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L'étude des mOdéleé a rétardé écheionﬁés s’ést considérablement
développée au cours des'Vingt défniéres annéés.’Depuis les premiers
travaux de KOYCK [19541, JORGENSDN:[1986] et ALMON [13965], de nombreuses
me&thodes d'estimations ont &té développées sans toutefols correspondre réces-
sairement aux besoins de 1'économiste ou du "modélisateur". En outre,

depuis le remarqguable "survey” de GRILICHES [19671, peu d'articles ou

d’'ouvrages ont été consacrés a une'synthése gpératiohnelle des divers
modeéles & retards échélonnés*, Une telle syhthéae s'aVére délicate

en raison de la coupure croissénte entre le développement de la
"théorie économétrigue” -c'est-a-dire les:méthodes statistiques de
1'économétrie~-, et 1'applicatidh“dé ces mémes méthodes & la guantifi-
cation de phénoménes &conomigques (appelée parfois économétrie "empi-
rique”). La présente étude ne prétend nullement combler ce fossé
mals se propose, plus modestement, de traiter des méthodes d'estimations
usuelles des modéles & retards ééhéionnés. Ce parti-pris peut nous
avoir conduit & passer:éoﬁs'silencé des méthodes qui ont connu encore
peu d'applications, mais présentent un intérét bertain pour les études
empiriques. Aussi accueillerons-nous avec beaucoup d'intérét les sug-
gestions et compléments d'infbfmations qbi pourraieht nous étre ap-

portés.

Notre étude comprend cing.parties.

Les fondements théoriqﬁéé des modéleé & retards échelonnés sont
rappelés dans la premiere partie. La seconde_présente la spécification
générale de ces modeéles, en utilisant notamment 1la symbolique et les
propriétés des opéfateurs de qébalage.‘Enfin les trois derniéres parties
sont consacrées a 1'étude deg/méthodes d'estimations économétriques.
Toutes les méthodes préséntées;Font 1'objet d'une application utilisant
les séries annuelles ourtrimesfrielles de la comptabilité nationale

francaise.
¢ v

* L'ouvrage de DHRYMES [1971] apporte des démonstrations intéressantes

mais est de peu d'usage pour 1’économiste car il ne différencie pas les
méthodes opérationnelles de celles qui ne présentent strictement aucun

intérét empirique.



L'estimation sous forme autoregressive des distributions infinies -
(géométrique, premier et deuxilme ordre...) est étudiée dans les troi-
sieme et quatriéme partie, tandis que la derniére partie examine les

applications et les limites des distributions polynémiales.

1 - LES FONDEMENTS THEORIQUES

Les retards échelonnés des relations économétriques ont deux
Justifications principales : ils représentent soit la formation des
anticipations & partir des observations passées des grandeurs sur les-
gquelles s'appuient la décision des agents économiques, soit au contraire

des délais concrets de réalisation de ces décisions.

1.1. La formation des anticipations

Le processus de formation des anticipations peut 8tre rattaché
au probléme de la prévision d’'une grandeur future 3 partir de diverses
informations qui peuvent &tre soit 1'évolution passée et prévue d'un
certain nombre de variables qui influencent 1la grandeur concernée,soit
de fagon plus restrictive les seules observations passées de la grandeur
en guestion. Dans ce dernier cas 1'anticipation réalisée a la date t
pour la période (t+6) s’exprimera généralement sous la forme d’une
fonction & retards échelonnés de ces observafions passées :

Ct+0
X

t ;s X el

= f (xt t-3

» X

=1 t-2

Une premiére formulation des anticipations, appuyée sur 1'hypo-~
thése de leur adaptation progressive aux réalisations, a 8té proposée par
GAGAN [1956]. Ce dernier a supposé que l'agent économique révisait ses
anticipations (x:J & chaque période, en fonction de 1'écart précédem-

ment observé entre la grandeur anticipée et réalisée (x* - J. Si

X
t-1 t-1
1'on suppose par exemple que 1'on reporte dans la nouvelle prévision

*
X, une fraction constante (n) de 1'erreur précédemment réalisge :

* *
(x, - Xeoq) = [xt_1 T Xeq)



On obtient une anticipation qui s'exprime sous la forme d'une distri-

bution géométrique de retards des grandeurs passées

'n5f1fn)ifx

X
n
"~ g

i

Une justification plus rigoureuse de la distribution géométrique
a été développée par MUTH. hour représenter la notion de grandeur
permanente gue 1'on trouve aussi blen pour Just1¥1er les retards éche-

lonnés des fonctions de uonsommatlon que 1’ investissement.

1.2. Anticipations et prévision optimale

Une fagon simple de représentér le procéséus de formation des
anticipations consiste & 1l'assimiler & la prévision optimale des
réalisations futures de la grandeur xt, a4 partir des observations pas-
sées[xt .) de cette grandeur. En général 1'évolution des grandeurs
¢conomiques présente une Certalne régularité comme par exemple un
caractére plus ou moins cyclique. On peut donc les assimiler & des
processus stationnaires. Ces processus peuvent étre eux-mémes décom-
pOSés en un processus determlnable (x ) et un processus indéterminable
(Et] gue nous supposerons de moyenne nulle en longue période. Si ce
processus indéterminable est purement aléatoire, et notamment sans auto-
corrélation, la prévision.optimale*‘pourila période (t+6) s'identifiera
a4 la valeur de la composante déterminable du processus

;t+e‘v‘ d.

£ "o

Si par exemple la grandeur x_ peut &tre représentée par un trend

temporel‘? (t) augmenté de variatizns [ét] aléatoires autour du trend,
la prévision optimale pour-la période (t+6}) sera - (9 {(t+6). En général,
la composante indéterminable présente une certaine autocorrélation,
c'est-a-dire une certaine sationnarits. La ‘prévision optimale pour la

période (t+g) ne s'identifie plus alors & la composante déterminable

‘du processus car l'espérance mathématique de & n'est pas nulle.

t+0

------------------------ D ! 2
PR Ct+o . ; .

x La prévision x, = est optimale si elle minimise la somme des carrés

des erreurs.



Comme la composante déterminable ne pose pas de probléme de prévision,
nous supposerons par la suite que xt s’identifie & sa composante
indéterminable gt. On peut montrer* gue le processus indéterminable

admet en général une représentation autoregressive du type

ol €y est purement aléatoire .

i} ** P
A partir de n chservations passées du processus, on peut cons-

truire & la date t, des prévisions optimales pour les différentes pé-

. Lot St+2 “t+0
riodes futures : xt s xt JEEE xt

La prévision optimale pour (t+1) est

- n
t+1

(1) X = X b, x, .,
t 3=1 J t-]

et pour t+8

- 0-1 - n
t+0 t+ 0 -1

(2) xt .Z bl xt 'Z hi xt+ 9 -4

i=1 i=06

En tenant compte de la récurrence, on peut exprimer la prévision

0 On

X en fonction des seules valeurs passées x X cee X, L
t P £ %g-1° t-1

vérifie qu'’en régle générale, les anticipations dépendent de la période

de prévision 6. On obtient par exemple pour 6=2

Ct+2
X

(3) N

Hmo™ 8

] (by by * byyy) Xeiqoy

i
On notera. cependant gue guelle que soit la forme de la structure de
retards bj’ les prévisions en longue période (6 + =) tendent vers 1la
composante déterminable du processus (la prévision du processus indé-
terminable tend vers zéro), comme le montre le graphique (1).

e

e e e e e e e e e e - - —

* Théoreme de WOLD - voir par exemple MALINVAUD [1968] Chapitre 11.

*x Lorsque n est infini, on peut se contenter en pratigue d'un nombre
fini d'observations car bj +>0 si J - o,

-
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la distribution géomé-

1.3. Grandeur permanente et transitoire :

trigue

-~

Nous venons de voir que les prévisions xt dépendaient en

général de la longueur 6 de la période de prévision. On peut chercher,
4 quelles conditions, ces bféViSiéné:dQViennent'indépendantes de la
période de prévision 6. On doit avoir en pérticuiier F k
SEH1_ Ste2
t to-
d'ol 1l'on déduit en comparant(1) et (3)

(4) by = by byt by )

o ; - ’ ;‘ A_U' 34
et biyq=(17By) by = (1-b)7 b, .

1

La distributioh bi esi'aiﬁgi“une distribution géométrigue.

Elle correspond a la.prévision optimale d'un processus station-

naire du type

(5) x.=¢ +A I e



le processus comporte une composante transitoire €, et une compo-
[+ ]

sante permanente z € > qul a cependant la particularité d'étre
i=1

corrélée avec la réalisations passées de la variable transitoire. Si
NOUs supposons au contraire les deux processus indépendants, on peut
montrer que la distribution géométrique constitue encore une prévi-
sion optimale du processus.

Supposons que xt soit la somme d'une composante permanente §£

et d'une composante transitoire n,, la composante permanente &tant
P

t
définie par le processus :

“t T e T g

€y et N sont deux variables aléatoires de moyenne nulle et d’'écart-

type ce et on.

On démontre (MUTH (1960)) que la structure optimale des b est

une distribution géométrique de retards
b, = (1 -2) A%,
i

ol le coefficient A dépend de 1la variabilité respective des composantes

permanentes et transitoires

2 . 2

1 % O¢ ’ 1 %

5 = - - P _£
() A= g 7 S T 7 7
o n g

n n

La relation (8) montre que si les changements de la composante
permanente sont faibles par rapport & ceux de la composante transi-
toire, A sera proche de un et les pondérations des observations
passées seront presque identiques. Si au contraire les changements de
la composante permanente sont importants, X sera proche de zéro et les

pondérations des périodes récentes seront beaucoup plus importantes..

La relation (B) resterait applicable 812188 processug N, et €y
o

par

(0] g + 0
n n £N

étaient corrélés, il suffirait de changer



La distribution optimale &tant géométrique, la prévision sera

la méme pour toutes les périodes futures (t+1), :.Q, (t+8), et égale
& la composante permanente‘de la variable Xt'
L R

_______________ ——— t m————— e e e P L L L L L S Il D D22
g, la grandeur permanente doit 8tre actualisée par le taux de crois-

sance g, puisqgue la prévision
;t+e
t
(1+g]e

substituer & la notion de grandeur permanente x

est constante en longue période. On peut également
£ la notion de crois-
sance permanente, et appliéhefbles relationsxprécédentes aux taux
de croissance Qt' o v

On notera en Concluéion qué‘la diétribution géométrigue ne
constitue une prévisidn dptimale gue lorgque le processus comporte
une composante permanehte éu‘séhévprécédemmentvdéfinii Cependant,
méme lorsqu'elle n'est pas optimale (cas d'un processus stationhaire
guelcongue), la distribution géométrigue reste une prévision relative-

ment efficace comme 1'a montré COX [1981].

Nous retiendrons plus généralement que 1'on peut, en assimi-
lant le processus d'anticipatiog & la prévision optimale d'une gran-
deur & partir des observétions passées, représenter celui-ci par
un modele & retards échelonnés des observations passées

SE0 N

£ T 8 Xy

N . . 6 : .. : . . '
ol 1escoefflclent3at_i tendent généralement vers zéro lorsque i ou 6

tend vers 1'infini.



1.4. Effets de stock ou d'habitude : 1le modele dynamique de demande

Une notion voisine de la grandeur permanente a &été utilisée par
HOUTHAKKER et TAYLOR [19681 et [1870] pour 1'é&tude économétrique des

fonctions de consommation.

HOUTHAKKER et TAYLOR considérent que la consommation des ménages
(C) résulte d'une part des variables observées au cours de la période
(xt), d'autre part des comportements antérieurs qu'ils résument par
une variable d'état St

(1) Ct =ax, ¢ b St + d

Cette variable d'état représente,pour les biens durables,le
stock disponible en début de période,et son influence est négative
sur la consommation (b<o). Pour les biens non durables, St traduit
un effet d'habitude acquise avec 1'ensemble des consommations passées
et son influence est positive sur la consommation (b>0). Dans les
deux cas, la variable d'état peut s'exprimer en fonction des consom-

mations antérieures

() s = 01-&)s,_, +C

Dans le cas d'un stock § est le taux de dépréciation du stock ;
pour un effet d'habitude, 8 représente un "taux d’'oubli”. En combi-
nant les deux relations (1) et (2), on obtient le modsle dynamique de
demande :

C = - C - -
(3) v = (1+b-6) t-q T @ X - a (1-9) Xp g+ dé

La consommation dépend ainsi de la variable x (Revenu par

t
exemple) selon une distribution du premier ordre. Ce modéle généralise
le modéle d'ajustement au revenu permanent (distribution géométrique)

que 1'on obtiendrait en supposant 6=1.

1.5. Délais d'ajustement

Nous avons vu que la premiére Justification des retards échelonnés
résultait de laformation des anticipations sur lesquelles s'appuient
/.



les décisions des agents économigues. Le temps nécessaire 3 la réalisa-
tion des décisions constitue la seconde justification des modéles &
retards échelonnés. Ce temps peut &tre subi par 1l'agent économique,
par exemple le délai de livraison d’un bien commandé, ou résulter au
contraire d’'une décision délibérée. Ainsi en est-il des délais d'ajuste-
ment du capital et‘du travail justifiés par la recherche d’une trajec-
toire optimale d’ajustement. aux grandeurs désirées, lorsque la varia-
tion des stocks capital et travail présente un colt croissant avec la
vitesse d'ajustement. Développés initialement par EISNER et STROZ
(18631 puis GOULD [1968] les modéles d'ajustement ont été étendus a
plusieurs facteurs par LUCAS [1967] , SCHRAMM [1970], TREADWAY [1871]
MORTENSEN [1970] et les fonctions d'ajustement croisées ainsi obtenues
ont été estimées par NADIRI et ROSEN [1974 ] et SCHRAMM [1970]. Pour
éviter les complications inessentielles, nous aurons recours & un
modéle trés simplifié gqui garde néanmoins: 1'idée de base de tous ces
modeles d'ajustement, méme si dla formalisation que nous retenons n

pas tres rigoureuse. Supposons gue 1l'emploi optimal anticipé pour 1

période t (Nz ) soit supérieur & 1'emploil de la période t-1. Si le

changement du niveau de 1'emploi de'Nt_1 a N: ne comporte aucun colt,
1'entreprise a intérét a fixer son emploi, pour la période t, & la waleur
*

(la valeur obtimaie est celle gui maximise son profit anti-
*

S t
a gagner gqui est, en premiére approximation (1) une fonction quadratiqu

*
de (Nt—Nt)

optimale Nt

cipé). Si elle ne s'ajuste.paé a cette valeur N elle subira un mangue

~ ‘_‘* 2
(1) q, = +c (Nt - Nt )

Supposons maintenant que ‘1'ajustement comporte un codt proportionnel

au carré de la vitesse d'ajustement (Nt—Nt_1] :
(2] g, = a (N -‘N -132
2 t ot

le colit total correspondant & upme valeur Nt quelcongue est égal a

* 2 2
3 = - -
N
Codt d’écart Codt d'ajuste-
a 1'optimum ment

e
*
(1) si . désigne le profit maximum et q>[NJ la relation entre m et N on

P s * * * * * *x. 2
s N : - = ’ . - " -
a, au voisinage de N (= m) ¥ (N.J (N -N_) o+ f (Nt] [Nt N7+

*
Comme Nt est un maximum ¥ '=0 Pr=-¢ <o, et la perte de profit est
c (Nt—N;J en premiére approximation.
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La minimisation de ce codt détermine 1'emploi de la période

t [NtJ

dq (NtJ

*
W =20 (N-ND +2a (N-N__,) = o

1
L'ajustement optimal, c'est-a-dire 1'ajustement qui minimise ce codt

total sera une distribution géamétrique :

a
c+a

(4) Np = AN, o+ (1-A) NI avec A =
L'ajustement étant intertemporel, il faudrait en toute rigueur

minimiser le codt actualisé ce qui ferait dépendre 1'ajustement du

taux d'intérét (r). Ce modele trés simple montre néanmoins un résultat

que l'on peut établir de fagon plus genérale: 1'ajustement est d'autant

plus lent que le colt d'ajustement (a) est &levé par rapport au colt

de désajustement (c). Le délai moyen de 1'ajustement est en effet :

= = E
6 c

Lorsque la fonction de production comporte plusieurs facteurs

par exemple n facteur xi

également une fonction quadratigue des vitesses d'ajustement des fac-

et que la fonction de cofit d'ajustement est
teurs [xi - xi_1l, le codt total est la forme quadratique :

’ = _*1 _* - ’ -
(3') g txtJ (xt X' c (X, X.) o+ (X, Xeq)' A (xt xt_11

ot C et A sont des matrices carrées symétriques.

La minimisation du coQt total conduit a une équation d'ajuste-

ment vectorielle qui généralise la relation (4)

*
Xg = A Xy +(I-0) X}

avec A= [C+A]_’l A
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Les fonctions d'ajustement font alors intervenir les "retards
croisés” des différents facteurs, par exemple pour le capital et

le travail

1 2 1 *
Ky ] SR ) -3, A7 Ky
1 2 1 2 *
N, SR - x, 1A N

1.6. Fonction globale des retards

La détermination compléte des retards échelonnés devrait donc
fair intervenir & la fois les retards échelonnés des fonctions d'anti-
cipation et les délais d'ajustement. Si ces deux distributions de
retards étaient indépendantes, on obtiendrait la fonction globale en
appliquant les regles de composition classique des retards (cf. para-
graphe 2). En réalité antioipations'ét délais d’'ajustement - sont liés
en l'absence de colts d’ajustement et dans le cas de facteurs substi-
tuables les décisions d'investissement et d'emploi ne nécessitent pas
d'horizans prévisionnels éloignés puisqueil'entrepriée peut s'adapter
instantanément aux grandeurs optimales. Si en revanche il existe des
colts d'ajustement et sia fortiori les techniques de production sont
fixées sur les équipements installés (par exemple fonction de pro-
duction putty-clayl), les anticipations doivent concerner une péricde

de temps relativement longue.
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2 - UNE FORMULATION GENERALE DES MODELES A RETARDS ECHELONNES#*

-

L'analyse formelle des modéles & retards échelonnés est grandement

facilitée par le recours aux opérateurs de décalage.
La symbolique des opérateurs permet en effet de calculer simplement
la résultante de la composition de plusieurs distributions de retards, ou

les retards échelonnés correspondant & une formulaticn autoregressive.

2.1. Définition et propriétés des opérateurs de décalage

Deéfinissons 1'opérateur L par la relation

L xt = xt—1

Un retard d’ordre n résultera de n applications successives de 1'opé-

rateur soit :

On voit sans difficultés gue 1l'opérateur L posséde les propriétés

suivantes :

L (a xt] =al ><t

1

L [xt + yt] Lx, +L Vi
Ces propriétés permettent d'écrire facilement un modéle & retards échelon-
nés sous la forme du produit d'un polynme de 1'opérateur L par la

variable x,. Le modéle :

t
yt = aO xt,+ a1 xt_1 + ...t an xt—n
s’écrit ainsi :
Yy 7 ® (L) X,
avec ¢ =a +a, L +a L2 * ... *+ a Ln
(L) o 1 2 ' n

* Notre présentation s'inspire trés largement de GRILICHES [1987].
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Cette transformation qes modéles & retards échelonnés permet de
calculer facilement la étructufe des retards résultant de la composi-
tion de deux modeles a retards 6chelonnés. Supposons en effet que la
variable y soit une Fonction'é'retardé échelonnés de x et que z soit

une fonction & retards échelonnés de y :

‘yt @1 L) Xy

z, ®2v(LJ Yy
Les propriétés de 1'opérateur L (associativité, distributivité)
permettent alors d'écrire :

(w1 Xy

z. = ¢, (L) [?1 [L} xt]‘= [@1[L) - %

t 2
Le polyndme représenfaﬁt 193 fetafds échélonnés de la fonction
globale s'obtient en effeCtuant le produit des polynBmes de chacune
des fonctions composantes. On remarquera gque la somme des coefficients
d'une structure de retards hguﬁ”étre calculée facilement & partir du
polyndme ¢ (L). Cette somﬁe qui représente le coefficient de réaction a

long terme est en effet égale & ¢ (1)
S =a +a, * .. * a = (1)
Nous allons poursuivre 1'étude des propriétés de la fonction ¢(L)

en tirant parti de l'anélogié formelle entré”une distribution de retards

et une distribution de probabilité.

2.2. Fonction génératrice, délai mayen
Considérons une distribution de retards échelonnés a coefficients
positifs que nous normaliserons en divisant les différents coefficients

par leur somme s = & (1) :

R =._____;j= ) n
ALY =gy =8 e b ra L
. v L ,

X ai =1
i=1
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Les coefficients a; peuvent &tre assimilés & une distribution de
probabilité définie sur les périodes o, 1 ...n (n fini ou infini). La
fonction génératrice de la distribution de hrobabilité ainsi définie
n'est autre que le polyndme A (L). On peut alors déterminer les maoments
de la distribution [aO ‘e an) en dérivant la fonction génératrice A (L).
Le délai moyen, qui représente le temps moyen de réaction de la variable

y aux variations de la variable x, est égal au moment du premier ordre :

_ 8 ()
NED

6 = A'(1)
La composition des retards précédemment évoquée peut &tre retrou-
vée en utilisant la propriété des fonctions génératrices des lois de
probabilité (la fonction globale est égale ou produit des fonctions
composantes). Enfin, le délai moyen de la fonction globale de retards

est égal & la somme des délais moyens. On a en effet

[o, (L) o, (LITY_, o (1) 25 (1)
e = = +
@1 (1) @2 (1) ¢1 (1) @2 (1)
d' ol
0 =61 + 62

2.3. Distributions finies, infinies et formes autoregressives

Le modéle Yy = ® (L) X qui exprime y en fonction des retards
échelonnés de la variable x peut 8tre transformé en une fonction &
retards échelonnés de la variable y en utilisant 1la fonction inverse
o1 (L) |

= o] o
x, =0 n ytv

Lorsgue & (L) est une distribution finie, son inverse est une distribu-
tion infinie et vice-versa. On peut ainsi transformer certaines distri-
butions infinies en une distribution finie de la variable expliquée yt,
c'est-a-dire en une forme autoregressive finie. Ainsi en est-il de la

distribution géométrique

L) =al+al « A% % " Na .y B



gui peut étre transformée en une forme autoregressive du premier ordre

(transformation de KOYCK) : =

Vg T A Vpq T A

Plus généralement, on'péﬁffsuppOser’QUe la distribution de retards
fait intervenir p valeurs retardées de la variable endogéne (forme
autoregressive d'ordre p) r R

+

Yy = (b,I Yioq * b2 Vioo* ..;bp yt-p)

ou encore :

=W
Vi ‘ (Li Yy +.P (LJ Xy
La forme & retards échelonnés . du modéle s'obtient en résolvant la rela-
tion par rapport& y et en développant en série la fonction rationnetle

ainsi obtenue :

e

SR = RV
Yo TT W T

Si les racines de [1 - W (2—1] 1 sont réelles, positives et inférieures
3 un, la distribution de retards échelonhés est positive et convergente
(ses coefficients ainsi gue leur somme tendent vers zéro lorsque les
retards tendent vers l'infiﬁ;]7 Lorsque 1esjra¢inesv50nt complexes ou

négative, elle est oscillatqifq. o

JORGENSON [1866] a montré que tout modéle & retards échelonnés

pouvait &tre approximé par une relation:

vy = F (L) Xy

ol F (L) est une fraction rationnelle de 1'opérateur L. Le degré du

polynme du dénominateur détermine 1'ordre du modéle & retards échelon-

nés. Avant de passer & 1'étude des distributions de retards les plus



- 186 -

couramment utilisées, nous allons comparer rapidement 1'analyse des
distributions de retards en temps discret que nous venons de déve-
lopper avec l'analyse en temps continu gue 1'on utilise plus volon-

tiers dans les modéles théoriques.

2.4. Temps discret, temps continu

L'analyse des retards en temps mntinu est antérieure a 1'analyse
en temps discret* et elle se préte mieux en général & 1'étude de

modeles théoriques.

On suppose que les grandeubs sont des fonctions continues et

différentiables du temps. La‘diéiribution de retards discréte :

peut ainsi s'écrire en temps continu
v, = [T w(8) x(t-8) de
t o

Le coefficient de réaction & long terme (s) et le délai moyen
de reaction sont respectivement

T
= w (0) de T f w (8) . o de

-1
S
.’ éguivalent de la forme autoregressive est, en analyse continue,
une équation différentielle. Prenons par exemple la distribution
géométrique ou distribution du premier ordre qui s'écrit, en notation

discrete :

* cf. par exemple RGD ALLEN [ Jet les différents modéles de cycle.
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En analyse continue, la différence (yt_yt—1J correspond & la déri-

vée” g% » et 1'opérateur L précédemment défini & 1'opérateur (1- é%].

Avec ces notations, on retrouve les formules établies précédemment. La
forme autoregressive du modele est une équation différentielle qui
s'écrit

(1-AL) U

ou encore :

-
(1-1) Yy A gt " @ %4

Cette derniere relation peut &tre réécrite en faisant apparaitre

le délai moyen T = 7%7- et le coefficient & long terme S =7%X :
4y o
L R

Son intégration donne la forme & retards échelonnés du moddle (retard
simple exponentiel). 7
e e 8 .
Vo= f 1+ T x (t-8) do

En utilisant l'opérateur D =é% gu. b =.1- é% > on peut retrouver
toutes les propriétés précédemment évoquées. Nous ne nous étendrons
pas sur l'analyse continue qui n'est gudre utilisable dans les modéles
empiriques, nous allons poursuivre 1'étude des modéles & retards
échelonnés en examinant les approximations les plus courantes c'est-
ad-dire d’'une part l'utilisation de modéles autoregressifs du premier
ou du second ordre, d’autre part 1'approximation polynémiale (méthode

d'ALMON] .

3 - LES DISTRIBUTIONS INFINIES ET LEUR ESTIMATION SOUS FORME AUTO-
REGRESSIVE (I) : PRECISION DES ESTIMATIONS PAR LES MOINDRES CARRES

Les distributions infinies utilisées en pratigue correspondent

N

toujours & une forme autoregressive simple, c'est-a&-dire comportant
peu de valeurs endogénes retardées. Les plus frégquentes sont les

o/

* Le lecteur désireux d'approfondir les retards échelonnés en analyse
continue pourra se reporter & ALLEN [1969 Jp.104. Il faudra toutefois
transcrire nos notations. Notre coefficient A correspondant & (1-1)
dans 1'ouvrage d'ALLEN,et ce dernier fait correspondre la dérivée

D =;§- a8 1'opérateur v. . - v. et non comme nous & (v. - v. ).
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distributions géométriques ou plus généralement les distributions du

premier ordre et les distributions du second ordre.

La distribution géométrique correspond au modéle simple autoregres-
sif

(M) y=Ay_q+ax,

dont la fonction de retards est la fraction rationnelle :

(1) & (L) =

1-AL
Les distributions’ du premier ordre représentent & une premiére
généralisation de la distribution géométrigue, introduisant plusieurs

retards échelonnés de la variable explicative

(2) y = a, x + a, x_1 + e+ a_ x_n + A y_1

a +a, L+ ...+ a Ln
(2') & (L) =

(1-aL)

Cette distribution, plus souple gue la distribution géométrique,
peut B8tre considérée comme le produit d’une distribution discréte
n . . . PP ) 1
[ao *a, L+ ... + a, L) par une dlStPlbutl?n géométrique (7:XET).
Le délai moyen de la distribution se calcule aisément en utilisant

la composition des retards

>

le premier terme correspondant»q\la distribution discréte, le seconde
& la distribution géoméfriqﬁe. Le graphique (2) représehté la forme
générale des distributions du premier ordre. Elle correspond en pra-
tique & une distribution discréte de o & n, et ensuite & une distri-

bution géométrigue.

#
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Sur données trimestrielles, et plus rarement sur données annuelles,

on utilise parfois des distributions autoregressives du second ordre :

(3 y =ax+b Vo4t CY_ o

a-

(3')} & (L} = 5
1 -bL - c L

ou plus généralement

a, * aq“L tleosa Lo
(4') & (L) = s

Les distributions de retards ainsi obtenues sont convergentes et &
coefficients positifs si les coefficients b et c vérifient les rela-

tions :

o<b<?2

——

|e]<

1 -b=-0Cc>o0
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On peut représenter graphiquement la zone des valeurs acceptables de
b et ¢ (cf. GRILICHES [1967]). Elle est comprise entre la parabole b2=—4c,

1’axe des ordonnées, et la droite (b+c) = 1 (zone hachurée sur le graphique-

3). Une distribution du second ordre peut toujours &tre considérée comme

1 et
AZ de ces distributions sont les racines de 1'eéquation caractéristique :

AZ -bA -ec=o0

le produit de deux distributions du premier ordre. Les paramétres A

La distribution des retards échelonnés s'exprime alors facilement en

fonctions des paramétres A1 et Az :
n+1 n+1
' % (A - A )
(3') e(L) = — - 2 = 3 a- 2 L"
(1-bL-c L™) [1-A1L)[1fA2LJ n=o . [A1— 12]

En pratique, elle ne différe de la distribution géométrique que si
b est supérieur & un (partie haute de la zone hachurée sur le graphique
(3).

T T T T T T T T T T T

JAS0—

2 racines positives

bz134, cs—.45
inférieures & 1 '

L~

S .100f- -
3
racines| com-
plexes rac%ne positive osol— 2140, c=~45 _|
dominante
b=1.34, c=~.36
N ¢ :
b L1ty
—'] +’| K4 0l23466739l0|l|2|3l4



Lorsque la théorie ne fixe pas une spécification précise pour les
retards échelonnés, on a souvent le choix entre plusieurs spécifica-
tions alternatives. Npus verrons par exemple que 1l'on peut indifférem-

ment représenter les délais de 1'accélérateur flexible par une dis-

) 8y + a4 L
tribution du premier ordre ( e ] ou du second ordre
(——2——). De fagon & caractériser l'incertitude qui affecte 1'es-
1-bL-cLZ :

timation des paramétres des modeles & retards échelonnés, nous allons
etudier les estimations de ces différentes distributions en prenant

divers exemples empiriques.

3.1. La distribution géométrigue estimé sous forme autoregressive

guelques exemples

La distribution géométrigue est, avec la méthode d'ALMON le
modele le plus répandu dans léé études empirigues. La raison tient
d'une part aux justifications théoriques de cette formulation (grandeur
permanente, coﬂtsvd'ajustements], d'autre part.é la éimblificité de
sa forme autorégressive qui se préte & une estimation facile par les
moindres carrés ordinaires, sous réserve de 1'hypothése d'indépendance
des erreurs. Nous évoquerbns‘plus loin les problémesyque pose cette
hypothése, et les méthodes alternétives d'estimatiohs de ces distri-

butions. Nous allons pour l'instant étudier sur guelgues exemples,

la précision des estimations par les moindres carrés ordinaires.

Nous considérerons tout d'abord la fonction d'investissement liant

le taux d'accumulation L%} au taux de profit retenu (m)

-% = A (%- + am+ d

)
-1
Le tableau (1)} présente 1'estimation par les moindres carrés des
coefficients A et a sur série .chronologigue (une vingtaine d’observa-

tions) et sur données & deux dimensions (environ 200 observations).



- 22 -

A a Source
Série chronologique 56-74 0,52 0,40 P.AMUET [1978]
N = 18 observations (3,5) (2,7) pasge 21
18 branches x 11 années 0,649 0,288 P.A.MUET [1976]
N = 188 observations (15,0) (6,9) page 21

La précision des estimatibns qgue 1'on peut apprécier par la valeur
des T de Student des coefficients est assez bien représentative de ce
gue 1'on peut attendre d’estimations sur séries chronologiques ou sur
données a deux dimensions‘pour d'autres fonctions (consommations,
demande de monnaie ou demande d'emploi, ehcore que dans ce.dernier

cas la précision soit souvent plus faible).

1§A] et celle du coefficient & long terme
(W?T—) dépendent de facon cruciale de 1la précisioh (A}. On peut, en

La valeur du délai moyen (

premiére approximation, calculer 1’erreur totale sur le délai moyen par

la formule d'approximation*:

g
ET =——-l€5
(1-1)

Cette relation montre l'erreur totale est trés importante lorsque: le

coefficient: A est proche de un. U'écart=type de A est en effet souvent de

e

* L'erreur totale est la racine carrée de 1'écart guadratigue moyen de
1l'estimation qui est égal & la somme de la variance et du carré du biais.
Dans le cas d’un rapport %u on peut, en négligeant les moments d’ordre
supérieur & 2, approximer 1'espérance mathématique et 1'erreur totale
par :

E (D) = 1y OV et ET = —¥

E(v)  [E TP [E (v)] 2
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1'ordre de 0,1 en moyenne, sur série chronologique. Avec cette hypo-
thése, la précision dans- 1'estimation du délai moyen est trés médiocre.
Comme le montre le tableau (2). Le coefficient A est significativement
différent de zéro et de un lorsqu'il est compris entre 0,3 et 0,7 et
dans toute cette zone, 1l'erreur totale sur le délai moyen est presque

égale & la moitié de la valeur du délai moyen.

PQUR_DIVERSES_VALEURS DE_XA_LORSQUE o_A_=_0,1
N.S.D ds D S.0. de O et 1 N.S.D de 1
, o
0,1 0,2 0,3 0,4 0,5 0,6 0,7 0,8 0,9
8 années | 0,10 0,25 0.4 0,7 1,0 1,5 2,3 4,0 9,0
ET (6) 0,10 0,15 0,2 0,3 0,4 0,6 1,1 2,5 10,0
années o - :

Dans le modele considéré, 1'écart-type de X est égal & 0,14

sur série chronologique et 0,04 sur données sectorielles-chronologiques.
Les délais moyens et les erreurs sont respectivement 1,1 ans et 0,6 ans
sur série chronologique, 1,8 ans et 0,3 ans sur donnéos sectorielles
chonologiques.

Ce que nous avons dit du délai moyen s’applique également au
coefficient & long terme. Pour ce dernier, il faut néanmoins tenir
compte de la corrélation entre les estimations des coefficients & et
i. Si celle-ci est négative, comme é'est souvent le cas, la précision
dans l'estimation du coefficient moyen sera meilleure gue ce gue suggere
le simple examen des écarts-typesdes coefficients, car il y aura en
quelgque sorte une compensation entre & et FT};]- Pour étudier de facon

s

plus rigoureuse la précision dans 1’estimation du coefficient & long
terme, on peut utiliser 1'intervalle de confiance du couple* [5{ A

qui est une ellipse définie par :

* On peut utiliser aussi la méthode suggérée par FIELLER et appliquée au
délai moyen (voir paragraphe 34). /
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" oa cak a- 8
[(a-3), (- A ] [ 2 J [ - ] = 2 Fé?Jn-k

ol F2 n_k[a) est la valeur*critique de F2,n—k pour le seuil de confiance
5

@ (5 % dans le cas présent).

Le graphique (4) représente cette ellipse pour 1’estimation

la plus précise (données sectorielles-chronologiques), ainsi que 1'inter-

valle de confiance du couple (A, —o— ) (partie droite du graphique 4).

1-A
Cet intervalle de confiance montre.que le coefficient & long terme du

profit, dont la valeur estimée est 0,82, n'est pas significativement
différent au seuil de probabilité de 5 % de toute valeur comprise entre
0,57 et 1,02. On remarguera que cet intervalle de confiance est décalé

vers le bas, par rapport & la valeur estimée du coefficient & long

terme.

Ce résultat montre que méme dans le cas d’une estimation précise
des coefficients de la forme autoregressive du modéle, le coefficient
a long terme et le délai moyen sont estimés avec une assez grande
incertitude. Aussi ne doit-on pas hésiter, lorsque la théorie le suggere,
a fixer & priori la valeur du coefficient a long terme. Ce sera par
exemple le cas de l'accélérateur flexible :

(1) [J=M%J +aQ +d ,

-1

R

ou celui des délais d'ajustement de 1'emploi :

(1') Log N = ¥ Log N, + a' Log N*

1

avec N =g e YE . 0
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CRACUIQUE. (). 2. JVTERYOLLE .0ECONELANEE . OV COCEEILIENT LA LONG. IEBLE
(MODELE DE PROFIT SUR DONNEES SECTORIELLES CHRONOLOGIQUES)

LA L R R A 2 A I PR g ER LY oty Y Y Y T Y I T T L)

8 - Intervalle de confiance de (a,)) b - Intervalls ds confiance de ( a’ WA
- R g T ‘ 1-2
A 0,649 o, = 0,043
« a4 = 0,288 Ua s 0,041
S -3
Oy = 0,95 10

0,40 |

0,20 1
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Dans les deux mddélés, le coefficient a long terhe [??X) doit é&tre
théoriguement égal & un. L'estimation de ces modéles sur série chrono-
logique annuelle par les moindres carrés ordinaires est trés imprécise
et, dans les deux cas, le coefficient & long terme n'est pas significa-
tivement différent de un. L'estimation des m@mes mod&les sous la con-
trainte d’'un coefficient & long terme égal & un (c'est-a-dire a=1-1),
peut &tre obtenue en appliquant les moindres carrés aux équations

transformées

(a) [%-Q]=>\ [t{- ~Q1+d

L
(2')  Log ()= (1-A) Log ¢ .
-1 -1

)

On obtient par exemple pour 1’estimation de 1'accélérateur
flexible dans la branche "bien de consommation” (Source P.A. MUET,

P. ZAGAME [1978] p. 107).

Modéle non contraint Modele contraint
(a=1-1)
A a - A
Egi;FlCle”t s~ 0,885 0,205 0,822
(gcart-type) (0,071) (0,046) (0,037)

L'estimation sous contrainte diminue 1'gcart-type du terme auto-
regressif (1) de moitié et 1'erreur totale sur le délai moyen passe de
7 ans & 1 an environ. Le gain en précision est encore plus important
pour la fonction d'ajustement de 1'emploi ol, en raisdn de la colli-
néarité entre N—1 et N*, les coefficients X' et a' ont des écarts-
types qui représentent plus de 50 % de la valeur du coefficient. Lors-
gu'on contraint le coefficient & long terme a &tre égal & un,l’'estimation
du coefficient (A’) devient précise comme le montre les estimations
du cycle de productivité des trois branches industrielles du modeéle
DMS (cf. D. FOUQUET ...[1978] page 63).
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Intermédidgires| - Equipement Consommation
(1-1") 0,28 0,33 0,43
Ecart-type . (0,05) (0,03) (0,05)

3.2. Distributions du premier ordre : l’'accélérateur flexible sur

données annuelles

De nombreuses estimations de Paccélérateur flexible sur données
annuelles on conduit & retenir, pour représenter les délais de 1'effet
d'accélération, une distribution de premier ordre :

a-+ a,lL
1

% (L) =—T_'-——K_L_— s

Ainsi spécifié, le modeéle peut 8tre estimé sous forme autore-

gressive

si 1'on suppose gue les_erréhrs de la forme autoregressive sont
sané corrélation. Le tabléau (3} Ci-apréé présente trois estimations
réalisées sur les données annuelles de laﬁcomptabilité nationale. Les
deux premiéres correspondent & un ensemble de données sectorielles-
chronologigues comportant féspectivement 120 et 234 observations. La
troisieme a été obtenue sur série chronologique et nous'en donnons
deux estimations qui mettent en évideﬁceyunaassez grande instabilité
des coefficients (1le simple éxamen de 1'évolution de ~I--montre gue la

K
période 53-56 est assez particuliére).
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==

= m====

SEESE=SSSEEESsSRES======

Nature de 1'estimation

© 1 N = nombre d'observa-
tions

Investissement Industriel 0,73 0,113 0,083 MCO sur données secto-
Source : V. THOLLON- rielles-chronologiques
POMMEROL, E. MALINVAUD (0,05) (0,026) (0,027) (56-70) :N=8x15=120
[1971]
Investissement Industriel 0,682 0,085 0,096 MCO sur données secto-
Source : P.A. MUET rielles-chronologi-
[1978] (0,042) (0,026) (0,028) gues (61-73)N=18x13=234

‘ [ 0,610 0,260 0,127 N = 22
Investissement en équipe- MCO sur

, ,039 0, 53-74 .
ments des entreprises --10:088) 1 _(9,038) 1 (0,047) | (53:74) série chro-
NON FiNANCIETES «vewes.. \ 0,488 0,237 0,105 | N = 19 logique
(0,089) (0,041 (0,048) [58—74]

* (N) représente le nombre d'observations, les écarts-types figurent entre parenthéses.

On remarguera que les estimations sur série chronologique, qui

comportent un nombre réduit d’'observations sont, comme précédemment,

moins précises que les estimations sur données croisées

types sont en effet environ une fois et demi & deux fois plus

les écarts-

élevés

sur série chronologique gue sur données sectorielles-chronologiques.

Nous allons étudier de fagen plus détaillée 1’estimation du modeéle

sur série chronologique qui nous permettra en outre une comparaison

avec les distributions du second ordre.

Les coefficients & long terme et les délais moyens estimés

difféerent sensiblement dans les deux périodes, mais 1’estimation des

ecartstypes des coefficients que 1'on peut obtenir de facon approchée

a partir des matrices des variances-covariances de (ao, a

que la différence n’est pas significative au seuil habituel

A) montre
(5 %7.

17

S
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Coefficient ‘4 lang : Delais moyens (amnées)
Terme .
CLT = (a  + a,)f(1-2) | 6=a, /la_ + a) + M/(1-1)
53-74 56-74 53-74 56-74
Coefficient 0,89 R ,0,67 ‘ 1,89 1,25
(écart-type) (0,15) (0,15) (0,41) (0,34)

~

Le tableau (4) montre également’qUB le coefficient & long terme
n'est pas significativément différeht dé un. Ce résultat est évident
sur la période 1953-1874 tandis que sur la période 1956-1974, la
valeur un est la limite supérieure de 1l'intervalle de confiance (en
outre, l'écart-type sous-estihe l'erfeur totale puisqu’il ne tient
pas compte du bieis). On peut donc estimer la spécification théorique

de 1l’accélérateur Flexibie qui impose la contrainte :

Mais alors gque nous avons pu dans le cas d'une distribution
géométrique appliquer les moindres carrés ordinaires au modéle trans-
formé, il faut, dans le cas présent présent estimer un modele non

linéaire en ses coefficients.

Posons en effet a = o (1-1) a, = {(1-0) (1-A), on obtient
I o o I

== (1-2) a @ +{(1-2) (1-a) @ , +x (&) + d + ¢

K -1 K_1

Si les erreurs [(2) suivent une loi normale entrée réduite,

1'estimation du maximum de vraisemblance équivaut & la minimisation de

la variance résiduelle. On obtient par exemple dans le cas présent

S
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e e T ey

o A 0-Délai moyen
Période 1953-1974 0,672 0,612 1,90
(0,0886) (0,053) (0,31)
Période 1956-1974 0,708 0,618 1,90
(0,100) (0,063). (0,38)

Les deux estimations du modéle deviennent cette fois-ci treés

proche et la précision dans 1'estimation des retards échelonnés

s'améliore. En utilisant comme précédemment 1'intervalle de con-

fiance du couple (a, A), on peut, comme nous le verrons au para-

graphe 3.4, représenter la forme de différentes distributions de

retards situées sur la frontiére de 1'intervalle de confiance (partie

haute du graphique 5).

3.3. Distributions du second ordre

Les distributiors du second ordre ont souvent été utilisées pour

estimer les distributions de'retards sur série trimestrielle. I1

est rare en revanche que celles-ci donnent des coefficients signifi-

catifs sur données annuelles. Le tableau (6) ci-aprés indique trois

estimations de distributions du second ordre.

La premiére correspond

a une fonction d'investissement estimée sur les séries trimestrielles

de 1l'industrie manufacturigre américaine par GRILICHES et WALLACE

[19651]

It = 00,0126 Kt+ 0,011 Qo -

(0,0052)

(0,0035)

,5
0,581 rt

(0,222)

-2

+ 1,150 I - 0,331

(8,117)

t-1
(0,109)

1

t-2
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Ky est le stock de capital en début de trimestre (t)

It l'investissement,het‘éu_coups du trimestre (t)

A un indice des "valeurs industrielles” au trimestre (t-2)
Ty o le taux d’intérét au trimestre (t-2)

Les deux autres, é>i'accé1érateur flexible :

o
I, afl+b (EJ +C [EJ + d,
K K™, . K
-1 -2
estimé d’une part sur série-chronologique 1953-1976, d'autre part sur
données sectoriel1eé-chronologiquesxlmémes données qu'au paragraphe

précédent).

Les écarts types des coefficients b et c sont sensiblement du
méme ordre de grandeur (0,1) dans les estimations sur série chrono-
logigque annuelle ou trimestrielle»et plus faibles sur données secto-
rielles x chronologiques (0,06), mais dans ce dernier cas le coeffi-
cient (c) n'est pas significativement différent de zéro, c'est-a-dire
que la distribution n’est pas significativement différente de la
distribution géométrique. Ces trois estimations conduisent en outre &
des distributions de retards convergentes et & coefficients positifs
car le couple de coefficients (b, ¢) se trouve dans tous les cas a
1'intérieur de la zone des valeurs acceptables représentée sur les
gréphiques (3) et (5). Nous alloﬁs étudief plus en détail 1l'estima-
tion de l'accélérateur flexible sur série chronologigue annuelle 1953~
1874, en comparant notamment les distributions du second ordre et

du premier ordre.
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5 -5 a Nature de 1'estima-
tion

Investissement 1,150 - 0,331 MCO sur série
Industriel (source trimestrielle 48-62:
GRILICHES,WALLACE (0,117) (0.110) N = 62
[1965] : :
Investissement en 0,836 - 0,202 0,246 MCO sur série chro-
équipement des ENF ‘ nologigue annuelle:

(0,100 (0,100) (0,042) 53-76 N = 22
Investissement 0,723 - 0,040 0,084 MCOC sur données
industriel (source sectorielles chro-
P.A. MUET [1978] (0,083) (0.084) (0,028) nologiques :

N =18 x 13 = 234

3.4. Comparaison des distriputions du premier et du second ordre :

accélérateur flexible estimé sur série chronologique annuelle
(1953-1974) ‘

31 1'on ne tient pas compte de la contrainte d'un coefficient 3
long terme égal & un, la distribution des retards échelonnés dépend

dans les deux cas de trdis paramdtres :

S ags a,s A pour la distribution du 1er ordre

- a, b, ¢ pour 1la& distribution du second ordre

Ces deux distributions peuvent &tre caractérisées par leur délai

moyen :

2 A
91 = 7 3 v e 1er ordre ,
o 1
8 = 1 oo L 2¢ d ;
5 TE=g | éme ordre ;
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et par leur coefficient & long terme :

CLT, =

2T 1er ordre,

CLT, =

2 ’,I—_-m— »2eme ordre.

Le Tableau (7) indique la valeur de ces coefficients, ainsi que

celle de 1'écart-type et du T de Student.

Les coefficients & long terme et les délais moyens ne sont pas
significativement différents mais la précision des estimations est
meilleure avec une distribution du premier ordre. Enfin la variance
résiduelle (somme des carrés des résidus I 92] montre que 1'ajuste-
ment de la distribution du premier ordre est légérement meilleur

gue celui de la distribution du second ordre.

Coefficient & LT .| Délai moyen (anmées) 5 e2 10-3
CLT CLT2 61 :62- (1) {2)
Coefficient 0,99 0,80 1,89 1,60 0,105 0,121
Ecart-type (o) (0,15) (0,20) (0,41} (0,867)
(T)Student (6,5) (4,0) (4,6) (2,4)

Lorsqu'on contraint le coefficienmt & long terme & 8tre égal

a un, les distributions de.retards ne dépendent plus que de deux
coefficients
- o= 0,872 A = 0,612 ) [L]'=-[1_x] %?j&i}_dJL] ler ordfe
(0,086) {0,053) ;
o A 1-b-~-c¢c N
b= 0,301 g = 0,167 $ (L) = 5 2eme ordre
(0,089) (0,090) 17 - bL - cL
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La précision dans 1l'estimation des coefficients s'améliore, mais
assez peu cependant pour la distribution du second ordre et surtout,
la diminution du coefficient c¢ en valeur absolue rend sa valeur estimée
non significativement différente de zéro. Pour juger de la précision
de ces deux estimations, et pour comparer la forme des retards échelonnés
on a tracé les intervalles de confiance des couples (&,X] et (b,c) et
représenté d'une part la forme des retards échelonnés des distribu-
~tions estimées (courbes en trait plein), d'autre part la forme de
différentes distributions de retards correspondent & des points B,
C, D ... situés aux limites de'l'intervélle de confiance a 95 %
(courbes en pointillé sur le graphiquel). La comparaiscn des deux dis-
tributions estimées (courbes A en trait plein) montre tout d'abord
que l'échelonnement des retards est pratiquement le méme, que la
distribution soit du premier ou du deuxiéme ordre, ce que traduit
également la valeur respective des délais moyens (1,8 ans pour la dis-
tribution du 1er ordre, 2,1 ans pour la distribution du second ordre).
La précision est en revanche bien meilleure pour la distribution du 1er

ordre.Si -1'on trace en effet pour celle-ci les distributions de retards

~

correspondant & deux points extrémes de 1'intervalle de confiance

(B et C), on obtient des courbes assez proches de la distribution es-
timée, 1'incertitude étant marximale pour un délai d'un an. En parti-
culier, 1'intervalle de confiance ne coupe pas la droite a=1, ce qui
montre que la distribution est significativement différente d'une
distribution géométrique*.

La méme'analyse appliquée & la distribution du second ordre montre
au contraire que 1'échelonnement des retards est estimé avec une moins
bonne précision. L'intervalle de confiance n'est pas entiérement
inclus dans la zone des valeurs acceptables (hachurée sur le graphique)

c'est-a-dire qu’'il comprend des distributions de retards & coefficients

/.

~

* le test correspondant & un intervalle de confiance a 95 % est plué
sévére que le test de STUDENT habituel au S uilde 5 % (Cf. Annexe).
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positifs puis négatifs [cas»du_point‘D qui”Cofrespond & des racines
A1 et Az complexes, ou des points situés & droite du point B}. On
remarque en outre que la distribution estimée n'est pas significati-
vement différente de 1la distribution géométrique (point B) et de la
distribution de Pascal du second ordre {(point C). Les trois distri-
butions (B, C, D) situées sur la limite de 1'interValle de confiance
mettent bien en évidence 1'incertitude qui affebte 1'estimation des
retards échelonnés par une distribution du second ordre”. Celle-ci
apparait émlement lorsqu'on calcdie 1'incertitude .qui affecte les
délais moyens. Les programmes de régression standard (par exemple
la version 3.4 de TSP) fournissent une estimation des écarts-types
de différentes fonctions des coefficients estimés des régressions.
Dans le cas présent on obtient bar exemple pour les délais moyens
{en années)

-~

1 = 1,9 061

2,1

D

0,32 ler ordre

»
»

0,53 2éme ordre

<D
n

992

Les valeurs des écarts-types, obtenues par des approximations
linéaires des relations définissant les délais moyens ne permettent

pas de construire un intervalle de confiance par les méthodes habi-

-~

tuelles (par exemple 6 +2 Oy ©en prenant Tg = 2}, car 1'estimation du

délai moyen est biaisée, et 1'intervalle deé confiance n'est pas centré

sur 6.

/o

* Cette analyse est inspirée de Z. GRILICHES [19677. Le lecteur pourra
‘notamment consulter les graphiques identiques, correspondant & la
fonction d'investissement GRILICHES-WALLACE, paées 30 2''32 de
1'article de GRILICHES.
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Pour la distribution géométrique simple ol 6 ne dépend gue d'un
parametre (A), nous avons indiqué des: formules d'approximation du

biais et de 1l’erreur totale. Celles-ci peuvent 8tre utilisées égale-

-

ment pour la diétribution du premwier ordre (6 = o + § ) en tenant
compte en outre de la covariance entre i et &. Pour 15Adistribution
du second ordre ol 6 est le rapport de deux fonctions linéaires

(H = 5+2;] et (G =1 - B - ;], on peut utiliser une méthode suggérée
par FIELLER* et appliquée é la distribution du second ordre par
GRILICHES [19671. Si 1'on définit en effet la variable Z = H - G ©

d'espérance mathématique zéro et de variance

77 % Y 95728 oy
on peut, sous 1l'hypothése habituelle de normalité, construire un
intervalle de confiance (6',8") pour 86 en résolvant 1'éguation du

second degré

T . o3% = (H - 66)?
o Z
DU encore
2 .2 2 2 2 2 2 2
8- (G Ta . GG] - 2 6 (HG - Ta . GHG] + H™-T o, =0

ol Ta est la valeur du T de Student au seuil a (en pratique, au-dela

de 20 observations TD est de 1'crdre de 2).

,05

Dans le cas présent on a

2 -2 -2
H = 0,567 = 0,8143 10 = -
GH OGH 0,112 10
G = 0,266 oé = 0,1276 107°
d'ol 1'on déduit &' = 1,3 années, 8" = 3,3 annédes.

L'intervalle dekconfiahce ainsi obtenu différe peu de 1'inter-
valle que 1'on aurait pu contruire, de fagon approximative, & partir

de 1'écart type estimé par le programme TSP

-~

- Intervalle de confiance réel : 8 = 2,1{t;’§ années
- Intervalle "approximatif” : 8 = 2,1 +1,1 années
l/l

* On en trouvera une présentation dans FULLER [1962] et dans GRILICHES
£19671].
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Comme pour la distribution du premier ordre, ce résultat est

TR TS e e o e s e e e e e e e e e e e e e e o e e e D

0 = 6'+ 9" = GH
n 2 G2 R T2 02
o G

Et cette valeur centrale différe peu du délai moyen estimé ;
S _H
0 =% ,

lorsque le T de Student de G est élevé.

Dans 1'estimation de Z GRILICHES, T.D. WALLACE** ot G = 0,18
2

et GG = 0,162 . 10—2, 1'intervalle de confiance du délai moyen est

beaucoup plus décentré :

trimestres

3.5. Modele autoregressif a plusieurs variables

Lorsque le modéle comporte plusieurs variables & retards

échelonnées

v, = @1(LJ X, * @2 (L) z,
ol @1 (L) et @2 (L) sont par exemple des distributions du premier ou
du second ordre, l'estimation du modéle sous forme autoregressive
devient beaucoup plus délicate. M8me si 1'on néglige le fait que les
erreurs de la forme autoregressive ne sont pas indépendantes, on est
conduit généralement & estimer des modéles linéaires comportant des

contraintes sur les coefficients.

e

* Ce résultat s'appliquerait & une distribution du néme ordre
(G=1-b1...-bn].

** Comme les variables exogénes sont décalées de 2 trimestres, il
faudrait ajouter 2 trimestres pour obtenir le délai moyen réel.
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Considérons par exemple le cas de deux distributions du

premier ordre :

qui conduit & la forme autoregressive

R T L L T AL L LR RN NS I
 Z
- a, A, X + b =z
0]

1 Mo Xg-2 * by - A

b )z -b, . A z + U
0

t 1 t-1 1

Si 1'on suppose gue les erreurs (utJ de la forme autoregres-
sive sont indépendantes, il est possible d'estimer les paramétres de
la forme autoregressive en minimiéant«la variance résiduelle. On peut
soit procéder par "balayage” sur diverses valeurs de (Aq, AZ ) en

appliquant les moindres carrés & des variables transformées

X, = (1=a, L), zt‘= (= 2y L) xgw Y= U, L) (= 4 L)y s

soit pratiquer par itérations (c'est la méthode utilisée dans les
programmes courants d'estimation). A titre d'exemple, nous présentons
ci-aprés deux estimations du modéle accélérateur-profit sur données
sectorielles-chronologiques (144 observations pour le modéle [1] ,

162 pour le modéle [2]). L'étude des délais d'ajustement de 1'accélé-
rateur flexible et du modele de profit ort montré gue 1l'on pouvait
retenir une distribution du 1er ordre pour le premier et une distri-
bution géométrique pour le second. Le modele complet peut donc &tre

spécifié comme suit

[1] -% -0 1 g + -2 m o+ d
1 - A1 L 1 - AL
0
0 est le taux de croissance de la valeur ajoutée

m est le taux de profit.
L'estimation des moindres carrés est obtenue aprés b itérations

(méthode de GAUSS) sur la forme autcoregressive du modéle (144 observa-

. . L. 2
tions) La variance résiduelle (I e“) a les valeurs successives

/.
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itérations 1 2 3 4 5 B

z 82 . 10—4 560,75 328,81 328,37 326,11 326,09 326,08

La valeur estimée des coefficients ainsi que les gcarts-types

sont indigqués dans le tableau ci-aprés :

Coefficient

(écart-
type)

Coefficient & Délai moyen

- - - - 1 - LT
% 2 M b A o o

8 T @ T
0.045{ 0,077 (0,62 | 0,433 | 0,49 | 0,32 | 0,58 | 2.2 0,24

(0,037 (0,028] (0,1} |(0,089) f0.14] (0,14) |(0,13) |(0,8) (0,22}

Ce tableau montre que la distribution des retards des profits
est beaucoup plus courte que celle de 1'effet d’accélération, le coef-
ficient iz n'étant pas en outre significativement différent de zéro.
Une distribution discréte peut donc &tre retenue pour représenter les

délais de réaction de 1’investissement aux variations du taux de

profits
a +a, L 0 .
I © "o 1
KoT-x 0 @ rigrb Lty vd

La convergence est obtenue par la méthode de GAUSS apreés 4

itérations (162 observétionsj

itérations 1 , 2 3 4

2 -
$ e®. 1074 119853 420,49 376,88 376,87
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La valeur estim@e des coefficients est indiguée ci-aprés :

Coefficient & Délai moyen

- - - ~ ~ LT
ao a1 A1 bo b1 0 | 0
Q m g T
Coefficient 0,045 |0,058 | 0,75 | 0,408 | 0,317 0,42 0,73 | 3,5 0,44
éj;;ft— (0,03u}(0,030)| (0,05} |to,093) {0,4313](0,17) {0,173 | (0,80 | (o,11)

4 - LES DISTRIBUTIONS INFINIES ET LEUR ESTIMATION S0OUS FORME AUTO-
REGRESSIVE (11) : PRDBLEMESfD'IDENTIFICATIDN ET D'ESTIMATION

Dans la précédente section, nous avons estimé les différentes
distributions de retards, en appliquant les moindres carrés a la forme
autoregressive du modéle. Cette mé&thode qui a le mérite d'étre simple,
n'est justifiée que si les erreurs (ut] de la forme autoregressive
sont indépendantes :

+ W (L) yp *u

Yy = P (L) x

t t

Or, la validité de cette hypothése doit Btre examinée aves soin car
elle affecte de fagon cruciale les propriéfés de 1’estimateur des
moindres carrés, et de plus, on peut penser & contrario que ce sont

~

les erreurs [et] du modele & retards échelonnés qui sont indépendantes :

P (L) :
T eec——————— X+ ©

y ,
vty Ot

auquel cas celles de la forme autoregressive sont liées :

=g, - WI(L) €

Ut t t-1

Les biais dans 1l'estimation des modéles autoregressifs par les

moindres carrés ont trois origines

- la spécification incompléte ou erronée du modéle
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- 1'usage des petits échantillons

- la corrélation des erreurs

Nous allons examiner successivement ces trois points, puis les

méthodes d'estimation alternatives.

4.1. Spécification incompléte ou erronée du modéle

L'hypothese implicité 3 toute étude économétrique est que le
modéle que 1'on estime est vrai et, trés souvent, 1'économiste s'en
remet aux résultats méme de 1'étude éobnométriquerpour conforter cette
hypothése. Or, dans le cas préseht, il peut &tre imprudent d'induire
1'existence de retards échelonnés de la seule significativité du
coefficient du terme autoregressif car les mod&les autoregressifs ne

correspondent pas nécessairement & une distribution de retards. Un

exemple emprunté & GRILICHES [1967] 1le montre aisément.

Supposons que le modéle vrai soit une relation instantanée entre

yt et x, ; mais que les résidus Ut suivent un processus d'autocorréla-

t
tion du premier ordre :

Vi T ax, +u

(1

u =
- pu +

L’introduction d'une variable autoregressive donnera généralement
des coefficients A significatif et des résidus e, moins fortement

t
corrélés :

(2) yt = ax, + A Yoy + g

t t

puisque le modele vrai peut 8tre écrit sous la forme

(1" yt = a xt + p yt_1 - ap Xt-1 + zt
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Le modéle (2) peut ainsi correspondre soit & une distribution de
retards géométrique, soit & une relation simultanée incompletement
spécifiée oll les erreurs sont liées. Toutefois, dans le cas présent,
1'introduction de la variable xt—1 permettra de choisir entre les

deux hypothéses. Si en effet le coefficient de X gst négatif et

t-1

voisin du produit des coefficients de x_ et Yi_q ON pourra considérer

t
que 1'hypothése (1) est vraie et que (2) doit &tre rejetée. On remar-
quera que 1'équation (1') est analogue a la forme autoregressive d'une

distribution du premier ordre :

(3) Y T8y X *+ a, Xt o1 + A yt_1 + €,

Si en outre 1'hypothése (1) est vérifiée, on doit avoir :

a, A= - a,
a, A
et le délai moyen calculé 0 = + ——e—u  + est nul. Ainsi,
a, * a, 1-A

si lamodéle vrai est le modéle (1), une distribution géométrique (2)
donnera une estimation biaisée du vrai modele, mais-une distribution
du second ordre (3) montrera gue 1’ajustement est instantané. Il

est souvent possible en pratique, en assouplissant les hypothéses
relatives & la forme des retards échelonnés; d'approcher d'assez preés
la réalité économique. Dans le cas présent 1’erreur d'interprétation
résultant de 1'estimation du modele (2) peut étre corrigée en prenant
une distribution de retards plus souple (3) (le lecteur pourra consul-
ter 1'exemple empirique traité par GRILICHES page 34 de 1'article cité).
Cet exemple met également en lumiére les biais résultant d'une spéci-
fication incompléte d’'un modeéle a retards échelonnés. Si la distribu-
tion réelle est en effet-une distribution du premier ou du second
ordre, l'estimation d'une distribution incomplete (par exemple géomé-
trique), conduira & une estimation biaisée des délais moyens et des

coefficients a long terme.
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e e i i iRy JuiuanguiPhe s g ibunieriunt

Supposons par exemple que la distribution de retards solt une

distribution du second ordre :

= + u
R T R O
et que 1'on estime le modéle incomplet correspondant & la distribution

géométrique :

+ U

T N R

On obtient en supposant que que xt est stationnaire et sans

corrélation :
. oo b
plim (b') y E——
PR . - N b+ 2c¢ . <
Le délai moyen réel est égal & 6 = T -5 -5 Puisque le modele

est du second ordre, alors que 1'estimation du modele incomplet
donnera :

b

1
1 .-C

Z b
) 1-b -r¢c

. . -.C
plim 6 b
1= c

qui surestimera (c étant négatif) le délai moyen réel.

4.2. Les biais introduits par_l'estimation sur petits échantillons

Si les erreurs du modéle autoregressif constituent un processus
aléatoire sous corrélation temporelle, on montre” que les estimateurs
des moindres carrés ordinaires convergent en probabilité vers les
valeurs vraies des paramétres, guand le nombre d'observations augmente
indéfiniment. Si elles sont en outre distribuées selon une lois normale,
les estimateurs des moindres carrés sont -asymptotiquement efficaces

(leur variance est minimale parmi les estimateurs sans biais). On peut

./

* cf. E. MALINVAUD [1969] chapitre 14 et JOHNSTON [1972] p. 304.
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donc, comme nous l'avons fait dans la section précédente, appliquer
les moindres carrés ordinaires comme si la variable endogeéne retardeée
était une variable exogéne, mais la procédure n'est plus justifiée
qu'asymptotiquement. En particulier, 1’'estimation sur des petits

échantillons conduit a des erreurs systématiques.

Par exemple,pour le modéle simple autoregressif :
R P

HURWICZ [1950] a montré 1l'existence d’une erreur systématique qui,

en premiére approximation est telle que :
- 5
E (b) ~b (1 —T\T—]
N étant le nombre d'observations

Pour une vingtaine d'cbservations (estimations sur série chro-
©,

nologique annuelle), le biais serait de 1l'ordre de 10 % de la valeur

vraie.

Les modéles plus compliqués avec variable exogéne ont &té
étudiés par les méthodes de "Monte Carlo”, notamment par E. MALINVAUD
{1861 - b - 1. Dans ce dernier article, le modéle étudié comporte

une variable endogéne et un terme constant :

Ve TaXp t A Vg gt doe

Des échantillons d'une vingtaine d’observations conduisent & des

-~

estimations\ qui sous-estiment dans trois cas sur quatre la valeur
vraie du terme autoregressif (graphique [6 ] ), le biais étant de 1’'ordre
de (- 0,08) pour A = 0,8.

Source MALINVAUD [1961-b] ou
[1869] page 579

g
-
-
R
4
>
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La formule usuelle du calcul de 1'écart type de X donne en
moyenne une estimation correcte, mais 1l'intervalle de confiance est

décalé vers le bas puisque la valeur vraie est sous-estimée.

4.3. Corrélation temporelle des erreurs

Nous avons vu précédemment que les propriétés des moindres
carrés ordinaires n'étaient valable gu'asymptotiquement pour un
modele autoregressif. Si, en outre les erreurs du modele autoregres-
sif sont corrélées, 1’estimation par les moindres carrés perd &

peu prés toutes ses propriétés :

- l’estimateur est symptotiquement biaisé
-~ il en est de mBme des estimateurs de la variance
- le coefficient de Durbin et Watson est biaisé et asymptoti-

qguement peu efficace.

En particulier, les résidus de 1'estimation par les moindres
carrés sont en général moins corrélés que les erreurs du modéle
autoregressif, si bien qu'il n'est pas possible d'apprécier correcte-
ment la liaison des erreurs & 1'aide du test de DURBIN et WATSON.

Dans le cas d'une autocorrélation du premier ordre :

on peut appliquer le test de DURBIN [1970] qui repose sur des pro-

priétés asymptotiques. Si D est la valeur du coefficient de DURBIN et
D

WATSON, on obtient une estimation de p par p= 1 - >

Le principe du test s'appuie sur le fait que la variable :

h o= P ,

V= - Var_(i]

N

Soit asymptotiquement une loi normale centrée réduite si p=o. L'hypo-
thése p=0 peut &tre par exemple rejetée au seuil de probabilité habi-
tuel si h > 1,64.
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Les biais résultant de la corrélation temporelle des erreurs
peuvent étre importants, notamment pour le coefficient estimé du terme
autoregressif.Cansidérons par exemple, d’'un modéle autoregressif sans

variable exogeéne

Ve T AVgoqt d ot ey

n

avec €y pst_1+ Uy

Lorsque le nombre d'observations augmente indéfiniment, le
coefficient A estimé par les moindres carrés tend vers

."‘_‘)\-p‘
plim A T h0

On voit gque selon les valeurs du coefficient p, 1'estimation de
A peut s'écarter de fagon sensible de la valeur vraie A et prendre
notamment n'importe quelle valeur comprise entre 0 et 1. En particulier,
pour p=1, plim (i] est égal & un quelle gue soit la valeur vraie de A.La
relation précédente montre en outre que 1'estimation surestime la valeur
vraie lorsque le liaison des erreurs est positive et la sous-estime lors-
gu'elle est négative.

L'introduction d'une variable exogeéne (xt]

Ve T axg o Ay ardroe
ameliore cependant les qualités de 1'estimation par les
moindres carrés, notamment lorsque la variabilité de celle-ci excéde

celle des erreurs (cf. E. MALINVAUD [1869] chap. 14). Le bia%s asymp-

. .. G N
totique dépend en effet principalement de la grandeur «o =_2Q2 » ou o
' a o
X
est la variance des erreurs, oi ‘celle de la variable exogeéne Xt' Avec
par exemple A = 0,8 et p = 0,5, le biais est égal & 0,25 en 1’absence
de variable exogene, il tombe & 0,20 si la variable exogéne & une
faible variabilité (a=1) et 0,08 si elle a au contraire une forte varia-

bilité (a=0,25).
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4.4, Méthodes d'estimation alternatives

Le choix d'une méthode d'estimation dépend des hypothéses que
1'on peutfaire a priori sur les erreurs mais aussi de la taille de 1'échan-
tillon sur lequel on travaille, car les méthodes généralement proposées )
dans la littérature et que nous allons évoquer rapidement, reposent
toutes sur des propriétés asymptotiques et il arrive fréquemment gu'elles
ne soient pas plus performantes que‘les moindres carrés sur les échantil-
lons habituellement utilisés en macroéconomie (par exemple une vingtaine
d'observations pour les séries chronologiques annuelles). Les méthodes
d'estimations dépendent des hypothéses que 1'on peut faire a priori
sur les erreurs des modéles & retards échelonnés ou de la forme autore-
gressive qui lui est associée. Nous noterons [etl les erreurs du modéle
& retards échelonnés:

P (L)

TR R

et ut les erreurs de la forme autoregressive :

(2] Yy, = W (L) yp * P (L) x, +u

t t

Ces erreurs sont liées par la relation

(3} =[1-W (L)] €,

Yt
Nous examinerons tout d’abord la méthode la plus générale,
puis les méthodes associées & des hypothéses particuliéres sur les erreurs

[et) ou (utJ.

instrumentales, les variables endogénes retardées. Elle ne nécessite
pas en effet d'hypothéses particuliéres sur pt, si ce n'est que leur
espérance mathématique est nulle. Considérons par exemple la distribu-

tion géométrique :

(2] Yy = A Yioq + a Xy + ut
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L'existence d'un biais asymptotique dans 1'ajustement de la
relation (2] par les moindres carrés ordinairesytient au fait gque
Yiog et Uy ne sont pas indépen@aptsxiorgqu’il existe une liaison entre
Uy et Up_q° Si 1l'on remplape en revanche Yo par x
tions normales (xt et X g |
estimations obtenues sont sans biais asymptotique (cf. MALINVAUD 19691

chap. 14).

£-1 dans les égua-

étant les variables instrumentales), les

Dans le cas plus général d’une distribution d'ordre n.on
utiliserait la variable X et n valeurs retardées X, _; comme variables
instrumentales.

Toutefois, si les erreurs sont indépendantes ,les coefficients
estimés par cette méthode ont des écarts-types supérieurs & ceux des
moindres carrés ordinaires*. En pratigue, lorsgue le biais asymptoti-
que est faible, la perte de précision a pour conséquence que les
moindres carrés ordinaires sont souvent plus performants gue la méthode
des variables instrumentales. Ce résultat a été notamment confirmé
par 1l'étude d'échantillons artificiels comportant une vingtaine
d'observations (E. MALINVAUD [1961—b]'ef 1'écart entre les variables
instrumentales et les moindres carrés ordinaires est encore plus impor-
tant sur les séries chfonoiogiques anhuelles car xt et xt—1 sont souvent
corrélés. Pour l'accélérateur flexible sur série chronologique annuelle,
1'estimation par les variables instrﬁmentales conduisait par exemple a
des coefficients & et i qui n'étaient plus significativement différents
de zéro (cf P.A. MUET, P. ZAGAME [18761). Nous'verrons plus loin, en
comparant différentes méthodes d’estimations d'une distributicn du
second ordre pour l'accélérateur flexible, gue la précision des variables
instrumentales est également plus faible que celle des moindres carrés

ordinaires, mais que les coefficients restent cependant significative-

ment différents de zéro.

o/

* Les écarts-types calculés par les programmes de régression standards
sont donc supérieurs & ceux des moindres carrés ordinaires.
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Si nous supposons que les e£'COnstituent un processus purement
aléatoire, les erreurs de la forme autoregressive [ut] forment alors
un processus de moyenne mobile dont le corrélogramme dépend des
paramétres W(L) du modéle autoregressif. Par exemple, dans 1'hypo-
these d'une distribution géométrique le coefficient de corrélation entre
u, et Up_q (ou coefficient d'aqtocorrélation du premier ordre) est
négatif et compris entre 0 et 0,5 (il est égal a T, = - ;—%—;5 ),
tandis que les autres coefficients du corrélogramme sont nuls. Une
méthode évidente d’estimation consiste & estimer directement les coef-
ficients de retards sur la forme & retards échelonnéds du modele, par
les méthodes applicables aux mode&les non linéaires (maximum de vrai-
semblance, qui équivaut dans le cas présent a minimiser 1la somme des
carrés des résidus). DHRYMES [1971] suggere ainsi une estimation directe

qui consiste & minimiser en deux temps la variance résiduelle.

Considérons par exemple la distribution géométrique

= —a_ v
(1) Yy = ] Xy ¥ €4 1<t <N,

sous 1'hypothése de normalité des erreurs tenvN (0,02].

Ce modele peut s'écrire sous la forme :

£ i t > i
I S I X
i=p i=0
L r}
la somme a, = T At X_; ne dépend pas de la période d'estimation, on
i=o

~

est donc ramené & 1’estimation de'ao, A, et a définis par :

t-1
(3) Yy =8, AT +ta I A x + g 1<t <N
i=o
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L'estimation du maximum de vraisemblance s'obtient facilement

en minimisant la variance résiduelle. On peut déterminer ce minimum en
A A ~2

deux temps. On se fixe une valeur de A et on calcule (&, &, 0 (A}) en

appliguant les moindres carrés ordinaires a la relation

(3") Yi = 8, AT+ a z, + €
, -1 :
avec zt = I A xt—i
- 1i=0

On cherche ensuite le minimum de oz[x) en effectuant 1'opéra-

tion pour diverses valeurs de A.

En pratique, cette méthode a peu d'intérét car elle devient
rapidement assez lourde (notamment pour une distribution du second
ordre) et ses propriétés reposent comme toujours sur la validité des
hypothéses (le mod&le est vrai, les €y sont sans corrélation et dis-
tribués selon une loi normale). Or 1'économiste utilise une distribu-
tion géométrigue ou du second ordre non parce qu'il considére que
c'est la forme exacte des retards mais comme. approximation simple de
la distribution exacte : 1'estimer sur la forme & retards échelonnés
luil fait perdre tout son intérét empirigue pour des hypothéses qui
ne sont guere plus assurées que celles d'indépendance des erreurs de

la forme autoregressive.

Une méthode d'estimation a été proposée par KOYCK [1954] et
KLEIN [19581 . Elle se situe & mi-chemin entre les moindres carrés
généralisés et les moindres carrés ordinaires.KOYCK et KLEIN tiennent
compte du fait gque la variance de uy dépend de A, mais négligent le
fait que up et Uy 4 sont corrélés. La matrice des variances-covariances

de ut est en effet :

[1+A2J - A0 .«. O
2
V) =0 |- tadea e o
o o 0 eus (1+A2]

et la méthode de KOYCK et KLEIN ne tient pas compte des termes non

diagonaux de la matrice et présente de ce fait un intérdt limité.

an
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Si 1'on suppose plus généralement que les erreurs du modéle
a retards échelonnés suivent un processus d'autocorrélation du premier

ordre :

diverses méthodes permettent d’estimer le modele dans cette hypothese
{maximum de vraisemblance, estimation en deux temps combinant les
variables instrumentales et les moindres carrés généralisés). Elles ont
été particulierement étudiées par DHRYMES [1371]1 d'un point de vue
théorique (propriétés asymptotiques, efficacité) et empirique (méthode
de Monte-Carlo, page 355 et suivantes). Nous reviendrons sur ce dernier
point dans le paragraphe suivant. Mentionnons pour terminer 1'applica-
tion de 1l'analyse spectrale suggérée initialement par HANNAN [419g7]

et développée par de nombreux auteurs. Cette méthode applicable a

des erreurs [et] suivant des processus stochastiques beaucoup plus
généraux que les deux hypothéses précédentes ne semble pas avoir en

revanche un grand intérét pour les études empiriques.

Pour avoir une idée dé la validité de 1'hypothése implicite
a 1l'usage des moindres carrés ordinaires'sur la forme autoregressive
il nous faut étudier 1'autocorrélation des rééiaus‘[ut] de la forme
autoregressive, pour diverses‘hypothéses relatives aux [et]. Supposons
comme précédemment que ceux-ci présentent une autocorrélation du premier

ordre :

Les erreurs de la forme autoregressive suivent alors un pro-
cessus de la forme :
/I

u, = (1-AL) (1-pL) ' %

t t’

dont le coefficient d'autocorrélation d'ordre k est

- pk-1 p[1+A2] -2 (1+p2)
(1+3%) - 2xp
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Le graphigue ( 7 ) indique les variations du coefficient
d'autocorrélation du premier ordre [rq] des erreurs de la forme
autoregressive. Si les erreurs du modéle & retards échelonnés sont
indépendantes, celles de la forme autoregressive présentent une
autocorrélation négative. Celle-ci est encore accentuge si les £,
présentent déja une autocorrélation négative. Lorsqu'en revanche les

e, présentent déjad une autocorrélation positive, 1'autocorrélation des

e?reurs de la forme autoregressive est faible, et 1l'usage des moindres
carrés ordinaires peut &tre largement justifié (les U, sont évidemment
indépendants lorsque p=A). En pratigue on pourra donc souvent appliguer
les moindres carrés car l'autocorrélation des erreurs de la forme
autoregressive a des chances d'étre faible et de plus, le biais asymp-
totique sera d'autant plus faible gque les variations de la variable
endogeéne (xt] seront importantes. En outre, 1'étude par les méthodes

de Monte-Carlo précédemment mentionnée (DHRYMES) conforte assez large-
ment cette conclusion : "les moindres carrés ordinaires sont un assez
bon estimateur du modéle lorsque A est fort et que la variable endo-

géne x, présente une autocorrélation positive. Cet un aspect qui risque

t
de décourager les approfondissements analytiques ultérieurs car la
combinaison des deux éventualités semble assez .fréquentes dans les tra-

vaux empiriques” (DRYMES [1971] p. 400)%

Au terme de cet examen rapide nous allons, en guise de conclu-
sion, présenter une application empirique des méthodes gqui constituent &
la fois un complément et une alternative simples aux moindres carrés

ordinaires

- les variables instrumentales (a)
- la prise en compte d'une autocorrélation du premier ordre des
erreurs de la forme autoregressive, gqui peut apparaitre comme

une bonne approximation d'hypothéses alternatives (b).

_____________________________ ' - v

* Cette remargue ne manque pas d'intérét au terme d’un long ouvrage consa-
cré a 1l'étude analytique de méthodes d'estimations souvent fort "sophisti-
guées”. . . '
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4.5. Un exemple : distributioh du second ordre de 1'accélérateur

flexible

L’estimation par les moindres carrés ordinaires d'une distri-
bution du second ordre de 1'accélérateur flexible fait apparaitre sur
la période 1853-1974 une autocorrélation négative des erreurs. Le
simple examen de la statistique de DURBIN et WATSON (DW = 2,7) le
suggeére mais on peut, en appliquant le test de DURBIN, montrer gue

1'hypothése d’'indépendance des erreurs peut &tre rejetée.

Pour éliminer le biais asymptotique, deux méthodes simples
sont envisageables

- 1'estimation par les vafiables instrumentales (x )

t-1, %¢-2
- 1l'estimation des coefficients et de 1'autocorrélation (p)

par la méthode de COCHRANE-ORCUTT.

Le tableau (8) ci-aprés présente 1'estimation des coefficients

a,b et c de 1'accélérateur flexible

—KI—=a8 £ b G oG+,
-1 -2

par les trois méthodes alternatives (moindres carrés ordinaires,
variables instrumentales, CDCHRANE—DRCUTT].Leé estimatiors par les
moindres carrés ordinaires et par les variables instrumentales ont été
réalisées sur la période 1953-1974 et Compof@nt 22 observations,l'esti-
mation par la méthode de COCHRANE-ORCUTT 1'a été sur la période 1954-
1974 (21 observations). Les (T) de Student des coefficients estimés ont

été indiqués entre parenthéses.
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El b c R? oW s e2.107%
MCO (1953-1974) 0,246 0,896 | -0,202 0,93 2,7 1,21 -
(5,7) (8,9) | (2,0) | '
VI (1953-1974) 0,233 0,994 | -0,269 - 2,8 1,28
(5,1) (7,1) (1,5)
CORC (1954-1974) 0,259 0,997 | -0,298 0,92 2,2 0,95
d - - 0,19 2,5 (4,6) (10,1) | (3,4)

Les trois méthodes donnent des coefficients trés voisins et non

significativement différents. En particulier, des coefficients estimés

par la méthode de COCHRANE-ORCUTT et par la méthode des variables

instrumentales sont pratiquement identiques. Leur comparaison avec les

estimations des moindres carrés peut donner une idée du biais asympto-

tigue : b serait ainsi sous-estimé de 0,10 et la valeur absolue de

(€) le serait un peu moins (0,07 & 0,10). Pour les deux coefficients,

la différence est de 1'ordre de 1'écart-type et n'est donc pas signifi-

cative. Ainsi, en dépit d'une corrélation évidente des erreurs du modéle

autoregressif (§ est significativement différent de zéro), le biais

reste inférieur & la précision de 1'estimation. On remarquera enfin

gue la précision des variables instrumentales est plus faible que celle

des moindres carrés et que la méthode de COCHRANE-ORCUTT donne 1'esti-

mation la plus précise pour les coefficients b et c.

5 - LES DISTRIBUTIONS FINIES ET LEUR APPROXIMATION POLYNOMIALE

Les distributions finies faisant intervenir un nombre élevé de

retards échelonnés sont socuvent difficiles

& estimer en raison notam-

ment de lacorrélation des valeurs retardées des variables explicatives.

Aussi doit on généralement imposer des contraintes aux coefficients

de la distribution de retards. Entre une distribution entiérement spé-

cifiée comme la distribution géométrique et 1'estimation directe des

(s+1) coefficients we d'un modéle & retards échelonnés

(1) Yy = W

o't
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On peut choisir de nombreuses fonctions représentatives des
coefficients Wg > comportént un nombre de parametres inférieurs a
(s+1). La méthode suggérée par ALMON [1965] , qui consiste & ajuster
un polyndme de degré r sur les coefficients Wo des variables retardées,
présente 1l'avantage d'e@tre peu contraignante gquant & la forme de 1la
distribution des retards et de se préter a une estimation économé-
trique relativement facile. Sa souplesse expligue le succes rencontré

par cette méthode dans les &tudes réalisées sur données trimestrielles.

5.1. La méthode d’'ALMON

Supposons que les (s+1) coefficients Wy solent distribués selon

un polyndme de degré r de la variable @

(1) Wy = BO + B 6+ +iu + B 8 0 = 0, ves, S

La méthode d’ALMON consiste & remplacer 1'estimation des (s+1)
coefficients w, par celle des (r+1) coefficients Bi du polyndme. La

)
relation (1) s'écrit sous forme matricielle :

w 100 4e¢ O B
o) o)
W, 1994742 T B,
(23 - r < g
wS sD 51 52 . sr Br

et 1'équation & estimer (équation 1) devient
(3] Vi =BO,(x + X L ¢ } + B (x + 2 X * e

+
8 X ) Br (xt_1 + 2 Xp g ¥ eee v 8 X ) + ¢
L'estimation des coefficients Bifs’obtient'en appliguant les

moindres carrés ordinaires & la relation précédente :

(3) Ve = B 2ot " By Zgg Toree BB “rt T %

0 zy, = (x4 * 2 Xio ¥ oeee 87 X, L)
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Le degré du polyndme étant peu élevé (troisidme ou quatriéme degré)

le modéle comporte peu de variables explicatives.

Les coefficients we se déduisent des coefficients Bi estimés

par la relation (2)

Ww=S B8

ol S est la matrice précédemment définie.

Cette méthode d’estimation des coefficients du polyndme présente
1'avantage de permettre de tester directement les hypothéses retenues
pour le degré du polyn@me. On peut en effet choisir entre le degré
(r) et (r_1] en appliguant au cOe-F-Fioient'ér les tests classiques
d'analyse de la variance. Toutefois, 1'estimation des coefficients
BO . Br peut s'avérer délicate car les variable z; sont souvent
fortement corrélées et la matrice S est en outre,et pour la méme raison,
difficilement inversible. C'est la raison pour laquelle on a parfois
recours a une spécification différente du polyndme, initialement sug-
gérée par ALMON, et qui utilise 1'interpolation de LAGRANGE. Le poly-

ndme s'écrit alors :
f(6) =006, 0)F (6)+ ...+ 3 (6, 0)F (8 )
0 0 r° . r

od ¢ (6, 6 ) est le polyndme d’interpolation‘de LAGRANGE. Les calculs
sont analogues mais on peut choisir les ei de fagon & ce que la matrice
S soit plus facilement inversible. Si le calcul numérique en est faci-
lité, le résultat de 1'estimation, c'est-a-dire les coefficients We
estimés sont identiques dans les deux méthodes et ne dépendent pas de
le paramétrisation du polynéme (voir par exemple DHRYMES [1971] page

230 et suivantes).

En pratique, la méthode d’ALMON suppose donc que soit fixé le degré
(r) du polyndme, la longueur des délais (s) et les éventuelles contraintes
aux limites de la distribution. Le choix du degré et la longueur des délais
s'opérent én comparant les estimations correspondant & différentes
valeurs de r et s. En général, on retient un polynﬁmerde faible degré
(3 ou 4) et on choisit s en retenant la valeur qui conduit & 1la plus
faible variance résiduelle, ou au plus grand R2 puisgue lorsque le
degré du polyndme est fixé, le nombre de variables explicatives est

également fixé.
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5.2. Un exemple : l'accélérateur estimé sur série trimestrielle

” . *
Le modeéle estimé est le suivant :

I s
(53 =X w, Q +ct+d

t 6=
0 est la production § sont taux de croissance, I 1'investissement et
t un trend temporel représentant 1'augmentation tendancielle du taux
d'investissement non expliquée par le modéle d’accélération. La dis-
tribution de retards est supposée‘étre un polyndme du troisieme degré,
sans contrainte aux extrémités de 1l'intervalle [0,5]. Selon 1'usage
habituel, s est déterminé en cherchant le minimum de la variance rési-
duelle (ou lemaximum du R2], pour différentes valeurs de s. Le graphique
{(7) représente la valeur du R? et la forme des distributions correspon-
dant & différents échelonnements des retards (5 < s < 10 trimestres). Le
maximum correspond & s = 9 trimestres mais la valeur des coefficients
Wg n'est plus significativement différente de zéro au-deld de 7 trimestres
et en outre, les distributionsde retards obtenues pour des valeurs de s
comprises entre 6 et 10 trimestres sont pratiguement confondues, aussi
peut-on retenir la disfribution correspondant & s = 7 trimestres dont
les coefficients estimés sont tous positifs et significativement diffé-

rents de zéro.

Cette méthode de recherche de la "meilleure” structure de retards,
par "balayage” sur les valeurs de s n'est pas trés satisfaisante car il
n'existe pas de tests permettant de choisir entre deux modéles diffé-
rents (par exemple entre s = 6 et s = 7), ef elle conduit en outre a
surestimer la valeur vraie de s (cf paragraphe 54). En revanche, les
hypotheéses relatives au degré du polyn8me peuvent &tre testées par
l'analyse de lavariance ou dans le cas d'une estimation directe des coef-
ficients du polynfme par la valeur du (T) de Student des coefficients.

o/

* Pour plus de détails on pourra se reporter & P.A. MUET, P. ZAGAME
£19761].
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Dans 1'estimation considérée, le logiciel utilisé (TSP) estime directe-

ment les coefficients Bi du polynodme :
1
B 0+1
w, = B, + 82 (—ET?-) + ...’+ BI‘+’| ( e

r
+
8 1)

Le tableau ( 9) indique la valeur des coefficients estimés (éi]
ainsi gue leur T de Student. La précision dans 1'estimation des coeffi-
cients (Bi] est trés médiocre car, comme nous 1'avons indiqué, les
variables Z;, sur 1esquelles rorte 1'estimation sont assez fortement
colinéaires . On remarquera que le coefficient 61 n'est jamais signi-
ficativement différent de zéro c'est-a-dire que 1'hypothése que W_,
est nul ne peut jamais &tre rejetée. On pourrait donc contraindre ladis-
tribution a s’annuler au point é=—1.Dn pourrait tirer la méme conclusion
pour l'autre extrémité de 1aidistribution car la somme des 4 coefficients
qui est égale‘é ws+1 n'est pas noﬁ plus signifi¢ativement différente
de zéro. La valeur du T de Student du coefficient 64 mqntre gue le
polynd&me retenu pourrait-&tre du second degré lorsque <8 mais gu'au-
dela, le troisieme degré est significatif, ce gue suggére bien d'ail-
leurs la forme des distributions de retards qui est assimilable &
des paraboles lorsque s est ihféfieur ou égal a 8, mais présente

ensuite une inflexion (graphiquevfajl.

6 7 8 g 10
0,04 0,02 0,02 0,02 0,00
(0,8) (0,4) GRS (0,4) (0,01)
0,60 0,95 1,09 1,23 1,55
(1,3) (2,3) (2,8) (3,3) (4,1)
-0,80 21,82 -2,05 2,67 -3,85
(0,7) (1,7) (2,4) (3,1) (4,4)
0,13 0,65 " 0,93 1,38 2,36
(0,2) (1,1) (1,7) (2,5) (4,2)
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5.3. Méthode d’ALMON ou moindres carrés ordinaires : Test de 1'hypothése

d'une distribution polyndmiale

~

L'estimation d'une distribution polyndmiale éguivaut & estimer

les parametres d’un modéle linéaire

sujet & des contraintes linéaires représentées par la relation matri-

cielle :

I1 est imporfant en pratique de savoir si 1'hypothése selon
laguelle les coefficients de retards w suivent une distribution poly-

némiale peut &tre retenue contre 1'hypothése que les coefficients w sont

sans contraintes. Autrement dit, tester 1'hypotheése H0 : w=S B,

contre 1'hypotheése H1 : w est sans Contfainte.

L'analyse classigue de la variance permet de réaliser ce test*;
On peut le faire pour différentes valeurs de s, ou pour une valeur
fixée a priori. Par exemple dans le modéle estimé précédemment, nous
avons vu gque 1l'on pouvait retenir s = 7 trimestres. L'estimation par
la méthode d'ALMON donne alors une structure de retards dont les coef-
ficients Wg sont positifs et significativement différénts de zéro et qui
se situent par hypothése sur un polyndme du troisiéme degré (r=3). Cette
hypothése est-elle acceptable ou doit-on au contraire la rejeter ?
Considérons la période allant du 4éme trimestre 1964 au 4&me trimestre
1873 sur laquelle a porté l'’estimation (N=37 chservations), et dési-
gnons par QO la variance résiduelle de 1'estimation de la distribution
polyndmiale :

o =c [-xscs x x9 1 sxle,
et par U, la variance résiduelle de 1'estimation directe du moddle &
retards échelonnés par les moindres carg?s ordinaires :

Q1 =e' [I-X(x ¥ J¢

o/

* Ce test est présenté dans DHRYMES [1971] pages 227-9. Un test plus
général a été établi par G. GODFREY et D.S POSKITT [18751, il ne
nécessite pas 1’estimation du modéle contraint.
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La premiére estimation comporte N-(r+1) - 2 degrés de libertés
(r+1 variables explicatives pour la distribution polyndmiale plus
le terme constant, plus le trend) ; la seconde N -(s+1)-2 (s+1
retards échelonnés, plus le terme constant et le trend). Sous les

hypothéses habituelles de normalités des erreurs
e v N (o, 023

on a donc :

ALMON EE— N X2 o
2 N - (r+1) - 2
g
Q
1 2
MCO = RN (s#1) - 2

et comme les matrices des formes'quadratiques sont orthogonales

Au seuil de confiance (1-a), 1'hypothese selon laguelle les

coefficients de retards peuvent &tre représentés par une distribu-

tion polyndmiale de degré r et de longueur s peut 8tre rejetée si

o - 1 N -1 -3 -
Q : s - r © s-r, N-r-3

(o)

Dans le cas examiné (r=3, N=37, s=7), et pour le seuil a=5%

on obtient :

MCO 0, = 0,171 1073
ALMON o = 0,2028 1073
G -Q
et o~ % 31 . i
—-{3—1—— . 4— = 1,12 < F4,3,] (0,05) = 2,7

L'hypothése selon laquelle les retards échelonnés peuvent &tre
représentés par une distribution polyndmiale du troisiéme degré ne

peut &tre rejetée par rapport & 1'hypothése alternative d'une distri-

bution quelconque. Ce résultat apparait intuitivement lorsqu’on examine
la forme des retards échelonnés résultant de 1’estimation directe des

/.
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Wy Par les moindres carrés ordinaires pour s=7. Les retards échelonnés

obtenus ainsi sont tres proches de la distribution polynBmiale

estimée comme le montre le graphique ( 9). Il en est de méme delais

N

moyers et des coefficients a long terme comme cela apparait dans le

tableau (10 ) ci-apres.

Délai 5 b 92
CLT* moyen R
103
(8)* '
Distribution 1,02 3,00 0,828 1,5 0,2028
Polyndmiale (r=3) (0,18) (0,45)
Distribﬂtion 1,02 2,98 0,937 1,3 0,1771
quelcongque (MCO) (0,18) (0,21)

* L'écart-type est indiqué gntpévparenthéseé.

5.4. Les limites de la méthode d'ALMON

Lorsque la longueur des délais (s) et le degré du polyndéme (r)
sont connus, 1l'estimation des coefficients par 1la méthode d' ALMON
posseéde toutes les propriétés de 1'estimateur des moindres carrés
ordinaires sous réserve des hypothéses habituelles concernant les
erreurs €yt Elle est méme plus efficacé que 1’estimation directe des
coefficients de retards Wg par 1'application des moindres carrés au
modele :

S

Vg = L We Xig
6=0

puisque celle-ci ne tient pas compte de la contrainte qgui lie les

coefficients w (w=s BJ).

S
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Mais cette hypothéseun'est pratiquement jamais réalisée car
on ne connait pas & priori lé valeur vraie des parametres s et r
et la méthode qui consiste é‘choisir la "meilleure” structure.de
retards'en faisant varier les deux paramétres conduit & des esti-
mations biaisées des coefficients Wy et de leur variance.

Les biais induits par une spécificatidh erronée du polyndme ont
été mis en évidence par SCHMIDT et WAUD [1973], puis étudiés par
SCHMIDT et SICKLES [1875]1 et P.A. FROST [19751.

Supposons que le modéle vrai soit par exemple le modéle & retards

échelonnés sans contrainte :

et que 1l'on estime une distribution polynﬁmiale de degré r < s. Cette
estimation des coefficients Wy sera biaisée, ainsi que la matrice des
variances-covariances V. (w). Il en sera de méme si la distribution vraie
est une distribution polyndmiale de degré r* et de longueur s” et que
1'on estime une distribution de degré r # r* et de longueur s # s*.
Malgré cela, la variance résiduelle de 1'estimation de la distribution
(r,s) peut &tre inférieure & celle de la distribution vraie (r*,‘s*],
si bien gue la méthode de recherche de la distribution optimale par
minimisation de la variance résiduelle a peu'de chance de conduire a une
estimation correcte de la distribution réelle.

Lorsqu’on cherche en effet & déterminer & la fois les coefficients
Wo de la distribution et les caractéristiques [r*,s*] du polynéme, ces
dernieres ne sont plus des variables certaines mais des variables aléa-
toires. lLes variances calculées ignorent donc la variance résultant de
1'estimation des paramétres s* et r'. P.A FROST [1975] a 6tudié par
les méthodes de Monte Carlo les conséquences de cette méthode d'estima-
tion hour une distribution polynfmiale du troisiéme degré s'étendant sur
10 périodes. La conclusion est que la méthode d’'estimaticn usuelle
entraine des biais assez faibles pour les coefficients de retards w,,

8
mais importants pour la variance.
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En outre, comme le montre le tébleau (11) ci-aprés, la spécifica-
tion retenue pour le polyndme varie considérablement : le polyndme
du 6eme degré est choisi dans 37 % des cas tandis que la bonne spéci-
fication n'est choisie dans aucune des 100 estimations. Enfin, en
moyenne, cette méthode d'estimation tend & surestimer la valeur du

)

degré (74 % des cas) et la longueur des retards (57 % des cas).

e e e e e

\longueur des | * T To-
retards (s) d tal
8 9 10 11 12 13 14 15 16
Degré du
polyndme (r)
2 0 3 2 1 1 8] 1 0 1 10
rf =3 o 1 2 1 0 0. 3 2 0o s 2 | 16
4 0 3 2 1 2 0 0 1 1 4 5 19
5 1 1 2 1 0 2 4 1 2 2 2 18
6 4 1 7 4 4 1 3 4 2 2 5 37
Total 5 7 13 10 8 4 11 8 6 13 15 100

Source ‘: P.A. FROST [1875]

5.5. Généralisations de la distribution polyndmiale : coefficients

variables et coefficients stochastiques

De nombreuses généralisationsde la distribution polynémiale ont

été proposées. L'une des plus utilisée dans les modéles économétricues
g
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consiste & supposer que les coefficients Wg de la distribution sont

eux-mémes fonctions d'une variable conjoncturelle par exemple Zy g

Le modéle complet s'estime simplement en appliquant la méthode

d'ALMON aux variables [xt_el et (x ). Cette méthode a été

. Z
appliquée notamment aux délais qUitsgparzni les commandes des livrai-
sons de biens d'équipement par TINSLEY [1967] et MUET, ZAGAME [19761,
ainsi qu'aux délais de réalisation de 1'investissement, dans le cadre
d'une fonction globale d'investissgment, par ANDO, MODIGLIANI, RAASCHE,

TURNOVSKY [1974]1 et de MENIL et YOHN [1978].

SCHMIDT [1974] & également proposé une combinaison de la dis-

tribution géométrique et polyndmiale :
6 e[ o, [

Enfin 1'hypothése d’'une distribution stochastique des coefficients
(we] a été avancée par SCHILLER [1973] et étudiée par MADDALA [1977]

~

puis ULLAH et RAJ [1878] . La forme la plus générak consiste & supposer

que les coefficients w sont la somme d'une composante Wé polynémiale

0
et d'une composante stochastique Ugy
Wo T Wo T Ugy
W, =B +8 8+ + g of
0 o) 1 Tt r

La spécification de SHILLER [1873], un peu:plus restrictive,
suppose gue le terme stochastique ute<ne dépend gue de 6. Une comparai-
son de différents estimateurs de ces modéles peut &tre trouvée dans

1'article de ULLAH et RAJ [19781.

CONCLUSION GENERALE

Une premiére réflexion quel'on peut dégager de cette étude est la

précision relativement faible avec laguelle sont estimés simultanément

oS .
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les coefficients & long terme et la forme des retards échelonnés des
modéles. L'incertitude qui affecte les. coefficients 3 long terme est
trés importante pour le ”modélisateur” car la valeur de ces coeffi-
cients est souvent -lorsgu'’on n'y préte pas attention- la cause
d’'évolutiors divergentes ou aberrantes d'un modéle global. Or ce
résultat, loin de reposer sur une "évidence empirique”, pourrait &tre
corrigé en fixant & priori, et conformément & la théorie, la valeur de
ces coefficients. Dans les exemples traités (demande d'investissement
et d'emploi), les hypothéses habituelles sur les fonctions de pro-
ductions permettent de supposer que 1'é€lasticité du capital et de
1’emploi & la production est voisine de 1'unité et les estimations
des modeles dynamigues, méme lorsqu'elles conduisent & des valeurs
assez sensiblement différentes, n'ontjamais permis de rejeter cette
hypothese.

L'étude des méthodesd'estimations des modéles a retards
&échelonnés montre que les conclusions gque 1'on peut tirer des études

~

empiriques dépendent de fagon cruciale des hypothéses & priori

concernant la forme des retards et les caractéristigques stochastiques

du modele (notamment pour les modéles estimés sous forme autoregressive).

Aussi convient-il d'étudier socigneusement la validité de ces hypo-
théses en examinant par exemple la sensibilité des résultats a des

hypotheses alternatives.

Pour les distributions infinies estimées sous forme autoregressive,
la méthode des moindres carrés ordinaires nous parait, en régle géné-

=~

rale, la méthode & retenir, en vérifiant notamment gwe 1'hypothése
d’indépendance des erreurs qui la valide est conforme & la réalité
(test de DURBIN). Dans le cas ol cette dernigre hypothése est rejetée,
la méthode des variables instrumentales(pour les grands échantillans),
ou les méthodes applicables & une autocorrélation du premier ordre
(COCHRANE-ORCUTT ou HIDRETH-LIU) nous paraissent les plus appropriées

aux études empiriques.



En ce qui concerne enfin 1l'estimation des distributions polynd-
miales (ALMON) par "balayage” sur le degré (r) et la longueur des
délais (s), il faut se souvenir qu’elle a tendance en reégle générale,
& surestimer ces deux paramétres. ‘En outre, afin de ne pas imposer
une contrainte a priori, non conforme a  la réalité, il importe de
tester la validité de 1'hypothése reténue pour la distribution poly-
ndmiale. Le test simple d'analyse de la variance suggéré par DHRYMES

=

devrait & cet égard devenir classique pour ce type de modéle.
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