’intérét nominal
sont stationnaires, que la production soit stationnaire ou non (Park-Phillips (1989)). De
plus, dans le cas ol la production serait non-stationnaire et les composantes du taux
d’intérét nominal stationnaires, les spécifications contenant la production en niveau et
la production en différence devraient donner sensiblement les mémes résultats, ce qui ne

semble pas étre le cas.

Nos résultats sont donc robustes a la caractérisation des séries. On remarque égale-
ment que la prise en compte d’une mesure de tendance augmente grandement la signi-

ficativité de la monnaie, comme le soulignait Bernanke (1986).

Ce qui différencie nos résultats de Litterman et Weiss tient donc principalement
de la prise en compte de la stationnarité des séries. De plus, 'importance de I'inflation
anticipée pour Litterman et Weiss peut provenir de sa corrélation avec I'inflation réalisée,

celle-ci étant significative lorsqu’elle est introduite en niveau dans la représentation VAR,
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ce qui n’est pas le cas de l'inflation en différence (voir le tableau 3).

En dernier lieu, nous avons effectué les estimations selon la caractérisation retenue
pour le PNB comme mesure de la production*?. On retrouve la prédominance du taux
réel, bien qu’elle soit plus marquée pour ’échantillon complet. On peut aussi distinguer
significativement les coefficients des deux variables pour cet échantillon. Contrairement
3 la production industrielle, la croissance de la masse monétaire n’aide pas a prévoir les

variations de PNB.

4. Exogénéité du taux d’intérét réel

Un résultat important de larticle de Litterman et Weiss est que le taux d’intérét
réel peut é&tre considéré comme exogéne face aux variables incluses dans la représentation
V.A.R.. Selon ces auteurs, 'exogénéité du taux réel va a l'encontre des mécanismes de
propagation des théories monétaires existantes. Pour les modeéles plus récents de cycle
réel (R.B.C.), le taux réel dépend de la croissance anticipée de la consommation et donc

ne devrait pas étre exogene par rapport aux variables qui prédisent la consommation.

Afin de vérifier 'hypothese d’exogénéité du taux d’intérét réel, nous allons considérer
un modele contraint ou la variation de cette variable ne dépend que de sa variation
passée par rapport & un modele non-contraint ol la variation du taux réel dépend des
retards des différentes variables de notre ensemble d’information. A nouveau, on doit
tenir compte des restrictions entre les différentes équations posées par le probleme de

régresseurs générés.

12 Lo PNB est également caractérisé par une tendance stochastique.
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Pour la caractérisation retenue pour chaque série étudiée, on peut rejeter sans ambi-
guité Pexogénéité de la variation du taux d’intérét réel. Le tableau 8 contient les résul-
tats pour différents échantillons dont celui de Litterman et Weiss. En particulier, pour
’échantillon débutant au premier trimestre de 1960, on rejette plus fortement I’exogénéiteé

que pour les autres échantillons.

Précédemment, nous cherchions a savoir si la décomposition du taux d’intérét nominal
en ses deux composantes aidait & prédire la production. Puisque le taux d’intérét nominal
devait étre différencié, nous avons utilisé les variations de I'inflation anticipée et du taux
réel. 1l est cependant possible qu’il existe une relation de cointégration entre l'inflation
anticipée et le taux d’intérét nominal telle que le taux réel est stationnaire. D’apres le
résultat du test de Stock-Watson du tableau 2b, on ne peut rejeter cette hypothese. Pour
vérifier cette possibilité, nous avons également effectué le test d’exogénéité pour le taux
d’intérét réel en niveau. Encore ici, on peut rejeter cette hypothése sans ambiguité quel

que soit I’échantillon utilisé.

On peut facilement expliquer la différence entre nos résultats et ceux de Litterman et
Weiss. Puisque dans la caractérisation retenue par ces deux auteurs, chaque variable est
en niveau, deux cas sont possibles. Si le taux réel est stationnaire, inclure chaque variable
en niveau revient i regresser une variable stationnaire sur des variables non-stationnaires.
Il est alors compréhensible que les variables explicatives ne soient pas significatives, l.e.
que le taux réel soit exogene. Si le taux réel est intégré d’ordre 1, une spécification ou
toutes les variables sont en niveau fournira des estimateurs convergents mais dont les
distributions asymptotiques sont non-standards, invalidant I'inférence statistique basée

sur les distributions habituelles.
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5. Conclusion

Dans cette étude, nous avons examiné les liens de causalité entre la production,
le taux d’intérét réel et I'inflation anticipée a la lumiére des difficultés posées par la
non-stationnarité pour l'inférence statistique. Contrairement aux résultats antérieurs de
Litterman et Weiss (1985), ot le probléme de stationnarité des séries n’était pas abordée,
nous trouvons (1) que le taux d’intérét réel a un pouvoir de prédiction pour les variations
de la production, (2) que ce pouvoir de prédiction de I'inflation anticipée poﬁr les varia-
tions de la production n’est pas robuste et (3) que le taux d’intérét réel n’est pas exogene
par rapport a la production, la masse monétaire et I'inflation. Par conséquent, il nous
apparait possible que le taux d’intérét réel joue un réle important dans la propagation

des cycles economiques comme le soulignent plusieurs théories macroéconomiques.
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TABLEAU 1

Tests de stationnarité

A) Tests de racine unitaire (Dickey-Fuller augmenté)®

Series k premiere deuxieme constante tendance
racine racine linéaire
y 12 -1.92 -5.79**P 4.03** 1.44
10 -3.78%¢ - - -
1 7 -1.71 -5.01** .66 -.35
m 2 -2.13 -6.58** 4.10** 3.56**
P 12 -2.17 -2.18 .33 -.67

B) Tests de KPSS4

nombre de retards de la troncature

Series 4 8 12
y .502** .322** .250**
1 2.698** 1.589** 1.160**
m .362%* .495** .356**
Am 094 .083 .083
p 841 478% 340**
Ap 972** 684" 555"

aLes valeurs critiques pour le test de Dickey-Fuller augmenté, lorsque celui-ci comprend
une tendance linéaire, sont: -3.12 (10%), -3.41 (5%) et -3.96 (1%). Pour le test sans
tendance linéaire, les valeurs critiques sont: -2.57 (10%), -2.86 (5%) et -3.43 (1%).
bSignificatif & un niveau de 1%(**), 5%(*) et 10%(+)-

“Les valeurs critiques pour A = .6 sont: -3.66 (10%), -3.95 (5%) et -4.20 (1%).

dTes valeurs critiques pour le test de KPSS sont, lorsque celui-ci comprend une tendance
linéaire, de .119 (10%), .146 (5%) et .176 (1%). Pour le test sans tendance linéaire, les
valeurs critiques sont: .347 (10%), .463 (5%) et .739 (1%).
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TABLEAU 2

A) Tests de Cointégration (Engle-Granger)

vecteurs de k t-stat valeurs *
cointégration critiques a 5%
y, 1 7 -2.39 -3.84

y, 1, m 11 -3.45 -4.19
y, 1, m, p 9 -3.85 -4.51
y, i, m, ¥ 8 -3.08 -4.51

B) Tests de cointégration (Stock-Watson)

vecteurs k vsm valeurs du test valeurs
cointégration critiques a 5%

y, 1 2vs 1 -19.32 -30.8

y, i, m 3vs2 -22.82 -39.0

y, 1, m, p 4 vs 3 -29.59 -47.0

y, 1, m, 7 4vs 3 -165.04** -47.0

Significatif & un niveau de 1%(**), 5%(*) and 10%(+).

2les valeurs critiques proviennent de: Mackinnon, J.G. (1990), “Critical Values for
Cointegration Tests,” miméo, Queen’s University.
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TABLEAU 3

Tests de Causalité a la Granger

Variable dépendente: Ay

Specifications®  Echantillons Al m(ou Ar) Am
Ai 48:1-89:4 3.15 (.045)°
60:1-89:4 7.76 (.000)

Ai, Am 48:1-89:4 2.84 (.061) 2.15 (.119)
60:1-89:4 9.07 (.000) 3.41 (.036)
60:1-85:4 9.53 (.000) 5.83 (.005)

A, An 48:1-89:4 3.35 (.038) 0.50 (.605)
60:1-89:4 6.58 (.002) 0.87 (.420)
60:1-85:4 5.94 (.004) 0.73 (.485)

Ai, 7 48:1-89:4 2.15 (.120) 4.47 (.013)
60:1-89:4 3.79 (.026) 2.12 (.124)
60:1-85:4 2.93 (.058) 2.52 (.086)

Ai, Am, Ar 48:1-89:4 3.12 (.047) 0.60 (.551) 2.23 (.111)
60:1-89:4 7.19 (.001) 0.88 (.418) 3.38 (.038)
60:1-85:4 7.41 (.001) 0.52 (.595) 5.50 (.005)

Ai, Am, 7 48:1-89:4 2.00 (.139) 4.89 (.009) 2.60 (.078)
60:1-89:4 4.61 (.012) 2.50 (.087) 3.77 (.026)
60:1-85:4 4.45 (.014) 2.38 (.098) 5.62 (.005)

2 Toutes les représentations V.A.R. comprennent deux retards de chaque variable.

b F-stat (p-value).
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TABLEAU 4

Tests de Causalité pour les Variables Ex-post.

Variable dépendente: Ay

Specifications® Echantillons Ar Ar Ar=Ar Am

Ar, Ax 48:1-89:4  3.55 (.031)° 2.27 (.106) 4.37 (.014)
60:1-89:4  6.70 (.002) 5.78 (.004) 1.54 (.219)

Ar,Am,Am  48:1-89:4  3.35 (.037) 2.22 (.112) 3.96 (.021)  1.71 (.184)
60:1-89:4  7.53 (.000) 7.04 (.001) 1.34 (.266)  3.18 (.050)

2 Toutes les représentations V.A.R. comprennent deux retards de chaqgue variables
b F-stat (p-value).
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TABLEAU 5

Tests de Causalité avec M.V.I.C.

Specifications?® Tests Ar Ar® Ar® = Ar® Am

Echantillon: 1948:3-1989:4

Ay,Art AT, Wald 3.80 5.49FP 0.65
LR 4.16 5.80F 0.63
Ay,Am,Ar¢, Wald 4.32 5.327F 0.88 4.37
Are, t€ LR 4.64% 5.447F 0.88 4.84%

Echantillon: 1960:1-1989:4

Ay,Ar®,Ax® Wald 3.60 9.42% 0.83
LR 3.32 8.93* 0.79

Ay,Am,Ar®, Wald 6.30* 11.96** 1.41 5.65F

Are, t LR 6.19* 9.74* 1.34 6.46*

@ Toutes les représentations V.A.R. comprennent deux retards de chaque variable.
b Les valeurs critiques pour une distribution x2(2) sont: 4.61 (10%(+)), 5.99 (5%(*)) et
9.21 (1%(**)).

¢ Tendance linéaire.
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TABLEAU 6

Tests de Causalité avec M.V.I.C.

A) Fchantillon: 1949:3-1989:4

Specifications® Tests o r’ rf=7° m ou (Am)
y,m,r¢ w€ Wald 12.92** 3.84 2.68 3.96
LR 12.71** 3.46 2.83
y,m,r®, 7%t Wald 9.53** 7.56* 0.09 13.30**
LR 10.08** 6.69* 0.10
Ay,Am,r® Wald 18.11** 5.93* 3.11 5.30%F
e, t LR 18.80** 6.23* 3.07

Spécifications® Tests w° re ¢ = 7° m ou (Am)
y,m,r® 7€ Wald 8.37* 10.24** 0.02 2.04
LR 8.15* 9.37** 0.02
y,m,r® 7¢t Wald 13.76** 13.43** 1.02 7.68*
LR 13.23** 11.38** 0.96
Ay,Am,r¢ Wald 91.00** 12.18" 0.69 5.93*
Tt LR 19.47** 11.55** 0.59 5.92*

2 Toutes les representatlons V.A.R. comprennent deux retards de chaque Varlables.
Significatif & un niveau de 1%(**), 5%(*) and 10%(+) pour une distribution x 2(2).
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TABLEAU 7

Tests de Causalité avec M.V.I.C. pour le P.IN.B.

Spécifications® Test Ar® Ar® Ar® = Ar® Am

Echantillon: 1948:3-1989:4

Ay, Aré Arn® Wald 4.06 10.25** 6.22*
LR 3.33 10.95* 6.46
Ay,Am,Ar®,Ar¢ Wald 1.98 TAT* 5.62% 2.41
LR 1.82 8.27* 5.34% 3.34
Echantillon: 1960:1-1989:4
Ay, Ar® Are Wald 3.53 6.01* 1.39
LR 3.48 6.22* 1.49
Ay,Am,Ar®, Ar®  Wald 4.28 6.78* 0.71 0.90
LR 2.99 5.16% 0.61 1.38

2 Toutes les représentations V.A.R. comprennent deux retards de chaque variables.
Significatif & un niveau de 1%(**), 5%(*) and 10%(+) pour une distribution X3 (2).
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TABLE 8

Tests d’Exogénéité du Taux d’Intérét Réel

Specifications® Echantillons Ratio de vraisemblance

Ar, Ar, Ay, Am,

48:1-89:4 49.64**

60:1-89:4 52.58**

48:1-83:2 41.52**

r, T, Ay, Am, 48:1-89:4 24.30**
60:1-89:4 38.29**

48:1-83:2 18.33*

2 Le VAR non-contraint inclut deux retards de chaque variable. Les valeurs critiques
pour une x2(7) sont 12.07 (10 %), 14.07 (5 %) et 18.48 (1 %).
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Deuxiéme essai

Le taux d’intérét réel dans les modeles de cycle réel
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Introduction

La popularité des modeles de cycle réel (Real Business Cycle), initiés par Kydland-
Prescott (1982) et Long-Plosser (1983), provient de leur aptitude a reproduire certaines
caractéristiques importantes des agrégats macroéconomiques a l’aide d’une structure as-
sez simple. A partir d’un probléme de maximisation d’une fonction d’utilité sous con-
trainte par un agent représentatif dans un contexte d’équilibre walrasien o la seule source
d’incertitude est la technologie, ce type de modeéle réussit a reproduire les volatilités re-
latives observées entre la production, la consommation et I'investissement ainsi que les

corrélations croisées contemporaines entre ces séries.

L’explication des co-mouvements entre les quantités et les prix est centrale pour
toute théorie voulant modéliser les cycles économiques. Dans les modeles de cycle réel,
deux variables de prix permettent 1'allocation des ressources; les salaires réels et le taux
d’intérét réel. Récemment, plusieurs auteurs ont étudié la relation entre ’emploi et la pro-
ductivité marginale du travail ( Christiano-Eichenbaum (1992) et Hansen-Wright (1992)).
Cependant, le comportement du taux d’intérét réel n’a pas été étudié malgré I'importance
de cette variable comme mécanisme d’incitation de substitution intertemporelle!. Ceci
est probablement da a la difficulté de mesurer correctemé;it le taux de rendement sans
risque puisque les taux réels ex ante ou ex post ne sont peut-étre pas de bonnes approxi-

mations de ce taux?. Cependant, il n’y a aucune raison pour que le probleme de mesure

1 Plusieurs études récentes ont examiné les implications des modeles de cycle réel pour le prix des actifs (par
exemple: Rouwenhorst (1989), Detemple & Sundaresan (1992) et Cochrane & Hansen (1992)). Cependant,
ces études n’ont pas examiné le comportement des co-mouvements entre le taux d’intérét réel et les variables
de quantités. Il existe également des études sur les co-mouvements entre le taux d’intérét nominal et la
production dans les modéles de contrainte de liquidité (voir Christiano & Eichenbaum (1991) pour une
discussion de la performance empirique de ces modéles).

Si la covariance conditionnelle entre la croissance de la consommation et l'innovation de Uinflation est
petite, le taux d’intérét réel ex ante devrait étre une bonne approximation du taux de rendement sans
risque.
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du taux d’intérét réel sans risque soit plus sévere que pour les autres variables macroé-
conomiques. Une autre explication peut provenir du résultat de Litterman et Weiss
(1985) selon lequel le taux réel ne semblait contenir aucune information sur le niveau
de production future. Cependant, Beaudry-Guay (1992) démontrent que, lorsqu’on tient
compte de la stationnarité des séries, le taux d’intéret réel cause au sens de Granger les
va.riétions de la production. Egalement, King-Plosser-Stock-Watson (1991) attribuent a
un choc sur le taux d’intérét réel une importante part des variations a court et meéme a

moyen terme de la production, de la consommation et de Pinvestissement.

Dans cette partie, nous allons comparer les co-mouvements empiriques entre le taux
d’intérét réel et la production avec les co-mouvements engendrés par les modeles de cycle
réel. A Dlaide de différents actifs financiers et de différentes mesures de l'inflation, nous
allons étudier les corrélations croisées entre le taux d’intérét réel et la produétion. Pour
la période d’apres-guerre, la corrélation croisée contemporaine est négative ou proche
de zéro. Le taux d’intérét réel semble donc contracyclique ou acyclique. Ce résultat est
confirmé lorsqu’on examine les corrélations croisées produites par un choc identifié comme
étant un choc technologique par les restrictions & long terme d’un modele avec croissance
stochastique. Cependant, les modeles standards de cycle réel (Kydland-Prescott (1982)
et King-Plosser-Rebelo (1988a, 1988b)) prédisent un comportement pro-cyclique du taux
d’intérét réel. Un choc technologique positif entraine une productivité marginale du
capital plus élevée, donc une augmentation du taux d’intérét réel. Sur le marché des
biens, ce choc produit une hausse de la consommation et de I’investissement supérieure a
la hausse de 1'offre, provoquant ainsi une augmentation du taux réel. Les co-mouvements
observés entre la production et le taux d’intérét réel sont donc incompatibles avec ceux

qu’engendrent les modéles standards de cycle reel.
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Dans la premiere partie de ce travail, nous présentons le modele néoclassique de base,
tout en mettant ’accent sur le comportement du taux d’intérét réel comme mécanisme de
propagation des chocs & la technologie. Cette présentation est grandement inspirée des
deux articles de King-Plosser-Rebelo (1988a et 1988b). Dans la deuxiéme partie, nous
comparons les co-mouvements observés avec les co-mouvements engendrés par ce modele.
Dans la troisiéme partie, nous examinons la possibilité de reproduire les co-mouvements
empiriques & l’aide d’une classe plus grande de processus pour la technologie. Nous
démontrons que, peu importe le processus utilisé pour la technologie, il est impossible
de recréer i la fois les corrélations croisées entre le taux d’intérét réel et la production et
les autocorrélations observées des variables du modele. Par la suite, afin de discriminer
effet de la technologie d’autres sources possibles d’incertitude sur les co-mouvements
entre ces deux variables, nous utilisons la méthodologie de King-Plosser-Stock-Watson

(1991) pour isoler I'impact de la technologie.
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1. Le modéle néoclassique

Dans cette partie, nous étudierons le comportement du taux d’intérét réel dans les
modeles de cycle réel (R.B.C.) ou la seule source d’incertitude provient du processus
technologique. Pour ce faire, nous utiliserons une généralisation du modele développé
par King et al. (1988a,b), pour différents types de processus technologique. Le cadre
théorique consiste en un modele néoclassique d’accumulation du capital & un secteur de
production. L’économie est composée de plusieurs individus identiques ayant un horizon
de vie infini. On peut caractériser les préférences d’une telle économie par une fonction
d’utilité d’'un é.gent représentatif ayant comme argument le seul bien de consommation

et le loisir. Ainsi,

U= B Ol 0 (11)

ol f<1,0<0<1eto>1,lorsque o =1, alors la fonction d’utilité est logarithmique

U= Alog(C)+v(L), (1.2)

=0
C, est la consommation du bien pour la période t et L; représente le loisir pour la période

t.3 La technologie du bien de consommation est caractérisée par une Cobb-Douglas avec

rendements constants a ’échelle

Y, = Ay K} N7, (1.3)

3 Voir King et al. (1990) pour une justification et les caractéristiques de cette fonction d’utilité.
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ou K; est le niveau prédéterminé de capital choisi a la période t-1, N; est le travail a la

période t et A; est le processus technologique.

Le niveau de capital évolue selon I’équation suivante:

Kipr = (1 — 6K + I (1.4)

ot I; est l'investissement brut et 6 est le taux de dépréciation du capital. Les contraintes

de ressources sont:

Li+ N <1 et Ci+ 1 €1, (1.5)

en plus des contraintes de non-négativité pour Ly, Ny, C; et Ki.

La croissance et l'incertitude du modele sont incorporées dans le processus tech-
nologique. La représentation que nous utiliserons pour ce processus permet une crois-
sance déterministe ou une croissance stochastique. King et al. (1988a,b) étudierent ces
deux cas. On permet, cependant, une forme plus générale pour la croissance stochastique,

qui sera utile dans la deuxieme partie.

On définit:

log(At) = alog(Xt) (1.6)
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X, peut étre décomposé en une partie permanente représentant la croissance et une partie

transitoire de la facon suivante:

X, = XPX7 (1.7)

ot X? est la partie permanente et X est la partie stationnaire ou transitoire. Dans le

cas d’une croissance déterministe, comme étudié par King et al. (1988a), on aura que

X7 = X7_yezp(n) (1.8)

1 étant le taux de croissance de’économie. Pour cette caractérisation de la croissance, le
terme alogX; représente un processus stationnaire n'ayant aucun impact sur i'équilibre
de long terme. L’ incertitude provient de cette partie stationnaire du processus tech-

nologique.

Pour une croissance stochastique, la relation (1.7) correspond a la décomposition
de Beveridge-Nelson (1981). Supposons une forme générale ARIMA pour le processus

technologique, alors:

H(L)(1 — L)log(Xs) = u+ b(L)er (L.9)

En définissant 1(L) comme étant ¢(L)~'8(L), on obtient;

(1= L)log(Xy) = p+ (1) + (1 = L)y™(L)les (1.10)
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ot ¥*(L) = (1 — L)"(L) — ¥(1)]. On réécrit I'équation précédente comme étant la

somme d’une composante permanente et d’une composante stationnaire,

log(Xy) = pt +9(1)S: + ¢¥*(L)e (1.11)

ou S5t = Z;'=1 €5 Log(X?) est composé des deux premiers termes de ’expression a droite.
La partie permanente est donc une marche aléatoire de tendance x, qui est dans ce cas le
taux de croissance de ’économie. Le terme (1) mesure impact sur 'équilibre de long
terme du choc €. Pour sa part, X; est égal au dernier terme de la partie de droite, ce
terme est stationnaire et de moyenne nulle. King et al. (1988b) étudiérent le cas ou le
processus technologique est une marche aléatoire, donc que (1) = 1. Hansen (1989) et
Christiano (1988) ont utilisé une telle représcatation pour le processus tcchnologique o

les polynémes ¢(L) et 6(L) sont d’ordre supérieur a zéro.

Cette spécification de la technologie suppose une corrélation parfaite entre le choc de
la composante permanente et le choc de la composante cyclique. A priori cette restriction
semble forte. Par exemple, Kydland-Prescott (1982) employerent une spécification de
la technologie composée de deux processus stationnaires non corrélés, un trés persistant
(coefficient autorégressif d’ordre 1 égale a .9) et autre purement temporaire. Egalement,
comme le fit Watson (1986), on peut exprimer une série chronologique caractérisée par
une tendance stochastique comme un modele a composantes inobservables. Avec une
telle représentation, la composante stationnaire sera plus ou moins corrélée, selon les
hypothéses, avec la composante permanente. Dans le cas ou les deux composantes sont
parfaitement corrélées, on retrouve la spécification (1.11). Si la composante permanente

n’est pas corrélée avec la partie cyclique, alors celle-ci sera une marche aléatoire avec

41



dérive. Le processus technologique sera caractérisé de la facon suivante:

log Xy = logXT + ¥°(L)€] (1.12)

et

logX? = logX? | +pu+ée (1.13)

E(d,e_,)=0, Vk,oueet ¢/ représentent respectivement les erreurs de la composante
stationnaire et de la composante permanente. Enfin, on peut retrouver une représentation

incluant les deux précédentes. Dans ce cas,

logX: = logX? + " (L)l +° (L) (1.14)

et

logX? = p+logX} | + P(1)er. (1.15)

La représentation choisie influence la mesure de la persistance des chocs. Ainsi, pour
la représentation (1.11), la persistance du choc est représentée par la somme des coeffi-
cients moyennes mobiles découlant de la spéciﬁ‘cation ARIMA. Avec une représentation
de ce type, Campbell-Mankiw (1987) analyserent la persistance d’un choc pour le P.N.B.
réel américain. La somme des coefficients moyenne mobile (1) étant plus grande que un,
le choc a un impact plus grand & long terme que 'impact immédiat. Par contre, pour la
méme série, Watson (1986) & l'aide de la représentation (1.12-1.13) obtenait un impact

4 long terme de .59 % pour un changement non-anticipée de 1 %.

Puisque que I’économie est caractérisée par une croissance, on doit transformer les
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variables pour obtenir un état stationnaire. Pour ce faire, chaque variable du modele est
divisée par la composante permanente du processus technologique X7, & I’exception de
N, qui est borné par la dotation en temps de I'individu. La composante permanente est

définie de la fagon suivante:

X7 = XP_jexp(p + $(1))): (1.16)

Dans le cas d’une croissance déterministe, la somme des coefficients (1) est égale
A zéro, tandis que pour une croissance stochastique ce terme est différent de zéro. Ce
terme comprend donc la partie permanente des différentes représentations possibles de
la croissance. Cette transformation dans le cas d’nﬁe tendance stochastique differe de
Hansen (1989) et Christiano (1988). Hansen, pour sa part, étudia un modele pouvant
comprendre les deux types de croissance, déterministe ou stochastique. Cependant, il
n’utilise pas la méme transformation pour les deux types de croissance. Sa méthode
'oblige & procéder a l'aide de deux modeles selon la croissance étudiée. Christiano
(1988) utilisa une croissance stochastique et transforma chaque variable par le processus
technologique complet X;. Hansen (1989) procéda de la méme fagon poﬁr son modele avec
une croissance stochastique. Notre transformation a Pavantage d’inclure les deux types
de croissance et de ne considérer que la partie permanente du processus technologique.
Les variables sont définies par rapport au nouvel équilibre de long terme résultant de

I'impact du choc technologique.

Le probleme de maximisation de l'agent représentatif pour I’économie transformée

sera donc le suivant:
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g

1
(1-0)

MAX EY 8 (e XPVu(Ly) (1.17)
t=0

si o =1, alors

[ee}
E Y Blog(ct) + v(Li) + log X}] (1.18)
t=0
sous les contraintes :
e+ < Afktl_aNta , (1.19)
N+ L; L1 (120)
expl(p + P(L)er1)lkigr = (1 — 6)ke + 12 (1.21)

olt Af = (X7)*. Les lettres minuscules représente les variables divisées par la composante
technologique permanente. L’optimum de Pareto correspondant 4 I’équilibre compétitif,
par le deuxieme théoréme du bien-étre, les prix sont ceux qui décentralisent la solution
optimale. Pour résoudre ce probleme d’optimisation dynamique, deux méthodes sont
habituellement utilisées. La méthode de Kydland-Prescott qui consiste a substituer les
contraintes non linéaires dans la fonction objective et & appromixer de fagon quadratique
cette fonction autour de I’état stationnaire. La méthode de King et al. (1990) consiste
4 dériver les conditions de premier ordre du probleme de maximisation sans incertitude
et & approximer ces conditions de premier ordre pour obtenir des régles de décisions
log-linéaires. Dans le cas d’une croissance déterministe, les deux méthodes donnent

sensiblement les mémes résultats, tandis que, pour un processus technologique caractérisé
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par une croissance stochastique, I’approximation log-linéaire donne de meilleurs résultats

(Chritiano (1990)). Nous suivrons donc la procédure de King et al..*

Comme nous ’avons mentionné plus haut, la procédure de King et al. consiste a
considérer le probleme en contexte de certitude et & approximer les conditions de premier
ordre autour de 1’état stationnaire. En utilisant I'expansion de Taylor, chaque variable

sera exprimée comme le pourcentage de déviation par rapport a sa valeur stationnaire

(& = log(ci/c), ks = log(k:/ k), etc..).

A partir du systéme d’équations linéarisées, on obtient un systéme dynamique de
premier ordre pour le capital (/:ct) et pour le multiplicateur de la contrainte de ressources
(At) ou de deuxiéme ordre pour le capital. En spécifiant le comportement de la com-
posante stationnaire du processus technologique, on obtient '’équation de comportement
d’accumulation du capital. Ainsi, le capital dépend de sa valeur a la période précedente,
de la valeur de la composante stationnaire de la période précédente et du choc permanent

a la période présente (dans le cas d’une croissance stochastique)®.

Dans le langage du contrdle optimal, les variables ky et Af sont les variables d’état
et les autres variables (variables de mesure) sont reliées aux variables d’état par des rela-
tions linéaires. On obtient ainsi une représentation espace-état caractérisant la solution

optimale du probléeme du planificateur social.

En définissant S;41 le vecteur contenant les variables d’état et Z; le vecteur des
variables de mesure, on exprime la solution du probleme de maximisation et les relations

d’équilibre sous la forme:

4 On peut également obtenir une approximation log-linéaire & partir de la méthode de Kydland-Prescott
(voir Christiano (1988)).

5 Voir Pappendice de King et al. (1990) pour les détails.
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Str1 = MS; + Ceg (1.22)

7, = 11S,. (1.23)

La matrice M exprime les liens entre les variables d’état, la matrice C contient les
corrélations entre les chocs permanents et temporaires du procesus technologique. La

matrice II découle des conditions de premier ordre linéarisées et des relations d’équilibre.

Les séries initiales de quantités (& I'exception du travail) sont la somme d’une ten-
dance (déterministe ou stochastique) en commun (log XT) et d’une composante station-
naire. Dans le cas d’une croissance stochastique, ces séries sont cointégrées au sens de

Engle-Granger (1987). Nous avons donc pour ces variables en niveau:

log(Yy) = log(X]) + log(y) + § (1.24)
log(Cy) = log(X?) + log(c) + & (1.25)
log(I;) = log(XP) + log () + i (1.26)
log(Ky) = log(XT) + log(k) + ki (1.27)

ou le dernier terme représente le pourcentage de déviation par rapport a P’état station-
naire. La quantité de travail (N;) et le taux d’intérét réel sont stationnaires tandis que

les salaires réels sont non stationnaires.

A partir de la représentation espace-état et des relations des variables en niveau
(1.24-1.27)), il est alors facile d’étudier les autocorrélations, les corrélations croisées et

les fonctions de réponses (“impulse responses” ) d;as variables du modele.
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Etudions maintenant ’importance du taux d’intérét réel comme mécanisme de trans-
mission des chocs réels. L’optimum de Pareto correspondant a I’équilibre concurrentiel,

le taux d’intérét réel entre la période t et t+1 est:

ro = exp(p + H(L)e)Ue(t)/BEU(t +1) = 1 (1.28)

U.(t) représente l'utilité marginale au temps t par rapport a la consommation et Ey est
’espérance conditionnelle pour 1'ensemble d’information au temps t. A Voptimum cette

valeur est égale & la productivité du capital

re = E{(@) A K& NE + (1= 60} — 1 (1.29)

Lorsque la fonction objectif est sous forme logarithmique, et en utilisant Papproxi-

mation log-linéaire, on a la relation suivante:

re—r = Ey(éip1 — &) (1.30)

ot 1 est le taux réel & 'état stationnaire. Le taux d’intérét réel représente donc la volonté
de substituer intertemporellement la consommation. Suite & un choc technologique
positif, le bas niveau de capital entraine une hausse de sa productivité marginale future
(2 moins que le choc soit pﬁrement temporaire), comme on peut le constater a Vaide de
Péquation (1.29). La hausse du taux de rendement du capital, donc du taux d’intérét

réel, conduit les individus a substituer intertemporellement pour produire des ressources
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additionnelles en investissement et, si le choc est suffisamment persistant, !'individu
haussera sa consommation présente. Le taux réel devra donc augmenter pour préserver

I’équilibre sur le marché du seul bien de I’économie.

2. Corrélations croisées entre la production et le taux d’intérét

réel

Les tableaux 1 & 8 reproduisent les corrélations observées entre le taux d’intérét réel

et la production pour différentes méthodes d’extraction des basses fréquences®.

Nous
avons utilisé plusieurs actifs financiers et plusieurs indices de prix, ainsi que les taux
réels ex post et ex ante. Dans cet essai, nous considérons que le taux d’intérét réel est
stationnaire puisque le modele théorique implique cette hypothese. Plusienrs étndes ont
examiné la stationnarité du taux d’intérét réel. Rose (1988), par exemple, conclut que le
taux réel est non stationnaire en effectuant des tests de racine unitaire sur le taux nominal
et 'inflation. Garcia-Perron (1991), en incluant des changements de moyenne, obtiennent
un taux réel stationnaire. Pour les séries utilisées dans cette partie, on ne peut rejeter
la stationnarité du taux réel avec le test KPSS présenté au premier essai’. On pourrait
également considérer un modele gouverné par un processus technologique avec cassure
dans la tendance. Pour une telle représentation, le taux réel, résultant des conditions
de premier ordre, serait stationnaire avec des changements de moyenne correspondant

ainsi 3 la caractérisation de Garcia-Perron. Les co-mouvements, engendrés par cette

spécification, ne sont pas significativement différents des résultats présentés dans cette

6 L’appendice explique la méthode d’estimation des corrélations croisées et des écart-types correspondants.

7 Nous utilisons trois séries d’actifs financiers et trois séries d’indices de prix. On peut donc construire neuf
séries du taux d’intérét réel. A l’exception du taux réel construit avec les obligations des corporations AAA
et I'indice des prix i la consommation, on ne pent rejeter la stationnarité pour ces séries.
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partie.

La premiere partie de chaque tableau contient les résultats pour la production dont
nous avons extrait une tendance linéaire. Dans la deuxieme partie, la production est
en différence et, a la derniere partie, nous avons appliqué le filtre Hodrick-Prescott aux
séries de production et du taux d’intérét réel®. Pour les trois premiers tableaux, nous
avons utilisé le taux des bons du Trésor (3 mois) américains sur le marché secondaire
avec différents indices de prix comme mesure de l'inflation. Le tableau 1 contient les
corrélations croisées entre la production et le taux d’intérét réel ex-post calculé a partir
du déflateur de la mesure de production utilisé®. Au tableau 2, nous avons utilisé les
prix 3 la consommation moins I’habitation et au tableau 3, les prix de gros (“whole sale
price index”). Le tableau 4 reproduit les corrélations croisées pour le taux d’intérét réel
caicuié i partir du taux du papier commercial et du défiateur de la produciion tandis que
le tableau 5 contient les résultats des rendements des obligations des corporations AAA
et du déflateur de la production. Les résultats sont rapportés pour deux échantillons,
soit ’échantillon complet (pour le taux réel ex-post cet échantillon débute au deuxieme
trimestre de 1947 et se termine au quatriéme trimestre de 1990, tandis que, pour le
taux réel ex-ante, I’échantillon débute au deuxiéme trimestre de 1949 et se termine au

quatrieme trimestre de 1990) et un échantillon plus récent (1960:1-1990:4).

Peu importe la méthode utilisée pour extraire les basses fréquences, les séries utilisées

8 Nous avons également considéré une tendance avec changement de pente pour la production avec une

cassure 3 la méme date que Perron (1989). Les résultats sont sensiblement les mémes.

9 Les séries proviennent de la Citibase pour un échantillon trimestriel de 1947:1-1991:1. La mesure de la

production est le P.N.B. (GNP82) moins les dépenses gouvernementales (GGE82) per capita (P16). Les
taux d’intérét sont une moyenne sur trois mois des bons du Trésor (FYGM3), du papier commercial (FYCP)
et le rendement sur les obligations des corporations AAA (FYAAC). Les indices de prix sont une moyenne
sur trois-mois du déflateur de notre mesure de production (GNP-GGE/GNP82-GGE82), des prix a la
consommation moins I’habitation (PUXHS) et des prix de gros (“whole sale price index”) (PW). Nous
avons exclu le secteur gouvernemental afin que les séries réflétent le mieux possible le modéle théorique.
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et ’échantillon considéré, les corrélations croisées contemporaines entre la production et
le taux d’intérét réel sont pour la plupart négatives a l’exception de la spécification
provenant du filtre H.P., pour ’échantillon 60:1-90:4, ou la valeur avoisine zéro. Pour la
spécification de la production avec une tendance linéaire, on peut rejeter une corrélation
contemporaine nulle avec un intervalle de confiance de 95%. Lorsque la production
est caractérisée par une croissance stochastique ou qu’on applique le filtre HP, on ne
peut rejeter, dans la plupart des cas, une corrélation nulle entre les deux variables.
De plus, la hausse du taux d’intérét réel semble précéder de trois trimestres la baisse
de la production per capita, et c’est pour ces trimestres que les corrélations croisées
atteignent leurs minimums (& U'exception du taux construit & I’aide des rendements des

corporations).

Nous avons également caiculé les corrélations croisées avec le taux d’intérét réei
ex ante. Les relations (1.28-1.30) du modele de la partie précédente ne sont valides
que pour la valeur ex ante du taux d’intérét réel. L’inflation anticipée a été construite
en régressant 'inflation, pour le déflateur de la production, sur ses propres retards et
sur les retards de la production, du taux d’intérét nominal et de la masse monétaire?.
Nous avons inclus 8 retards de chaque variable ainsi qu'une constante et une tendance
linéaire. Les tableaux 6-8 contiennent les corrélations croisées pour les taux réels ex
ante des trois actifs financiers. Les résultats obtenus sont similaires aux résultats avec
les taux ex post. Dans la plupart des cas, P'utilisation du taux ex ante a augmenté la

négativité des corrélations croisées. On retrouve également, dans la majorité des cas, les

corrélations croisées minimums pour k compris entre 0 et 2.

10 15 série de la masse monétaire (M2) est celle utilisée par King, Plosser, Stock et Watson (1991) construite
avec les observations rapportées dans Banking and Monetary Statistics, 1941-1970 (Board of Governors of
the Federal Reserve System, 1976) pour la période 1947:1-1958:4 et la série de la Citibase (FM2) pour la
période 1959:1-1991:1.
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Au tableau 9, nous avons reproduit les corrélations obtenues pour différentes versions
du modéle de la section précédentel!. La premiére colonne contient les résultats pour le
modéle de base explicité plus haut avec une croissance déterministe et un choc non corrélé
4 la technologie, donc purement temporaire. Cette caractérisation, comme le mentionne
King et al.(1988a), correspond au modéle de Long-Plosser (1983) avec dépréciation du
capital. Avec une telle caractérisation, les corrélations entre le taux d’intérét réel et la

production sont négatives correspondant ainsi aux résultats empiriques.

Examinons la dynamique de cette représentation. Un choc technologique temporaire
entraine une hausse de linvestissement au temps t pour profiter de ce choc positif.
Cependant, la consommation ne réagit presque pas puisque le choc est pergu comme étant
purement temporaire. La consommation anticipée pour les périodes futures ne varie pas.
Une fois le choc disparu, il ne reste comme effet qu’ua stock de capital plus élevé gue le
stock de I’équilibre stationnaire. Pour un choc temporaire, les rendements décroissants
du capital amenent une baisse du taux d’intérét réel entrainant une corrélation négative
entre 'output et le taux d’intérét réel. A Déquilibre, le taux réel étant égal au rapport
de prix implicite de la consommation en t et t+1, un choc temporaire produit une
consommation présente plus abondante que la consommation future, et donc, une baisse
du prix relatif de la consommation présente. Pendant que les corrélations entre ces deux
variables correspondent a peu pres aux corrélations observées, une telle caractérisation
du processus technologique ne permet pas de reproduire les autocorrélations observees
des différentes variables du modele. Le caractére purement temporaire du choc implique

des autocorrélations au voisinage de zéro pour la production et I'investissement, ce qui

11 Nous aurions pu calculer les écarts-types des corrélations croisées par simulation pour les diftérents modeles
au lieu des écarts-types des moments observés. Toutefois, les écarts-types simulés étaient substantiellement
plus petits que les écarts-types observés. L’utilisation des écarts-types observés favorise les différents
modéles.
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est loin des autocorrélations observées (voir le tableau 14). De plus, la consommation
est beaucoup moins volatile et 'investissement beaucoup plus volatile qu’observés. Cette
représentation réussit donc & reproduire les corrélations négatives entre le taux d’intérét
réel et la production, mais elle est peu satisfaisante pour expliquer le comportement des

différentes variables du modele.

La deuxiéme colonne du tableau 9 reproduit les corrélations pour un choc tech-
nologique persistant out le coefficient AR(1) est égale a .9. Comme le soulignent King
et al., cette caractérisation permet d’obtenir des ratios de variances entre les variables
du modele correspondant a ceux observés, ainsi que, des autocorrélations satisfaisantes.
Cependant, les corrélations entre le taux d’intérét réel et la production sont clairement
positives ne correspondant pas aux corrélations observées. Pour un choc tres persis-
tant, la hausse de la productivité marginale future du capital domine les rendements
décroissants et la consommation anticipée augmente de telle sorte que le taux d’intérét
réel augmente suite & un choc technologique positif, produisant des corrélations positives

entre cette variable et la production.

Les résultats de la troisieme colonne correspondent au cas ou le processus tech-
nologique est caractérisé par une marche aléatoire avec une dérive, celle-ci représentant
le taux de croissance. On a donc la représentation (1.9) sans polynéme de retards. Ce
modele est celui étudié par King et al. (1988b). Les parametres utilisés pour la cali-
bration et les coefficients obtenus apparaissent a la partie A du tableau 10. A nouveau,
les corrélations entre le taux d’intérét réel et la production sont positives, tandis que les
ratios de variance de la consommation et de P’investissement par rapport a la produc-
tion correspondent exactement 3 ceux observés (voir le tableau 1 de King et al. (1988b)).

52



Toutefois, les autocorrélations des variables ne sont pas satisfaisantes. Comme I'indiquent
les auteurs, on devrait considérer une dynamique plus riche du choc technologique per-
manent pour reproduire correctement les autocorrélations des variables de quantités du
modele. Pour une telle caractérisation, un choc technologique a un effet permanent sur
’état stationnaire. Ainsi, un choc positif augmente la productivité marginale du capi-
tal et la consommation anticipée, produisant des corrélations croisées positives entre le
taux d’intérét réel et la production. Sur le marché du bien, le choc positif entraine une
hausse de la consommation, par Ieffet richesse, et une hausse de I'investissement, le taux

d’intérét réel doit donc augmenter a 1’équilibre.

A la colonne 4, nous avons considéré une dynamique permettant de reproduire
convenablement les autocorrélations de la différence du logarithme de la production.
La représentation a été augmentée de coefficient autorégressif d’ordre 1 égal a .22. Les
parametres de calibration et les coefficients obtenusrsont reproduits & la partie B du
tableau 10. Un choc au temps t, normalisé & 1, aura un impact a long terme de (1/1-.22).
On peut comparer les moments empiriques et les moments simulés aux tableaux 11 et
12. Comme on peut s'y attendre a priori, 'ajout de cette dynamique entraine une hausse
des corrélations croisées entre la production et le taux d’intérét réel. Ainsi, la corrélation
croisée contemporaine passe de .35 & .44. Il semble donc tres difficile de reproduire en
méme temps les corrélations croisées entre le taux d’intérét réel et la production et des
propriétés satisfaisantes entre les variables du modele par une seule source d’incertitude

provenant du processus technlolgique.

L’utilisation du filire Hodrick-Prescott est fort répandu pour extraire les basses

fréquences. Nous avons donc calculé les corrélations empiriques entre le taux d’intéret
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réel et la production en appliquant ce filtre. Ces corrélations croisées sont reproduites
A la partie C des tableaux 1 & 8!2. Les modeles dynamiques présentés plus haut sont
explicites sur la facon de transformer les séries pour les rendre stationnaires. Afin de
comparer les corrélations croisées empiriques résultant de application du filtre HP, nous
suivrons la méme démarche que King et Rebelo (1989) en filtrant également les séries
du modele théorique. La partie B du tableau 9 présente les corrélations entre le taux
d’intérét réel et la production, résultant de I'application du filtre HP, pour les différents
modzles selon le type de croissance (ces résultats proviennent de King et Rebelo (1989)).
Les corrélations contemporaines pour les deux types de croissance sont presque égales a
1 tandis que cette corrélation empirique est négative. La dynamique est également tres

différente.

La cinquieme colonne de la partie A du tableau § coutient les iésultats pour le
modele étudié par Baxter et King (1990). Ce modele consideére une croissance endogene
par l'intermédiaire d’externalité pour la production produisant des rendements croissants

et un choc sur la demande. La fonction d’utilité a la forme suivante:

uw(Cy, Ly) = log(Cy — A¢) + 0log(V(Ly)). (2.1)

Le terme A; permet de considérer des chocs sur les préférences. Les deux auteurs
spécifient ce choc comme étant persistant (autocorrélation du choc égal a .9). Bien que
ce modele réussit & reproduire les faits stylisés des séries macroéconomiques américaines

(seulement pour un choc fortement corrélé), les corrélations croisées entre le taux d’intérét

12 pour les tableanx avec le taux réel ex ante, nous n’avons -pas calculé les écarts-types. La corrélation
contemporaine prédite par les modéles étant prés de 1, on peut affirmer sans risque qu’elle ne correspond
pas i la corrélation observée.
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réel et la production sont fortement positives. Le choc sur la demande entrainent une
augmentation de l'investissement et, par les rendements croissants, un taux de rendement
du capital plus élevé & ’équilibre. La production et le taux d’intérét réel varient donc

dans le méme sens.

Aiyagari, Christiano et Eichenbaum (1992) considérent un modele de cycle réel
avec un secteur gouvernemental. Dans ce modéle, un choc temporaire ou permanent
de la consommation du secteur gouvernemental provoque une hausse du taux d’intérét
réel. Un choc temporaire affecte peu la consommation privée étant donné le désir de
'agent représentatif de lisser sa consommation privée, la demande sur le marché du bien
augmentera par la consommation publique. Pour préserver I’équilibre, le taux d’intéret
réel doit donc augmenter. En considérant l’effet revenu sur le loisir, un choc permanent
4 la consommation gouvernementale entraine un stock de capital et un niveau d’empiol
plus élevés a I’état stationnaire ce qui implique un taux d’intérét réel plus élevé. Le taux

d’intérét réel est donc pro-cyclique lorsqu’on incorpore un secteur gouvernemental.

Les modeéles de cycle réel permettant de reproduire de fagon satisfaisante le comporte-
ment de la production, de la consommation et de I'investissement implique donc un taux
d’intérét réel pro-cyclique'®. Tandis que les corrélations croisées contemporaines entre la
production et le taux d’intérét réel sont négatives ou pres de zéro. Dans la partie sui-

vante, nous allons considérer une classe plus riche de processus technologique pouvant

‘

13 Le taux d'intérét réel est peu sensible A la valeur des paramétres choisis pour la calibration du modéle, 2
Pexception du paramétre d’aversion au risque. Nous aurions pu procéder dans le méme esprit que Mehra
et Prescott (1985) en nous posant la question suivante: ponr quel coefficient d’aversion au risque peut-on
reproduire la corrélation contemporaine observée entre la production et le taux d’intérét réel? Par exemple,
pour une caractérisation de la technologie par une croissance stochastique, pour obtenir une corrélation
contemporaine égale 4 .05, le coefficient d’aversion au risque doit &tre égal & 100, ce qui n’est pas plausible.
De plus, le comportement des variables de quantités est sensible aux variations du coefficient d’aversion.
Ainsi, pour conserver des volatilités relatives de la production, de la consommation et de l'investissement
qui se rapprochent des volatilités observées, le coefficient d’aversion au risque doit avoisiner la valeur de 1.
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potentiellement reproduire les co-mouvements observés.
3. Extension du processus technologique

Dans cette partie, nous allons examiner si nous pouvons reproduire les corrélations ob-
servées entre le taux d’intérét réel et la production avec comme seule source d’incertitude
le processus technologique. Nous avons vu dans la premiere partie que pour obtenir une
corrélation contemporaine négative entre ces deux variables, le choc technologique devait
étre purement temporaire. Cependant, avec cette seule source d’incertitude, on ne peut
reproduire de facon satisfaisante les autocorrélations observées des différentes séries. En
utilisant un processus technologique composé d’un choc permanent et d’ﬁn choc tempo-
raire ou d’un choc fortement corrélé et d’un choc purement temporaire, nous essaierons de
reproduire les corrélations observées entre le taux d’intérét réel et la production, tout en
obtenant des autocorrélations satisfaisantes pour les différentes séries. Intuitivement, le
choc temporaire permettra une consommation présente plus abondante et donc un taux
d’intérét réel plus bas, puisque celui-ci représente le rapport des prix de la consommation

dans le temps.

Dans un premier temps, nous examinerons la décomposition ot le choc temporaire est
non-corrélé avec le choc permanent. Les valeurs utilisées pour la simulation du modele
sont les mémes que dans King et al. (1988a) telles que reproduites a la partie A du
tableau 10. La fonction d’utilité a une forme logarithmique, donc o = 1. Etant donné
que la composante stationnaire du processus technologique est purement temporaire et
que la composante permanente n’intervient pas dans le calcul des coefficients de (1.22)
et (1.23), ceux-ci sont les mémes que les coefficients du tableau 3 (p. 217) de King et al.
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(1988a) et apparaissent également a la partie A du tableau 10.

Pour bien comprendre de quelle fagcon on peut éventuellement obtenir des corréla-
tions négatives entre le taux d’intérét réel et la production, examinons la formule de
la corrélation contemporaine de la variation du logarithme de la production et du taux

d’intéret réel:

Corr(Alog(ys),s) = 05 [(Tramya)/ (1 + p) + (pTramramy)/ (1 + p)(1 — ppi1)
- 7Tya7rrk((1 + ,ul)ﬂ'ya - 7"ka.ﬂ'yk)] | ) (31)

+ 0?’[_(7"rk(1 + p1 = mye)) /(1 + £1)]

Le deuxieme terme est positif pour les valeurs de la inatrice II et ce terme est
prémultiplié par la variance du choc de la composante permanente. Le premier terme
doit donc étre négatif et dominer le deuxiéme pour que la corrélation soit négative.
En examinant le terme entre parenthéses de la premiere expression et en utilisant les
valeurs des parametres du tableau 3 (p.217) de King et al., on obtient une valeur négative
pour cette expression si m,, < 0, comme c’est le cas pour un choc purement temporaire
(p = 0).1* Dés qu'on augmente la persistance du choc temporaire, le coefficient 74
devient positif et la corrélation contemporaine entre le taux d’intérét réel et la variation
du log de la production est positive sans ambiguité!®. Il est donc nécessaire pour obtenir
une corrélation négative d’introduire un choc purement temporaire pour la composante

stationnaire du processus technologique.

14 Cec est également vrai pour des valeurs de paramétres provenant de spécification différente du processus
stationnaire de la technologie. Pen importe la spécification retenue, la négativité du coefficient 7rq est une
condition nécessaire, et non suffisante, i la négativité du premier terme de (3.1).

15 Des que autocorrélation du processus technologique est égale a .05, le coefficient 7rq est positif.
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Pour un choc temporaire ayant une variance égale au choc permanent, la corrélation
est encore nettement positive (.33). Le deuxieme terme de (2.1) domine donc le premier
terme. On obtient une corrélation négative avec un écart-type du choc temporaire 45 fois
plus élevé que celui du choc permanent. Le tableau 13 reproduit ces résultats ainsi que
les corrélations-croisées et les autocorrélations des différentes séries. On peut comparer
ces résultats avec les moments observés pour les séries américaines du tableau 11. Ces
résultats sont similaires & une caractérisation de la technologie ou il y a une croissance
déterministe et un choc purement temporaire (King et al (1988a) p. 224 tableau 5A).
On peut comprendre aisément ce résultat. La caractérisation du processus technologique

retenue est la suivante:

AlogX: = AlogX? + Alog X} (3.2)

ou AlogX? = p+ €, log X = ¢ et E(ef,¢;_;) =0, Vk. La forme réduite de cette

représentation est égale a:

Alog(Xy) = p+ ar — 0101 (3.3)

Ce processus est une moyenne mobile d’ordre 1 puisque la forme structurelle est une
moyenne mobile d’ordre 1 et qu’il n’y a pas de racine en commun (voir Granger-Newbold
((1977) p.29). En égalisant les moments de (3.2) et (3.3), on peut facilement démontrer
que:
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01 1
e . (3.4)

Etudions le comportement de cette égalité lorsque o2 tend vers une trés grande valeur
proportionnellement & 0%. Si 0% tend vers l'infini lorsque 0% reste constant, le terme de
droite de 1’égalité (3.4) tend vers 1/2. Pour respecter cette égalité 6; doit tendre vers 1.

Si on réécrit ’équation (3.3) en composantes permanente et transitoire, nous obtenons:

AlogXt =u + (1 - Bl)at - GlAat. (35)

Puisque 8; tend vers 1, la partie stochastique de la composante permanente disparait.
Le processus technologique est donc caractérisé par une tendance déterministe'et un
choc purement temporaire. Comme on peut le constater en comparant les tableaux 11
et 13, les implications d’une telle représentation du processus technologique ne sont pas

satisfaisantes.

On peut étudier de fagon réciproque le modeéle avec une tendance déterministe.
Comme nous ’avons exposé précédemment, pour obtenir des autocorrélations satis-
faisantes des variables du modele, le choc du processus technologique devait étre forte-
ment corrélé (coefficient égal & .9). On ajoute a ce choc, un choc purement temporaire
pour tenter de retrouver les corrélations croisées négatives entre le taux d’intérét réel
et la production. Cette caractérisation du processus technologique correspond a celle
de Kydland et Prescott (1982), sans le probleme d’extraction de signal. De fagon si-
milaire au cas précédent, on ne peut obtenir des corrélations croisées négatives que si la

variance du choc temporaire est trés importante relativement au choc fortement corréle.
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Par exemple, lorsque la variance du choc temporaire est 20 fois plus grande que le choc
permanent, la corrélation croisée contemporaine est égale a -.01. Pour un rapport de
variance de 200 sur 1, cette corrélation croisée est égale & -.37, correspondant aux valeurs
observées. Les moments obtenus sont les mémes que ceux du tableau 15. Ces moments
correspondent, & nouveau, exactement au modeéle de Long-Plosser avec dépréciation du

capital.

On a la représentation suivante de la composante transitoire:

S 63
AlogX; = (TIH,}Z‘) + €, (3.6)

ou €, est le choc fortement corrélé et €3, le choc purement temporaire, tandis que la
composante permanente est égale & ’expression (1.8). La forme réduite de ce processus

est:

(1 —pL)logX; = (1 —01L)as. (3.7)

On peut également démontrer que:

2! p
- _ (3.8)
1+ 6% a%
D e+

3
€

Lorsque la variance du choc temporaire est trés grande par rapport au choc fortement
corrélé, le. paramétre 6, tend vers la valeur de p. La forme réduite correspond alors

4 la caractérisation du modele de Long et Plosser avec dépréciation du capital dont

60



les corrélations croisées sont a la premiere colonne du tableau 9. Comme nous ’avons
souligné précédemment, ce modéle n’est pas satisfaisant pour expliquer le comportement

des différentes variables de quantité du modéle.

Il semble donc impossible de reproduire & la fois les corrélations croisées négatives
entre le taux d’intérét réel et la production et les caractéristiques empiriques des variables
A partir du modele de base de croissance ayant comme seule source d’incertitude le

processus technologique.

Il est important de noter que I'impossibilité de reproduire les corrélations observées
entre le taux d’intérét réel et la production ne provient nullement de la caractérisa-
tion de la tendance du processus technologique. Si on veut correctement reproduire les
autocorrélations des variables du modele, ce processus doit étre caractérisée par une
tendance déterministe et un choc stationnaire fortement corrélé ou par une tendance
stochastique avec une certaine dynamique. L’ordre de grandeur de la composante per-
manente, comme plusieurs auteurs ont essayé de le mesurer particulierement pour le
P.N.B. (Cochrane(1988), Watson(1986), Campbell-Mankiw (1987)), ne permet pas de
retrouver les corrélations observées entre les deux variables qui nous intéressent. Ainsi
une décomposition du type utilisée par Quah (1991) ne serait d’aucune utilité pour repro-
duire les corrélations observées. La stratégie de Quah consiste, pour un certain processus
intégré d’ordre 1, & augmenter la proportion de la variance de la composante transitoire
comparativement a la corﬁposante permanente. Il peut, de cette fagon, reproduire des
résultats obtenus par une caractérisation déterministe de la tendance du processus tout
en préservant la tendance stochastique de ce processus. Cette décomposition lui permet

de résoudre le paradoxe de Deaton sur la théorie du revenu permanent. Dans notre cas,
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pour recréer les corrélations observées, la représentation avec une tendance détermin-
iste doit incorporer une composante stationnaire fortement corrélée, ainsi la stratégie de

Quah n’est d’aucun recours.
4. Moments induits par la tendance stochastique

Dans la partie précédente, nous avons été incapables de reproduire les corrélations
négatives observées entre le taux d’intérét réel et la production a l'aide du modele de
base. Le mécanisme de propagation du choc technologique produisant une corrélation
positive entre ces deux variables peut étre valide, pendant que les corrélations croisées
négatives observées pourraient éventuellement pfovenir de chocs ayant des effets a court
terme autre que les chocs technologiques. Par exemple, des erreurs de mesure dans les
variables, comme le suggere Prescott (1986), ou des chocs a la politique monétaire. La
corrélation contemporaine négative ne réfléterait que la dominance de ces chocs a court

terme sur le choc technologique permanent.

Afin de discriminer entre l'effet du processus technologique et les effets d’autres
sources, nous utiliserons la méthodologie de King, Plosser, Stock et Watson (KPSW)
(1991)'6. Cette méthodologie nous permettra d’isoler la composante permanente associée
au processus technologique et d’examiner les corrélations croisées produites, par cette

composante, pour le taux d’intérét réel et la production.

Dans leurs article, King et al. (1991) cherchent & mesurer 'importance du processus

technologique pour expliquer les fluctuations économiques. Pour ce faire, ces auteurs

16 1, méthodologie de King, Plosser, Stock et Watson est essentiellement une extension de Blanchard et Quah
(1989).
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identifient les chocs technologiques permanents comme étant les chocs de la tendance
stochastique en commun de la production, la consommation et l'investissement de la

représentation (1.24-1.27).

Nous allons décrire sommairement cette méthodologie. Soit un vecteur de variables
Xt de dimension (n x 1) intégré d’ordre (1). La forme réduite de ce vecteur de variables

possede une représentation de Wold

AXy = p+C(L)e (4.1)

ot € est iid. (0,Z,) par rapport a l’ensemble d’information contenant les valeurs

retardées de X;. La forme structurelle du modele est:

AXy = p+T(L)n (4.2)

ou le vecteur n; est i.i.d. (0,X,). A partir de la forme réduite, on a que €, = g7z et que

C(L) = T(L)T;L.

Le probléme d’identification consiste & retrouver les erreurs structurelles 7; et la
matrice des polyndmes de retards I'(L) a partir de la forme réduite (4.1). La procédure
d’identification de KPSW consiste en deux ensembles de restrictions. La cointégration
entre les variables impose des restrictions sur les multiplicateurs de long terme I'(1).
Ceux-ci permettent d’identifier la composante permanente dii au choc technologique.
En imposant la restriction que la composante n’est pas corrélée avec les composantes

transitoires, on peut ainsi isoler la réponse dynamique des variables au choc technologique
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permanent.

Puisque nous voulons étudier le comportement du taux d’intérét réel et de la produc-
tion, on doit augmenter le systéme composé de variables réels (yy, ¢z, 1¢) par des variables
nominales. Comme le firent KPSW, nous augmenterons le systeme de la relation de

Fisher pour le taux d’intérét réel et de ’équation de demande de monnaie,

Ry = ry + EtApis (43)

et

my — pt = Byys — BrE: + 11 (4.4)

ol m; représente la masse monétaire, R; le taux d’intérét nominal, p, les prix et ry
est le taux d’intérét réel. La représentation a 5 variables comprendra les variables réelles
(yt, ct,1¢) et les variables nominales ( Ry, Apy). La représentation a 6 variables aura comme

variable supplémentaire m; — p;.

Cette représentation peut maintenant inclure plusieurs tendances stochastiques en
commun (“common trends” dans la terminologie de Stock-Watson (1988)). Aux deux
restrictions énoncées précédemment, KPSW imposent que les composantes permanentes
ne soient pas corrélées entre elles, et que la matrice des multiplicateurs de long terme,
correspondant aux composantes permanentes, soit triangulaire par le bas. Cette derniere
restriction correspond a la décomposition dé Choleski introduite par Sims(1980) pour les
systemes V.A.R..
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La matrice des multiplicateurs de long terme est donc divisée de la fagon suivante:

T(1)=[4 0] (4.5)

ou A est triangulaire par le bas et de dimension n x k, k étant le nombre de tendances
en commun et 0 est de dimension n x (n - k) correspondant aux chocs n’ayant pas d’effet
a long terme. L’absence de corrélation entre la composante technologique permanente
et les autres composantes permanentes permettra d’étudier 'effet de cette composante
sur les deux variables qui nous intéressent. Ainsi, les fonctions de réponse obtenues pour
le taux d’intérét réel et la production, suite & un choc sur la composante technologique
permanente, correspondent aux coefficients moyennes mobiles des Variablés pour ce choc.
On peut calculer la représentation moyenne mobile du taux d’intérét réel ex ante avec
les représentations moyennes mobiles du taux d’intérét nominal et de 'inflation. Soit,

les processus moyennes mobiles de (4.2) correspondant au taux d’intérét nominal et a

I'inflation:
xO
Ri=pp+ Y TRim-i (4.6)
1=0
et
o0
Apy = “ap + Z FAp,int—i- (4'7)
1=0

Alors, la représentation moyenne mobile du taux d’intérét réel ex ante sera:

o0 .
Ry~ EApis1 = pr — piap + (TR — Tapi1)ni—i- (4.8)
1=0
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A l'aide de ces coefficients moyennes mobiles, on peut facilement calculer les corréla-

tions croisées produites pour ces deux variables par le choc technologique permanent!”.

Considérons premierement un systéme a 5 variables comprenant les variables réelles
et les variables nominales (¢, Apsy1). D’apres le modele étudié précédemment, il existe
une tendance en commun entre les variables réelles associées a la productivité. Alors,
y: et ¢ ainsi que y; et 1; seront cointégrées avec des coefficients de cointégration égaux
a (1,-1). Si on considere que le taux d’intérét nominal et l'inflation sont des processus
intégrés d’ordre (1), ce que 'on ne peut rejeter par les tests de racine unitaire, alors le
taux d’intérét réel peut étre stationnaire, si ces deux variables sont cointégrées, ou non-
stationnaires, si ces deux variables ne sont pas cointégrées ou si l'inflation est un processus
stationnaire. Cependant la non-stationarité du taux d’intérét réel n’est pas compatible
avec le modele présenté a la premiere partie. Par exemple, par I’équation (1.30), si le taux
d’intérét réel est non stationnaire alors la consommation est un processus intégré d’ordre
2, ce qu'on peut rejeter sans ambiguité par les tests de racine unitaire. Egalement,
on ne peut rejeter empiriquement la non-stationnarité du taux d’intérét réel’®. Nous
allons donc étudier un systeme comprenant deux et trois tendances en commun. La
partie du haut du tableau 16 contient les valeurs du test de cointégration de Johansen
pour cette représentation & cinq variables. Nous avons considéré un systéme avec et
sans tendance linéaire. La représentation avec une tendance linéaire contiendrait trois
tendances stochastiques en commun, donc deux vecteurs de cointégration, tandis que

la représentation avec une constante ne contiendrait que deux tendances en commun,

donc trois vecteurs de cointégration. Nous avons effectué l'estimation avec deux et trois

17 Les écart-types ont été approximé par 1000 simulations (voir Doan et Litterman (1986)).
18 Pour le test de Dickey-Fuller augmenté incluant une constante et 6 retards, la valeur du test est de -2.26.
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vecteurs de cointégration. Le modele a trois vecteurs de cointégration inclut les relations

(c—1y), (1 —y) et (R — Ap). La matrice de relation a long terme est:

S
il
(e B s R
— e OO O
| a——
fa—
o
| S|
N
e
Nl
pa—

La premiere tendance, correspondant au processus technologique, a un impact a long
terme sur les trois variables réelles. La deuxiéme tendance, correspondant a un choc sur
I'inflation, a un impact a long terme sur le taux d’intérét nominal et, bien entendu, sur

le niveau d’inflation. Ce choc n’a pas d’impact 4 long terme sur les variables réelles.

Le modele contenant deux vecteurs de cointégration comprend les relations (¢ —y) =
&1 (R — Ap) et (i —y) = ¢2(R — Ap). Pour cette représentation, le taux d’intérét réel

n’est pas stationnaire. La matrice de relation a long terme est:

1 0 0 7
1 0 & 1 0 O
A= 1 0 ¢ 12 1 0 . (4.10)
01 1 w31 T3z 1
L 0 1 0

La troisieme tendance est un choc sur le taux d’intérét réel. Ce choc augmentera a
long terme de ¢; la relation c - y et de ¢ la relation i - y. Les valeurs des parametres des
vecteurs de cointégration utilisées pour l’estimation ont été obtenues par.la méthode de
Stock-Watson (1993) et la méthode de Phillips et Loretan (1991). Les résultats étaient
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sensiblement les mémes pour ces deux méthodes!®.

Les graphiques de la figure 1 représente les coefficients moyennes mobiles du taux
d’intérét réel suite au choc technologique. Contrairement au modele théorique, le choc
a un impact instantané négatif pour ensuite tendre vers 0 dans le cas ou le taux réel
est considéré comme étant stationnaire, et vers - 1 dans la représentation incluant
trois tendances stochastiques. On retrouve au tableau 17 a la colonne de gauche, les
corrélations croisées produites par le choc technologique permanent pour la représentation
incluant deux tendances. La corrélation croisée contemporaine est fortement négative,
ce qui est loin de la valeur engendrée par le modele théorique. Pour la représentation
incluant trois tendances, on ne peut calculer les corrélations croisées entre le taux d’intérét
réel et les variations de la production puisque le taux réel est non stationnaire. Les
valeurs des corrélations croisées dépendent du nombre d’observations étant donné que le

deuxiéme moment du taux réel n’est pas fini.

Les tests de cointégration de Johansen pour la représentation a six variables favorisent
la. présence de quatre tendances en commun. Ce résultat n’est pas compatible avec
un taux d’intérét réel stationnaire. Etant donné la faible puissance de ces tests, nous
avons quand méme estimé une représentation contenant trois tendances en commun
et une représentation de quatre tendances en commun. Pour une représentation avec
trois tendances en commun, on peut considérer que le taux réel est stationnaire ou que

’équation de demande de la monnaie est stationnaire. Pour notre échantillon, il n'est

19 1. méthode de Stock-Watson consiste & corriger de fagon paramétrique Pendogénéité des régresseurs dans
I’équation de cointégration et de facon non paramétrique I’autocorrélation et I’hétérocédasticité des erreurs.
La méthode de Phillips-Loretan corrige ces problémes de maniére paramétrique en incluant des variables
retardées et avancées de la différence des variables 4 droite de ’équation et des retards de la relation de

cointégration.
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pas trés clair laquelle de ces deux relations apparait comme étant stationnaire??. Nous
avons considéré que le taux d’intérét réel est stationnaire. On peut cependant affirmer

que les tests de cointégration ne sont pas favorables aux modeles standard de cycle réel.

Le modele A trois tendances étudié contient les relations de cointégration suivantes:

c—y,t—y et R— Ap. La matrice des multiplicateurs de long terme est:

1 0 0

1 0 0

1 0 0
A= b0 1 0 (4.11)
- o 1 0 iz : ‘ '
T ™
0 1 0 31 32
L ﬁy “HR 1 |

Une unité du choc technologique permanent accroit & long terme les variables réelles d’une
unité et augmente également m - p de By. Le deuxieme choc permanent, correspondant
a un choc sur linflation, augmente d’une valeur égale a long terme le taux d’intéréet
nominal et I'inflation et diminue & long terme l'espérance de m - p par Sgr. Le choc sur
la vélocité de la monnaie constitue le troisieme choc. Les valeurs de ces parametres ont

été obtenues de la méme fagon que précédemment.

Pour le modéle incluant quatre tendances en commun, les relations de cointégration
sont: (c—y) = ¢1(R — Ap) et (i —y) = $2(R ~ Ap). Les multiplicateurs de long terme

sont:

20 L test de Johansen pour la demande de monnaie a pour valeur 25.73 {.21) et le test de Dickey-Fuller pour
le taux réel est de -2.26, comme nous 1’avons mentionné plus haut. Dans les deux cas, on ne peut rejeter
Phypothese nulle de non-stationnarité.
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1 0 0 0 i
1 0 0 ¢ 1 0 0 0
Y 1 0 0 ¢ s 10 0 "
0 1 0 1 w31 ®32 1 0
0 1 0 0 T41 742 743 1
| By —Br 1 —Pr

Une unité du quatrieme choc permanent, correspondant & un choc sur le taux d’intérét
réel, augmentera ’espérance & long terme de ¢ - y et i - y d’une valeur égale. Egalement,
ce choc modifiera ’espérance a long terme du taux d’intérét nominal de la méme valeur

et de m - p par une diminution de fp.

Les fonctions de réponse (“impulse responses”) du taux d’intérét réel suite a un choc
technologique permanent, normalisé & 1, sont reproduites aux graphiques de la figure 2.
L’impact de ce choc est négatif dans les premiéres périodes pour tendre vers 0, lorsque

p p )
le taux réel est stationnaire, et vers -1 lorsque le taux réel n’est pas stationnaire. Ces
résultats ne sont pas compatibles avec le modele théorique puisque le choc technologique
permanent doit avoir un impact positif pour tendre vers 0 a l'infini. Les corrélations
croisées produites par la représentation ol le taux réel est stationnaire sont reproduites
4 la colonne de gauche du tableau 17. Ces corrélations ne sont pas réconciliables avec

celles du tableau 9 pour les modeles dont la croissance est stochastique.

L’identification du choc technologique par les restrictions a long terme qu’imposent
un modele avec croissance stochastique génere donc une corrélation contemporaine entre
la production et le taux réel fortement négative. Sion prend un intervalle de confiance a
95% pour la valeur de la corrélation contemporaine, celle-ci sera, au plus, de .09 pour la

représentation a 5 variables et & 6 variables. Le coefficient d’aversion au risque necessaire
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pour reproduire une telle valeur est d’un ordre de grandeur irréaliste. Mais on ne peut
cependant pas rejeter, pour un intervalle de confiance de 95%, que cette corrélation est

égale & zéro.
Conclusion

1l est donc impossible de reproduire a la fois les corrélations croisées négatives entre
le taux d’intérét réel et la production et les caractéristiques empiriques des variables
A partir du modele de base de croissance ayant comme seule source d’incertitude le
processus technologique tout en reproduisant les “faits stylisés” de la production, de
]a consommation et de linvestissement. Ceci nous apparait comme une importante
lacune des modeles de cycle réel gouvernés par le processus technologique, puisque le taux

dintérét réel est un mécanisme essentiel de la propagation des chocs sur ce processus.

On devra donc modifier ce modele. Deux voies apparaissent possibles. En ne con-
servant qu’une seule source d’incertitude, le processus technologique, on peut considérer
Pintroduction de cofits d’ajustement pour l'investissement et la consommation afin de
diminuer la sensibilité de la demande sur le marché des biens. Cette voie sera pour-
suivie dans le troisitme essai de cette these. On peut également considérer d’autres
sources d’incertitude. Par exemple en incorporant la monnaie par l'intermédiaire d’une

contrainte de type “cash-in-advance”.
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APPENDICE

Nous avons utilisé la méthode des moments généralisées (GMM) pour estimer les
corrélations croisées entre la production et le taux d’intérét réel. Pour la représentation
de la production avec une tendance linéaire et le taux d’intérét ex post, on estime
conjointement les espérances non conditionnelles suivantes?!:

Ellog(Yy) — py — 7t} =0 (A1)

E(log(Yt) — py — 1Jt/T =0 (A.2)

E[(i — Mey1) — pr] =0 (A.3)

E[o2 — (log(Y:) — py —1t)°] = 0 (A4)

Elo? — (it — Meg1) — pr)?] =0 (A.5)

Eloyorpr — (log(Ys) — py — 78)((Ge—k — Tig1—1) — ur)] = 0 (A.6)

pour k= -12, -8, -4, -2, -1, 0, 1, 2, 4, 8, 12. La variable 7; est le taux d’intérét nominal au
temps t et II;,1 est le taux d’inflation réalisée en t+1. y, et v sont la moyenne et le taux
de croissance de la série de production, g, est la moyenne du taux réel. Les parametres
oy et o, sont les écarts-types de la production et du taux réel et pyp est le coctlicicnt de
corrélation croisée de délai k.

On définit le vecteur © contenant les parametres a estimer. Ainsi,

0= (/Ly’ﬂrv770y)af)pk) (A7)

et OF est le vecteur des vraies valeurs de ces parametres.

Lorsqu’on considere que la production est caractérisée par une tendance stochastique,
on estime conjointement les espérances non conditionnelles suivantes:

E[Alog(Yy) — py] =0 (A.8)

E[(it — y41) — pr] = 0 (A.9)

Elo} — (Alog(Yy) — py)?] = 0 (A.10)

Elo? — (3¢ — Meg1) — pr)*) =0 (A.11)

Eloyorpr — (Alog(Y2) — py)((ie—k — Tupa—k) — pr)] = 0 (A12)

pour k= -12, -8, -4, -2, -1, 0, 1, 2, 4, 8, 12. Le vecteur © est maintenant égal a

21 Le terme t/T assure la stationnarité de la deuxiéme équation (voir Eichenbaum et Hansen (1990)).
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O = (#ya/‘ﬁawgﬁpk)‘ (A.13)

On écrit les espérances non conditionnelles (A.1)-(A.6) et (A.8)-(A.12) sous la forme
générale suivante:

E[Fy(©)] =0, vVt >0 (A.14)
et, on définit h; de méme dimension que ©, o,

1 &
hr = > Fi(0). (A.15)
t=1

h; est stationnaire et c’est un processus stochastique ergodique. Puisque h; est de
méme dimension que ©, par Hansen (1982), Pestimateur O obtenu par les conditions
hr(©1) = 0 est un estimateur convergent de 00, Un estimateur convergent de la matrice
de variance-covariance de Op est donné par

Var(r) = [D7(S7)~ D]~/ T (A.16)

ou Dp = 5’2‘ ©) et Sr est un estimé convergent de la densité spectrale de F, (0% a

la fréquence zéro. On utilise ’estimateur S, proposé par Newey et West (1987) défini
comme étant:

m

So=00+ Y w(i,m)Qy + Q) (A.17)
J=1

ou Q; = 2?=j+1ABtﬁ;—j/T et la fenétre w(j,m) = [l —j/(m+1)] assure la non- négativité

de Destimateur S;. Nous avons utilisé m=12 pour les différentes estimations.
p

Pour le taux d’intérét réel ex ante, nous avons utilisé une procédure en deux étapes.
On estime dans un premier temps par moindres carrés ordinaires I'inflation anticipée a
Paide de I’espérance non conditionnelle suivante:

EXe [l — X)_,04] =0. (A.18)

X,_1 contient les retards de 1 & 8 de linflation, de la production (en niveau ou en
différence selon le cas), le taux d’intérét nominal, la croissance de la monnaie, une
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constante et une tendance linéaire (pour le cas ou la croissance de la production est
caractérisée par une tendance linéaire).

A la deuxieme étape, on estime les mémes moments que (A.1)-(A.6) ou (A.8)-(A.12)
en remplacant linflation réalisée par I'inflation anticipée obtenue grace a la premiere
étape. On définit ©2 comme le vecteur contenant les parametres a estimer a la deuxieme
étape. On divise Fi(©) selon les deux étapes, ainsi F1¢(©1) représente Pespérance non

conditionnelles (A.18) et F5:(©1,02) les espérances non conditionnelle de la deuxieme
étapes. On obtient I'estimateur © = (©1,02) par les conditions hr(©r1) = 0. On corrige

la matrice de variance-covariance de la deuxieme étape pour tenir compte de la premiere
étape de la facon exposée par Newey (1984).
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Tableau 1

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex post(E.U.)
(bons du Trésor (3 mois) et déflateur de la production)
Corrélations empiriques (y¢, Ti—k)

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1947:2-1990:4 1960:1-1990:4
-12 -14 (.11) 18 (.16)
-8 -.18 (.11) 31 (14)
-4 -12 (.15) 29 (11)
-2 -.16 (.11) 31 (.09)
-1 -.19 (.08) 31 (.09)
0 25 (.08) 34 (.09)
1 -.30 (.08) | -37  (.10)
2 -.33 (.09) -41 (.11)
4 .27 (.10) 42 (12)
8 -.01 (.13) 28 (L11)
12 -.09 (.09) S19 (11)

B) Différence du log de la production

-12 01 (.09) 05 (.13)
-8 -.10 (.09) 2100 (14)
-4 11 (.09) 03 (.10)
-2 -.08 (.08) 02 (1)
-1 .16 (.14) 02 (13)
0 -.18 (.09) 08 (.10)
1 -.16 (.09) 09 (.15)
2 -13 (.08) 13 (13)
4 12 (.07) -02  (.08)
8 .06 (.07) 12 (.10)
12 -.03 (.11) 04 (.08)

5




suite du tableau 1

C) Filtre H-P
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Tableau 2

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex post(E.U.)
(bons du Trésor (3 mois) et indice des prix a la consommation)
Corrélations empiriques (y¢, 7e—k)

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1947:2-1990:4 1960:1-1990:4
-12 -.12 (.12) .20 (.18)
-8 -.19 (.12) 28 (13)
4 -.19 (.18) -39 (.10
-2 -.26 (.13) -4l (.10)
-1 -.28 (.10) 40 (.10)
0 -.32 (.10) 42 (10
1 .33 (.10) 44 (120)
2 -.33 (.10) -44  (.10)
4 -.22 (.11) 37 (13)
8 07 (.14) 14 (13)
12 .00 (.11) 09 (.15)

B) Différence du log de la production

-12 -.02 (.07) -0l (11)
-8 -.03 (.09) 03 (13)
-4 -.01 (.09) 07 (1)
-2 -.10 (.12) 04 (.09)
-1 -.16 (.15) 02 (11)
0 -12 (.12) 06 (1)
1 -.04 (.09) 08 (.14)
2 -.01 (.08) 01 (.15)
4 20 (.07) 14 (.10)
8 10 (.08) 23 (11)
12 -.03 (.13) 06 (11)
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C) Filtre H-P
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Tableau 3

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex post(E.U.)
(bons du Trésor (3 mois) et indice de prix de gros)
Corrélations empiriques (y¢, Ti—k)

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1947:2-1990:4 1960:1-1990:4
12 18 (11) 16 (14)
8 18 (.10) 21 (11)
-4 .15 (.18) 33 (.10)
-2 -.23 (.16) 39 (.10)
1 28 (12) 41 (.10)
0 34 (11) 44 (.09)
1 -.39 (.10) -47 (.09)
2 -.40 (.09) -.47 (.09)
4 -.29 (.10) -.35 (.13)
8 05 (.12) 06 (13)
12 .09 (.09) .02 (.12)
B) Différence du log de la production
12 02 (.08) 07 (12)
-8 01 (.08) 01 (11)
-4 .05 (.11) -.08 (.09)
-2 -.11 (.08) -.03 (.06)
1 22 (14) 06 (.09)
0 -.20 (.12) -.08 (.09)
1 -.16 (.11) 09 (13)
2 04 (.10) 03 (.15)
4 .19 (.06) .19 (.14)
8 .20 (.07) 27 (.09)
12 -.01 (.13) 03 (12)
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C) Filtre H-P
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Tableau 4

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex post (E.U.)

(papier commercial et déflateur de la production)
Corrélations empiriques (y¢, 71— )

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1947:2-1990:4 1960:1-1990:4
-12 -.10 (.11) -.30 (.14)
-8 -.19 (.10) -.26 (.13)
-4 -.08 (.13) -.22 (.10)
-2 -1 (.10) -.25 (.09)
-1 .16 (.08) -.26 (.09)
0 -.22 (.07) -.32 (.09)
1 -.28 (.08) -.36 (.10)
2 -.33 (.09) -.42 (.11)
4 -.27 (.10) -.44 (11)
8 -.01 (.13) -.30 (.10)
12 -.03 (.09) -.20 (.12)

B) Différence du log de la production

12 .00 (.09) -.06
-8 -.09 (.09) -.09
-4 12 (.09) 03
-2 -.10 (.08) -.05
-1 -.19 (.13) -.05
0 .22 (.08) -15
1 -.20 (.08) -17
2 -15 (.07) -.19
4 12 (.07) -.02
8 05 (.07) 11
12 . -.03 (.11) 04
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C) Filtre H-P
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Tableau 5

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex post (E.U.)
(obligations des corporations AAA et déflateur de la production)
Corrélations empiriques (y¢, T4k )

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1947:2-1990:4 1960:1-1990:4
12 09 (.09) 12 (12)
-8 24 (.09) -35  (.10)
-4 28 (.15) _45  (.09)
2 -.30 (.12) S50 (.07)
-1 .34 (.08) 50 (.07)
0 38  (.07) 50 (.07)
1 .40 (.07) 48 (.09)
2 -39 (.07) 45 (.10)
4 27 (07 35 (12)
8 -.01 (.11) 10 (.13)
12 10 (.09) 02 (.15)

B) Différence du log de la production

12 -.04 (.09) 11 (13)
-8 -.14 (.08) 18 (11)
-4 05 (.09) 04 (.09)
-2 -11 (.08) S04 (1)
-1 -15 (.10) 02 (1)
0 -.14 (.10) 02 (11)
1 -.05 (.10) 06 (14)
2 01 (.08) 07 (11)
4 20 (.05) 13 (.08)
8 05 (.06) 10 (.08)
12 . -.06 (.11) 02 (.09)
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C) Filtre H-P
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Tableau 6

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex ante (E.U.)

(bons du Trésor (3 mois) et déflateur de la production)
Corrélations empiriques (y¢, r4—k)

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1949:2-1990:4 1960:1-1990:4
-12 -.24 (.16) -33 (.35)
-8 29 (.14) 55 (.35)
-4 -17 (.19) 49 (34)
-2 -21 (.15) .51 (.34)
-1 .27 (.10) 55 (.34)
0 -.36 (.09) 60 (.33)
1 .42 (.09) 64 (.34)
2 -45 (.10) 6T (34)
4 -.37 (.12) 68 (.34)
8 -.25 (.12) 56 (.35)
12 -.14 (.12) -.41 (.35)

B) Différence du log de la production

-12 .00 (.09) -.04
-8 -.16 (.12) -.08
-4 13 (.11) 04
-2 -1 (.11) -.03
-1 -.22 (.18) -17
0 .27 (.13) -11
1 -.19 (.09) -.18
2 -.09 (.09) -.13
4 07 (.11) -.01
8 07 (.09) 15
12 13 (.08) 11
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suite du tableau 6

C) Filtre H-P
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Tableau 7

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex ante (E.U.)
(papier commercial et déflateur de la production)
Corrélations empiriques (yt, T¢—k)

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1949:2-1990:4 1960:1-1990:4
-12 -.19 (.16) .33 (.33)
-8 -.25 (.13) 43 (33)
-4 -.09 (.17) 40 (32)
-2 -.14 (.14) 45 (32)
-1 .22 (.10) .40 (.32)
0 -.32 (.09) 56 (.32)
1 -39 (.09) 62 (.32)
2 .42 (.09) 67 (32)
4 -.37 (.12) 69 (.32)
8 -.24 (.12) 68 (.33)
12 ~12 (.12) 40 (.33)

B) Différence du log de la production

-12 -14 (.09) 05 (12)
-8 -15 (.12) 07 (16)
4 13 (1) 03 (12)
-2 -.13 (.10) 06 (12)
-1 -.26 (.17) 06 (.13)
0 -.33 (.11) 19 (1)
1 -.25 (.08) 25 (1)
2 .14 (.09) 19 (10)
4 .08 (.10) 08 (.09)
8 .06 (.09) 13 (11)
12 13 (.08) 12 (.10)

87



suite du tableau 7

C) Filtre H-P

14
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Tableau 8

Corrélations entre la production et le taux d’intérét réel ex ante (E.U.)
(obligations des corporations AAA et déflateur de la production)
Corrélations empiriques (y¢, Te—k)

A) Log de la production autour d’une tendance linéaire

K 1949:2-1990:4 1960:1-1990:4
-12 -15 (.25) -39 (.35)
-8 -.36 (.25) -.61 (.35)
-4 -34 (.24) 68 (.34)
-2 -4l (:24) 72 (34)
-1 - AT (.24) 75 (.34)
0 -.53 (.24) 78 (.33)
1 -.53 (.24) 78 (.33)
2 .51 (.24) 75 (.34)
4 -.40 (.24) 68 (.34)
8 -.23 (.25) .50 (.35)
12 -17 (.25) 42 (.35)

B) Différence du log de la production

-12 -.06 (.10) 12 (12)
-8 .19 (.10) 16 (12)
-4 04 (.10) .05 (.10)
) -.13 (.10) 06 (12)
-1 -.20 (.17) 11 (14)
0 -.19 (.14) S04 (13)
1 -.05 (.10) 02 (12)
2 07 (.08) 09 (10)
4 17 (.08) 07 (.09)
8 07 (.07) 12 (.08)
12 07 (.08) 06 (.10)
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C) Filtre H-P
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Tableau 9

A) Corrélations théoriques entre la production et le taux d’intérét réel

Corrélations (yz,7i—k)

Long-Plosser K-P-R K-P-R K-P-R Baxter-King

K (1983) (1988a) (1988b) (AR(1)=.22) (1990)
-12 -.21 -.47 .20 .26 .32
-8 -.26 -.34 .24 .32 44
-4 -.31 -.07 .29 .39 .58
-2 -.34 14 .32 42 .67
-1 -.36 .28 .34 44 72

0 -.38 43 .35 44 a7

1 -.08 40 .05 18 75

2 -.07 .36 .05 .09 73

4 -.07 .30 .04 .06 70

8 -.05 .22 .04 .05 .64
12 -.05 .16 .03 04 .59

B) Corrélations théoriques (filtre H.P.)

Corrélations (yt,T1—k)

K-P-R K-P-R

K (1988a) (1988b)
12 ~24 -.27
-8 -.36 -31
4 -12 -.02
-2 27 35
-1 57 60
0 95 98
1 73 71
2 53 53
4 22 23
8 -.10 11
12 17 -
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Tableau 10

A) Parametres du modele avec choc permanent.

o= 1 u; = .953 The = .166

a= .5b8 Tk = 617 Tea = -108

B = .988 Tak = -.294 Tne = 1.332

v, = 1.0042 Tir = -.629 Tig = 0.747

o0 = .025 Ty = 249 Tya = 1.773

p= .00 Tk = .44 Twa = 441
N/(1I-N) = .20 e = -.029 Tra = .005

B) Paramétres du modéle avec choc permanent autocorrélé.

g = 3 %3 = 953 ke — 168

a= .58 e = 617 Tea = 116

B = 988 ok = -.294 Tne = 1.319

Yz — 1.0042 T = -.618 Tia — 5.661

5k = .025 Tyk = .250 Tya = 1.765

p= .22 Tk = 043 Twe = 446
N/(1-N) = .20 e = -.029 7re = 0107

C) Parametres du modele avec choc autocorrélé.

o= 1 up = .953 Tha = 137

a= .58 wer = 617 Tea =  .298

8= .988 ok = -.294 fne = 1.048

vy = 1.0042 i = -.618 Tig = 4.733

b= 025 Tyr = 250 Tya = 1.608

p= .90 Twk = D44 Twa = .D60
N/(1-N) = .20 = -.029 Trg =  .055
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Tableau 11

Moments empiriques des séries américaines

1949:1-1990:4P

Ecarts-types relatifs & la production et autocorrélations

Alog(y) Alog(c) Alog(I) N r

écart-type 1.00 0.58 2.05 3.57 43
AR(1) 0.34 0.05 0.47 0.97 0.85
AR(2) 0.19 0.25 0.16 0.93 0.71
AR(3) 0.00 0.07 -0.03 0.89 0.61

Corrélations croisées avec la production (Aiog(yt), A¢—k)

Alog(y) Alog(c) Alog(I) N r
-12 -.09 -.15 -11 .06 -.06
-8 -.09 -.04 -.14 12 -.14
-4 -.19 -.10 -.21 .20 15
-2 19 16 16 15 -.11
-1 .34 27 49 .10 -.23
0 1.00 .54 73 .00 -.26
1 34 .36 44 -.08 -.20
2 19 .20 .20 -12 -.10
4 -.19 .08 -.09 -.05 07
8 -.09 -17 -.18 -.05 .08
12 -.09 .02 -12 .02 .14
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Tableau 12

Moments simulés du modeéle avec choc permanent autocorrélé

Ecarts-types relatifs & la production et autocorrélations

Alog(y) Alog(c) Alog(I) N T
écart-type 1.00 0.68 1.89 1.69 A7
AR(1) 0.34 0.13 0.49 0.98 0.96
AR(2) 0.10 0.13 0.08 0.94 0.91

AR(3) 0.05 0.13 -0.01 0.90 0.87

Corrélations croisées avec la production (Alog(ys), Xi—x)

Alog(y) Alog(c) Alog(I) N r
-12 .02 .07 -.03 27 .26
-8 .02 .09 -.03 33 32
-4 .03 10 -.03 40 39
-2 10 A1 .08 44 42
-1 34 1 o1 42 44
0 1.00 95 o7 30 44
1 .34 34 .32 13 18
2 .10 10 .09 .08 .09
4 .03 .04 .03 .06 .06
8 .02 .03 .02 .05 05
12 .02 .02 .02 .04 .04
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Tableau 13

Moments simulés du modéle avec choc permanent et temporaire

Eca.rts—types relatifs a la production et autocorrélations

Alog(y) Alog(c) Alog(I) N r
écart-type 1.00 0.04 3.31 .54 .01
AR(1) -0.49 -0.02 -0.50 -0.02 0.95
AR(2) 0.00 -0.02 0.00 -0.02 0.91
AR(3) 0.00 -0.02 0.00 -0.02 0.87

Corrélations croisées avec la production (Aleg(y:), Xi—i)

Alog(y) Alog(c) Alog(I) N r
-12 .00 .00 .00 .00 -.01
-8 .00 .00 .00 .00 -.01
-4 .00 .00 .00 .00 -.01
-2 .00 .00 .00 .00 -.01
-1 -.49 .00 -.51 .00 -.01
0 1.00 73 .99 14 -.01
1 -.49 -.68 -.49 -.69 21
2 ) .00 .00 .00 .00 .00
4 .00 .00 .00 .00 .00
8 .00 .00 .00 .00 .00
12 .00 .00 .00 .00 .00
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Tableau 14

Moments empiriques des séries américaines®
1949:1-1990:4

Ecarts-types relatifs & la production et autocorrélations

P4

Y ¢ 2 n T
écart-type 1.00 0.87 1.74 1.17 .14
AR(1) 0.94 0.96 0.92 0.97 0.85
AR(2) 0.84 0.92 0.78 0.93 0.71
AR(3) 0.73 0.87 0.61 0.89 0.61

Corrélations croisées avec la production (Alog(y:), Xi—k)

0] ¢ ? fl r
-12 .30 34 .03 -.56 17
-8 52 44 11 -47 -.31
4 61 60 .39 -.26 -.18
-2 84 73 68 -.16 -.24
-1 94 79 81 -13 -.31
0 1.00 83 87 -.14 -.40
1 94 82 84 -.16 -.45
2 84 a7 75 -.19 -.48
4 61 ' 64 53 -.23 -.44
8 52 48 24 -.26 -.30
12 .30 41 11 -.21 -.21

2 T es séries de la production, de la consommation et de I'investissement ont été construites
en soustrayant une tendance déterministe en commun dont le coefficient est égal a .0042.
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Tableau 15

Moments simulés du modéle avec un choc corrélé et un choc temporaire.

Ecarts-types relatifs & la production et autocorrélations

>

3 ¢ : A r
écart-type 1.00 0.20 3.24 0.75 0.01
AR(1) 0.03 0.95 -0.01 -0.02 0.95
AR(2) 0.03 0.91 -0.01 -0.02 0.91

AR(3) 0.03 0.87 -0.01 -.0.02 0.87

Corrélations croisées avec la production (Aleg{y:), Xi—k)

>

Y ¢ ? n r
“12 .02 21 ~.01 -.03 -.21
-8 02 26 -.02 -.03 .26
4 02 31 -.02 -.04 -31
-2 .03 34 -.02 -.04 -34
1 .03 36 -.02 -.05 -.36
0 1.00 38 .99 98 .38
1 .03 .08 02 01 -.08
2 .03 07 02 01 -.07
4 02 07 02 01 -.07
8 .02 .05 01 01 -.05
12 02 05 01 01 -.05
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Tableau 16

Tests de cointégration de Johansen
1949:1-1991:1%P

Modele 3 5 variables (y,c,in,R,Ap)

n-r tendance p-value constante p-value
1 3.70 (.62) 4.22 (.27)
2 14.44 (.45) 15.39 (.11)
3 29.76 (.35) 30.84 (.06)
4 58.28 (.06) 57.56 (.01)
5 94.35 (.00) 94.54 (.00)

Modele 3 6 variables (y,c,in,R,Ap,m-p)

n-r tendance p-value constante p-value
1 0.65 (.96) 2.58 (.48)
2 6.46 (.97) 7.30 (.70)
3 19.09 (.92) 23.48 (.32)
4 40.83 (.64) 45.26 (.21)
5 71.82 (.25) 72.43 (.04)
6 115.94 (.02) 115.34 (.00)

2 Tes valeurs critiques proviennent de Stock-Watson (1991).
b 13 représentation V.A.R. comprend 6 retards.
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Tableau 17
Corrélations croisées entre y; et (R;_; — EtApiy1-k)

1949:3-1991:1

k modéle & 5 variables modeéle & 6 variables
-12 -12 (.21) -15 (.23)
-8 -.10 (.24) -.24 (.25)
-4 23 (.30) 25 (.32)
-2 -.20 (.25) -.20 (.27)
-1 -.51 (.29) - AT (.27)
0 -41 (.25) -41 (.25)
1 -12 (.21) -11 (.22)
2 -.04 (.20) -.02 (.21)
4 05 (.20) 06 (.22)
8 09 (.20) 08 (.23)
12 -.03 (.19) -.02 (.22)
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Troisieme essai

Un modele de cycle réel compatible avec le comportement du

taux d’intérét réel
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Introduction

Les modeles de cycle réel (RBC) ayant comme seule source d’incertitude le processus
technologique sont incompatibles avec les mouvements observés du taux d’intérét réel.
L’amélioration des conditions technologiques entraine une hausse de la demande par
I'intermédiaire de la consommation et de linvestissement supérieure a la hausse de
I'offre. Pour préserver I’équilibre sur le marché des biens, le taux d’intérét réel doit donc
augmenter, impliquant ainsi un comportement pro-cyclique de cette variable. Cependant,
les corrélations croisées entre la production et le taux réel sont négatives ou nulles pour
la période de l'apres-guerre. Ce résultat est confirmé d’autant plus que I'on examine
les corrélations croisées produites par les chocs technologiques identifiés a P’aide des

restrictions de long terme d’un modele avec croissance stochastique.

Dans cet essai, nous allons examiner comment deux modifications apportées au
modele de base peuvent améliorer la performance de ce type de modele. Pour ré-
duire la sensibilité de la demande aux chocs technologiques, nous introduirons des cofits
d’ajustement sur le capital et des habitudes de consommation dans la caractérisation des
préférencesm. Plusieurs études empiriques sur I'investissement confirment la présence des
colits d’ajustement sur le capital (voir par exemple Shapiro (1986)) et, d’apres Pétude
récente de Ferson et Constantinides (1991), ’hypothese d’habitudes de consommation

est empiriquement plausible.

Ces deux modifications auront pour effet de diminuer la sensibilité de la demande sur

1 Ay lieu de comsidérer des non séparabilités pour la fonction de production et pour les peéférences, des
imperfections sur le marché du capital pourraient potentiellement réduire la sensibilité de la demande aux
chocs 4 la technologie. 1l s’agit d’une voie de recherches futures intéréssante.

2 Novales (1992) étudie les mouvements du taux d’intérét réel dans un modele non standard de cycle réel
incluant des coiits d’ajustement sur le capital et la consommation. Son modéle n’inclut pas le travail, et
les chocs technologiques n’affectent pas la productivité du capital.
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le marché des biens et ainsi d’atténuer le comportement pro-cyclique du taux d’intéréet
réel. Lorsque le modele est gouverné par une croissance stochastique, ces deux modifica-
tions sont nécessaires pour reproduire les corrélations observées entre la production et le

taux d’intérét réel.

Ces transformations améliorent également le modéle sous d’autres aspects. L’intro-
duction des habitudes de consommation et des colits d’ajustement réduit la corrélation
entre les heures travaillées et les salaires réels. Ce résultat est important puisque les mo-
deles de cycle réel surévaluent cette corrélation (voir Christiano et Eichenbaum (1992)).
La faible corrélation empirique entre ces deux variables (connue sous le nom d’observation
de Dunlop-Tarshis) est souvent utilisée pour juger la pertinence des modéles de cycle
économique. De plus, 'ajout de ces deux non-séparabilités augmente sensiblement les
mécanismes de propagation des chocs, quoiqu'’ils solent encore insuffisants pour repro-

duire les “faits stylisés” de la production.

Cet essai se divise de la facon suivante. Dans la premiere partie, nous exposons le
modele théorique. Puis, nous calibrons ce modele, dans la deuxieme partie, pour étudier
I'impact sur les différentes variables de lintroduction des habitudes de consommation et
des cotts d’ajustement; Par la suite, nous comparons les moments produits par ce modele
avec les moment observés et les moment induits par une tendance stochastique identifiée
comme étant le processus technologique par la méthodologie de King, Plosser, Stock
et Watson (1991). Dans la quatrieme partie, nous mettons Paccent sur la mesure de la
performance du modeéle. A 1'aide d’une certaine métrique, nous cherchons a identifier sous
quels aspects les modifications apportées au modele de base améliorent sa performance

face aux observations et aux moments induits par la tendance stochastique.
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1. Le modele

Le modele introduit deux modifications & la spécification présentée dans le deuxieme
essai. Premierement, on relaxe 'hypothese de séparabilité dans le temps de la fonction

d’utilité par rapport & la consommation. On définit une variable S; comme étant:

St = Ct—l/Ht (1.1)

et

H;=0H;_ 1+ Ci (1.2)

avec la contrainte que S; > 0. On appelle S; le service de la consommation. Cy représente
la quantité de consomuuation du seul bien de I'éconouie et H; est la vaiiabic captant
les habitudes de consommation. L’agent représentatif cherche & maximiser la fonction

objectif suivante:

o0

EY " BU(Se L) (1.3)

t=0

La fonction d’utilité a donc comme argument S; et le loisir L;. Les préférences
de Pagent dépendent des habitudes de consommation par l'intermédiaire de la variable
H,. Cette variable correspond & un niveau de consommation de subsistance. Cette
spécification est une version en temps discret de la caractérisation introduite par Ryder
et Heal (1973) et retenue par Constantinides (1990) pour expliquer Iénigme de la prime
de rendement sur les actifs de Mehra et Prescott (1985). Hansen et Sargent (1990)
utilisent également une forme similaire dans le cadre d'un modele linéaire quadratique.
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Pour une telle caractérisation des préférences, une hausse de la consommation au temps
t augmentera l'utilité contemporaine de ’agent représentatif mais diminuera son utilité

future. Ainsi,

§U(Sy, Ly)
6C}y

6U(Stars Lgr)
6Cy

>0,

<0 vr > 0. (1.4)

L utilité retirée au temps t de la consommation du bien dépendra de sa consommation
passée. Egalernent, la consommation contemporaine affectera I'utilité future par la

présence d’habitudes de consommation.

T.a forme retenue inclut, par exemple, le cas ou I'agent ve considére que la consom-
mation au temps t-1 comme déterminant ses habitudes de consommation. Dans ce cas
0 =0et0 < v < 13. La forme séparable dans le temps correspond au cas ou v = 0.
Enfin,si0 < v < let0 <8 <1, les habitudes de consommation sont fonctions de
toutes les consommations passées. Cette spécification pourrait également représenter la

durabilité du bien de consommation, dans ce cas —1 <v < 0.

La deuxiéme modification consiste en l'introduction de coiits d’ajustement sur le
capital. Cette fonction est convexe, de telle sorte que plus l'investissement (positif ou
négatif) est important, plus il est coiiteux de faire varier le capital*. La contrainte de

ressources sera donc:

.- . . . SU{S L
3 Ppour cette caractérisation des habitudes de consommation, ——(-—%;—Lﬁl < 0 pour 7 = 1 seulememt.

. 4 (Cette spécification fut abondamment utilisée dans la littérature, entre autres, par Gould (1968) et Lu-
i cas(1967). Novales (1992) utilisa également une forme similaire de coits d’ajustement pour étudier le
| comportement du taux d’intérét réel.

) | 106




q( K1 — 7K4)?

< -
Ct + It ~ }/t QI{t ’

qg>0. (1.5)

olt v représente le niveau de croissance qui sera défini plus loin. Nous avons retenu
cette formulation des coiits d’ajustement pour que ceux-ci soient égaux a zéro, lorsque
I’économie est & Déquilibre stationnaire. Le parametre q des colts d’ajustement influ-
encera le processus d’accumulation du capital. Suite & un choc technologique, pour ¢ > 0,
la dynamique transitoire vers le stock de capital d’équilibre stationnaire sera moins rapide
qu’en P’absence de coiits d’ajustement. L’introduction de coiits d’ajustement affectera

ainsi la productivité du capital et donc le taux d’intérét réel.

Ces deux transformations permettent de réduire la sensibilité de la demande aux
chocs technologiques sur le marché du bien. Pour des valeurs positives de § et de v,
la réponse contemporaine face a un choc technologique permanent, correspondant a un
changement du revenu permanent, sera moins forte, car 'agent représentatif préfere un
sentier de consommation plus lisse. De la méme fagon, une valeur positive de g réduira

la sensibilité de l'investissement face a un choc technologique.

Le probléeme du planificateur social consiste 4 maximiser la fonction objectif suivan-

te®:

S BU(Sy L) (16)

=0

sous les contraintes:

5 U est concave en S et Ly et deux fois continuement différentiable en St et Ly
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Vi = K}7%( XNy )™ (1.7)

Co+ I, + g(K‘“ ;fKt)Z < Y (1.8)
Kip1 = (1= 6k)ke + Iy (1.9)

Sy = Cy — vH; (1.10)

Hiy = 0H,; + C, (1.11)
Ne+Li <1 (1.12)

avec les contraintes de non-négativité sur les variables L, Ny, Cy, K; et S:. Le processus

technologique X; est:

Xe = Xy—rexp(p + P(L)er) (1.13)

dont la décomposition en composantes permanente et transitoire est:
X, = XPX;. (1.14)
La composante permanente est définie comme étant:
XP = X7 _jexp(y) (1.15)

ou v = u + ¥(1)e et la composante transitoire comme étant:

X; = exp(¢*(L)es) (1.16)

ot p*(L) = G,
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Par le deuxieme théoreme du bien-étre, 'optimum de Pareto correspond & I’équilibre
concurrentiel, les prix sont alors ceux qui décentralisent cette économie. Par la solution
optimale pour les processus stochastiques des quantités, on peut obtenir ces prix. Ainsi,
le taux d’intérét réel est égal & la volonté de substituer intertemporellement le bien de

consommation,

8U(St, L1)/6Cy
EB6U(St41, Lt41)/6C141

ot ry est le rendement sur les bons sans risque et Ey; représente ’espérance conditionnelle

147 = (1.17)

basée sur l'information disponible au temps t.

Dans le cas de séparabilité dans le temps, le taux d’intéret réel est fonction de
la consommation au temps t et au temps t+1. Lorsque les préférences dépendent
des habitudes de consommation comme en (1.10) et (1.11), le taux d’intérét reel sera
fonction de Cyy1 et de Cy, mais également des consommations passées et des anticipations
des consommations futures. Par exemple, lorsque la fonction d’utilité a une forme
logarithmique et que les habitudes de consommation ne dépendent que du niveau de

consommation 2 la période antérieure, le taux d’intérét réel sera égal a:

1 By
Et[ct—VCt—l B Ct+1—"ct]
Bv ]

: (1.18)
’BEt[CH.l—VCt - C;+2-—V01+1

1+’I‘t=

Dans ce cas simple, le taux d’intérét réel est fonction de E;Ciya, EtCiy1, Cret Ciot.
Si, 6 # 0, alors le taux d’intérét réel est fonction du processus complet des consommations

futures et passées.

Egalement, & équilibre, le taux d’intérét réel est égal 3 la productivité marginale du
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capital. Avec les coiits d’ajustement, la productivité marginale anticipée du capital est

égale a:

g, Kiya — Kt

_ Koo — K
re = Byf(1 — @)A1 K3 NE + (1= 6) + = ( =
2 K1

2
+
)"+ av( o

K1 — Ky

=1 (1.19)

—q7(

Le taux d’intérét réel varie maintenant positivement avec l'investissement anticipé
et négativement avec l'investissement contemporain. L’ajout de couits d’ajustement

diminuera la sensibilité a court terme du taux réel aux chocs technologiques.
2. Simulations

Nous allons maintenant étudier le comportement de la consommation, de I'investis-
sement et du taux d’intérét réel suite a 'introduction des deux modifications apportées
au modéle de base. A l'aide de la représentation espace-état dérivée a 'appendice, on
peut étudier les fonctions de réponse (“impulse response”) de ces variables pour un
choc technologique permanent sans dynamique transitoire, donc X; = XFP et X7 =
X?P jexp(p + €). Nous avons utilisé les mémes valeurs pour les différents parametres
du modele que King, Plosser et Rebelo (1988a, 1988b). Le partie A du tableau 10 du

deuxiéme essai de cette thése contient les valeurs des différents parametres utilisés.

L’introduction d’habitudes de consommation aura pour effet de lisser la consomma-
tion suite & un choc technologique permanent. A la figure 1, on retrouve le comporte-

ment de la consommation pour différents parameétres v caractérisant les habitudes de
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capital. Avec les cotuts d’ajustement, la productivité marginale anticipée du capital est

égale a:
- q, Kipo — Kiy1,5 Kiyo — Kiygg
= FE. 1 — a o — LN s Tae —— Zttrs i
re = B[l — @) Aunn K Niy + (1= 6) + 5 Ky )"+ a( o
oy —
EPMEC Ik Y (1.19)
K,

Le taux d’intérét réel varie maintenant positivement avec 'investissement anticipé
et négativement avec l'investissement contemporain. L’ajout de coiits d’ajustement

diminuera la sensibilité & court terme du taux réel aux chocs technologiques.

2. Simulations |

Nous allons maintenant étudier le comportement de la consommation, de 'investis-
sement et du taux d’intérét réel suite a 'introduction des deux modifications apportées
au modele de base. A Daide de la représentation espace-état dérivée a 'appendice, on
peut étudier les fonctions de réponse (“impulse response”) de ces variables pour un
choc technologique permanent sans dynamique transitoire, donc X; = XFP et X} =
X? jexp(p + €). Nous avons utilisé les mémes valeurs pour les différents parametres

du modele que King, Plosser et Rebelo (1988a, 1988b). Le partie A du tableau 10 du

deuxiéme essai de cette thése contient les valeurs des différents parametres utilisés.

L’introduction d’habitudes de consommation aura pour effet de lisser la consomma-
tion suite a un choc technologique permanent. A la figure 1, on retrouve le comporte-

ment de la consommation pour différents parametres v caractérisant les habitudes de
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consommation®

. La graphique du haut contient la fonction de réponse de la consom-
mation du modele de base suite a un choc permanent normalisé & 1. Suite a ce choc
permanent, en accord avec la théorie du revenu permanent, 'agent représentatif aug-
mentera sa consommation contemporaine d’un montant appréciable afin de rejoindre le
plus rapidement possible le niveau de consommation du nouvel équilibre stationnaire’.
Les deux graphiques du bas représentent le comportement de la consommation pour des
valeurs de v égales & .4 et .8. Plus la valeur de v est élevée, plus le sentier de consomma-
tion pour atteindre le nouvel équilibre stationnaire sera lisse. Ainsi, a la période initiale,
pour le modele de base, la consommation augmentera de .38. Pour v = .4, 'augmentation
au temps t de la consommation sera de .25, et de .11 pour v = .8. Les graphiques de
droite représentent le comportement du taux d’intérét réel pour ces différentes spécifi-
cations. Les trois graphiques sont similaires. Le taux d’intérét réel est pro-cyclique et
augmente initialement & peu pres de la méme valeur pour chaque spécification retenue.
Les corrélations croisées entre les variations de la production et le taux d’intérét réel sont
peu sensibles au parametre v. 1l est également intéressant de souligner que I'introduction
des habitudes de consommation augmente les autocorrélations de la consommation (le
coefficient d’autocorrélation d’ordre 1 de Alog(Cy) est égal & .13 pour le modele de base
et de .86 pour v = .8), mais n’augmente pas les autocorrélations de la série de production
(pour le modele de base le coefficient autorégressif d’ordre 1 est égal & .02 et & .04 pour

le modele avec v = .8)°%.

6 Dans ce cas, les habitudes ne dépendent que du niveau de consommation au temps t-1. L’étude de
comportement pour le paramétre v fait clairement ressortir 'impact des habitudes de consommation sur
le sentier optimal de cette variable.

" 1 est intéressant de souligner que, pour un choc permanent sous forme d’une marche aléatoire, une
augmentation du coefficient d’aversion au risque correspond 3 une augmentation de la variance relative
de la consommation par rapport i Pinvestissement.

& Cogley et Nason (1992) démontrent que les autocorrélations de la production, données par différents modeles
de cycle réel, sont imcompatibles avec les autocorrélations observées de la croissance du PNB américain.
L’introduction de non-séparabilité sous la forme d’habitudes de consommation ne semble pas remédier a
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Examinons maintenant le comportement de l'investissement et du taux d’intérét réel
pour lintroduction de colits d’ajustement. Les graphiques de gauche de la figure 2
représentent le comportement de l'investissement, suite 3 un choc permanent positif,
pour un parametre q respectivement égal a 0, 10 et 20. Pour le modele de base (q =
0), l'investissement augmentera d’environ 1.6 pour tendre par la suite vers le nouvel
équilibre stationnaire. Pour une valeur de q égale a 10, Pinvestissement réagira beaucoup
moins suite au choc permanent, la hausse initiale sera de .98 pour tendre ensuite vers le
nouvel équilibre stationnaire. Pour des coilits d’ajustement égaux a 20, la réponse initiale
sera de .75. Le taux d’intérét réel est, pour sa part, trés sensible a l'introduction de
coiits d’ajustement. Pour q = 10, le réponse initiale passe de .029 & .013 et, pour une
valeur de q égale a 20, le taux réel ne réagit presque pas puisqu’il augmente au temps
t de .0095. La réaction du taux réel est donc amoindrie, mais celui-ci demeure quand
méme pro-cyclique. Les corrélations croisées diminuent également avec I'introduction de
cofits d’ajustement. Pour le modele de base, la corrélation croisée entre Alog(Y;) et le
taux réel est de .35, tandis que pour la spécification avec ¢ = 20, la corrélation croisée

contemporaine est de .27.

Ces deux modifications du modele de base prises séparément ne permettent pas de
reproduire les corrélations croisées observées entre les variations de la production et le
taux d'intérét réel. Ce résultat est plutSt intuitif. Avec des habitudes de consomma-
tion, le choc technologique permanent induira une hausse relativement plus élevée de
linvestissement, et donc, pour un taux d’intérét constant, I'augmentation de la demande
sera supérieure & l'augmentation de I'offre produite par le choc technologique positif.

Pour la spécification avec seulement des cotts d’ajustement, le choc technologique per-

ce probléme.
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manent induira une hausse de la consommation (due & la hausse du revenu permanent)
supérieure & la hausse de l'offre, pour un taux d’intérét réel constant. La corrélation
croisée sera plus sensible aux coilits d’ajustement parce que ceux-ci impliquent une perte
de production par la contrainte (1.5), et donc une hausse plus faible de la demande.
Cependant, lorsqu’on introduit conjointement les habitudes de consommation et les coiits
d’ajﬁstement, on peut reproduire, pour des valeurs raisonnables des parametres, les cor-
rélations croisées observées. Le tableau 1 reproduit les corrélations croisées contempo-
raines pour différentes valeurs de v et q. Prenons par exemple le cas ou v = .6 et q = 10.
La figure 3 reproduit les fonctions de réponse pour la consommation, I'investissement et le
taux d’intérét réel. Suite au choc technologique permanent, les habitudes de consomma-
tion et les cotits d’ajustement contraignent la réponse contemporaine de la consommation
et de linvestissement. Ainsi, la réponse contemporaine de la consommation est égale a
.24 (.38 pour le modele de base) et de 1.29 pour Jinvestissement (1.6 pour le modele de
base). A un taux d’intérét réel constant, 'augmentation de l'ofire est supérieure a la

hausse de la demande, ce qui entraine une baisse du taux d’intérét réel.

3. Comparaison des moments

Dans cette partie, nous allons comparer le comportement du modele, pour des valeurs
de parametres q et u fixées selon les résultats d’études empiriques, avec les moments
empiriques et les moments induits par une tendance stochastique identifiée au processus

technologique par la méthode de King-Plosser-Stock-Watson (1991).

Dans le tableau 2, nous retrouvons les moments empiriques pour Alog(Y?), Alog(Ct),
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Alog(It), logNt, r¢—r et AZog(wi)91011 pour un échantillon trimestriel couvrant la période
de 1954:1 a 1990:4. Le tableau 3 contient les moments empiriques produits par le choc
identifié comme étant la tendance stochastique du processus de la technologie pour une
représentation incluant Alog(Y?), Alog(Ct), Alog(1y), log(N¢)'? et ry — r. On remarque
que les écarts-types des différents moments sont tres élevés!3. Par exemple, la corrélation
contemporaine entre la production et le taux dintérat réel est égale a -.46 avec un écart-
type égal a .37. Meéme avec un tel écart-type, on peut rejeter, avec un intervalle de

confiance de 95%, la corrélation croisée du modele de base qui est de .35.

Pour fixer la valeur des parametres p et g, nous avons utilisé les études de Shapiro
(1986) et de Ferson & Constantinides (1991). En particulier, la valeur donnée dans le
tableau II colonne (d) de Particle de Shapiro, correspond a estimation la plus proche de
notre formulation, la valeur de q équivaut 4 peu pres a 314, Cette valeur de q inplique
une perte de 0.4% en production lorsque le capital croit de 1.0% au-dessus de sa valeur

de long terme, ce qui est un estimateur plutot conservateur. Le choix du parametre v

9 Ces moments ont été obtenus par la méthode des moments généralisés (GMM, Hansen (1982)) et les écarts-
types ont été calculés i P’aide de 'estimateur de la matrice de variance-covariance proposé par Newey et
West (1987).

Les séries utilisées proviennent de la Citibase pour un échantillon trimestriel de 1954:1-1991:1. La mesure
de la production est le P.N.B. américain (GNP82) en dollars constants de 1982 moins les dépenses gou-
vernementales en dollars constants (GGE82) per capita (P16). Ces séries sont désaisonnalisées. L’indice
de prix correspondant est le déflateur de cette mesure de production (GNP-GGE/GNPSQ—GGESZ) et le
taux d’intérét nominal est une moyenne sur trois mois des bons du Trésor américains (FYGM3). La série
des heures travaillées a été construite comme etant I’emploi total dans le secteur non agricole (lhem) moins
‘emploi total dans le secteur gouvernemental (lpgov) multiplié par la moyenne d’heures travaillées par
semaine (lhch). Cette série correspond A celle utilisée par Watson (1991).

10

11 s salaires réels dans d’un tel modéle correspondent a la productivité moyenne du travail puisque les

rendements sont constants. La productivité moyenne est définie comme le logarithme de la mesure de
production moins le logarithme des heures travaillées. Pour obtenir les salaires réels, on doit prendre cette
mesure en différence étant donnée la présence d’une croissance stochastique.

Nous avons enlevé une tendance quadratique 3 la série des heures travaillées pour la rendre stationnaire.

13 La matrice de variance-covariance des moments de la tendance stochastique a été obtenue par méthode

de simulation sur les chocs correspondant a cette tendance. Nous avons effectué 1000 simulations avec le
générateur de nombres aléatoires de RATS (voir Doan et Litterman (1986)).

Lestimateur de ggi de Shapiro (1986) doit étre multiplié par la production moyenne dans le secteur
manufacturier (en dollars de 1967) sur la période 1955-80 pour étre compatible avec le paramétre q de
notre modele

14
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est plus problématique. Les estimations obtenues par Ferson et Constantinides sur des
données trimestrielles varient de 0.2 & 0.7 selon le choix des instruments. Nous avons fixe
le parametre a 0.4. Le tableau 4 présente les différents moments pour le modele avec les
habitudes de consommation et les coiits d’ajustement, et le tableau 5, ceux du modele

de base.

Les ratios de variances entre le modele de base et le modele avec habitudes de
consommation et coiits d’ajustement sont assez similaires. Pour les corrélations croisées
contemporaines, la consommation et I'investissement sont presque parfaitement corrélés
avec la production pour les deux modeles. Dans notre modele, le travail et la production
sont moins fortement corrélés (.17 au lieu de .35). On peut comprendre intuitivement ce
résultat. Un choc technologique positif entraine une hausse de la productivité marginale
du travail, incitant I'individu & offrir plus de travail. Cependant, Veffet richesse, provoqué
par ce choc permanent, améne I'individu & consommer plus de loisir, donc a diminuer son
offre de travail. L’effet net est une hausse de P’offre de travail. Lorsque le taux d’intérét
réel contemporain baisse suite au choc permanent, l'individu diminuera son offre de
travail diminuant ainsi la corrélation entre la production et le travail. Par exemple, pour
un modele ot =10 et x = .6, on obtient une corrélation croisée entre le travail et la
production qui est négative (-.03). Dans ce cas, l'effet sur loffre de travail de la baisse
du taux d’intérét réel est plus important que la hausse de la demande produite par le

choc technologique permanent.

Tl est intéressant d’examiner la corrélation entre les salaires réels et les heures tra-
vaillées puisque cette corrélation a souvent été utilisée pour juger les modeles de cycle
économique. La corrélation empirique avoisine zéro (voir Christiano-Eichenbaum (1992)
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pour une discussion). Pour le modele de base, la corrélation croisée entre ces deux vari-
ables est égale & .45. Pour le modele ou q=8 et p = .4, cette corrélation est de .18. La
baisse de la corrélation est due au déplacement de la courbe d’offre de travail produit par
la baisse du taux d’intérét réel. Pour le modele avec =10 et pu = .6, cette corrélation
est négative (-.05). On peut donc reproduire la corrélation observée entre les heures
travaillées et les salaires réels avec un modele qui incorpore seulement une source de
choc. En résumé, I'introduction d’habitudes de consommation et de cotts d’ajustement
permet d’améliorer le modele relativement & la relation entre le taux d’intérét réel et la
production, ainsi que pour le marché du travail. Cependant, sous d’autres aspects, ce
modele se comporte moins bien. Par exemple, les autocorrélations de la consommation
sont trop élevées ('autocorrélation d’ordre 1 est égale a (.41) pour le modele avec q=8
et 4 = .4 comparativement a la valeur observée qui est de .22 et de .13 pour le modele
de base) et les autocorrélations de I'investissement sont négatives (-.11 comparativement
3 la valeur empirique qui est de .48). Le modele de base reproduit également assez mal

les autocorrélations de l'investissement (autocorrélation d’ordre 1 est de -.01).

Finalement, il est intéressant de noter que I'introduction de non-séparabilité semble
améliorer sensiblement les mécanismes de propagation des modeles de cycle réel. Pour un
choc correspondant & une marche aléatoire, Pautocorrélation d’ordre 1 de la production
pour le modele avec q=8 et p = .4 est de .08 tandis que pour le modele de base, elle est
de .02. Cependant cette valeur est encore loin de la valeur observée qui est de .32 (en
effet, on peut rejeter avec un intervalle de confiance de 95% D’égalité de ces deux valeurs).
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4. Tests empiriques.

Dans la partie précédente, nous avons comparé qualitativement les différents mode-
les. Cependant, il est nécessaire de comparer ces modeles avec une certaine metrique. Ces
modéles sont-ils significativement différents? Pour quels ensembles de moments, le modele
avec coilits d’ajustement et habitudes de consommation est-il meilleur que le modele de

base? Pour ce faire, nous allons introduire un test basé sur une forme quadratique.

Pour un ensemble de moments ®, le test consiste a évaluer la distance entre les
moments engendrés par le modele (contenus dans le vecteur f) et les moments empiriques
® avec comme métrique la matrice de variance-covariance des moments empiriques.
Définissons le vecteur F mesurant la distance entre les moments observés et les moments

produits par un modele. Ainsi,

F(er) = f - ®r. (4.1)

Un estimé convergent de la variance de I sera:

VarlF(@r)] = [F(@7)lar(®7)[F (87)] (4.2)

ot var(®r) est la matrice de variance-covariance des moments estimés. La statistique du

test sera:

Q = F(®7)' Var[F(®7)] ' F(®T). (4.3)
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Sous '’hypothese que F(®) suit asymptotiquement une distribution normale, la statis-
tique Q aura asymptotiquement une distribution du khi-deux avec un nombre de degrés
de liberté égal a la dimension du vecteur F. Nous allons comparer divers ensembles de
moments pour le modeéle de base et le modele ou q = 8 et v = 4. Dans le cas ou
nous allons comparer les deux modéles avec les données brutes, la matrice de variance-
covariance de ®7 est obtenue a 'aide de la méthode des moments généfalisés de la facon
proposée par Newey et West (1987). Pour la comparaison avec les moments produits par
la tendance stochastique identifiée aux chocs technologiques grace a la méthodologie de
KPSW, la matrice de variance-covariance de ®7 est estimée en simulant des chocs sur

cette tendance (nous avons effectué 1000 simulations).

Le Tableau 6 contient les résultats du test Q pour différents ensembles de moments.
Les deux premieres colonnes du tableau contiennent les résultats du test Q pour les
moments des données brutes et les deux derniéres ceux des moments induits par la
tendance stochastique. Ala premiere et 3 la troisieme colonnes apparaissent les résultats
du test Q pour le modele de base et & la deuxieme et a la quatrieme colonne, les résultats

pour le modéle avec habitudes de consommation et cotits d’ajustement.

Afin d’examiner Iimpact de I’ajout au modéle de base des habitudes de consomma-
tion et des cotts d’ajustement, nous avons effectué le test Q sur les volatilités relatives
de la consommation et de 'investissement par rapport a la production, sur la corrélation
contemporaine entre la croissance de la production et le taux dv’intérét réel et sur la cor-
rélation contemporaine entre les heures travaillées et les salaires réels. Nous avons choisi
ces moments pour les raisons suivantes: i) les volatilités relatives de la consommation et
de I'investissement sont les criteres de base pour ’évaluation des modeles de cycle réel, ii)
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’étude de la corrélation entre la production et le taux d’intérét réel est le but premier de
cet essal et iii) 'observation de Dunlop-Tarship sur la faible corrélation empirique entre
les heures travaillées et les salaires réels est souvent utilisée pour évaluer les modeles de
cycle économique. La valeur du test pour le modele de base avec les données brutes
est tres élevée, donc on peut rejeter ce modele sans ambiguité. Pour le modele avec les
habitudes de consommation et les colts d’ajustement, la statistique est beaucoup moins
élevée qﬁe celle du modele de base, en fait, on ne peut rejeter ce modele avec un inter-
valle de confiance de 99%. Pour les résultats du test Q avec les moments provenant de
la tendance stochastique, les deux modeles font beaucoup mieux. Le modele de base est
cependant prés de la borne de confiance a 10% (p—vaiue de .12), tandis que la statistique
du modele modifié est tres faible (p-value de .85). Pour ces moments, Pintroduction
des habitudes de consommation et des coit d’ajustement améliore significativement la

performance de ce type de modele.

Pour identifier plus précisément quels aspects les habitudes de consommation et les
cotits d’ajustement améliorent la performance du modele, nous avons effectué le test Q
sur différents ensembles de moments. La partie B du tableau 8 contient les résultats
du test Q pour la volatilité relative de la consommation, de l'investissement, des heures
travaillées, du salaire téel et du taux d’intérét réel par rapport & la production. On
peut rejeter les deux modeles avec les données brutes (la valeur critique a 5% est de
9.49), tandis qu’on ne peut les rejeter avec la tendance stochastique identifiée aux chocs
technologiques. Les résultats sont semblables pour les deux modeles. Le rejet pour
les données brutes provient des variances du travail et du taux d’intérét réel qui sont

sous-estimées par les deux modeles’s.

15 Nous aurions pu considérer les deux modeles avec une offre de travail plus élastique comme Hansen (1985)
pour augmenter la variance des heures travaillées.
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Par la suite, nous avons comparé les corrélations croisées contemporaines générées
par les deux modeles. Le premier ensemble de corrélations comprend les corrélations de la
production avec la consommation, I'investissement, le travail, le taux d’intérét réel et les
salaires travaillées. A nouveau, on peut rejeter les deux modeles avec les données brutes,
mais pas avec la tendance stochastique. Cependant, le deuxieme modele semble plus
satisfaisant que le premier (113.58 contre 176.55 poﬁr les données brutes et 2.91 contre
8.20 pour la tendance stochastique). Nous avons également considéré le méme ensemble
de moments, mais en remplacant la corrélation entre production et heures travaillées par
la corrélation entre les heures travaillées et les salaires réels. Avec les données brutes,
on rejette les deux modeles, cependant l'introduction d’habitudes de consommation et
de coiits d’ajustement améliore grandement la reproductions des moments empiriques,
puisque la valeur du test diminue de 139.76 & 39.54. Pour la tendance stochastique, on
peut rejeter le modele de base & un niveau de 10% malgré 'imprécision de la mesure des

moments, mais on ne peut rejeter le deuxieme modele.

Examinons maintenant les corrélations dynamiques entre la AY; et ry_j pourk =-2, -
1,0, 1, 2. On peut rejeter les deux modeles. Méme si la corrélation croisée contemporaine
engendrée par le modele avec les habitudes de consommation et les couts d’ajustement
est négative, les autres corrélations croisées sont positives comme on peut le constater
dans le tableau 4, alors que pour les données brutes, celles-ci sont négatives. Pour le
test avec les corrélations dynamiques provenant de la tendance stochastique, on rejette
3 un niveau de 10% le modele de base, tandis que le modéle modifié est beaucoup plus
satisfaisant. Nous avons fait le méme exercice pour les corrélations croisées dynamiques
entre les heures travaillées et les salaires réels. Les résultats sont rapportés a la partie
F du tableau 6. Pour les données brutes, on constate une nette amélioration (44.21
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comparativement a 264.88) produite par l'introduction des deux modifications dans le
modele de base, méme si celui-ci est rejeté. Pour la tendance stochastique, le modele
de base est rejeté avec un intervalle de confiance de 95% tandis qu'on ne peut rejeter le

modele modifié.

Comme nous ’avons souligné dans la partie précédente, le probleme important du
modele avec les habitudes de consommation et les cofits d’ajustement se situe au niveau
des autocorrélations des différentes variables, et particulierement pour l'investissement.
La partie G du tableau 6 contient les résulats du test Q pour les autocorrélations d’ordre
1 de Alog(Y:), Alog(Cy), Alog(Iy), Alog(Ny), Alog(wi) et ry tandis que la partie H
contient les mémes autocorrélations & I’exception de linvestissement. Pour les résultats
avec l'investissement, on rejette les deux modeles, et ce, autant avec les données brutes
qu’avec les autocorrélations induites par la méthodologie de KPSW. Le modele de base
donne des résultats un peu plus satisfaisants que le modele modifié. Lorsqu’on effectue
le test sans investissement, on rejette toujours pour les données brutes. Pour la tendance
stochastique, on peut rejeter le modéle de base a un niveau de 10% et le modele avec les

habitudes de consommation et les cofits d’ajustement est tres satisfaisant.
Conclusion

L’introduction des habitudes de consommation et des cofits d’ajustement améliore la
performance des modeles standards de cycle réel sur plusieurs aspects. Ces modifications
ont été appc;rtées afin de reproduire les co-mouvements entre le taux d’intérét réel et
la production. En plus d’améliorer le modele de base sous cet aspect, les habitudes de
consommation et les cotts dsajustement permettent de mieux reproduire les corrélations
entre les heures travaillées et les salaires réels sans source additionnelle de choc. Cepen-

121



L

dant, les moments induits par le modele sont rejetés dans la plupart des cas lorsqu’ils
sont comparés aux moments empiriques. Les tests sont favorables si on compare avec les
moments provenant des chocs identifiés comme étant ceux du processus de la technologie

par la méthodologie de King, Plosser, Stock et Watson (1991).

Pour un aspect important, le modeéle de base et le modeéle modifié se comportent tres
mal. Selon les observations, la croissance de I'investissement est positivement et significa-
tivement autocorrélée tandis que ces modeles prédisent des autocorrélations légerement
négatives. L’explication du comportement de l'investissement semble donc déficiente

dans ce type de modele et constitue donc une voie de recherche intéressante.
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APPENDICE

On considére la méme classe de fonction d’utilité que King-Plosser-Rebelo (1990),
soit

1 -0
U(Sy, Lt) = T=a) S}7v(Ly) , (A1)
pour0<0'<1eta>1,poura=1,onaque
U(St) = log(St) + ’U(Lt) (A2)

Lorsque que la fonction dutilité est additive en St et Ly, v(Ly) doit étre croissant et
concave, si la fonction d’utilité est multiplicative comme en (A.1), alors v(L) doit etre
croissant et concave si @ < 1 et, décroissante et convexe si o> 1.

On divise chaque variable par la composante permanente XP & lexception de Ny
qui est borné par allocation en temps de I'individu normalisé & 1. On obtient ainsi une
économie sans croissance.

Le probleme du planificateur social consiste donc a maximiser:'®
— 1
X, "E Z(ﬂ*)t[(l——_—a._)stl_av(lft)] (A.3)
t=0
sous contrainte:
y = Ak NG (A.4)
: kyp1 — ki)’
e+t 272-(—}——*-1—-—2‘ < Yt (A.5)
2 k4
vhirr = (1= Sr)ke + 1 (A.6)
St = Ct — I/ht (A?)
Yheyr = Ohy + ¢ (A.8)

ot B = B(y)1™7 et Av = (X))

16 A pétat stationnaire, pour que S; soit positif, 1—;—%—3—‘-" doit étre plus grand que zéro.
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Pour resoudre ce probleme, on applique la méthodologie de King et al. (1990),
qui consiste a dériver les conditions de premier ordre du probléeme de maximisation
dans un environnement sans incertitude et & approximer ces conditions autour de ’état
stationnaire puisqu’il n’existe pas de solution analytique. Par la suite, on résoud le
systeme d’équations différentielles résultant.

Les variables d’état de cette économie sont les habitudes de consommation (hsy1),
le capital (k;41) et le processus exogeéne & la technologie (A;). On écrit le lagrangien en
fonction de ces variables:

[ee]

1

L= EY (8" [irmgy(rhers = 0+ )b (Lo}
=0
= - ki — ki)?
E Z M (B AR TONT = Yhyss + Ohe — vhosr + (1 — S )k — %’72@7;—}—)—] (A.9)
t=0
Les conditions de premier ordre par rapport a h¢t+1, ki1, Nt et A sont:
Y(Yhes1 = (8 + v)he)"70(Le) = (0 + v)B* (vher2 — (0 + v)heg1) T v(Lig1) =
(A.10)
YAt — A1 90
q o, ktr2 = kigr o
A1 Bl(1 = @) Aer kI N + (1 = 6) + 57 (—F—)
2 kit (A.11)
— —k .
+Q’72(kt+2—ktii)] = A7+ /\tmz(kti“‘l)
kit1 ke
1 dv(Ly) 1—a) p(a—1)
(1-9) = hadk{ N A.12
=0 (Yht+1 — (0 + v)he) 5N, ta ( )
- kir1 — ki)?
Atkt(l G)Nta — Yhipr + 0hy — vhipr + (1 — 6 )kt — %72£_til_kt___t)_ = 0. (A.13)

Le stock de capital kg et les habitudes de consommation ho sont donnés. Les
conditions de transversalité sont:

lim (6*)t/\tl€t+1 =0 (A14)
1—00
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3 =

I

tl_i_*l'&(,@*)t/\tht_yl =0. (A15)

A Vaide d’une approximation de Taylor, on expnme les conditions de premier ordre

de facon linéaire autour de I’équilibre stationnaire, oli par exemple h = log(h¢/h). On
obtient que,

a(0+v)B*y; o? (64 v)2aB* . a0+ v)yy -
G-0-» "G ) it Gy
§v(L)/8N - JSu(D)/SN o
—N~y _gm—N + N(@+v)B ——@T—th—l = (A.16)
Wa = (04085 BB = (64 2)8)
(y — B*9) (v — 5*6) Ut

Ats1 + NaAir1 — onakirs + nalNerr + B ks — Barvki = M + gykisn — gvke (A7)

B v); §*(L)/6N6N -
(F=0—-"v) e (y—0- y) b= N v(L)/8N Ne= (A.18)
/\t + At + (1 = a)l;:t - (Of - 1)Nt

0 . i ; :
gt (R~ Qe Dk = (A.19)

A+ alNy +(1 - a)l;:t

ou g = [y = B*(L = &)}/l et & =/[y = (1 = &)l

Algorithme de solution

Par les conditions de premier ordre linéarisées (A.18) et (A.19), les variables As et

N, sont reliées aux variables d’état au temps t+1 et t et a la variable exogene A; par les
équation suivantes:

§2u(1)/6NEN o
[O N&(L(WEN (1“0‘)][’}‘]___
Ny

0 o
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ki1
' 0 (1—o)y —(1 — _ 1-0o)(0+v) ]A‘L ~11.
‘E [ i e ( ?) W} T+ [ ] A (A.20)
: o intymy —(l—o)—ylo- ) ==, ky -
'. by

Les équations (A.16) et (A.17) permettent d’exprimer les variables (kes1s Bov1s ky et
% ht) en fonction de \; et Nt et de la variable exogene At Ainsi,

B qv o —8%¢y —ana L —gq7 0, kg
a%&-&-u 8"~ —(8+4+v)° 0o a ang-&-v% i
0 y—8—v 0 _%ﬂ):;)ﬁ_ -+ 0 y— 9 v 0 (y~8~ }.LH"?
0 0 1 0 ~1 0 0 kg1
0 0 0 1 0 -1 0 hiya
-1 0 —afa 0 )

—B78(y—(84¥)B*) « (Ju(L)/EN y(y—(8-(8+2)8%) _ (Su(L)/éN 5
= —ﬁvrgm—‘) (6+)8 é—}(L)?T‘N +| TG Ty Nls [§‘+1]

Nigr
0
—Ha ro
0 0 >
+ 0 +1o0 B ) A
\ 3 0.

) (A21)

0 0 0

ou B est un opérateur de retard.

Posons que Z; = (ki hy)’. Etant donné que la Mcc est inversible, on peut exprimer
Zt+2 et Zt+1 comme un polyndme du premier ordre fonction de la variable exogene Ay41.
Donc,

[Mss(B) — Mse(B)Mece™ Mcs) [ ?4—2} = [Mse(B)-I-Msc(B)Mcc’lj\lce];ltH (A.22)
t+1

On a donc le systeme de premier ordre suivant:

Mss*(B) { g:ﬂ = Mse*(B)Au. (A.23)

En prémultipliant par la Mss0*, on obtient un systeme ou le vecteur (Zy42 Ziy1)’
est fonction de son premier retard de Apg1 et Ay
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[ uZM} W [ £+1] + RAu1 + QA (A.24)

ou W = [Mss0*]"!Mss1*, R = [Mss0*]71 Mse0* et
Q = [Mss0*|"1 M sel*7.

Ce systéeme dynamique est gouverné par les racines caractéristiques de W. Définissons
P comme la matrice des vecteurs propres et = la matrice diagonale des valeurs propres de
W. On a donc que W = PZP~1. Les deux plus petites valeurs (Z;) seront plus petites
que (8*)!/? et les plus grandes seront supérieures a (B*)Y/2.

On partitionne P,=, et P~! en fonction de Zt_,_g et Zt+1§

Py P2 -1 [ Py Py ]
P= pl= |t fn A25
[ P Pzz] Py P (4.25)
==[= 0] (A.26)
L0 S

On définit le vecteur (—Z—H_z Z141)’ comme étant:

7t+2] -1 [ Zt+2}
“ =P < . A.27
[ Zyyq Zyy1 ( )

En prémultipliant ’équation (A.24) par P~!, on obtient:

Zu2| _z| Zu| 4 pr1RA,, + PTIQA. (A.28)
Zit1 Zy
Par (A.26):
Zir = P31 Zopa + Py 2 (A.29)
Ziyo = [P Zowr — [P P 2 (A.30)

17T pfss0* correspond  la matrice d’ordre 0 du polynéme et Mss1* i la matrice d’ordre 1 du polyndme. La
méme notation est utilisée M se*
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et par (A.28),

Zy = [Ez]—l7t+1 + Dl;lt.g.l + DoAt. (A.31)

On prend l’espérance de 'équation précédente par rapport a I’ensemble d’information
au temps t (). Alors,

Zt = [E2) " Eu(Z141) + D1EiArpr + DoAr. (A.32)

On suppose un processus de Markov du premier ordre pour A,

At+1 = p:4t + €441 (A33)
On obtient que:

Z1 = [Dip + DollI ~ (Z1)7 671 Ay (A34)
et en retardant (A.30) d’une période et avec (A.34),

A

o = — (PRI P2 + (PRI ID1p + Dolll — (Bl A (A35)

L’équation (A.35) caractérise le sentier optimal des variables d’état lﬂcH.l et fzt+1 en
fonction de la variable exogéne A;. Les expressions suivantes lient les variables g, W (le
salaire réel), 1; et & aux variables d’état, a la variable exogéne et aux variables A; et Ni:

@t“zzlt-i-afvt-l—(l—a)itt (A.36)
je— Ny = A — (1 — )Ny + (1 — a)ke (A.37)
o= YAt e+ (1= )] - Sl=gh gl g (A38)
= glArelir (L -kl Gyt T g™ '
N g ,\
o hy. (A.39)

G0 T =)

Le taux d’intérét réel sera:
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) st b S ez

et s ohde i and wiaea

re— 7= At — Mgl (A.40)

On peut exprimer les différentes relations précédentes sous une forme espace-état
contenant les variables en déviation par rapport a ’équilibre stationnaire. Ainsi,

key Tkk  Tkh  Tka ky 0
hegt | = | Th Tan Tha | [ Ao+ 0 (A41)
At | 0 0 p Ay €
[ ét i [ Tek Tch Tca i
Ni TNk TNk TNa i,
7 T e T -
A I B L A I PR (A.42)
it Tk Tih Tia At
wt Twk Twh Twa
Lre— 74 L Trk Trh Tra J

les coefficients = correspondent aux relations établies plus haut entre les différentes
variables,

Pour comparer les moments empiriques aux moments induits par le modele, on doit
transformer certaines variables de la représentation espace-état (A.41) et (A.42). Ces
variables posseédent une tendance (déterministe ou stochastique) en commun et sont
caractérisées de la fagon suivante:

log(Ky) = log(XP) + log(k) + & (A.43)
log(Cy) = log(X?) + log(c) + & (A.44)
log(¥7) = log(X?) + log(y) + e (A.45)
log(I) = log(XT) + log(k) + 1 (A.46)
log(wy) = log(X?) + log(k) + . (A 4T)

A partir de ces transformations et de la représentation espace-état, on peut main-
tenant obtenir pour les différentes variables les fonctions de réponse (impulse response)
ainsi que les moments induits par le modele.
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Tableau 1

Corrélations croisées entre la production et le taux d’intérét réel pour
différents v* et q°

q
v 0 3 10 15 33
0 .35 .32 .30 .28 24
2 .39 12 -.10 -.28 -.62
4 .36 -.01 -.37 -.59 -.84
.6 .36 -.01 -.46 -.67 -.87
.8 38 .06 -.38 -.60 -.79

@ parametre des habitudes de consommation.
b parametre des cofits d’ajustement.
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Tableau 2

Moments empiriques

1954:1-1990:4

Ecarts-types relatifs et autocorrélations

Alog(y) Alog(c) Alog(I) r
%= 1.00 0.57(.04) 2.06(.10) 53(.06)
AR(1) 0.32(.09) 0.22(.07) 0.48(.07) 0.72(.07)
AR(2) 0.19(.06) 0.19(.05) 0.22(.08) 0.63(.10)
AR(3) 0.05(.06) 0.23(.06) 0.05(.07) 0.54(.11)

Corrélations croisées entre (Alog(yt), Ti—k)

k Alog(y) Alog(c) Alog(T) r
12 -.08(.09) _13(.11) -.14(.08) -.05(.11)
-8 -.15(.09) ~11(.08) -.21(.09) -13(.12)
4 -.06(.07) -.13(.09) -.10(.08) 03(.10)
-2 19(.06) 18(.06) 26(.07) -.04(.09)
1 32(.09) 24(.07) 49(.08) -.04(.11)
0 1.00 .62(.06) .73(.05) -.13(.09)
1 32(.09) 35(.10) 43(.06) -13(.13)
2 19(.06) 27(.06) 17(.07) -13(.11)
4 -.06(.07) 10(.08) .00(.06) 02(.07)
8 -.15(.09) -.20(.07) -.23(.07) -.22(.08)
12 -.08(.09) 02(.08) -18(.08) 05(.08)
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Tableau 3

Moments empiriques induits par la tendance stochastique

1954:1-1990:4

Corrélations croisées entre (Alog(yt),T¢—k)

k Alog(y) Alog(c) Alog(I) log(N) r

12 06(.26) 01(.26) 01(.27) 10(.24) 11(.28)
8 210(.29)  -.02(27)  -12(.28)  .30(.23) -.51(.29)
4 _06(.29)  -.04(28)  -.19(.28)  .40(.21) 28(.35)
2 27(.25) 15(.24) 40(.23) 25(.23) -.09(.32)
1 21(.29) 17(.27) 71(.19) 16(.22) -13(.32)
0 1.00 97(.18) 77(.21) -.02(.29) -.46(.37)
1 21(.29) 21(.27) 31(.23) -.10(.31) -.08(.30)
2 27(.25) 26(.29) 12(.27) -15(.34) -14(.31)
4 _06(.29)  -.05(.29) -15(.27) 05(.34) -.02(.29)
8 -10(.29) ~11(.29) -.15(.26) 05(.27) -07(.29)
12 06(.26) 07(.25) 07(.24) 08(.24) -.08(.26)
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Tableau 4

Moments générés par le modéle avec les habitudes de consommation et les
coiits d’ajustement

(parametres: ¢ =8, v = .4)

Ecarts-types relatifs et autocorrélations

Alog(y) Alog(c) Alog(I) log(N) r
%‘j 1.00 0.59 2.10 .84 .10
AR(1) 0.08 0.41 -0.11 0.99 0.87
AR(2) 0.04 0.20 -0.04 0.97 0.81
AR(3) 0.03 0.12 -0.01 0.94 0.77

Corrélations croisées entre (Alog(y:), Ti—k)

k Alog(y) Alog(c) Alog(I) log(N) r
-12 .02 .04 .00 24 24
-8 .02 .05 -.01 27 .29
-4 .02 07 -.01 .30 .29
-2 .04 A7 -.04 31 .25
-1 .08 37 -11 .28 12
0 1.00 . .95 .98 17 -.25
1 .08 10 .07 .08 .04
0/ .04 .06 .03 .07 .05
4 .02 .03 01 .06 .05
8 .02 .03 .01 .06 05
12 .02 .02 .01 .05 .04

corr(log(Ny), Awy) = .18

133



Table 5

Moments générés par le modele de base

(paramétres: ¢ =0, v = 0)

Ecarts-types relatifs et autocorrélations

Alog(y) Alog(c) Alog(I) log(N) r
%j- 1.00 0.52 2.17 97 13
AR(1) 0.02 0.13 -0.01 0.95 0.95
AR(2) 0.02 0.12 -0.01 0.91 0.91
AR(3) 0.02 0.12 -0.01 0.87 0.87

Corrélations croisées (Alog(yt), Ti—k)

k Alog(y) Alog(c) Alog(I) log(N) r
-12 .01 .05 -.01 .20 .20
-8 .01 .06 -.02 24 24
-4 .02 .07 -.02 29 .29
-2 02 .08 -.02 .32 .34
-1 .02 .09 -.02 34 34
0 1.00 .98 99 .35 .35
1 .02 .03 .01 .05 .05
2 .02 .03 .01 .05 .05
4 .02 .02 .01 .04 .05
8 01 .02 .01 .04 .04

12 .01 .02 .01 .03 .03

corr(log(Ny), Awy) = .45
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Tableau 6

Tests de moments

(1) (2) (3) (4)
q=0,r=0 g=8v=.4 g=0,r=0 g=8,v=.4
Partie (A)
{;2% ;M- Corr(AY;,rt), Corr(AYy, Awy)}
Q-statistic 108.9 11.35 7.5 1.16
(p-value) (.00) (.02) (.12) (.85)
Partie(B)
AC oAl gaw ZigN - _or )
oAy’ oay’ oAy’ oAy oAy
Q-statistic 81.5 91.1 0.4 0.3
(p-value) (.00) (.00) (.99) (.99)

Partie(C)

{Corr(AYT, ACy), Corr(AYy, AL, Corr(AYy, Awy), Corr(AYy, ), Corr(log Yy, Awy)}

Q-statistic 176.6 113.58 8.2 2.9
(p-value) (.00) (.00) (.14) (.77)
Partie(D)

{Corr(AYr, ACy), Corr(AYy, Aly), Corr(AY:, Awy), Corr(AYy, 1), Corr(log Ny, Aw )}

Q-statistic 139.8 39.54 9.2 2.3
(p-value) (.00) (.00) (.10) (.80)
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Table 6 (suite)

(1) (2) (3) (4)

Partie(E)
{Corr(AYz, my—2), Corr(AYy, r-1), Corr(AYy, 1), Corr(AYs, rie1), Corr(AYy, reg2)}

Q-statistic 55.7 44.3 10.0 1.76
(p-value) (.00) (.00) (.08) (.82)
Partie (F)

Corr(Ni, Awy—2), Corr(Ny, Awi_y), Corr(Ny, Awy), Corr(Ni, Awpy), Corr( Ny, Awiia)

Q-statistic 264.88 44.2 13.7 5.3
(p-value) (.00) (.00) (.02) (.53)
Partie (G)

Corr(AY;, AY;—1), Corr(AC, AC;_1),Corr(Aly, Aly_1), Corr(Awy, Awi_1),
Corr(Ny, Ni-1), Corr(ry, ri-1)

Q-statistic 87.7 154.1 13.51 15.40
(p-value) (.00) (.00) (.02) (.01)
Partie (H)

Corr(AY:, AY;—1), Corr(ACy, ACi_1), Corr(Aw, Aw;i_y), Corr(Ny, Ni—1),

Corr(rg,re—1)

Q-statistic 98.0 70.9 9.85 6.19
(p-value) (.00) (.00) (.07) (.32)
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Figure 1

Fonction de réponses pour les habitudes de consommation
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Figure 2

Fonctions de réponses pour les coits d ajustement
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