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Agrégats monétaires suisses:
M1 exogene ou endogene?
Michel Peytrignet et Andreas M. Fischer*

1. Introduction

Depuis le début des années quatre-vingt, la masse monétaire M1-la somme dunuméraire, des comptes
de chéques postaux et des dépdts a vue - ne se comporte en apparence plus exactement commeelle le
faisait auparavant. Dans lalittérature empirique récente [Kohli (1984, 1985), Kohli et Rich {1986), Belongia
(1988)], ce changement est souvent attribué a une modification du régime de politique monétaire ou
a des chocs structurels. Il en résulterait des déplacements de la fonction de demande de monnaie.
Comme les variables traditionnelles semblent alors incapables d’expliquer ces mouvements, on fait
appel a des variables muettes — dummy variables — pour essayer de sauver des équations dontla capa-
cité de prédiction s’effondre. Si cette technique semble parfois donner des résultats acceptables, elle
n'est toutefois pas satisfaisante du point de vue théorique et statistique, et cela d’'autant plus que les
équations de demande qui présentent de telles ruptures peuvent simplement refléter une mauvaise
spécification de ces derniéres. Dans cet article, notre intention est de présenter une reformulation
de la fonction de demande pour I'agrégat monétaire suisse M1 en utilisant un modéle & correction
d'erreurs. Nous suivons en cela la méthode proposée par Hendry (1987). Le modéle a correction
d’erreurs qui passe certains des tests de stabilité de ses parametres permet d’apporter un élément
de réponse au débat concernant I'instabilité intrinséque de la fonction de demande de M1.

L'analyse de stabilité et d’invariance structurelle des coefficients rend perceptible un nouveau
probléme, celui de I'exogénéité. Heri {1988), Kohli (1987) et Rotheli (1988) maintiennent qu’une rupture
structurelle dans la fonction de demande de monnaie provient d’'un changement dans le statut d’exo-
généité de lamonnaie. Ces auteurs affirment que la monnaie est devenue exogéne depuis le passage du
régime des changes fixes a celui des changes flexibles et & la mise en oeuvre de la politique quantitative
de contrdle d'un agrégat monétaire par la Banque nationale suisse. Bien que I'exogénéité statistique
soit souvent associée a I'exogénéité théorique d’une variable — définie, lorsqu’il s'agit de politique
économique, comme une variable sous contréle d’une autorité - elle n’est ni une condition nécessaire
ni une condition suffisante pour I'exogénéité théorique [Engle et al. (1983)]. L'objectif principal de cet
article est de tester empiriquement 'exogénéité de M1 et de montrer qu’une politique monétaire quanti-
tative de contréle d'un agrégat n'implique pas que la monnaie soit nécessairement exogene statisti-
quement. Ainsi, laréalité monétaire suisse, en changes flexibles, peut toujours étre décrite par I'estima-
tion d’'une équation qui retient la monnaie comme variable dépendante, donc par I'estimation d’'une
fonction de demande de monnaie traditionnelle.

Dans la section qui suit, les concepts économétriques utilisés dans le reste de I'article sont définis et
commentés. Dans la section 3, les propriétés statistiques des séries sont étudiées #n détails. La sec-
tion 4 présente plusieurs estimations de la fonction de demande de M1 avec différents modéles a correc-
tion d'erreurs. Le choix entre ces différentes fonctions est fait en utilisant la méthodologie récente des
«encompassing» tests. Le principal résultat de cette section est que le modéle de demande de monnaie,
qui retient la masse monétaire M1 réelle ou nominale comme variable dépendante, ne souffre ni d’auto-
corrélation ni d’hétéroscédasticité de ses erreurs. Les variables indépendantes de cette équation, le
taux d'intérét a trois mois suisse surI'euro-franc etle taux de variation du produit intérieur brut réel, sont
non seulement exogénes mais super-exogénes par rapport a M1. Les coefficients du taux d'intérét et du
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terme de correction d'erreurs sont relativement stables. Par contre, le coefficient du produit intérieur
brut réel est instable et présente une tendance ascendante réguliére, sans montrer toutefois d’accroc
qui réveleraitun choc structurel particulier. La section 5 présente les estimations des fonctions inverses
de la demande de monnaie, fonctions qui retiennent comme variable dépendante le taux d'intérét ou le
taux d’'infiation. Ces équations montrent toutes une hétéroscédasticité de leurs erreurs etune instabilité
de leurs parameétres, a 'exception de celui du produit intérieur brut réel. De plus, la masse monétaire
M1 en termes réels est statistiquement endogéne par rapport au taux d’intérét. Par contre, I'exogénéité
de M1 nominal par rapport au taux d’intérét ou par rapport au taux d’inflation ne peut pas étre rejetée
empiriquement. Comme le statut d’endogénéité/exogénéité statistique d'une variable est théorique-
ment mutuellement exclusif, cela révéle une contradiction. Un résumeé détaillé des résuitats achéve
I'article.

2. Considérations économétriques
2.1. Exogénéité statistique et inversion

Lorsqu’on effectue la régression y = a + Bx + € par la méthode des moindres carrés, seule ia variable
dépendante y est considérée comme aléatoire, la variable indépendante x étant supposée non aléatoire.
Or, les séries temporelles a disposition de I'économétre représentent une réalisation particuliére du pro-
cessus stochastique qui génere les deux variables y et x. L'analyse statistique d'exogénéité a donc pour
but de fixer les conditions qui, lorsqu’elles sont remplies, permettent de considérer la variable y comme
aléatoire et la variable x comme si elle était déterministe.

De plus, une fois le statut d’endogénéité ou d’exogénéité des variables considérées établi par une
analyse statistique, les propriétés de stabilité ou de non stabilité dans le temps des coefficients d'une
régression entrainentdes conséquences importantes quant al’utilisation des résultats estimés et quant
aux possibilités d’inverser ou non cette régression, c'est-a-dire d’intervertir la variable dépendante avec
I’'une ou l'autre des variables indépendantes.

Ces deux concepts — exogénéité et inversion — sont définis et leurs conséquences analysées, de
maniére plus précise, dans les deux sous-sections qui suivent.

a) Exogénéité faible

En appelant M la masse monétaire M1 et r e taux d’'intérét qui mesure au mieux le colit d’opportunité
de la détention d'encaisses, notre probléme revient a caractériser les parameétres A de la densité de
probabilité jointe D conditionnelle a W:

D(M,r ['¥; L)

olu ¥ represente I'ensemble des variables qui exercent une influence contemporaine ou retardée sur le
marché monétaire. Cela peut étre, par exemple, le niveau des prix, le volume des transactions, la
richesse réelle de I'’économie, les rendements d’autres actifs financiers pas parfaitement substituables,
les anticipations inflationnistes des agents, la monnaie centrale, etc. Dans cet exemple theorique, les
variables contenues dans ¥ sont considérées, pour la commodité de I'exposition, comme prédéter-
minées ou exogeénes a priori.!

' Une analyse symetrique s'applique atoutes les variables contenues dans . Pour analyser le statut d'exogénéité du niveau des

prix p conjointement & M par exemple, il suffit de substituer p a r dans les équations qui suivent et d'inclure r dans Y.
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La densité jointe D peut étre marginalisée de deux fagons différentes:
I DM, r I'¥; &) = Dy, (M I1,¥; &;) D(r '¥*; &,)
IT D(M,r ['¥; kt) = DriM(r IM,Y; u,) Dy(M [P 1y,)

Un modele des densités conditionnelles Dy, et Dy est représenté respectivement par les régressions
de M surret¥ etdersurMetW. Les densités marginales D, et Dy décrivent les processus stochas-
tiques respectifs de r et de M étant donné ¥*, ¥* symbolisant e sous-ensemble des variables retardées
contenu dans V.

Lamarginalisation | considére comme faiblement exogéne (en angiais «weakly exogenous») r, tandis que
lamarginalisation 11 considére M comme faiblement exogéne. Par définition [cf. Engle et al. (1983) p. 278],
une variable indépendante (régresseur) est dite faiblement exogéne par rapport a I'ensemble des para-
meétres de la densité conditionnelle si I'estimation des paramétres de cette derniére, étant donné le
régresseur, utilise toute I'information & disposition. En d’autres termes, un régresseur est faiblement
exogéne lorsque la spécification précise de sa densité marginale n'est pas nécessaire, car les para-
meétres de cette densité ne représentent que de I'information sans valeur («nuisance parameterss) pour
estimer ceux de |a densité conditionnelle. Dans notre exempie, I'exogénéité faible der dans | (de M dans
11) est donc une propriété suffisante pour permettre une estimation statistique satisfaisante de At (iL11)
dans la régression Dyr (Drim).2 En pratique cependant, I'exogénéité faible de toutes les variables
contenues dans ‘¥ doit étre testée.

Différents tests d'exogénéité existent pour cerner une éventuelle influence des parametres de la densité
marginale sur ceux de la densité conditionnelle. La plupart utilisent directement ou indirectement la
méthode des variables instrumentales. Par exemple, on peut tester la présence dans la densité condi-
tionnelle des résidus d'estimation de la densité marginale. Si ces résidus ne sont pas significatifs, alors
on en déduira que I'on ne peut pas rejeter I'exogénéité faible de r par rapport a M dans le cas | ci-dessus
oude M par rapport ardans le cas I1. A ce stade, il est I1égitime de se poser la question de la puissance
du test effectué, définie comme la moindre probabilité de ne pas rejeter 'exogénéité faible, alors que
cette hypothése est fausse. Une maniére de faire est de tester a nouveau la présence des résidus
d'estimation de la densité marginale dans I'estimation de la densité conditionnelle, mais en omettant
sciemment le régresseur concerné. Lorsque ces résidus sont significatifs, on peut Iégitimement consi-
dérer que le test d’'exogénéité faible a une certaine puissance. Par contre, si ces résidus ne sont pas
significativement différents de zéro malgré I'absence du régresseur incriminé, alors la probabilité
d’'accepter a tort comme vraie I'exogénéité faible de ce régresseur est grande, donc le test a peu de
puissance.

b} Inversion

On peut montrer [cf. Hendry et Ericsson {1990), p. 24] que les paramétres de la densité conditionnelle
Dmir sont fonction des paramétres de la densité conditionnelle Dy y et de ceux de la densité marginale

2 Lexogénéité faible des régresseurs est toutefois insuffisante pour effectuer des prévisions et des simulations de politique éco-
nomique avec le modéle estimé. Lexogénéité forte est requise pour les prévisions et la super-exogénéité pour les simulations de
politique économique. Unrégresseur est ditfortementexogéne parrapport aux paramétres de la densité conditionnelle lorsqu’il
est faiblement exogéne et qu’il m'est pas causé au sens de Granger par la variable endogéne. Le régresseur est dit super-
exogéne lorsqu'il est faiblement exogéne et que les paramétres de la densité conditionnelle ne sont pas influencés par des
chocs affectant sadensité marginale [cf. Engle et al. (1983) p. 278]. Il est & noter que le statut d’endogénéité / d’exogénéité statls-
tique d'une variable est théoriquement mutueliement exclusif. Ainsi, satisfaire I'nypothése d'exogénéité entraine la négation de
I'endogénéité et inversément.
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Dm. De maniére analogue, les paramétres de la densité conditionnelle D;jm sont fonction des para-
meétres de la densité conditionnelle D, et de ceux de la densité marginale D,. Formellement,

A = gy, o) et 1y =gy, Ay

On peut montrer également que si larégression Dy r est stable en ce sens que la valeur des paramétres
est constante dans le temps — ;=X — les parametres de la régression inverse Dy ne le sont pas lors-
que ceux de la densité marginale D, varient dans le temps. Formellement, wq reste indirectement une
fonction du temps t, bien que A4 soit constant, car Agy demeure dans la fonction g [cf. Engle et Hendry
(1990), p. 14 ou Hendry et Ericcson (1990), p. 24]:

e =gy, Ay

Ainsi, comme le montre I'analyse qui précéde, a moins que les densités marginales de r ou de M soient
toutes deux parfaitement stables dans le temps, c'est-a-dire que Ag; =X et oy = o, les deux régressions
Dwr et Drim ne peuvent pas étre stables simultanément. Cela est fort probable lorsqu’on est confronté &
des séries temporelles de longueur suffisante pour inclure des changements de régimes de politique
économique (changement de mise en oeuvre de politique monétaire ou passage des changes fixes aux
changes flexibles, par exemple),

En résumé, si on estime Dy, avec r passant les tests d'exogénéité faible par rapport a Ay et si, en
plus, Dy estune relation stable empiriqguement (A4;= A1), on peut alors en déduire qu'estimer un modéle
a équation unique avec la monnaie comme variable dépendante est une caractérisation adéquate du
marché monétaire. De plus, I’'analyse qui précéde nous permet aussi d’affirmer qu’il n'est dés lors pas
possible d’inverser cette équation pour en tirer une relation dont la causalité irait de M vers r, car cette
équation est trés probablement instable.3 Symétriquement, si c'est la régression Dy qui est stable
empiriquement avec M passant les tests d’exogénéité, alors on peut en déduire qu’estimer un modele a
équation unique avec le taux d'intérét comme variable dépendante est une caractérisation adéquate
du marché monétaire et qu'il est également impossible d’inverser Dy pour en tirer une relation dont
la causalite irait de r sur M. Bien entendu, en pratique, toutes les variables contenues dans ¥ doivent
faire I'objet des mémes tests.

Par contre, dés que deux ou plusieurs variables sont trouvées statistiquement endogénes —r et M dans
notre exemple ~les parameétres A de la densité jointe D doivent étre estimés ensemble, ¢'est-a-dire qu’un
modeéle simuitané doit étre formulé et estimé.

2.2. Niveau ou taux de crolssance des varlables?

Lathéorie économétrique traditionnelle a été développée pour estimer des modéles de séries temporel-
les dont les variables sont toutes stationnaires dans le sens faible de ce terme, c'est-a-dire qu’elles ont
toutes, au moins, leurs deux premiers moments constants et finis. Si une ou plusieurs variables violent
ces conditions, elles ne sont plus stationnaires et les tests économétriques habituels ne sont plus appli-
cables tels quels sur les séries non transformées préalablement. Cela est particulierement vrai lors-
qu'une ou plusieurs variables ne sont pas stationnaires pour cause de variance infinie asymptotique-

3 En outre, considérer la monnaie comme une variable indépendante dans la régression inverse D,y peut violer le statut d'en-
dogénéité de cette variable établi dans la relation Dy,.
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ment. De telles variables sont dites posséder une ou plusieurs racines unitaires («unit root»)*. Différen-
tier une ou plusieurs fois par rapport au temps de telles séries permet en général d’obtenir une nouvelle
variable qui elle satisfait les conditions de stationnarité faible. Dans ce cas, |a littérature économétrique
récente parle [cf. Granger (1986)] de variables intégrées. En d’autres termes, si différentier une variable i
fois revient a créer une variable stationnaire, on dit que cette variable est intégrée d'ordre i et est notée
I(i). La variable stationnaire obtenue aprés différentiation est appelée variable intégrée d'ordre zéro et
est notée 1(0).

De par la faible puissance des tests existants - tests simple et élargi de Dickey et Fuller [Dickey et Fuller
(1979), Fuller (1976)] - et méme des récentes stratégies de tests [Dolado et Jenkinson (1987), Perron
(1988)] pour repérer correctement la présence d’une racine unitaire dans une série temporelle, il est
souvent admis, & la suite des travaux de Nelson et Plosser (1982), que la plupart des séries écono-
migues en possédent au moins une, c'est-a-dire qu’elles ne sont pas stationnaires en niveau.

Les tests que nous avons effectués sur M1 ainsi que sur les taux d'intérét suisses, le produit intérieur
brutréel et I'indice suisse des prix ala consommation n’ont pas permis, comme on pouvait s’y attendre,
de rejeter I’'nypothése que ces variables sont au moins I(1), & I'exception, peut-étre, du taux d’intérét
des dépots atrois mois en francs suisses sur I'euro-marché. Dans ces conditions, comme les modéies a
estimer ne doivent contenir que des variables 1(0) pour pouvoir appliquer correctement les tests écono-
métriques usuels, ceux que nous avons estimes utilisent les différences premiéres des variables sus-
mentionnees. Pour ameliorer les estimations des parametres, nous avons également tenu compte du
fait que certaines combinaisons linéaires de variables (1) ont parfois la propriété d’avoir des résidus
stationnaires. Les variables qui satisfont cette condition sont dites cointégrées. Inclure une combinai-
son linéaire stationnaire de variables non stationnaires en niveau dans un modéle statistique qui ne
contient que des variables en différences revient a estimer un modeéle dit & correction d’erreurs (ECM).
Cette forme fonctionnelle particuliere permet de modéliser la dynamique de court terme qui caractérise
une série statistique tout en tenant compte d’'une éventuelle relation de long terme fournie en général
par la théorie économique. Les modeles & correction d’erreurs sont fréquemment utilisés de nos jours,
car ils semblent relativement performants du point de vue de I'estimation des paramétres. En effet,
nombre de travaux récents ont montré que de tels modéles permettent d’apporter une solution cohé-
rente aux problémes économétriques d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité des erreurs dont souf-
frentsouventles modéles estimés en niveaulorsque les données utilisées sont susceptibles de contenir
une ou plusieurs racines unitaires.

Dans la suite de ce papier, plusieurs modeles & correction d'erreurs sont estimés pour I'agrégat moné-
taire M1. Une attention particuliére a été portée d’'une part sur la direction de larégression - et donc sur
I'exogénéité statistique des régresseurs — et d’autre part sur la stabilité dans le temps des paramétres
estimés. Auparavant, une description des séries utilisées ainsi qu’une analyse de leurs propriétés
statistiques sont présentées dans la section suivante.

¢ L'expression racine unitaire provient du fait qu’un moyen de détecter une variance infinie asymptotiquement d'un processus
aléatoire consiste a estimer un modéle autorégressif de la série, c'est-a-dire un modéle dont les seuls régresseurs sont la
variable dépendante retardée d'une ou de plusieurs périodes, et a tester si la somme des coefficients des régresseurs est
égale a un. Lorsque cette hypothése est acceptée, non seulement fa variance du processus est infinie asymptotiquement, mais
sa moyenne elle-méme n'est plus définie [cf. Dickey et al. (1991)].
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3. Données utilisées
3.1. Description des séries

La masse monétaire M1, ainsi que ses composantes, sont des séries statistiques mensuelles de fin de
période, calculées selon la définition de 1975 de cet agrégat, qui exclut notamment le Liechtenstein.5
Lasérie mensuelle est convertie en série trimestrielle en effectuant une moyenne des trois observations
de fin de mois. Elle est ensuite transformée en logarithme naturel. La masse monétaire réelle cor-
respondante est obtenue en déflatant la masse monétaire nominale avec I'indice suisse des prix a la
consommation. Cet indice a été retenu de préférence au déflateur implicite du produit national pour tenir
compte des prix des biens importés.

La variable d’échelle employée comme «proxy» du volume des transactions dans I'économie est le pro-
duit intérieur brut réel aux prix de 1970, disponible officiellement en Suisse sur une base trimestrielle
depuis 1967. Cette variable est également transformée en logarithme.

Le taux d’intérét court est le taux des dépdts a trois mois sur le marché des euro-francs, le taux tri-
mestriel étant une moyenne des taux mensuels de fin de mois. Le taux d'intérét long trimestriel est
une moyenne des taux de rendement mensuel des obligations de la Confédération. Sauf précisions
contraires, les taux d’intérét sont transformes en logarithme.

Une définition précise de chacune des variables ainsi que la notation utilisée dans la suite de cet article
sont données dans I'annexe .

3.2. Propriétés statistiques des séries

Comme on I'amentionné dans le paragraphe 2.2, il est essentiel de savoir si, statistiquement, les séries
utilisées possedent une ou plusieurs racines unitaires. Nous avons testé cette propriété en appliquant la
stratégie de test proposée par Dolado et Jenkinson (1987) et celle de Perron (1988). Ces stratégies sont
résumées dans Peytrignet et Fischer (1991). Nous présentons également pour chaque série les tests
simple et élargi de Dickey et Fuller — abrégés respectivement par les symboles «DF» et «<ADF» -, le test
élargi permettant de corriger une éventuelle autocorrélation des erreurs par I'introduction des valeurs
retardées de la variable dépendante. ADF(4) signifie que les variables dépendantes retardées de un
a quatre trimestres sont incluses dans le test.

Appliqués a nos données, ces différents tests de racines unitaires ont produit les résultats réunis dans
la table 1.

Ces résultats montrent a I'évidence que I’hypothéese de non-stationnarité pour cause de racine unitaire
estacceptée sans ambiguité en ce qui concerne la série de M1nominal en niveau. Cependant, la décision
semble plus difficile avec M1en termes réels. Les deux stratégies de Dolado et Jenkinson et de Perron,
ainsi que les tests DF et ADF(2), acceptent I'hypothése de non-stationnarité pour cause de racine uni-
taire. Par contre, le test ADF(4) considere cette série comme stationnaire au seuil critique de 1%. Il sem-
ble donc difficile de décider avec confiance si M1en termes réels posséde ou non une racine unitaire
sur I'’échantillon retenu. Cependant, le test ADF(4) prend la valeur — 2.89* lorsqu'on étend la taille de
I’échantillon aux données allant du deuxiéme trimestre de 1960 a la fin de 1989. Ce test rejette tou-
jours la non-stationnarité de la série, mais cette fois a la limite de signification de 5%. Toutefois, une

5 Pour plus de précisions, cf. [e Bulletin mensuel de la Banque nationale suisse, 8/1975, et le bulletin trimestriel de la Banque
nationale suisse, 1/1985.
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autocorrélation du sixiéme ordre [AR(6,111) = 14.95**], présente encore dans les résidus de la régression
du test de racine unitaire, peut invalider cette conclusion. Lautocorrélation du sixiéme ordre dispa-
rait lorsqu’on effectue un test ADF(11) dont la valeur, sur I’échantillon 1963:1-1989:4, s’éléve a —2.12,
non significative au seuil de 5%. Le test ADF(11) accepte la présence d'une racine unitaire dans M1 réel
et rejoint ainsi les conclusions des stratégies de Dolado et Jenkinson et de Perron. Considérer cette
série comme I(1) semble donc une hypothése acceptable, d’autant que sa différence premiére est sans
conteste 1(0).

Table 1: Tests de racines unitaires
Pour les tests Dol. & Jen., Per. et DF, I’échantillon est 1967:4-1989:4.
Pour les tests ADF(4) et ADF(2), I’échantillon est 1968:4-1989:4.

Dol.
& Per. ADF(4) ADF(2) DF
Jen.
Q:_ f:.gftp;e val. AR AR Val. AR AR val, AR AR
creette 673 | 1,78 675 | 1,80 681 | 1.86
une racine unitaire
m1 A A -1.70 5.54 23.75 -1.67 9.35 3.49 -1.80 11.10 1.03
Am1 R R -451 | 260 | 008 | -583 | 1003 | 2370 | -10.2 | 11.10 | 1.73
(m1-p) A A -430 | 399 | 1298 | -282 | 940 | o052 | -256 | 17.36 | 0.00
A(mi—p) R R -438 | 283 | 000 | -524 | 952 | 2171 | -9.66 | 11.09 | 2.32
pibr A A -1.04 0.37 0.09 -0.95 11.10 2.99 -1.48 15.42 15.10
Apibr R R -311 | 047 | oo | -873 | 673 | 3361 | —14.1 | 1075 | 052
rc R R -333 | 041 | 001 | -276 | 100 | 400 | -306 | 105 | 037
ArC R R —~4.55 1.02 0.18 -4.97 0.60 0.66 -9.84 0.84 0.01
rk A A -3.40 0.60 0.20 -273 0.77 1.70 -1.38 8.70 33.57
Art R R -341 | 103 | 025 | -363 | 057 | 030 | —-546 | 051 | 0.12
cpi R A -1.78 0.48 1.69 -2.10 3.68 1.20 -2.37 8.67 24,69
inf R R =220 0.58 0.29 -2.63 1.47 4.89 -5.31 4.52 0.00
Ainf R R -481 | 037 | o020 | -999 | o046 | o060 | -11.9 | 7.04 | 27.38

N.B.:

1. ** représente un seuil de signification de 1%, * un seuil de 5%. Les valeurs critiques pour les tests DF et ADF (colonnes
indiquées Val.) sont prises dans la table 8.5.2 page 373 de Fuller (1976). Pour 100 observations et un seuil de signification
de 5% (1%}, la valeur critique est —2.89 (- 3.51).

2. Les statistiques notées AR symbolisent |es valeurs du test du multiplicateur de Lagrange («LM test») présenté dans Godfrey
(1978). C'est le test adéquat pour déceler une éventuelle autocorrélation des erreurs en présence de la variable dépendante
retardée dans la régression. Lhypothése testée est |la non autocorrélation des erreurs. Ce test est distribué comme une 2.
Il est exprimé ici dans sa forme de F, les degrés de liberté figurant en dessous des lettres AR. AR(8,.) représente un test joint
de non autocorrélation d’ordre 1 & 6, tandis que AR(1,.) un test conventionnel d’ordre 1. Ce test n'est valide que sous I’hypo-
thése de stationnarité. [l n'est par conséquent présenté qu’a titre indicatif, avec les réserves d'utilisation qui s’imposent,
pour les séries dont la présence d’une racine unitaire n'est pas rejetée (chiffres en italiques).
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En ce qui concerne les logarithmes du produit intérieur brut réel et du taux d'intérétlong, on peut accep-
ter avec une certaine confiance I’hypothése que ces séries sont (1), vu que les tests de racines unitaires
sont presque unanimes a affirmer leur non-stationnarité et que les mémes séries exprimées en
différences premiéres sont stationnaires donc 1(0).

Deux cas intéressants sont les logarithmes de I'indice des prix a la consommation et du taux d’intérét
court. Concernant le premier, seule la stratégie de Dolado et Jenkinson conclut que la série est statisti-
quement I(0), tandis que la stratégie de Perron, ainsi que les DF et ADF tests, la considérent comme I(1).
Dans ce cas ambigu, une forte autocorrélation des erreurs peut toutefois invalider les conclusions de la
strategie de Dolado et Jenkinson. Nous pensons donc ne pas prendre un trop grand risque en acceptant
I'indice des prix a la consommation comme I(1).

Pour le taux d’intérét court [r¢], les deux stratégies de test, ainsi que le DF et '’ADF(4) considérent cette
série comme stationnaire. Seul le test ADF(2) accepte la présence d’'une racine unitaire, mais I'autocor-
rélation significative qui subsiste entache la valeur de ce résultat. En effet, lorsqu’on étend la longueur
de I’échantillon aux données 1963:4 - 1989:4, le test ADF(2) devient — 3.12*, valeur significative au seuil
de 5%. Sur cet échantillon élargi, I'autocorrélation est absente.® Fait a signaler, le test ADF(4) devient
méme significatif au seuil de 1%, avecla valeur de— 3.75*, surI'échantillon étendu. Ainsi, dans la suite de
cette étude, nous considérons la série r© comme stationnaire. Cependant, cette hypothése est retenue
avec prudence, car il ne nous apparait pas clair, d'un point de vue théorique, pourquoi les tests de racine
unitaire rejettent la stationnarité du taux d’intérét long, mais acceptent le taux d'intérét court comme
stationnaire.

Ces résultats nous permettent de conclure cette section en pensant qu’un modéle statistique de
demande de monnaie pour M1 devrait retenir la forme fonctionnelle d’'un modele en différences pre-
miéres. |l reste cependant a tester si certaines des variables non stationnaires sont cointégrées
entre elles pour permettre ainsi de transformer le modéle en différences en un modéle a correction
d'erreurs.

4. Demande de M1

Dans une premiére section, nous présentons les résultats des estimations. Nous analysons ensuite leur
stabilité puis I'exogénéité des régresseurs contenus dans les équations.

4.1. Estimations

En se référant & la littérature la plus actuelle, nous avons défini, dans Fischer et Peytrignet (1990), trois
stratégies de construction d’un modeéle a correction d’erreurs. Les deux premiéres stratégies ont en
commun le fait d’estimer en deux étapes distinctes la relation d’équilibre de long terme et la dynamique
de court terme du modéle. Elles different cependant par la fagon dont larelation de long terme est établie
dans la premiére étape. La troisiéme stratégie, par contre, modélise la relation de long terme et la dyna-
mique de courtterme en une seule étape parimposition a priori d’une restriction along terme donnée par
la théorie. Nous présentons ci-dessous trois fonctions de demande de M1obtenues en utilisant succes-
sivement ces trois stratégies.

6 Les valeurs du test de Godfrey sont égales a 0.99 pour le test AR(6,95) et a 0.45 pour le test AR(1,100).
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Stratégie |

Cette stratégie a été suggérée informeliement par Wickens et Breusch (1988). Dans une premiére étape,
la relation d'équilibre est obtenue comme la solution de long terme d’un modéle général autorégressif
dans lequel toutes les variables - dépendantes et indépendantes - sont modélisées en niveau par des
polyndmes a retards libres, c'est-a-dire dont les paramétres sont estimés sans aucune contrainte
imposée a priori. Les résidus de la solution statique de long terme constituent le terme de correction
d’erreurs inclus dans le modéle dynamique de courte période estimé dans la deuxiéme étape.

Dans la premiére étape, le modéle de base que nous avons estimé pour le logarithme de M1 ala forme
suivante:

5 5 5
ml =0+ Y oymly+ > B epiy+ > v pibry +eg,

i=1 i=0 i=0

Un retard de cing périodes pour les différents polyndmes a été retenu en considérant comme critére de
choix la valeur maximale d’un test de Wald effectué sur la solution de long terme de ce modéle.” Cette
derniére est obtenue en posant m1;=m1,_s=...=m1* cpiy=cpi_1=...=cpi* et pibry=pibr;_1=...=pibr*.
Les valeurs entre parenthéses sont les écarts-types calculés selon la formule proposée par Bardsen
(1989).

ml*=  -1.179 + 0468 cpi* + 0.928 pibr* ECM
(4.23360) (0.28683) (0.56373)

Echantillon 1972:4 - 19894.

Les résidus de cette équation sont introduits, avec un retard d’un trimestre, dans un modeéle de courte
période pour Am1réel. La dynamique précise de ce modéle a été trouvée en appliquantle principe dit «du
général au spécifique» ou «des réductions successivesy élaboré par Hendry [cf. Hendry (1987, 1989) ou
Gilbert (1986)]. Ce principe repose sur I'idée que la théorie économique peut seulement suggérer quelles
variables sont corrélées mais que ce sont les données a disposition de I'économétre qui peuvent a elles
seules révéler la relation dynamique précise qui lie ces variables. En pratique, appliquer ce principe
revient & estimer, dans un premier temps, une forme fonctionnelle aussi peu restrictive que possible,
puis a procéder par élimination successive des variables non significatives dans I'équation. Le résultat,
pour Am1 réel, est le suivant:8

A(m1-p), = 0.01427 - 0.11246 ECM,, + 0.83624 Apibr,, - 0.02273 r<,
(0.00631) (0.04430) (0.10148) (0.00505)

- 0.81253 inf, - 0.14763 ArY,
(036354)  (0.06468)

R? = 0.707 0=2266% Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW =207
AR(6,56) =1.37 ARCH(6,50) =1.14 Het(10,51) = 1.84 Reset(1,61) = 0.24
AR(1,61)=0.16 ARCH(1,60) =0.01 Het2(20,41)=1.69 Reset(3,59) = 0.50
Norm(2) =1.03 Chow(34,28) =0.85 Chow(8,54) =0.80 Chow(4,58) =0.21

7 Lorsque les variables incluses dans la régression sont toutes I(1), ia longueur des polynémes importe peu pour la consistence
des inférences [cf. Wickens et Breusch (1988), p. 203].

8 La corrélation entre les variables rC, inf et Ark est suffisamment faible pour que les paramétres estimés ne souffrent pas d'un
probléme de multicolinéarité : corr(rc,inf) =0.3754, corr(rC,Ar‘-) =0.4006, corr(inf,Ark) = 0.2796 sur I'échantillon 1973:1-1989:4.
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Dans cette spécification de court terme, le taux d'intérét court [rC] est considéré comme stationnaire et
entre donc en niveau. Le taux d’inflation {inf] est introduit comme variable indépendante pour supprimer
la restriction d’une élasticité-prix a court terme égale a un qu'impose le choix du taux de variation de la
masse monétaire réelle [A(m1 - p)] comme variable dépendante. Toutes les variables ont un signe cor-
rect et sont significatives. La statistique de Durbin et Watson ainsi que les tests de Godfrey (1978), notés
AR, montrentqu’aucune autocorrélation ne semble affecter les erreurs. Le test de Jarque et Bera (1980),
distribué comme un 2 avec deux degrés de liberté, indique que les erreurs semblent étre distribuées
normalement, ce qui est rassurant pour la validité des autres tests rapportés. Ehypothése d’homo-
scédasticité des erreurs n'est rejetée ni par le test de White (1980) [noté par Het et distribué comme une
statistique de F avec le nombre de degré de liberté indiqué entre parenthéses]®, ni par les tests de Engle
(1982) [noté ARCH et distribué également comme un F test].™® Ce diagnostic est confirmé encore par le
test noté Het2." Het2 ainsi que les deux tests de Ramsey (1969) [notés Reset] indiquent que la forme
fonctionnelle retenue ne semble pas souffrir d’'un probleme général de mal-spécification.” Une indica-
tion de la stabilité des paramétres est encore fournie par les trois tests de Chow. Le premier test divise
I'échantillon en deux parties distinctes trente-quatre périodes avant le dernier trimestre de 1989. Le
modéle est réestimé sur la premiére partie et des prévisions sont effectuées sur la seconde partie avec
les valeurs estimées des parametres. Les deuxiéme et troisiéme tests de Chow effectuent la césure de
I’échantillon respectivement huit et quatre périodes avant 1989:4. Ces trois tests sont tous non significa-
tifs, ce qui signifie que le modele ne semble pas avoir subi de changements structurels majeurs entre la
période d’estimation et la période des prévisions.

On peut encore noter que la variable dépendante retardée n’entre pas dans cette spécification. En effet,
untest du multiplicateur de Lagrange («<LMtest») analysant la non-inclusion de A(m1-p);-1 donne F(1,61)=
0.27, valeur qui nous permet d'affirmer que cette variable n’a pas sa place dans la régression.

Stratégie 11

La deuxiéme stratégie d'élaboration d’'un modgle a correction d'erreurs est celle qui est proposée par
Engle et Granger (1987); elie s’appuie sur le Théoreme de Représentation qui porte leurs noms. Ce théo-
réme indique que si un ensemble de séries sont cointégrées alors un modele a correction d’erreurs
existe, I'implication inverse étant aussi vraie. Comme la précédente, cette stratégie compte deux étapes

©

Le test de White utilise une régressionauxiliaire quiretient comme variable dépendante le carré des erreurs et comme variables
indépendantes les régresseurs contenus dans I'équation ainsi que le carré de ceux-ci. L hypothése testée est I’homoscédasti-
cité inconditionnelle des erreurs avec comme alternative I'hypothése que la variance des erreurs dépend des régresseurs de
I’équation et de leur carré.

10 | e test de Engle régresse le carré des erreurs sur une constante et sur fes valeurs passées du carré de ces erreurs. ARCH(8,.)
retientcomme variables indépendantes les carrés des erreursretardés d’une asix périodes; ARCH(1,.) ne conserve que le carré
des erreursretardé d’une periode. L'hypothése testée estla nullité jointe des valeurs retardées du carré des erreurs. Enfait, ce
test corrige de I'hétéroscédasticité ie test de Godfrey, d'ou son nom anglais «AutoRegressive Conditional Heteroscedasticity
test» [cf. Hendry (1989) aux pages 55 et suivantes].

Het2est un test, di égalementa White, qui analyse ala fois le probléme de I’hnomoscédasticité des erreurs etle probléme d’une
mal-spécification générale dans la forme fonctionnelle retenue. Le carré des erreurs est régressé sur les carrés des régres-
seurs de I'’équationainsi que sur tous les produits croisés de ceux-ci. Lhypothése testée estI’homoscédasticité des erreurs ou
en tout cas une hétéroscédasticité non liée aux régresseurs originels de I'équation. Ainsi, si une éventuelle hétéroscédasticité
est trouvée, ce test nous renseigne que l'origine de celle-ci doit étre liée aux régresseurs de I'équation.

12 e test de Ramsey (Reset signifiant «<Regression Specification Test») introduit comme variables indépendantes additionnelles
dans larégression originelleles valeurs estimées («fitted values») de la variable dépendante élevées au carré —dans Reset(1,.) -
ainsi qu'au cube et & la puissance quatre - dans Reset(3,.). Si ces ajouts sont significatifs, on peut en induire que la forme
fonctionnelle originelle retenue est incorrecte.
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distinctes, mais elle difféere dans la maniére d'élaborer la relation d’équilibre de long terme. Engle et
Granger suggerent d’effectuer une régression statique entre les variables en niveau et d’introduire les
résidus estimés dans I'équation dynamique de courte période lorsque ces résidus forment une série sta-
tionnaire. La régression statiqus initiale est appelée régression de cointégration. Dans cette derniére,
toutes les variables doivent impérativement étre I(1). Toutefois, le statut d’exogénéité des variables et
doncladirection de régressionimporte peu. Stock (1987) amontré théoriquement que les coefficients de
la régression de cointégration quoique biaisés sont super-consistents. Ce biais, dont I'importance est
inversément proportionnelle au coefficient de détermination [R?] de I'équation, est censé disparaitre
rapidement lorsque la taille de I’échantillon augmente. Cependant, des études empiriques effectuées
par Banerjee et al.(1986) ont montré, a I'aide de simulations de Monte Carlo, que ce biais pouvait étre
important dans les petits échantillons et persister méme lorsque Ia taille de I’échantilion augmente
significativement.

La régression de cointégration que nous avons estimée pour M1 a la forme suivante:™

ml = 0.81268 cpi + 0.58939 pibr ECM sans constante
(0.07267) (0.04339)

Echantillon 1972:4 - 1989:4 ; DW : 0.254 ; R? = 0.999

La colonne centrale de la table 2 rassemble les résultats des tests de cointégration effectués sur les
résidus de cette équation. Ces résidus passent avec quelque peine les tests de stationnarité.™ En effet,
le seul test rejetant leur non-stationnarité, au seuil critique de 10%, est un ADF(4), mais de I'auto-
corrélation rend suspect ce résultat. Tous les autres tests rejettent I’hypothése de stationnarité. If est
donc difficile d’affirmer avec certitude si ces trois variables sont cointégrées ou non. Ajouter une
constante ou restreindre a priori 'élasticité-prix de longue période a 'unité n'améliore que peu ce
résultat.’®

13 Les écarts-types indiqués entre parenthéses sont biaisés |, vu la trés forte autocorréiation qui caractérise les résidus de la
régression de cointégration. lis ne sont mentionnés qu'a titre indicatif. La valeur élevée du coefficient de détermination (R2) ga-
rantit que le biais dans I'estimation ponctuelle des coefficients devrait étre négligeable. Un risque persiste, cependant, que
la valeur élevée du R2 provienne de I'absence d'une constante dans la régression. L'estimation de I'’é¢quation ECM avec une
constante donne un R2=0.828, ce qui reste acceptable.

14 On pouvait 8’y attendre en notant la faible valeur de la statistique de Durbin et Watson obtenue dans la régression de cointé-
gration.

15 Une application de la procédure de Johansen [Johansen et Juselius (1990)] sur le systéme m1, cpi, pibr a donné un résultat
similaire. Lhypothése nulle de non-cointégration est rejetée enfaveur de I'hypothése d’existence d'un vecteur de cointégration
par un test de la valeur propre maximale (Ayay), €t cela & un seull critique légérement supérieur a 10%. La valeur obtenue est
Amax=18.04 pour des valeurs critiques de 18.96 (10%) et de 16.52 (20%). De plus, I'existence d’un seul vecteur de cointégration
n'est pas rejetée: Ay =6.18.
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Table 2: Résultats de cointégration

ECM ECM ECM
avec constante sans constante élasticité prix égale 4 un

ADF(8) -3.37 -3.14 -3.44
AR(6,44) 0.81 0.82 0.83
AR(1,49) 0.05 0.04 0.02
Echantillon ADF(85) -2.48 -2.39 ~2.47
1975:1 AR(6,46) 1.89 1.49 2.13
1989:4 AR(1,51) 0.00 0.00 0.00
ADF (5) -2.35 -2.35 -2.30
AR(6,47) 1.92 . 1.45 2.25
AR(1,52) 0.65 0.30 0.82
ADF(4) -4.14* ~4.04 + -4.12*

AR(6.52) 3.55" 2.91* 3.75

AR(1,57) 8.39™ 8.15" 8.14"
Echantillon ADF(2) -2.08 -1.94 -2.25

1974:1 AR(6,54) 7.79** 6.92** 7.96"*
1989:4 AR(1,59) 0.05 1.06 0.00
DF -2.01 -2.06 -1.98

AR(6,56) 7.36" 7.67** 7.437
AR(1,61) 1.72 3.30 0.38

N.B.:

— Le signe + signifle un seuil de signification de 10%, * de 5% et ** de 1%.

— Les valeurs critiques des ADF tests sont tirées de la table 2 de Engie & Yoo (1987) pour 50 observations. Avec trois variables
dans la régression on a, 10% =-3.73, 5% =-4.11, 1% =-4.84. Avec deux variables 10% =-3.28, 5% =-3.67 et 1% =—4.32.

- Les tests de Godfrey (1978) de non autocorrélation du sixiéme et du premier ordres sont présentés sous les ADF et DF tests.
Les valeurs de ces tests ne sont présentées qu’a titre indicatif, rappelons-le, lorsque les résidus de I'équation de cointégration
semblent non stationnaires (chiffres en italiques).

En admettant que les trois variables ci-dessus sont cointégrées, nous introduisons les résidus de la
régression de long terme dans une spécification de court terme.

A(m1-p),= 0.04586 - 0.26535 ECM,, + 0.83541 Apibr,, - 0.03822 r<,
(0.00536) (0.03612) (0.09273) (0.00367)

R?=0.747 6=2072% Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW =192
AR(6,58) =157 ARCH(6,52) =0.73 Het(6,57) = 0.62 Reset(1,63) = 1.07
AR(1,63)=0.08 ARCH(1,62)=0.00 Hct2(9,54)=0.89 Reset(3,61) = 0.45
Norm(2) =1.05 Chow(34,30)=0.91 Chow(8,56) =139  Chow(4,60) =0.29

La dynamique exacte du modéle de court terme a été découverte en appliquant la démarche des réduc-
tions successives décrite précédemment. Tous les résultats des tests indiquent, globalement, que ce
modeéle ne souffre d’aucune erreur de spécification générale. Il est intéressant de noter que contraire-
ment au modéle obtenu par la stratégie I, ni le taux d’inflation ni le taux d’intérét a long terme n’entrent
dans cette équation. En effet, un test de Lagrange analysant la non-inclusion du taux d’inflation donne
F(1,63)=2.36, ce qui ne permet pas de rejeter cette hypothése. Le méme test pour le taux d’'intérét along
terme donne F(1,63)=0.27. Un test joint de non-inciusion des deux variables donne F(2,62) =1.25. Forcer
malgré tout ces deux variables a entrer dans la régression révele que leurs parameétres sont non signifi-
catifs, avec des valeurs de t s’élevant respectivement a—1.49 et— 0.41. Ainsi, restreindre a priori I’élasti-
cité-prix de courte période & un est une hypothése qui n'est pas rejetée empiriquement avec cette spéci-
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fication. De plus, lanon-inclusion de la variable dépendante retardée est confirmée. Le Test de Lagrange
correspondant donne F(1,63) = 0.31.

On peut encore remarquer que le terme de correction d’erreurs entre dans la spécification dynamique
avec le bon signe et qu’il est significativement différent de zéro. La magnitude du coefficient est méme
étonnamment grande, ce qui est rassurant. Si on applique a la lettre la deuxiéme partie du Théoréme de
Représentation de Engle et Granger, il semblerait donc que les trois variables — M1, prix et produit
intérieur brut réel - sont bien cointégrées malgré le manque d’évidence empirique provenant des tests
spécifiques de cointégration.

Stratégie 111

Avec cette stratégie, I’équation de long terme est spécifiée a priori. Cela revient & imposer au modéle
dynamique de court terme une élasticité-prix et une élasticité-revenu de longue période. Fischer (1990
a et b) a retenu respectivement des valeurs de 1et de 0.5 pour ces deux élasticités. Les raisons qu'il
invoque sont que M1 est un agrégat de définition somme toute assez étroite pour que ses composantes
servent essentiellement a satisfaire les besoins de transactions des agents économiques. Dans ce cas,
le modéle de Baumol et Tobin [cf. Baumol (1952)] enseigne que I'élasticité-revenu devrait s’élever a 0.5.
L’équation de long terme a donc la forme:

ml = cpi + 05 pibr ECM

L'éguation de courte période correspondante, obtenue en appliquantia méthode des réductions succes-
sives, donne les résultats suivants:

A(m1 - p), =- 0.01402 - 0.26861 ECM, , + 0.81884 Apibr,, - 0.03910 r€, DC
(0.00679) (0.03237) (0.08744) (0.00345)
R2=0.776 o= 1953 % Echantillon : 1973:1-1989:4 DW= 2.14

AR(6,58) =127 ARCH(6,52) =139 Het(6,57) =0.28 Reset(1,63) = 0.47
AR(1,63) =0.32 ARCH(1,62) =0.59 Het2(9,54) =0.76 Reset(3,61) =0.16
Norm(2)=0.92 Chow(34,30) =0.88 Chow(8,56) =0.90 Chow(4,60) =0.30

Les résultats sont trés similaires & ceux qui sont obtenus avec la spécification issue de la stratégie Hl.
La variable dépendante retardée est absente de cette régression, avec une valeur de F pour le Test
de Lagrange de 1.43. Le taux d’inflation ainsi que le rendement des obligations de la Confédération
sont également omis de cette équation. Les résultats des tests de non-inclusion sont fournis en
note."

La faiblesse de cette troisieme stratégie de construction d'un modéle a correction d’erreurs est d’'im-
poser a priori aux données la restriction d’'une valeur numérique choisie pour les élasticité-prix et
revenu de long terme. Ce postulat peut cependant étre testé en faisant un «encompassing» test entre
des modéles incorporant diverses valeurs pour ces élasticités. Un tel test existe sous plusieurs
formes, notamment celles qui sont proposées par Cox (1961), par Ericsson (1973) ou par Sargan (1964).
Toutes procédent du méme esprit. Il s’agit en fait de tester si un modéle particulier est capable,

18 Fine(1,63)=0.00, FL(1,63) =0.08, Finr g 4,L(2,62)=0.02. Lorsque ces variables sont quand méme introduites dans la régression
DG, les t de Student des coefficients sont : t|5;=—0.01, t4L=—0.18.
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d'une part, de représenter adéquatement le processus qui a généré les données dont nous dispo-
sons et, d'autre part, de prédire correctement les résultats que 'on obtiendrait avec un modeéle
concurrent. Ces considérations sont testées en utilisant un groupe de variables comprenant I'en-
semble des régresseurs des deux modéies.” En ce qui concerne I'élasticité-revenu, si nous appe-
lons le terme de correction d’erreurs inclus dans la spécification dynamique ci-dessus ECMg 5, hous
pouvons tester ce modéle contre d’autres qui imposent une élasticité-revenu différente. Les résultats
apparaissent dans la table 3.

Table 3: Résultats des kencompassing» tests avec différents modéles issus de la stratégie I11

Modéles 1 contre 2 Nature du test 2 contre 1
1:ECMgs 2:ECMgp 4 0.114 F(1,63} 11.707**
1:ECMps 2:ECMg 0.114 F(1,63) 7.326**
1:ECMg5 2:ECMp 4 0.114 F(1,63) 1.309
1:ECMps 2:ECMpg 0.114 F(1,63) 0.208
1:ECMps 2:ECMpg 0.114 F(1,63) 3.698+
1:ECMg5 2:ECM; 0.114 F(1,63) 9.958**
1:ECMg5 2:ECM; 5 0.114 F(1,63) 17.088**
1:ECMp5 2:ECM; 5 0.114 F(1.63) 26.990*

Le signe * représente un seuil critique de 10%, ** un seuil de 1%.

Le modéle 1est préféré au modéle 2 dans tous les cas. Cependant, sile modéle 2 est rejeté en faveur du
modele 1 pour des valeurs de I'élasticité-revenu de long terme comprises d’'une part entre 0.1et 0.2 et
d’autre part entre 1.0 et 1.5, ces tests sont incapables de discriminer clairement les modéles qui incorpo-
rent une élasticité-revenu comprise entre 0.4 et 0.8. Dans le dernier cas toutefois (élasticité-revenu
égale a 0.8), le seuil critique de signification pour rejeter le modéle 2 est de 5.9%. Ainsi, 0.5 constitue la
médiane de I'ensemble des élasticités-revenu pour lesquelles le modéle 1est accepté contre le modéle 2
et simultanément le modéle 2 n'est pas rejeté en faveur du modele 1. Il est a signaler que les autres
formes d’«encompassing» test — Cox N(0,1), Ericsson N(0,1) et Sargan ¥2(1) - ont toutes permis les
mémes inférences.”®

Choisir entre les modeéles issus des stratégies I, Il ou Il peut également se faire en appliquant la
méthodologie des «encompassing» tests. Dans ce cas, nous avons obtenu les résultats suivants:

17 Unapergu de la méthode des «encompassing» tests peut étre présenté de la maniére suivante [cf. Gilbert (1986)]: si on appelle
Mod1le modéle y=Xa+u et Mod2 le modéle y=ZB+v, et sil'on dénomme X" le vecteur des variables contenues dans X et non in-
clusesdans Z,et Z* les variables contenues dans Zmais pas dans X, larégressiony=Xo+ Z*p*+e=Zp+ X"¢” + g estestimée dans
une premiére étape. La validité de Mod1implique * =0 et celle de Mod2, «” = 0. Dans une seconde étape, ces deux hypothéses
sont évaluées séparément par un F test. Ainsi, nous pouvons obtenir une des quatre situations suivantes:si f*=0et o # 0
sont acceptées, alors Mod1 «encompass» (enc.) Mod2 et Mod2 n’«encompass» pas (nenc.) Mod1. Si a* =0 et * # 0, Mod2 enc.
Modtet Modt nenc. Mod2. Si p*=0eta*=0, Mod1enc. Mod2 et Mod2 enc. Mod1. Dans ce cas, le testestinconclusif. Enfin, si f* £ 0
eta* # 0, Mod1 nenc. Mod2 et Mod2 nenc. Mod1, de nouvelles recherches sont nécessaires! Pour une discussion plus appro-
fondie de ces tests, voir Davidson et al. (1978), Mizon (1984), Hendry et Richard (1987), Hendry (1989), ainsi que les trois auteurs
cités dans le texte.

18 |'¢élasticité-prix unitaire de long terme pourrait également étre remise en question a I'aide d’'un «<encompassing» test. Cepen-
dant, I'estimation ponctuelle de court terme obtenue en supprimant cette restriction nous a convaincus de négliger cette option
(cf. I'équation DC* infra).
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Table 4: Résuitats des «encompassing» tests selon les stratégies

Modeéles 1 contre 2 Nature du test 2 contre 1
1:Stratégie ! 2:Stratégie | 17.310* F(1,61) - F(3,61) 2200+

1: Stratégie Il 2:Stratégie | 0.025 F(3,61) - F(1,61) 18.688**
1: Stratégie il 2:Stratégie 1 0.018 F(1,63) 7.977**

Le signe *représente un seuil critique de 10%, ** un seuil de 1%.

Le modéle de la stratégie 1li, qui impose a priori une élasticité-revenu de longue période égale a 0.5,
domine sans conteste les modéles issus des deux premiéres statégies. Nous continuons donc notre
analyse en nous limitant & cette seule spécification.”®

4.2. Stabilité de la fonction de demande de M1

A part les Chow tests mentionnés sous chaque régression, qui fournissent quelques indications sur la
stabilité des parameétres lorsque ’échantillon est coupé respectivement trente-quatre, huit ou quatre
périodes avant le dernier trimestre de 1989, une analyse plus compléte de la stabilité des parametres
peut étre conduite en réestimant les équations avec laméthode des moindres carrés récursifs (RLS). Le
logiciel PC-Give offre cette option qui consiste a estimer la régression sur un sous-échantillon de tailie
suffisante pour satisfaire I'exigence du nombre minimum de degrés de liberté, puis de refaire i'estima-
tion en incluant a chaque fois une donnée supplémentaire et cela jusqu’a ce que la fin de I'’échantillon
soit atteinte. Ce logiciel permet de présenter graphiquement les différentes valeurs des coefficients,
ainsi que celles des résidus de toutes les estimations. De plus, différents tests de Chow peuvent étre
rassemblés dans un seul graphique.

En ce qui concerne la fonction de demande de monnaie issue de la stratégie 11l - équation DC -, les
graphiques des valeurs des paramétres, des résidus pas a pas («1-step residuals») ainsi que des tests de
Chow effectués pas a pas («1-step Chow test») sont présentés dans I'annexe Il. Ces résuitats sont
obtenus par application de la méthode des moindres carrés récursifs. lls nous montrent que les para-
métres des régresseurs sont relativement stables & /'exception de celui du produit intérieur brut réel,
qui augmente régulierement dans le temps.?°

18 Comme des doutes subsistent quantala stationnarité du niveau du taux d'intérét suisse a trois mois al'issue des tests de racine
unitaire, nous avons estimé I'équation DC en remplagant successivement rC, par ArC,, puis par ArC,_,. Si nous appelons Mod'1
I'équation DC, Mod2 I'équation DC avec ArC, et Mod3 la méme équation avec ArC,_,, nous trouvons que Mod1 tencompass»
Mod2 [F = 0.363] et Mod3 [F =1.135]. Par contre, Mod2 n'cencompass» pas Mod1 au seuil critique de 1% [F=74.618"*] et Mod3
n’«encompass» pas non plus Mod1 [F = 82.907*]. Ainsi, I'équation DC, qui inclut le taux d’intérét en niveau, semble la meil-
leure équation selon ce critére statistique.

20 Remplacer e produit intérieur brut réel par une autre mesure du volume des transactions comme, par exemple, la demande inté-
rieure brute réelle ou le produit intérieur brut réel augmenté des importations n'a pas amélioré la situation. Le seul polnt positif
estquelecoefficient de ces nouvelles varlables d’échelle augmente nettement moins dans le temps que le coefficient du produit
intérieur brut réel. Toutefols, I'inclusion de ces nouvelles variables, en niveau dans la relation statique de long terme (avec une
élasticité égale a 0.2 ou 0.5) ainsi gu’en différences dans la spécification dynamique de court terme, introduit une auto-
corrélation persistante des erreurs, et cela malgré I'application de la stratégie des réductions successives pour découvrir la
dynamique particuliére a ces modéles. De plus, un «encompassing» test effectué entre ces nouvelles spécifications et celle
du texte donne comme résultat un rejet catégorique des nouvelles régressions.
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L'annexe |l présente aussi le graphique des résidus de larégression effectuée a ’aide de la méthode des
moindres carrés récursifs ainsi qu'un graphique illustrant différents Chow tests réalisés pas a pas.?'
Ces deux graphiques révélent que le modéle a subi un choc au troisieme trimestre de 1980, choc qui
pourtant n’affecte pas sensiblement la valeur des parameétres a cette date particuliére.

On peut doncconclure de cette analyse que les coefficients de notre fonction de demande de M1ne sont
pas trés stables durant la période d'estimation, sans subir, cependant, une rupture marquée. Pour
approfondir encore cette analyse, nous avons estimé I’équation DC sur I'échantillon 1980:1-1989:4.
Les résultats sont les suivants:

A(m1 - p), =+ 0.02519 - 0.21828 ECM,,, + 1.05540 Apibr,, - 0.05666 1<,
(0.01776) (0.04682) (0.12417) (0.00831)

R?=0.804 o =1.855% Echantillon : 1980:1 - 1989:4 DW =193
AR(6,30) =139 ARCH{(6,24) =243 Het(6,29) =047 Reset(1,35) = 0.20
AR(1,35) =003 ARCH(1,34)=0.95 Het2(9,26)=0.35 Reset(3,33) = 0.42
Norm(2) =253 Chow(20,16) =0.73 Chow(8,28) =0.50 Chow(4,32) = 0.61]

On peut remarquer le coefficient plus élevé du taux de variation du produit intérieur brut réel. Il a passé
de 0.8188 sur I'échantillon 1973:1-1989:4 (équation DC) & 1.0554 sur la période 1980:1- 1989:4. De plus,
le coefficient du taux d’intérét a trois mois est statistiquement différent, au seuil critique de 5%, de celui
gue nous avions trouvé dans I'estimation utilisant les données de 1973:1- 1989:4. Toutefois, il n’est pas
significativement différent au seuil critique de 2%. En effet, la différence des valeurs des deux coeffi-
cients divisée par I'écart-type de I'équation ci-dessus donne une statistique de t égale a — 2.11.

4.3 Exogénéité des régresseurs de la fonction de demande de M1
1) Exogénéité faible

Pour analyser I'exogénéité faible des régresseurs de la spécification issue de la stratégie |11 (¢quation
DC), nous procédons par plusieurs étapes. Dans une premiére étape, nous réestimons notre équation
sans restreindre & I'unité I'élasticité-prix de courte période, cela afin que le taux d’inflation devienne
lui-méme un regresseur. Ensuite, nous caractérisons les densités marginales de chaque régresseur.
Enfin nous procédons aux tests proprement dits.

21 Les résidus pas a pas («1-step residualsy), calculés par PC-Glve, sont obtenus a I’aide de I'équation

0y =Yy — X, Biozaiy
ol y; est la variable dépendante et X, la matrice des régresseurs. Les paramétres p utilisés sont ceux qul sont estimés sur
chaque sous-échantillon. Par comparaison, les résidus des moindres carrés ordinaires sont

&1=Yy— X Bpora:1 - 1989:4)-

Les Chowtests, normalisés a leur valeur critique de 5%, sont distribués asymptotiquement comme une statistique de F(n,T-n-k),
avecT lataille de I’échantilion, nlalongueur du pas et kle nombre de paramétres estimés. Les tests présentés dans le graphique
de I'annexe Il sontréalisés pas a pas. C'est-a-dire, nest fixé a 1et T évolue, estimation aprés estimation, de 16,17, 18 4 68 ou 68
est le nombre total d'observations contenu dans I'échantillon 1973:1-1989:4. En fait, pour chaque sous-échantilion de taille T,
un F test est calculé pour analyser si les coefficients du modéle subissent une altération notable lorsqu’une observation est
exclue de ce sous-échantillon. A chaque date ol cette statlstique excéde la barre horizontale du graphique, la stabilité du
modeéle est rejetée avec une probabilité d’erreur de 5%.
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Lorsqu’on supprime la restriction d’une élasticité-prix égale a un dans la courte période, notre modéle
devient:

Aml, = - 0.01405 - 0.26872 ECM,, + 0.81886 Apibr,, - 0.03912 1,
(0.00746) (0.03446) (0.08817) (0.00396)
+ 1.00304 inf, DC*
(0.31278)
R?=0.751 c=1968 % Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW =2.14

AR(6,57) =125 ARCH(6,51) =136 Het(8,54) =0.30 Reset(1,62) = 0.12
AR(1,62) =0.32 ARCH(1,61) =0.58 Het2(14,48) =0.53  Reset(3,60) = 0.14
Norm(2) =0.91 Chow(34,29) =0.85 Chow(8,55)=0.90 Chow(4,59) =0.29

On peut remarquer que I'élasticité-prix de courte période n'est pas statistiquement différente de un.
Ainsi, si les tests d'exogénéité qui suivent indiquent que la masse monétaire doit étre la variable en-
dogéne de la régression, la confirmation empirique d’une élasticité-prix égale & un justifie I'utilisation
de la masse monétaire réelle comme variable dépendante.

Pour ne pas alourdir le texte principal, la modélisation des densités marginales des différents régres-
seurs est présentée dans 'annexe 111. Toutes les équations des densités marginales passent sans
problémes statistiques particuliers la plupart des tests rapportés sous chaque équation.

L'analyse d’exogénéité (au sens faible) de chaque régresseur des densités conditionnelles notées DC*
et DCci-dessus consiste ainclure dans ces équations soit les résidus de la densité marginale du régres-
seur (équation notée DMA # dans I’'annexe (1), soit les valeurs estimées de celle-ci («fitted valuesy).
Si cet ajout est significatif, alors les paramétres de la densité marginale affectent ceux de la densité
conditionnelle et le régresseur n’est pas exogéne. Cependant, ce test n’aura une certaine puissance que
si I’ajout remplace correctement le régresseur considéré.

Concernant le produit intérieur brut réel, si oninclut les résidus ou les valeurs estimées — retardées de
deux périodes —de DMA1dans 'équation DC*[DC], le t de Student du paramétre ajouté estde 1.45[1.46],
en valeur absolue. Ce paramétre n’est donc pas significativement différent de zéro. Lorsqu’on recalcule
larégression DC*[DC] en supprimant Apibri.2 mais en conservant I'ajout, le t de Student des résidus de
DMAT devient égal a 2.06 [2.08], alors que celui des valeurs estimées de DMA1s'éleve a 8.32(8.38], ce
qui indique que le test effectué a une puissance satisfaisante. Ainsi, le produit intérieur brut réel est un
régresseur exogéne (au sens faible) dans la fonction de demande de monnaie M1. En d’autres termes,
les parametres de la densité conditionnelle ne sont pas affectés par ceux de la densité marginale du
produit intérieur brut.

Lorsquele méme exercice esteffectué pour le taux d’intérétcourt, les résidus ou les valeurs estimées de
DMA2 entrent dans DC* [DC] avec un t de Student de 0.96 [0.96], en valeur absolue. L'omission de rC
dans I'équation DC* [DC] implique une valeur de t de I'ajout égale a — 3.47 [-3.79], lorsque celui-ci
est représenté par les résidus de DMA2. Lorsque la variable incluse est les valeurs estimées de DMA2,
letde Student prendla valeur de— 8.28 [~ 9.67], ce qui indique que le test a une puissance certaine. Ainsi,
on peut également conclure que le taux d’intérét des dépbts a trois mois sur le marché des euro-francs
est un régresseur exogéne dans la fonction de demande de M1.
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L'analyse d’exogénéité faible du taux d’inflation permet d’arriver a la méme conclusion. La valeur t du
parameétre des résidus ou des valeurs estimées de DMA3 est de 0.21, en valeur absolue, lorsque le taux
d’inflation lui-méme reste présent dans 'équation DC*. Omettre cette variable implique que le t du para-
métre des résidus devient 2.28, alors que le t du parameétre des valeurs estimées devient 1.91.

Tous les régresseurs des équations DC* et DC sont donc faiblement exogénes par rapport, respective-
ment, & M1 nominal et & M1 réel.

2) Super-exogénéité

L'analyse de la super-exogeénéité des régresseurs des équations DC* et DC consiste a tester si les para-
métres de ces deux densités conditionnelles sont restés invariants aux chocs - de politique monétaire
ou provenant du secteur réel de I'économie — qui ont affecté les densités marginales des variabies in-
dépendantes. Si cette condition est remplie, on peut accepter avec une certaine confiance la proposi-
tion selon laquelie notre fonction de demande de monnaie a été, dans le passé, insensible a la célebre
«critique de Lucas» [Lucas (1976)].

La méthode pratique pour analyser cette propriété consiste a tester lanon-inclusion, dans le modéle des
densités conditionnelles (équations DC* et DC), des variables auxiliaires qui corrigent les chocs subis
par les densités marginales des régresseurs (équations DMA1 a DMAS) [cf. Engle et Hendry (1990) et
Fischer et Peytrignet (1991)]. Les résultats sont rassemblés dans la table suivante:

Table 5: Résultats des tests de superexogénéité des régresseurs des équations DC* et DC

Variables auxiliaires pC pC

dum76 F(1,62) = 0.022 88.38% F(1,63)=0.021 88.40%
dum78 F(1,62)=0.177 67.55% F(1,63)=0.178 67.47%
dum81:2 F(1,62) = 0.489 48.70% F(1,63)=0.496 48.38%
dum76, dum78, dum81:2 F(3,60)=0.205 89.24% F(3,61)=0.209 89.01%

Les pourcentages qui figurent aux cdtés des F tests représentent le seuil critique exact du rejet de I’'hypothése de non-inclusion.

Ces tests montrent qu’aucune des variables auxiliaires qui entrent dans les densités marginales des
régresseurs ne doivent figurer dans les régressions DC* et DC. Ainsi, les parameétres estimés des deux
fonctions de demande de M1 n'ont été affectés ni par la brusque récession causée a la suite du choc
pétrolier de 1973, ni par le changement temporaire de politique monétaire provoqué par ies interventions
massives de la Banque nationale pour combattre la hausse du franc en 1978-1979. Les régresseurs de
DC* et de DC sont donc super-exogénes.#

On peut conclure de cette analyse d'exogénéité qu'estimer un modéle a équation unique en choisissant
lamasse monétaire M1, en termes nominaux ou réels, comme variable dépendante est une formalisation
statistique adéquate du marché monétaire de M1. En d’autres termes, étantdonné les séries a notre dis-
position, la direction de la régression semble bien devoir se faire dans le sens monnaie en fonction du
produit intérieur, du taux d’intérét et du taux d’inflation.

22 NB.: |a variable auxiilaire dum81:2 n'entre dans le modele de 'a densité marginale du prodult intérieur brut [cf. équation
DMA1 de I'annexe I11] que pour corriger une instabllité de cette régression & cette date. A notre connaissance elle n'a pas de
signification économique particullére.
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L'analyse des régressions inverses et celle d’'un systéme simultané de demande et d’offre de M1 pré-
sentent toutefois I'intérét de pouvoir évaluer ia robustesse de cette conclusion. L'analyse des régres-
sions inverses permet en outre de tester empiriquement la proposition de Hendry et Ericsson (1990)
selon laquelle les régresseurs de ces relations devraient étre instables.

5. Inversions de la fonction de demande de M1

Dans ce paragraphe, nous distinguons deux normalisations inverses de la fonction de demande de M,
la premiére avec le taux d'intérét comme variable dépendante, la seconde avec le taux d’infiation.
Estimer I'une ou I'autre de ces relations suppose que I'on considéere la masse monétaire M1 comme
statistiquement exogéne. Comme le taux de variation du produit intérieur brut réel entre avec un retard
de deux trimestres dans la fonction de demande de M1, nous pouvons conserver cette dynamique parti-
culiére dans les fonctions inverses — ce que nous appelons par la suite inversion stricte de la fonction de
demande de M1-ou nous pouvons modéliser librement les densités conditionnelles Dyjam OU Dinfiam €n
appliquantune fois encore ladémarche des réductions successives pour découvrir ladynamique propre
des équations inverses, ce que nous appelons inversion libre de la fonction de demande de M1. Normale-
ment, au vu des résultats sur I'exogénéité faible des régresseurs de la fonction de demande de M1 que
nous avons obtenus, nous devrions trouver que la masse monétaire M1 est endogéne dans les spécifi-
cations inversées. Dans le cas contraire, nous mettrions en lumiére la contradiction selon laquelie le
taux d'intérét court, le taux d’inflation et M1 peuvent étre considérés, statistiquement, a la fois comme
des variables endogenes et exogénes. Il est a noter que dans les diverses études faites sur ce sujet,
Hendry ne considére que la problématique liée a I'inversion stricte.

5.1. Inversions strictes de la fonction de demande de M1
1) Estimations

Dans ce paragraphe, nous estimons les fonctions de demande de monnaie M1(équations DC et DC*) en
retenant le taux d’intérét rC ou le taux d’inflation comme variables dépendantes. Le terme de correction
d'erreurs entre dans ces spécifications sans modification préalable, ce qui est possible, car, rappelons-
le, la direction de régression dans I’estimation de la relation statique de longue période importe peu.??
Pour éviter toute confusion, nous conservons une notation symétrique. Ainsi, 'équation DCI est la
régression inverse de I'équation DC, les deux équations DC*I1 et DC*I2 représentent les deux régres-
sions inverses de I'’équation DC*.

1€, = - 0.16916 - 6.16442 ECM,, - 17.05712 Alm1-p), + 14.29752 Apibr,,  DCI
(0.14488) (0.59591) (1.50673) (2.17067)
R2= 0754 o = 40.785 % Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW =146

AR(6,58)=237* ARCH(6,52) =042 Het(6,57) = 2.35* Reset(1,63) = 15.43**
AR(1,63) = 6.06* ARCH(1,62) =042 Het2(9,54) =3.68"* Reset(3,61) = 6.51**
Norm(2)=0.13  Chow(34,30) =0.51 Chow(8,56)=0.62 Chow(4,60) =0.28

28 Cela est vrai en théorie. En pratique cependant, l'estimation du vecteur de cointégration reste sensible a la normalisation
arbitraire implicite que constitue le choix de la varlable dépendante [cf. Hafer et Jansen (1991) p. 157]. Dans V'inversion du
modéle a correction d'erreurs de M1 issu de la stratégie Ill, ce probléme ne se pose pas car le vecteur de cointégra-
tion (1, -1, -0.5) est postulé.
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= - 029509 - 613773 ECM,,- 1552914 Am1,  + 13.13815 Apibr, ,
(0.14815) (0.57305) (1.57269) (2.13809)
+ 30.36912 inf, DC*11
(5.52599)
R?2=0.776 6=39213% Echantiilon : 1973:1 - 1989:4 DW = 1.51

AR(6,57) =148 ARCH(6,51) =0.81 Het(8,54)=227* Reset(1,62) = 20.27**
AR(1,62) =4.69* ARCH(1,61) =0.07 Het2(14,48)=3.39* Reset(3,60) = 8.74**
Norm(2) =0.61 Chow(34,29) =0.50 Chow(8,55)=0.91 Chow{4,59) = 0.44

inf, = 001014 + 0.06808 ECM,,- 0.12160 Apibr,, + 0.01067 <,
(0.00256) (0.01587) (0.04831) (0.00194)
+0.13990 Am], DC*12
(0.04363)
R2=0.339 c=0.735% Echantillon : 1973:1-1989:4  DW = 1.47

AR(6,57) =142 ARCH(6,51) =2.37* Het(8,54)=2.99** Reset(1,62) = 6.36*
AR(1,62) =429* ARCH(1,61)=0.04 Het2(1448) =4.68* Reset(3,60) = 2.98*
Norm(2) = 6.28* Chow(34,29) =0.61 Chow(8,55) = 0.99 Chow(4,59) = 0.57

Les résultats obtenus montrent al’évidence qu’inverser la fonction de demande de monnaie produit des
estimations probléematiques. Ces spécifications souffrent toutes d’un probléme d’autocorréiation et
d’hétéroscédasticité de leurs erreurs. De plus, choisir le taux d'inflation comme variable dépendante
(équation DC*12) introduit encore de ’ARCH dans les erreurs.

2) Stabilité des densités conditionnelles

Les graphigues relatifs ala stabilité des densités conditionnelles DCIl et DC*12 sontrassemblés, respec-
tivement, dans les annexes Vet V.

L'estimation parlaméthode des moindres carrés récursifs de DCI, qui retient le taux d'intérét des dépbts
a trois mois sur le marché des euro-francs comme variable dépendante, montre une grande instabilité
des paramétres du terme de correction d'erreurs et du taux de variation de lamasse monétaire Mien ter-
mes réels, ce dernier présentant méme une forte tendance ascendante. Paradoxalement, seules les
estimations du coefficient du taux de variation du produit intérieur brut réel semblent relativement sta-
bles lorsquelataille del'échantillon augmente. |l estdés lorsintéressant de constater en pratique ce que
nous avons affirmé en théorie au paragraphe 2.1, lettre b. En effet, nous avons mentionné, a la suite de
Hendry et Ericcson (1990), que siles parametres de la densité conditionnelle originale sont stables, ceux
de la densité conditionnelle inverse ont une forte probabilité d'étre instables. La validité empirique de
cette proposition est illustrée ici en considérant d'une part a stabilité de |’élasticité du taux de variation
de M1 réel par rapport au taux d'intérét nominal dans ’équation DC [cf. le graphique du paramétre rC
dans|’annexell] et, d'autre part, I'instabilité tendancielle de I’élasticité du taux d’intérét nominal par rap-
port au taux de variation de M1 réel dans I'’équation DCI [cf. le graphique du paramétre A(m1-p) dans
I'annexe 1V].
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L'analyse de stabilité de la régression inverse DC*I1, qui retient également le taux d’intérét comme
variable dépendante, produit des résultats comparables, en tout point, & ceux qui concernent DCI. Les
graphiques ne sont donc pas présentés en annexe. La tendance ascendante du parametre du taux de
variation de la masse monétaire réelle dans DCI se retrouve dans le paramétre de la masse monétaire
nominale de DC*I1. Le paramétre du taux d’inflation présente, lui, une tendance descendante.

Dans les graphiques de I'annexe V, on remarque que si les paramétres de I'équation DC*I2 souffrent
d’une certaine instabilité intertemporelle, les estimations successives ne semblent pas révéler la
présence d’une tendance pour aucun d’entre eux comme cela est le cas pour le produit intérieur brut
réel dans la spécification DC ou pour le taux de variation de la masse monétaire réelle et le terme de
correction d'erreurs dans la régression inverse DCI.

On trouve également dans les annexes IV et V les graphiques des résidus pas a pas des spécifications
DCI et DC*12, ainsi que ceux des Chow tests correspondants. L'autocorrélation qui affecte les résidus
de DCI est bien visible dans le graphique de I’annexe |V. De plus, le modéle semble subir deux chocs
structurels aux troisiéme trimestres de 1979 et 1980. Par contre, aucun choc notoire n'affecte la
structure de DC*12 pendant la période d’estimation, sauf peut-étre au troisiéme trimestre de 1979.

Malgré les problémes statistiques dont souffrent ces trois équations, nous allons tester I'exogénéité
faible de toutes leurs variables indépendantes dans le paragraphe suivant.

3) Exogénéité faible

En ce qui concerne le taux de variation du produit intérieur brut réel, le taux d’intérét a trois mois et le
taux d’inflation, nous utilisons les résidus et les valeurs estimées des modeéles des densités marginales
DMA1, DMA2 et DMA3 présentés dans I'annexe Ill.

Pour tester I'exogénéité faible des taux de variation de la masse monétaire réelle et nominale dans DCI,
DC*H et DC*I2, nous devons modeéliser les densités marginales de A(m1-p) et de Am1. Les équations de
ces modeéles, appelées respectivement DMA4 et DMAS, sont incluses dans cette méme annexe.

Les résultats des tests d’exogénéité effectués sur les variables indépendantes des régressions DCI,
DC*I1 et DC*I2 sont rassemblés dans la table 6.

Les résultats de ces tests ainsi que de leur puissance doivent étre considérés avec la plus extréme pru-
dence, car les valeurs des t de Student sont certainement biaisées par I'autocorrélation et par I'hétéro-
scédasticité dont souffrent les résidus des spécifications DCI, DC*I1 et DC*12. Malgré cette réserve,
on peut cependant en tirer les enseignements suivants:

- Le taux de variation du produit intérieur brut réel parait exogene au sens faible dans les trois
spécifications inversées.

- Le taux d’intérét est exogéne par rapport a 'inflation dans I'’équation DC*12.

- Ainsi, ces deux variables sont exogénes aussi bien dans la fonction de demande de M1 que dans les
régressions inverses, ce qui est cohérent.

~ Le taux de variation de la masse monétaire réelle est, par contre, un régresseur endogéne dans la
régression inverse de la fonction de demande de monnaie DC (équation DCI). Cela signifie, ceteris
paribus, que choisir le taux d’intérét comme la variable dépendante d’une équation de forme réduite du
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Table 6
Equation DCI DC*1 DC*12
Variable dép.—> rC, rC, inf,
talx talx talx
Variable indép. x ou tg tx ou ta ty ou ta ty
tarx talx tix
2.22 7.94 272
A(m1-p), (2.06) (577  (2.19) - - - - N h
Apibr 1.24 1.43 5.89 1.02 1.54 5.40 0.05 1.07 1.91
pibri-2 (1.13) (1.25) (4.90) (0.96) (1.41) (4.18) (0.05) (1.10) (1.56)
. _ _ _ _ 1.59 0.99 5.35
t - - (1.70) {0.97) (3.23)
Ami ~ _ _ 1.38 2.85 6.72 2.18 0.47 3.58
t (0.99) (2.12) (4.84) (1.55) (0.43) (2.14)
in ~ ~ _ 1.19 251 4.69 _ _ _
! (1.17) (2.11) (6.11)
N.B.:

- a1 représente le t de Student du coefficient des résidus de la densité marginale U lorsque ces derniers sont inclus dans la
densité conditionnelle conjointement au régresseur originel x. tg, est le t de Student du coefficient des valeurs estimées de
la densité marginale % lorsque ces derniéres sont prises en considération dans la densité conditionnelle conjointement au
régresseur X. tg(x et tg1x sont égaux en valeurs absolues. Le régresseur est faiblement exogéne au seuil critique de 5% (1%)
lorsque cette statistique est inférieure & la valeur de 2.00 (2.66). La puissance du test est donnée par le t de Student du
coefficient des résidus ou des valeurs estimées des densités marginales — notés respectivement par ty et par ty - lorsque
le régresseur x est exclu de la densité conditionnelle. Toutes les statistiques sont données en valeurs absolues.

- Lesvaleurs indiquées entre parenthéses représentent les t de Student obtenus en divisant les coefficients par leur écart-type
corrigé de I'hétéroscédasticité selon la méthode de White (1980). Ce sont les valeurs a utiliser lorsque les résldus des régres-
sions souffrent d'un probléme d’'hétéroscédasticité pour une cause non déterminée (cf. Hendry [1989], p. 39).

marché monétaire correspondant a M1, avec la masse monétaire réelle comme variable indépendante,
est un choix erroné d’un point de vue économétrique.

- Cette conclusion n'est pourtant pas solide. En effet, lorsqu’on régresse le taux d’intérét sur le taux
de variation de M1nominal et sur!'inflation séparément, ces deux derniéres variables deviennent exoge-
nes par rapport au taux d’intérét. Cela nous améne au résultat paradoxal que la masse monétaire peut
étre considérée comme exogéne par rapport au taux d'intérét dans 'équation DC*I1 mais que, simulta-
nément, le taux d'intérét est considéré comme exogéne par rapportalamonnaie dans’équation DC*. En
d’autres termes, cela révéle la contradiction suivante: dans DC*, le taux d’intérét influence Am1 sans
effet en retour contemporain de Am1sur lui, or, dans DC*[1, c'est Am1qui influence le taux d'intérét sans
effet en retour contemporain. Ceci viole le principe d’exclusitivé mutuselle du statut d'endogénéité/
exogénéité statistique d'une variable.

- ParrapportaVl'inflation, le statut — endogéne/exogéne — de la monnaie est ambigu. Dans la spécifica-
tion DC*12, le taux de variation de M1nominal a un t de Student égal & 2.13, ce qui permettrait de considé-
rer cette variable comme endogene. Toutefois, rappelons-le, les résidus de DC*I2 sont autocorrélés et
hétéroscédastiques. Corrigé de I'hétéroscédasticité, le t de Student conduit a la conclusion inverse.
Comme l'autocorrélation et I’hétéroscédasticité ne peuvent pas étre corrigées simultanément, il n'est
pas possible de tirer une conclusion de ce résultat.

- On peut remarquer dans la table 6 que I'estimation de la puissance des tests d’exogénéité est par-
fois asymétrique, c’est-a-dire que le test des résidus n'est pas puissant, alors que celui des valeurs
estimées posséde une puissance certaine ou inversément. Fischer et Peytrignet (1991) ont déja cons-
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taté que la puissance de ces tests peut varier selon la nature de la variable ajoutée dans la densité
conditionnelle.

Vérifier ces résultats nécessite, aumoins, la correction de I'autocorrélation des résidus des régressions
inverses. Un moyen d'y arriver est de ne pas contraindre a priori la dynamique de courte periode de ces
équations a étre identique a celle des régressions originales. Cette opération est légitime, car la dynami-
que de courte période estimposée par les données et non par la théorie. Dans la section qui suit, nous
modélisons les densités conditionnelles inverses en découvrant leur dynamique propre par application
de la stratégie des réductions successives proposée par Hendry.

5.2. Inversions libres de la fonction de demande de M1

1) Estimations

Lestimation libre des densités conditionnelles inverses DCI, DC*I1 et DC*{2 a produit les résultats
suivants:

€ = 000600 - 232646 ECM,, - 11.77111 A(ml-p), + 5.06226 Apibr,
0.11777)  (0.77610) (1.41064) (1.48210)
+ 8.73816 Apibr,, + 0.54695 1< DCIL
(1.84343) (0.08473)
R?2=0.862 c=231.076 % Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW = 2.09

AR(6,56) =0.67  ARCH(6,50) =0.81 Het(10,51) = 6.92**  Resct(1,61) = 4.73*
AR(1,61) =0.22 ARCH(1,60) =045 Het2(2041) =13.2**  Resct(3,59) = 5.05**
Norm(2) = 32.4* Chow(34,28) = 0.31 Chow(8,54) = 0.30 Chow(4,58) = 0.12

€ = - 009722 - 267916 ECM,, - 11.28832 Am1, + 2038021 inf,
(0.12817) (0.78451) (1.40775) (4.83605)
+5.41321 Apibr, + 8.27223 Apibr,, + 0.50015 r<, DC*IL1
(1.46587) (1.82534) (0.08684)
R?2=0.869 c=30479 % Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW =2.05
AR(6,55) = 0.54 ARCH(6,49) =1.14  Het(12,48) =4.68**  Resct(1,60) = 10.41**
AR(1,60)=0.06 ~ ARCH(1,59)=0.30 Het2(,.)=? Reset(3,58) = 6.77*
Norm(2) = 32.7%* Chow(34,27) =0.34 Chow(8,53) =0.47 Chow(4,57) = 0.17
inf, = 0.00889 +0.06965 ECM,, - 0.09385 Apibr, , + 0.00863 1<,
(0.00222) (0.01364) (0.04191) (0.00172)
+0.11879 Am1,  + 0.45075 inf,, DC*IL2
(0.03774) (0.09332)
R?=0.520 c=0632% Echantillon : 1973:1 - 19894 DW = 1.69

AR(6,56) = 1.22 ARCH(6,50) =0.69  Het(10,51) =1.77 Reset(1,61) = 4.11*
AR(1,61) =120 ARCH(1,60)=1.18 Het2(20,41) =2.35* Reset(3,59) = 2.03
Norm(2) =5.11* Chow(34,28) =0.62 Chow(8,54) = 0.75 Chow(4,58) = 0.52
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Les résidus des régressions libres de toutes les densités conditionnelles inverses ne souffrent plus
d’autocorrélation. Cependant, le probléme de I'hétéroscédasticité demeure, indiquant que ces équa-
tions sont mal-spécifiées.

L'analyse de stabilité par la méthode des moindres carrés récursifs révéle une instabilité notoire de pres-
que tous les paramétres. Ceux du taux d'intérét retardé, du terme de correction d’erreurs et du taux de
variation de M1 réel possédent une tendance ascendante marquée dans i’équation DCIL. Il en est de
méme pour le terme de correction d’erreurs etle taux de variation de M1nominal dans DC*IL1. Dans cette
derniére spécification, I'inflation a une tendance inverse, descendante. Seuls les paramétres du produit
intérieur brut, aussi bien contemporain que retardé de deux trimestres24, présentent une certaine stabi-
lité dans DCIL et dans DC*IL1. Dans DC*IL2, le coefficient de I'inflation retardée de quatre trimestres
ne présente pas de tendance notable, mais fiuctue plus que les autres parameétres. Par contre, une
tendance descendante est perceptible dans le terme de correction d'erreurs.

Les problémes économétriques rencontrés ainsi que I'instabilité des parameétres interdisent de régres-
ser le taux d’'intérét ou le taux d’inflation sur la monnaie et le produit intérieur brut réel.

2) Exogénéité faible

L'analyse d’exogénéité faible pour les variables indépendantes des spécifications libres DCIL, DC*IL1
et DC*IL2 est effectuée dans le but de vérifier les conclusions retenues dans I'analyse d'exogénéité
concernant les régressions inverses strictes DCI, DC*I1 et DC*I2. Dans cette section, nous utilisons,
comme précédemment, les résidus et les valeurs estimées des densités marginales DMA1 & DMAS.
Les résultats sont rassemblés dans la table 7.

En se concentrant sur les t de Student corrigés de I'hétéroscédasticité indiqués entre parenthéses, on
peut noter que les conclusions émises a la suite de I'analyse d’exogénéité des régresseurs de DCI,
DC*I1 et de DC*I2 sont identiques pour les spécifications libres DCIL, DC*IL1 et DC*IL2. La monnaie
réelle est un régresseur endogéne dans DCIL, tandis gue [a conclusion inverse est valide en ce qui
concerne M1 nominal dans DC*IL1 et dans DC*IL2. Le seul apport nouveau de cette analyse compié-
mentaire est larésolution de I’'ambiguiité quant au statut d’exogénéité du taux de variation de M1nominal
par rapport a l'inflation. On peut affirmer clairement que M1nominal est faiblement exogéne par rapport
al'inflation, ce qui contredit le fait empirique que I'inflation est exogéne par rapport a M1nominal dans
I'’équation DC*. La question reste cependant ouverte quant & la justification de cette contradiction.
Provient-elle de la stratégie de test elle-méme? Des problémes économétriques dont souffrent toutes
les spécification inverses? D’une mauvaise modélisation des densités marginales? Notre préfé-
rence penche pour les probléemes économétriques dont souffrent les régressions inverses (strictes ou
libres), notamment I’hétéroscédasticité de leurs erreurs et la forte instabilité de la plupart des para-
meétres de ces spécifications. De nouvelles recherches seront cependant nécessaires pour éclaircir ce
point.

Pour conclure cette cinquiéme section, nous pouvons noter que les résultats des tests présentés ne
sont pas unanimes a rejeter I’'exogénéité statistique faible de M1. Cependant, toutes les régressions
inverses souffrent de problémes importants, notamment d’une forte instabilité de leurs paramétres. De
plus, M1 réel endogéne dans les équations DCI| et DCIL montre que ces deux relations inverses sont
invalides. Cela nous fait préférer les régressions DC ou DC*.

24 La corrélation entre Apibr, et Apibr,_» sur I'échantillon considéré ne s'éleve qu'a 28.41%, ce qui écarte le risque d’une forte
colinéarité entre ces deux régresseurs.
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Table 7
Equation DCIL DC*IL1 DC*IL2
Variable dép.-> rC, rC, inf,
taix taix tatx
Variable indép. x ou ty tg ou tg tz ou ty tx
trix taix taix
3.13 7.48 077
Am1-p), (2.86) (3220  (0.65) - - - - - -
Aoibr 0.30 1.40 3.04 0.16 1.59 3.19 - _
piDn (0.31) (2.07y  (273) (0.18) (2.31)  (2.87) -
Apibr 1.42 0.68 4.66 1.20 0.83 4.32 0.13 0.88 1.77
pior-2 (1.19) (0.50) (3.54) (1.02) (0.63) (3.42) (0.11) (0.79) (1.85)
Apibr, (0.41) (1.43) (3.35) (0.35) (1.74) (3.46) - - -
et
Apibr,_, (1.13) (0.86) (3.52) (1.21) (1.02) (3.42) - - -
C _ _ ~ _ _ _ 1.71 0.70 5.05
! (1.92)  (0.73)  (3.38)
A _ _ _ 0.90 295 4,87 1.76 0.15 3.19
t (0.81) (1.86) (2.64) (1.22) (0.13) {1.90)
inf _ _ ~ 0.08 2.91 2.57 _ _ _
t (0.08) (2.02) (1.88)
N.B.:

— La notation est la méme que celle utilisée dans la table 6.

- Comme les variables dépendantes retardées entrent dans les régressions, les tests n'ont qu'une valeur asymptotique.
Par conséquent, les valeurs critiques a utiliser sont celles de la loi normale, soit pour un seuil critique de 5%:1.96 et pour
un seuil de 1%:2.58.

6. Modélisation simultanée de M1

Pour tenter cependant de résoudre le dilemme du statut d’endogénéité [ exogénéité de M1, du taux d'in-
térét et de I'inflation, qui peut cacher peut étre un probléme de simuitanéité, nous avons estimé un
modéle simultané des densités jointes D[A(m1-p), rCI'¥] et D[Am1, infl¥) par la méthode du maximum de
vraisemblance avec information compléte («<FIML»). La monnaie centrale suisse ainsi que le taux d'inté-
rét allemand sur I'euro-marché ont été inclus, en différences premiéres, dans V. Les résultats détaillés
se trouvent dans Peytrignet et Fischer (1991). Par économie de place, seul un résumé est présenté ici.

Lorsque le taux de croissance de M1réel et le taux d’intérét a trois mois suisse sont considérés comme
simultanément endogénes, les résultats économétriques montrent que les paramétres de 'équation de
demande de M1 réel du systéme simultané ne sont pas statistiquement différents, au seuil critique de
5%, de ceux qui sont obtenus dans le modele & équation unique par la méthode des moindres carrés
ordinaires (équation DC). Ainsi, I'estimation d’'un systéme simultané retenant A(m1-p) et rC comme
endogénes ne semble apporter que peu d’'informations supplémentaires par rapport & I’estimation d’un
modele a équation unique, et cela au prix d’une estimation nettement moins précise des parameétres.

Par contre, estimer simultanément Am1 et le taux d’infiation produit des résultats incohérents quelle que
soit la longueur de I’échantillon retenue. L'élasticité-prix de la demande de M1, par exemple, passe de
1.003 dans le modéle a équation unique (équation DC*) a 4.155 dans le modéle simultané. La valeur in-
explicable prise par certains parameétres montre qu’'avec ce choix de variables endogénes le modéle
est clairement mal spécifié.
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Ainsi, les estimations simultanées de ces deux densités jointes indiquent qu'il s’agit la d’un moyen
peu adéquat pour caractériser empiriqguement ie marché monétaire correspondant & M1. Ces résultats
confirment indirectement I'exogénéité de tous les régresseurs des spécifications DC et DC*.

7. Conclusions

Cette étude a montré combien il est difficile de trouver empiriquement, avec les séries statistiques
a notre disposition, une fonction de demande de M1 qui soit & la fois conforme a la théorie économique
et stable économétriquement. Malgré cette difficulté, ces résuitats permettent de tirer quatre en-
seignements principaux:

1) Lexogénéité faible de tous les régresseurs de la fonction de demande de M7 réel (équation DC), alors
que le taux de variation de cet agrégat est un régresseur endogéne dans les deux fonctions inversées
DCl et DCIL, montre que le marché monétaire correspondant a M1 doit étre caractérisé empiriqguement
par un modele qui retient le taux de variation de la masse monétaire comme variable dépendante et non
un taux d’intérét.

2) Inverserl'estimation dela fonction de demande de M1 nominal pour en tirer unerelation dontla causa-
litéirait de lamonnaie sur le taux d’intérét ou sur le taux d’inflation est une opération qui semble abusive
empiriqguement, non pas parce qu'elle contredit le statut d’'endogénéité de la monnaie — qui n’est pas
clairement établi pour M1nominal - mais parce qu’elle introduit un important probléme d’hétéroscédas-
ticité des erreurs dans les relations inverses.

3) Lestimation simultanée d'un modéle de M1 réel ou nominal n'apporte que peu d'informations
supplémentaires par rapport a un modéle & équation unique (équations DC et DC*).

4) Enconséquence, les statistiques donton dispose semblent compatibles avec la modélisation écono-
métrique de I'agrégat monétaire M1 par un modéle a équation unique, qui retient la masse moné-
taire comme variable dépendante donc comme variable statistiquement endogéene. Ainsi, malgré le
passage aux changes flexibles et la politique monétaire quantitative suivie par la Banque nationale
suisse depuis 1975, I'estimation d’une fonction de demande traditionnelle de M1 semble toujours
justifiée. Ce point illustre pratiquement la différence entre les concepts d'exogénéité théorique et
statistique.

D’un point de vue strictement économétrique, cette étude révéle que les tests d’exogénéité considerent
le taux d'intérét et le taux d’'inflation comme exogénes par rapport a Am1 dans I'équation DC* tout en
considérant Am1comme exogéne par rapport au taux d’intérét dans DC*I1et par rapport au taux d'infla-
tion dans DC*IL2. Cette contradiction iliustre soit I'impossibilité d'exécuter des tests d’exogénéité
valables sur une régression qui souffre d’hétéroscédasticité de ses erreurs??, soit une modélisation trop
sommaire de la densité marginale de Am1(équation DMADB), soit une certaine faiblesse des procédures
de tests retenues.

Cette étude montre aussi que la méthodologie des «encompassing» tests peut étre utilisée pour choisir
entre les différentes stratégies d’estimation d’un modéle a correction d'erreurs. De plus, elle illustre,
avec I'exemple de I'agrégat monétaire suisse M1, la validité empirique de la proposition théorique de
Hendry et Ericsson (1990) selon laquelle I'inverse d’une régression stable est souvent instable. Enfin,

25 Cela, malgre I'utilisation des écarts-types corrigés de I'hétéroscédasticité proposés par White (1980).
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cette étude étend, empiriquement, la validité de cette proposition a la modélisation libre de la densité
conditionnelle inverse.

Pour conclure, notons encore que cette étude n'a traité que de I'endogénéité de courte période de
I’agrégat monétaire suisse M1, et cela conditionnellement a I'existence d'une fonction de demande
de long terme de M1 postulée de type Baumol/Tobin. L'analyse d’endogénéité de longue période de
cet agrégat fera I'objet d’un article ultérieur.
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Annexe |

Les définitions des variables utilisées dans les régressions ainsi que la notation qui les caractérise sont
présentées ci-dessous.

mi Logarithme naturel de la masse monétaire nominale M1, définie comme la somme du numéraire
en circulation et des dépbdts a vue des résidents en Suisse, dans sa définition de 1975.

(m1-p) Logarithme de la masse monétaire M1 en termes réels.
mc Logarithme de la monnaie centrale en termes nominaux composée de la somme des billets
en circulation et des avoirs en comptes de virements des banques commerciales a la Banque

nationale.

pibr Logarithme du produit intérieur brut de la Suisse aux prix de 1970.

¢ Logarithme du taux d'intérét des dépots a 3 mois sur le marché des euro-francs.
rk Logarithme du taux de rendement des obligations de la Confédération.
™ Taux d'intérét de I'argent au jour le jour en Suisse («Tom Nexty).

RDMC  Taux d'intérét des dépdts a4 3 mois sur le marché des euro-marks.
cpi Logarithme de I'indice suisse des prix a la consommation.

inf Taux d’inflation défini comme la différence des logarithmes de I'indice suisse des prix a la
consommation.

dm/ch Logarithme du cours du mark allemand en Suisse.
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Annexe II: Graphiques relatifs au modéle de la densité conditionnelle DC [variable dépendante:
A(m1-p)], estimé par la méthode des moindres carrés récursifs.
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Annexe |11: Cette annexe présente les estimations des différentes densités marginales utilisées pour
conduire les tests d’exogénéité rapportés dans le texte principal.

L'estimation de la densité marginale du produit intérieur brut réel donne I’'équation suivante:

Apibr, =  0.00933 - 0.16596 Apibr,, + 0.61458 Apibr,, - 0.00576 1<,
(0.00351)  (0.07195) (0.07080) (0.00230)

+0.15823 Adm/ch,, - 0.01903 ARDMC,

(0.06688) (0.00603}
+ 0.04946 dum76  + 0.03798 dum81:2 DMA1
(0.00989) (0.01406)
R2=0.774 o=1375% Echantillon : 1973:1- 19894 DW =2.10
AR(6,54) =0.83 ARCH(6,48) =1.29 Het(13,46)=1.42 Reset(1,59) = 0.16
AR(1,59) =020 ARCH(1,58)=0.03 Het2(,.)=7? Reset(3,57) = 2.14

Norm(2) =9.34* Chow(34,26) =045 Chow(8,52)=0.22 Chow(4,56)=10.17

Dum76 est une variable auxiliaire qui prend la valeur —1au premier trimestre de 1976 et +1au deuxiéme
trimestre de la méme année. Cette variable a été introduite pour corriger la brusque rupture de la série
du produit national lors de la récession de 1975-1976, a |a suite des ajustements dus au premier choc
pétrolier. Dum81:2 prend la valeur + 1au deuxiéme trimestre de 1981. Elle corrige un probléme d’instabi-
lité que connait I’équation a cette date lors du début de la récession de 1981-1983. Dm/ch représente le
taux de change mark allemand/franc suisse tandis que RDMC est le taux d’intérét des dépdts 4 trois
mois sur le marché des euro-marks. Le test Het2 n'est pas disponible dans cette régression avec le
nombre de degrés de liberté restant a disposition.

La densité marginale du taux d'intérét suisse est modélisée par I'équation DMA2:

r°, = 015066 + 0446181, + 0.25172r%, + 8.15616 Adm/ch,,
(0.07879) (0.10899) (0.09744) (1.50385)
+0.09889 TN,, - 1.10806 dum?78 DMA2
(0.03408) (0.19428)
R?2=0.852 o =32.09 % Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DwW =2.02

AR(6,56) = 046 ARCH(6,50) =1.51 Het(10,51) =147 Reset(1,61) = 4.15*
AR(1,61)=0.07 ARCH(1,60)=2.51 Het2(18,43)=1.69 Reset(3,59) =2.43
Norm(2) =3.58 Chow{34,28) =043 Chow(8,54)=0.83 Chow(4,58) = 0.46

TN représente le taux d'intérét de I’argent au jour le jour appelé «Tom Nexts. Dum78 est une variable
auxiliaire introduite pour tenir compte des mouvements du taux d’intérét a trois mois consécutifs aux
interventions massives de la Banque nationale pour corriger le cours du franc suisse. Cette variable
prend les valeurs +1 dans l'intervalle 1978:4 a 1979:1 et —1 entre 1979:2 et 1979:3.



La densité marginale du taux d'inflation est caractérisée par I'équation DMAS:

inf, = 000263 +0.241711inf, + 0.39865inf, + 0.01436 ARDMC,
(0.00117)  (0.09617) (0.09576) (0.00294)
+0.01279 ARDME,, DMA3
(0.00273)
R? = 0.556 6= 0603 % Echantillon : 1973:1-1989:4 DW= 1.56

AR(6,57)=1.73 ARCH(6,51) =0.77 Het(8,54) = 1.08 Reset(1,62) = 1.16
AR(1,62) =248 ARCH(1,61)=0.38 Het2(14,48)=0.65 Reset(3,60) = 0.64
Norm(2) =1.95 Chow(34,29) =0.66 Chow(8,55) =051 Chow(4,59) = 0.61

Enfin, les modeéles des densités marginales de M1 réel et de M1 nominal sont les suivants:

A(ml-p), =- 000216 + 0.48079 Alml-p), - 0.47485 A(m1-p)

(0.00366)  (0.09373) (0.09517)
+0.08401 dum88:1 + 0.12854 Amc,, DMA4
(0.03079) (0.07595)
R2=0.484 c=2984 % Echantillon : 1973:1 - 19894 DW=1.70

AR(6,57) =1.52 ARCH(6,51) =1.78 Het(7,55) = 1.20 Reset(1,62) = 0.30
AR(1,62) =2.04 ARCH(1,61)=0.25 Het2(10,52) =0.81  Reset(3,60) = 3.84*
Norm(2) =144 Chow(34,30) =0.64 Chow(8,56) =143 Chow(4,59) =0.90

Aml = 000659 - 0.33188 Aml,, + 0.46514 Am1, - 0.32387 Adm/ch,,
(0.00332) (0.08589) (0.08459) (0.11939)

- 0.02882 ARDMC,, + 0.04475 dum78 - 0.07514 dum80:1

(0.01063) (0.01238) (0.02562)
+ 0.06163 dum88:1 - 0.07509 dum89:1 DMADS5
(0.02477) (0.02493)
R?2=0.643 0=2433% Echantillon : 1973:1 - 1989:4 DW =1.76
AR(6,53)=1.76 ARCH(647) =1.39 Het(13,45) = 2.51* Reset(1,58) = 1.84
AR(1,58) =0.78 ARCH(1,57)=6.63* Het2(,,.)=? Reset(3,56) = 2.85*

Norm(2) =1.11  Chow(34,27) =0.85 Chow(8,53) =2.15* Chow(4,56) = 2.81*
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La variable auxiliaire dum78 est définie dans le paragraphe décrivant I'equation DMA2. Dum88:1estune
variable auxiliaire qui prend la valeur +1le premier trimestre de 1988. Cette variable aucxiliaire est intro-

duite pour corriger le probléme de la brusque variation des dépdts a vue qui est apparue dans les stati

sti-

ques de fin de mois dés la suppression des rémunérations attrayantes servies sur les dép6ts a terme
fixe apres |'abolition du phénoméne dit des «ultimos» — abolition consécutive al'introduction des nouvel-
les dispositions afférentés aux liquidités des banques entrées en vigueur en janvier 1988. Dum80:1 et
dum89:1sontdes variables auxiliaires qui prennent la valeur +1au premier trimestre des années 1980 et

1989. Ces variables ont du étre retenues pour stabiliser le modéle de la densité marginale de A
Dum80:1a pour but de tenir compte des interventions sporadiques de I'institut d'émission a cette d
pour influencer le cours du franc suisse sur le marché des changes.

m1.
ate
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Annexe IV: Graphiques relatifs au modéle de la densité conditionnelle DCI [variable dépendante: rCj,
estimé par 1a méthode des moindres carrés récursifs.
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Annexe V: Graphiques relatifs au modele de |a densité conditionnelle DC*I2 [variable dépendante: inf],
estimé par la méthode des moindres carrés récursifs.
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