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Abstract
An empirical testing of exchange market efficiency hypothesis

This paper develops an empirical analysis of the exchange market efficiency hypothesis, based on its implications for the VAR
representation. It proposes an extension of the existing tests. Using daily data for the main nominal exchange rates vis-a-vis the
US dollar - namely the Japanese Yen, the British Pound, the Deutschmark and the French Franc - over the period spanning
January 1980 to March 1994, Johansen's tests of cointegration are performed: the market efficiency hypothesis cannot be
rejected form these results. It is thus necessary to complete the analysis with Granger causality tests. This provides results
rejecting the martingale implication of the efficiency hypothesis.

Résumeé
Une évaluation empirique de l'efficience du marché des changes

Cet article développe une analyse empirique de I'hypothese d'efficience du marché des changes, reposant sur le test de ses
implications en termes de repré-sentation VAR. Il propose une extension des tests existants réalisés dans ce cadre. A partir de
données quotidiennes sur les principaux taux de change nomi-naux par rapport au dollar, pour la période allant de janvier 1980 a
mars 1994, les tests de cointégration de Johansen sont mis en ceuvre : I'nypothése d'efficience ne peut étre rejetée sur la base
des résultats obtenus. Il est donc nécessaire de poursuivre I'analyse par des tests de causalité réalisés a partir des coefficients
auto-régressifs du modéle VAR. lls ne sont pas compatibles avec l'implication de martingale de I'hypothése d'efficience.
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Cet article développe une analyse empirique de I'hypothése d'efficience du
marché des changes, reposant sur le test de ses implications en termes de repré-
sentation VAR. Il propose une extension des tests existants réalisés dans ce
cadre. A partir de données quotidiennes sur les principaux taux de change nomi-
naux par rapport au dollar, pour la période allant de janvier 1980 a mars 1994, les
tests de cointégration de Johansen sont mis en ceuvre : I'nypothese d’efficience
ne peut étre rejetée sur la base des résultats obtenus. Il est donc nécessaire de
poursuivre l'analyse par des tests de causalité réalisés a partir des coefficients
auto-régressifs du modéle VAR. lls ne sont pas compatibles avec l'implication de
martingale de I'hypothése d'efficience.

AN EMPIRICAL TESTING OF EXCHANGE MARKET EFFICIENCY
HYPOTHESIS

This paper develops an empirical analysis of the exchange market efficiency
hypothesis, based on its implications for the VAR representation. It proposes an
extension of the existing tests. Using daily data for the main nominal exchange
rates vis-a-vis the US dollar — namely the japanese Yen, the British Pound, the
Deutschmark and the French Franc — over the period spanning January 1980 to
March 1994, Johansen’s tests of cointegration are performed : the market effi-
ciency hypothesis cannot be rejected form these results. It is thus necessary to
complete the analysis with Granger causality tests. This provides results rejecting
the martingale implication of the efficiency hypothesis.

Ctassification JEL : F31, G14

* Université de Lille II et MAD, unité associée CNRS-URA 0926, Université Paris I,
90 rue de Tolbiac, 75634 Paris Cedex 13, France.

** Université d'Evry-Val d'Essonne, et MAD Paris 1.
*** Université Lille II.

Nous remercions P. Feve, J.-O. Hairault, F. Langot et J.-M. Tallon pour leurs sugges-

tions, ainsi que tous les participants au séminaire MAD et au séminaire SIUTE de 1'Uni-
versité Lille II. Nous demeurons toutefois seules responsables des éventuelles erreurs ou

imprécisions.



Revue économique

INTRODUCTION

Bien que de nombreux modéles de determmatlon du taux de change reposent
sur I’existence de marchés efficients!, cette hypothése parait assez contestée
d’un point de vue empirique. Le marche des changes est efficient si, a chaque
instant, les taux de change refletent parfaitement toute I’information pertinente
disponible, de telle sorte qu’il n’existe pas d’opportunité de profit inexploitée
ex ante. Plus généralement, il est conventionnel d'identifier lhypothese d'efficience
2 un modele de martingale avec anticipations rationnelles?. Il faut toutefois sou-
ligner que, d'un point de vue théorique, cette assimilation est inexacte, ainsi
qu'en témoigne par exemple le modele de Lucas [1978] dans lequel la martin-
gale n'apparait que comme un cas particulier correspondant a la neutralité des
agents au risque. Quoi qu'il en soit, le test d'efficience d'un marché correspond
nécessairement a un test joint. L'hypothese d'efficience a donc certaines consé-
quences pour la dynamique des taux de change nominaux sur lesquelles sont
basés les différents tests empiriques existants.

Ce travail s'inscrit dans la catégorie de tests3

initiée par Granger [1986]. Cet

auteur a souligné une implication de I'hypothese d'efficience : si elle est vérifiée,
les prix de deux (ou plus) actifs différents ne peuvent étre cointégrés car s'ils
I'étaient : i) une relation de causalité au sens de Granger existerait dans une
direction au moins, et alors la connaissance de 1'écart de la période précédente a
I'’équilibre de long terme améliorerait la prévision d'au moins une variable du
systeme, et donc ii) I'un des prix pourrait étre utilisé pour aider la prévision de
I'autre. Comme les taux de change prévalant sur un marché efficient contiennent

déja toute l'information disponible, il n'est pas possible que l'information rela-
tive a un autre taux de change en améliore la prévision. Cependant, si deux
monnaies sont explicitement liées par des accords de change ou si les pays qui
les émettent disposent de technologies de production similaires et coordonnent
implicitement leurs politiques économiques, elles ne sont alors pas fondamenta-
lement dlfferentes et peuvent étre cointégrées malgré I'efficience du marché des
changes

1. La notion d’efficience d’un marché a été introduite par Fama [1965].

2. Comme le souligne LeRoy [1989], le concept de marché efficient n'est pas sans
ambiguité, un consensus émergeant plutdt dans la littérature empirique que théorique.

3. Notons qu'il existe d’autres types de tests. IIs se fondent par exemple sur la relation
entre l'efficience et les conditions de parité des taux d'intérét. En effet, si les agents sont
rationnels et neutres au risque, le taux de change forward est le meilleur prédicteur du
taux comptant futur (Bruno, Loufir et Jacquinot [1992]), et la présence d'autocorrélation
dans l'écart entre le taux comptant futur en ¢ + T et le taux 2 terme en ¢ pour la période 1
signifierait que les intervenants n'utilisent pas toute l'information disponible. Des tests
d'orthogonalité (Geweke et Feige [1979] ; Frankel et Froot [1987] par exemple) et des
tests de I'hypothese de la prime forward comme meilleur prédicteur du taux de déprécia-
tion (Fama [1984], Hakkio et Rush [1989] entre autres) découlent directement de cette
implication.

4. Quoi qu'il en soit, le SME autorise des réalignements de parité, et les monnaies des
pays membres adoptant des politiques économiques différentes peuvent ne pas étre coin-
tégrées.
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Les résultats existant pour ce type de test sont encore assez mitigés. L'ana-
lyse de la cointégration réalisée par Hakkio et Rush [1989] pour la livre et le
Deutsche Mark exprimés en dollars, semble favorable a I'hypothese d'efficience,
alors que les études de Baillie et Bollerslev [1989] et Sephton et Larsen [1991]
ne le sont pas: elles révelent l'existence d'une relation de cointégration au
moins!. De plus, les résultats obtenus sur un méme échantillon par Diebold,
Gardeazabal et Yilmaz [1994] remettent en cause les conclusions de Baillie et
Bollerslev [1989].

C'est dans cette approche que nous avons choisi de nous inscrire. Par consé-
quent, comme l'ensemble d'information considéré ne contient que I'historique
des taux de change étudiés, il s'agit ici de tester la forme faible de I'hypothese
d'efficience.

L'apport de notre étude est double. Tout d’'abord, nous utilisons des données
journaliéres allant du 1*" janvier 1980 au 23 mars 1994, alors que la plupart des
études existant utilisent soit des données assez longues (1973-1990 environ)
mais de périodicité au mieux hebdomadaire, soit des données journaliéres mais
sur de courtes périodes (1980-1985 pour Baillie et Bollerslev [1989] par exem-
ple). Ce point est important car des échantillons courts sont peu appropriés pour
I'analyse de la cointégration, alors que l'implication de non-cointégration de
I'hypothése d'efficience est plus pertinente pour des données de haute fré-
quence?.

Notre deuxiéme apport est relatif & la nature des tests réalisés. Tout d'abord,
nous avons mis en ceuvre l'analyse de la cointégration selon la procédure de
Johansen [1988] étendue aux tests récursifs, afin de vérifier la stabilité des résul-
tats sur I'ensemble de la période. En effet, les différents réalignements de parités
ainsi que les accords monétaires internationaux survenus au cours de cette
période ont pu affecter la dynamique jointe des taux de change étudiés. Sephton
et Larsen [1991] ont déja souligné l'intérét de 'analyse récursive, mais ils ne
l'ont que partiellement réalisée. Ensuite, comme les résultats de cette analyse
semblent favorables a 'absence de cointégration, nous prolongeons le test d'effi-
cience en vérifiant la nullité des coefficients associés aux variables explicatives
du VAR en différence, ce que ne font pas les études existantes. La présence de
perturbations ARCH nécessite le recours a une autre méthode d'estimation que
les moindres carrés ordinaires. Parmi celles qui permettent de tenir compte de
I'hétéroscédasticité des résidus dans l'inférence statistique, nous avons retenu la
méthode des moments généralisés.

La premiere section présente les données et les résultats des tests de station-
narité. La deuxiéme section est consacrée aux tests d'efficience que nous propo-
sons.

1. Entre le dollar canadien, le franc, le deutsche Mark, la lire, le yen, le franc suisse et
la livre pour les premiers, et entre la livre, le deutsche Mark, le yen et le dollar canadien
pour les seconds.

2. Comme le suggere Sims [1984], les « news » peuvent raisonnablement &tre consi-
dérées comme plus explicatives de la dynamique des données de haute fréquence que les
fondamentaux.
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Les données

Nous avons retenu le logarithme de quatre taux de change nominaux! : il
s'agit des taux de change du franc francais (Ifrf), du deutsche Mark (ldem), de la
livre sterling (Igbp) et du yen (lyen) vis-a-vis du dollar, c6tés a l'incertain. Ces
séries sont représentées dans les graphiques 1 et 2.
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1. La transformation logarithmique permet d'éviter le paradoxe de Siegel [1972].
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Deux raisons ont motivé le choix de cet échantillon. Tout d'abord, s'agissant
de données quotidiennes, ce sont les seules dont nous disposons pour une
période aussi longue que celle que nous étudions, a savoir du 1¢ janvier 1980 au
23 mars 1994, soit 3 711 points. Ensuite, il nous a semblé que ces quatre taux
de change devraient permettre d'appréhender I'essentiel des événements ayant
marqué cette période. En effet, ils sont relatifs aux monnaies parmi les plus sur-
veillées sur les marchés des changes (c'est au moins le cas du dollar, du yen et
du deutsche Mark), qui integrent donc trés rapidement I'information disponible.
De plus, deux de ces taux de change concernent des pays appartenant au SME
(France et Allemagne), les deux autres étant relatifs a des devises flottant offi-
ciellement plus librement. Cette caractéristique de notre €chantillon permettra
donc d'étudier l'influence éventuelle du SME.

La longueur de l'échantillon est importante car elle appréhende une période
jalonnée de nombreux événements susceptibles d'affecter la dynamique sur le
marché des changes : réalignements au sein du SME au début des années qua-
tre-vingt, accords du Plazza du 22 septembre 19852, accords du Louvre du
22 février 1987>, de Bruxelles le 2 aodt 1993% réunification allemande en
novembre 1989, politique monétaire américaine alternativement restrictive et
expansionniste, etc. Il n'existe pas, a notre connaissance, d'études empiriques
réalisées sur un échantillon aussi long de données journalieres.

Tests de racine unitaire

Des nombreuses études empiriques appliquées aux séries de taux de change
nominaux®, il ressort que l'on ne peut écarter a priori l'éventualité d'une
variance conditionnelle persistante pour ces séries. Phillips et Perron [1988] ont
mis en évidence la nécessité de corriger les statistiques des tests de racine uni-
taire proposées par Dickey et Fuller [1979] et Dickey et Fuller [1981] pour tenir
compte de I'hétéroscédasticité. Par conséquent, nous avons testé la présence de
perturbations ARCH. Les résultats du test ARCH(1) appliqué aux taux de crois-
sance des quatre taux de change7 sont reportés dans le tableau 1.

Tableau 1. Tests ARCH(1)
difrf dldem digbp dlyen
778.11 548.76 690.20 661.26

La statistique est distribuée selon un xz(l).

Quelle que soit la série considérée, I'hypothése nulle d'absence d'effet
ARCH(]) est fortement rejetée. Par conséquent, il faut recourir aux statistiques

1. Il s'agit de cotations relevées a 15 heures sur la place de New York, collectées par
la Bankers Trust Company.

2. Ces accords sont représentés sur les graphiques par le chiffre 1.

3. Ces accords sont représentés sur les graphiques par le chiffre 2.

4. Ces accords correspondent au chiffre 4.

5. Cet événement est représenté sur les graphiques par le chiffre 3.

6. Voir Diebold [1988] ou Bollersev [1990] par exemple.

7. Le choix des taux de croissance se justifie par le fait que ce test n'est applicable que
sous I'hypothése d'absence de racine unitaire.
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de tests de racine unitaire proposées par Phillips et Perron!. Pour calculer ces
statistiques, il faut choisir la valeur du retard maximal (I) que 1'on considére
pour les autocovariances des résidus des régressions des trois modeles de base
de Dickey et Fuller, sous I'hypotheése nulle de racine unitaire correspondantez.
Nous avons réalisé les tests de Phillips-Perron pour deux valeurs de / pour cha-
que série. La premiére correspond a la taille de la fenétre de Bartlett choisie
selon le critere groposé par Andrews [1991]. La seconde (I = 10) est choisie de
facon arbitraire” afin de vérifier la robustesse des résultats. Les résultats sont
reproduits dans le tableau 2.

Tableau 2. Tests de Phillips-Perron (01/80 — 23/03/94)

Série l Z(tg) | Z(ty=) | 2@ | Z(15) | Z(DP3) | Z(Py)
1frf 1 0.60 | —2.11 224 | —240 | 502 336  I(1)
10 055 | —-2.12 | 224 | —228 | 477 3.19  I(1)
ldem 1 -034 | -098 | 048 | —2.38 | 3.69 252 K1)
10 -035 | -1.03 | 053 227 | 3.65 248  I(1)
lgbp 4 -1.41 | —1.90 1.81 -1.62 1.81 122 K1)
10 ~140 | —1.92 1.85 | —1.58 1.83 .24 K1)
lyen 0 —2.04%* 023 | 003 | -1.67 | 0.85 1.03 I(1)
10 —-1.95%| -029 | 004 | —-1.58 1.02 1.10 K1)

* Rejet de I’hypothése nulle de racine unitaire 2 5 %.

Il apparait clairement que, sur I'ensemble de la période, I'hypothése de racine
unitaire ne peut €tre rejetée pour aucune de ces variables. La taille de la fenétre
ne modifie que trés peu la statistique de test et ne change jamais le résultat du
test. Les tests de Phillips et Perron [1988] favorisant I'hypotheése nulle de racine
unitaire, il peut €tre intéressant de les compléter par les tests de Kwiatkowski,
Phillips, Schmidt et Shin [1992] dont I'hypothese nulle est 1a stationnarité. Ces
tests peuvent aussi €tre corrigés pour tenir compte de l'effet ARCH, mais le
choix de la taille de la fenétre optimale est plus délicat*. Suivant la procédure de
Andrews et Monahan [1992], nous appliquons le critere QS — PW (fenétre Qua-
dratique Spectrale apres pré-blanchiment des résidus sous Hy par un AR(1)) en
posant p = 0.97 chaque fois que le coefficient autorégressif des résidus excede
cette valeur. Cela conduit a retenir une fenétre de 84 périodes. Les résultats
reportés dans le tableau 3 permettent de rejeter 'hypothese nulle de stationnarité
au seuil de 5 %.

1. Voir, par exemple, Perron [1988] pour une présentation des différentes statistiques
et de la stratégie de test.

2. Nous avons retenu la fenétre proposée par Newey et West [1987b].

3. C'est également la taille maximale considérée par Perron [1988] dans son applica-
tion du test.

4. En effet, le calcul de la fenétre optimale repose sur l'estimation du coefficient
AR(1) de la série des résidus estimés sous HO. Or, lorsque le vrai processus contient une
racine unitaire, cette estimation en niveau est fallacieuse et conduit a des fenétres trés
grandes, ce qui biaise le test vers la stationnarité, la puissance du test KPSS diminuant
tres fortement avec la taille de la fenétre.
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Tableau 3. Tests de KPSS (01/80 — 23/03/94)

Série p ! 1, A,

1fef 0998 | 84 0.829 0.675 (1)
Idem 0.998 84 2.515 0.521 (1)
lgbp 0.998 84 0.678 0.625 (1)
lyen 0.998 84 3.857 0.338 (1)

Les valeurs critiques au seuil de 5 % sont respectivement 0.463 et 0.146.

Ce premier type de test renforce donc le consensus actuel autour de la non-
stationnarité stochastique du processus des taux de change nominaux.

Au vu des événements qui se sont produits au cours de la période considé-
rée!, il semble toutefois nécessaire d'approfondir I'analyse de la composante
déterministe, et ce pour deux raisons. L.a premiere consiste a vérifier que les
résultats précédents ne sont pas le simple reflet d'une erreur de caractérisation
de I'hypothese alternative des tests de racine unitaire. La deuxi€éme raison est
qu'il n'est pas sir que le processus sous-jacent soit une martingale pure ; comme
le soulignent Baillie et McMahon [1989] par exemple, 'hypothése d'efficience
n'implique rien de tel. En effet, un processus de martingale pure implique, si I'on
considere vérifiée la relation de parité des taux d'intérét non couverte en chan-
ges, l'égalité des taux d'intérét domestique et étranger. La présence d'une
constante permet de lever cette hypothese puisqu'elle peut s'interpréter comme
un différentiel constant de taux d'intérét. Il est encore possible de I'assouplir en
prenant en compte la possibilité d'une rupture de dérive.

Andrews et Zivot [1992] explorent la possibilité signalée par Perron [1989]
que les séries macroéconomiques soient stationnaires autour d'une tendance
segmentée. Cependant, a la différence de cet auteur, ils traitent le point de rup-
ture comme inconnu a priori. Les trois modeles €tudiés sont un modele station-
naire qui inclut une rupture dans la constante (modele A), un autre avec un
changement de pente (modele B), et le troisiéme permettant ces deux types de
rupture (mode¢le C). Sous I'hypothése nulle, la série suit une marche aléatoire.
Ces modéles n'autorisent qu'un seul point de rupture. Il s'agit, dans ces modeles,
d'un test de Dickey-Fuller modifié avec endogénéisation du choix du point de
rupture. L'application des criteres BIC et de Hannan conduit a retenir un seul
retard pour les quatre séries étudiées. Les résultats obtenus sont résumés dans le
tableau 4.

Drapres ces statistiques, la racine unitaire semble robuste a une alternative de
tendance segmentée, quel que soit le modele testé, sauf dans le cas du taux de
change mark/dollar (modéele B)>.

1. Voir, sur ce point, les graphiques 1 et 2.

2. Le modele de Lucas [1978] avec neutralité au risque débouche également sur un
processus de martingale avec constante.

3. La statistique du test de racine unitaire vaut, au seuil de 1 %, — 5.34 pour le modele
(A), — 4.93 pour le modeie (B) et - 5.57 pour le modele (C). Le choix de ce seuil est jus-
tifié par le fait que les statistiques de test de Andrews et Zivot [1992] ne sont pas corri-
gées de l'effet ARCH présent dans les perturbations. Il est donc probable que ces
statistiques soient biaisées en faveur de I'hypothése alternative.
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Tableau 4. Tests de Zivot-Andrews

Série (A) (B) (C)

Ifrf — 3.43 (13/10/80) - 4.88 (14/03/85) — 4.03 (14/03/85)
ldem - 3.95 (11/09/85) — 5.42 (11/09/85) — 4.36 (11/09/85)
lyen — 4.06 (19/09/85) — 4.61 (19/09/85) — 4.65 (19/09/85)
lgbp ~3.20(21/01/81) - 4.28 (05/03/85) 3.97 (05/03/85)

Les dates de ruptures estimées sont données entre parentheéses.

Puisqu'il n'est généralement pas. possible de rejeter la racine unitaire dans les
séries €tudiées précédemment, on peut prolonger I'analyse en testant la rupture
de dérive. Les tests précédents sélectionnaient la date de rupture qui maximi-
saient la probabilité de rejeter I'hypothése nulle de racine unitaire. L'application
de la procédure de test aux taux de croissance des taux de change permet juste-
ment de mettre en évidence de fagon endogene un changement permanent dans
la pente de la série en niveau conditionnellement a la présence d'une racine uni-
taire.

La comparaison des statistiques obtenues a partir du modele (B) a la valeur
critique du f de Student au seuil de 1 % (2.567) révele que soit une longue chro-
nigue de dates successives correspond a des ruptures significatives, soit aucune
rupture n'est significative.

Tableau 5. Rupture permanente dans le taux de croissance

Série Période de rejet de Hgy Valeur absolue maximale
difrf du 20/01/83 au 17/10/85 26/02/85

dldem du 01/08/84 au 11/07/85 26/02/85

diyen - (26/02/85)

dlgbp du 11/01/85 au 21/03/85 27/02/85

Les dates de ruptures estimées sont données entre parenthéses.

Ces résultats confirment )'importance de l'année 1985 : a partir de cette
année, la composante tendancielle déterministe de trois taux de change sur les
quatre €étudiés s'est modifi€ée de facon permanente. L.a deuxieme colonne repro-
duit la date qui correspond a la statistique la plus élevée en valeur absolue. Dans
le cas du Japon, aucune date de rupture ne peut étre retenue au seuil de 1 %,
méme celle qui correspond a la statistique la plus élevée.

De l'analyse unmivari€e, on peut tirer essentiellement deux enseignements.
Premierement, I'hypotheése d'efficience ne peut &tre rejetée au vu de l'ensemble
de ces tests de racine unitaire, méme si la racine unitaire n'est pas une condition
suffisante, mais seulement nécessaire. Cette conclusion parait robuste au choix

1. Pour les quatre séries de taux de change, la date de rupture correspondant a ia sta-
tistique la plus grande en valeur absolue est identique & un jour prés : le 26 ou, dans le cas
de la livre sterling, le 27 février 1985. Pour le franc, le deutsche Mark et la livre sterling,
il s'agit exactement du premier jour ouvrable apres celui ol le dollar a atteint sa valeur
maximale.
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de différentes hypothéses alternatives. Deuxiemement, si l'on interprete la
constante a partir de la condition d'arbitrage non couverte, il apparait que le dif-
férentiel de taux s'est modifié en 1985.

LES TESTS D’EFFICIENCE

Cette section est consacrée a l'analyse de la dynamique jointe des quatre taux
de change afin de vérifier sa compatibilité avec I'hypothese d'efficience du mar-
ché des changes.

En effet, d'aprés le théoréme de la représentation de Granger (Engel et Gran-
ger [1987]), si deux variables, x, et y,, sont I(1) et cointégrées, alors la représen-
tation vectorielle a correction d'erreurs (VECM) suivante existe :

P P
_ E ! E' I
Ax, C;—Pyz,_, + a,Ax, _, + biAy, ,+€,
k=1 k=1

F 2

P
Ay, = c3—pPyz,_, + 2 atAx, , + ZbgAy,_k +€,,
¢ =1 k=1
ou z,=x,— Ay, les g, sont des bruits blancs, éventuellement corrélés, et
|p| + |p,] # 0. Cette derniere condition implique l'existence d'une relation cau-
sale dans une direction au moins, car z,_, apparait alors nécessairement dans
une équation. La connaissance de z, améliorant la prévision d'au moins une
variable, ce cas n'est pas compatible avec I'hypothese d'efficience si x, et y, sont
des prix d'actifs. La non-cointégration est donc une condition nécessaire, mais
pas suffisante. En effet, conditionnellement a 1a non-cointégration, il faut encore
vérifier la nullité des coefficients associ€s aux variables retardées.

Tests de cointégration

Pour déterminer le nombre de relations de cointégration dans notre systeme a
quatre variables, les deux tests proposés par Johansen et Juselius [1990], les tests
de la trace et du A,,,,, sont effectués. Les valeurs critiques ont été tabulées par
Johansen et Juselius [1990] (table A2). Bien que cette procédure ne tienne pas
compte des effets ARCH, Gonzalo [1989] en a montré la robustesse dans ce cas.

Ce test est réalisé a la fois sur I'ensemble de 1'échantillon et de maniere récur-
sive. Dans ce dernier cas, les propriétés asymptotiques des statistiques ne sont
pas modifiées parce que la période initiale d'estimation couvre un quart de
I'échantillon, ce qui représente 930 observations. Les analyses récursives avant
et arriére fournissent chacune une chronique de 2 785 statistiques.

L'ensemble de la période

Nous avons sélectionné le nombre de retards du VAR en niveau selon les crite-
res BIC et Hannan. Les statistiques associées aux tests de la trace et du A,,, sont
reportées dans le tableau 6. Conformément aux criteres de choix du nombre de
retards, elles ont été calculées pour deux retards sur I'ensemble de la période.
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Tableau 6. Tests de la trace et du A,

trace Xmax
H, Stat. 95 % quantile stat. [ 95 % quantile
avec rupture dans la dérive
Fr=<3 0.44 8.08 0.44 8.08
P2 431 17.84 3.87 14.60
r=1 16.89 31.25 12.58 21.28
r=0 40.20 48.41 2331 27.34
sans rupture dans la dérive
r<3 0.65 8.08 0.65 8.08
r=2 7.28 17.84 6.62 14.60
r=1 19.32 31.25 12.04 21.28
r=0 34.61 48.41 15.28 27.34

Quel que soit le modele retenu — i.e. avec ou sans rupture de dérive en 1985 —,
on constate qu'il n'est pas possible de rejeter I'hypothese nulle d'absence de rela-
tion de cointégration sur lI'ensemble de la période. Ces résultats sont conformes
a ceux de Hakkio et Rush [1989] et Diebold, Gardeazabal et Yilmaz [1994]. En
effet, on ne peut rejeter I'hypotheése selon laquelle ce systeme de variables est
engendré par quatre tendances stochastiques indépendantes. Comme le remar-
quent Diebold, Gardeazabal et Yilmaz [1994], I'existence d'une ou de plusieurs
relations de cointégration entre les taux de change en niveau impliquerait que
les écarts a cette relation tendent a s'éliminer dans le temps, ce qui serait utile
pour prévoir I'évolution future des taux de change. Le résultat » = 0 est compa-
tible avec 'hypothése d'efficience des marchés.

Ces résultats vont cependant a 1'encontre des conclusions obtenues par cer-
tains auteurs : ainsi, Crowder [1994] ne peut rejeter I'existence d'une relation de
cointégration entre la livre anglaise, le deutsche Mark, et le dollar canadien
exprimés en dollars, sur des séries mensuelles de janvier 1974 a décembre 1991.

L'analyse recursive

Au-dela de la nature quotidienne de nos données, I'analyse récursive propo-
sée ici complete celle de Sephton et Larsen [1991] car elle est réalisée a la fois
vers l'avant et vers l'arriere. En effet, le choix de la direction des tests récursifs
met nécessairement l'accent sur la période de base, qui est soit le début, soit la
fin de 1'échantillon. Compte tenu des événements de la seconde moitié de notre
échantillon, tels que les accords monétaires internationaux renforgant la coordi-
nation des politiques économiques des principaux pays industrialisés, on peut
s'attendre a un rapprochement de l'évolution de ces monnaies. Cela peut étre
sous-estimé par la procédure récursive avant qui accorde plus de poids au début
des années quatre-vingt.

Les chroniques de statistiques associées aux tests récursifs avant et arriere dans
le modele avec rupture de dérive sont présentées dans les graphiques suivants'.

1. Les résultats obtenus sans rupture de dérive étant trés proches, ils ne sont pas repor-
tés ici.
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Elles ont été préalablement divisées par la valeur critique correspondante, de sorte
que seuls les points supérieurs a 1 permettent de rejeter 'hypothese nulle au seuil
de 5 %. La valeur critique correspondant a I'hypothése nulle r =0 au seuitlde 1 %
est aussi reportée sur ces graphiques.
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A premiére vue, il apparait clairement que 'hypothése nulle de non-cointé-
gration ne peut &tre rejetée au seuil de 1 %, quel que soit le test considéré. De
plus, méme au seuil de 5 %, cette conclusion est relativement robuste. En effet,
les statistiques de test avant ne rejettent jamais simultanément 'hypothése
nulle : bien que le test de la trace avant suggere la présence d'une relation de
cointégration sur les périodes 1980-1991 a 1980-1993, le A, avant confirme
le résultat de Baillie et Bollerslev [1989] pour la période 1980-1985 unique-
ment. De plus, I'hypotheése nulle ne peut étre rejetée au seuil de 1 % pour ces
périodes. En ce qui concerne les tests vers l'arriere, les conclusions sont plus
tranchées car le test de la trace ne permet jamais de rejeter I'hypothése nulle tan-
dis que le test du A, la rejette pour les périodes allant du milieu de 1983 a
1994, 2 1985-1994 au seuil de 5 % seulement.

Plus généralement, cette analyse récursive révele une assez grande stabilité
des résultats des tests de cointégration, puisque les deux types de statistiques ne
suggerent jamais simultanément l'existence d'une relation de cointégration.
Ainsi, il n'apparait pas de période qui permette raisonnablement de rejeter
I'hypotheése d'efficience.

Tests sur la dynamique de court terme

Pour tester ['efficience, il ne suffit pas de vérifier I'absence de cointégration,
c'est-a-dire la nullité du coefficient associé au terme de correction d'erreur, il
faut aussi tester la significativité des autres termes autorégressifs du VAR en dif-
férence, ce que ne font pas Hakkio et Rush [1989] ou Diebold, Gardeazabal et
Yilmaz [1994] par exemple. Pour réaliser les tests de nullité des parametres a; et
b;, I'inférence standard n'est pas valide puisque la valeur des statistiques de test
est biaisée par la présence de perturbations ARCH. Nous avons donc utilisé la
méthode des moments généralisés pour estimer les vingt parametres du modele
VAR en différences. Nous avons corrigé la matrice de variance-covariance des
erreurs selon la méthode proposée par Newey et West [1987] afin qu'elle soit
robuste a l'autocorrélation et a I'hétéroscédasticité. Pour déterminer l'ordre de la
moyenne mobile des termes d'erreur, nous avons estimé la taille de la fenétre
suivant la procédure de Andrews [1991].

Ensuite, afin de tester les contraintes de nullité des coefficients, nous avons
utilis€ le test du rapport de vraisemblance décrit par Newey et West [1987]. La
statistique du test s'écrit :

QLR =T  (J$ — INC)

out J& et JNC sont respectivement les fonctions objectifs des modeles contraint
et non contraint. Nous utilisons la méme matrice de variance-covariance des
erreurs pour les deux alternatives, afin de ne mesurer que l'influence de la
contrainte sur la fonction objectif. Cette statistique est distribuée comme un x>
dont le nombre de degrés de liberté est égal au nombre de contraintes.

Nous avons testé trois types de contraintes : nullité de I'ensemble des coeffi-
cients autorégressifs du modele, soit 16 contraintes (1) ; nullité de l'ensemble
des coefficients auto-régressifs d'une équation, soit 4 contraintes (2a) — (2d) ;
nullité de l'ensemble des coefficients d'une équation, soit 5 ou 6 contraintes
selon le modele considéré (3a) — (3d). Les statistiques de test, calculées dans les
modeles avec et sans rupture de dérive, sont reportées dans le tableau 7.
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Tableau 7. Tests de significativité par la MMG

Sans rupture Avec rupture
Contraintes | DDL | Stat. Seuil DDL Stat. Seuil
() 16 50.29 0.000 16 49.83 0.000
(2a) : difrf 4 12.34 0.015 4 12.24 0.015
(2b) : didem 4 3.13 0.536 4 29} 0.573
(2¢) : digbp 4 13.74 0.008 4 12.81 0.012
(2d) : dlyen 4 2.13 0.710 4 2.62 0.623
(3a) : difrf 5 12.77 0.025 6 35.11 0.000
(3b) : didem 5 3.41 0.637 6 19.21 0.004
(3¢) : dlgbp 5 13.77 0.017 6 2773 0.001
(3d) : dlyen 5 5.09 0.404 6 9.68 0.139

DDL : degrés de liberté.

ILa premiere ligne de ce tableau indique que la nullité de I'ensemble des coef-
ficients auto-régressifs du modéle peut étre rejetée. Ce résultat est imputable
aux équations des taux de change FF/dollar et livre st./dollar, comme le mon-
trent les lignes (2a), (3a) et (2¢), (3c) du tableau. En effet, les contraintes de nul-
lité des coefficients de ces €quations sont fortement rejetées. L'estimation du
modele non contraint révele, dans l'équation du taux de change frangais, une
influence significative de difrf_ | et dldem_,, et dans I'équation du taux de change
anglais, de digbp_, || apparait donc que la connaissance du taux de croissance
des taux de change DM/dollar et FF/dollar de la période précédente permet
d'améliorer la prévision du taux de change FF/dollar, et que la connaissance du
taux de croissance passé du taux de change livre st./dollar aide a anticiper le
cours de la livre sterling contre le dollar. Lorsqu'on autorise une rupture de
dérive, la seule différence provient de l'équation du DM. La ligne (3¢) du
tableau précédent révele en fait la significativité de la dérive segmentée. Le
tableau en annexe reportant les tests de Student fait apparaitre la significativité
de la composante déterministe dans les quatre équations, lorsque la rupture est
introduite. Celle-ci est positive avant 1985 et négative apres, ce qui peut
s'interpréter comme un différentiel de taux d'intérét successivement positif puis
négatif.

Ces résultats montrent que l'hypothése de martingale semble compatible
avec la dynamique du deutsche Mark et du yen uniquement.

CONCLUSION

Nous avons montré que l'absence de cointégration semble €tre un résultat
relativement robuste. Les accords internationaux qui visaient a renforcer la
coordination des politiques économiques dans les principaux pays de 'OCDE
ne semblent pas avoir rapproché 1'évolution de leurs monnaies. Cependant, cette

1. Voir le tableau en annexe.

933



Revue économique

expérience n'a peut-€tre pas commencé depuis suffisamment longtemps pour
que l'on en trouve la trace dans les données. Pour ce qui est de la parité entre le
franc et le mark au sein du SME, on peut penser que le nombre de réalignements
survenus pendant les années quatre-vingt n'a pas permis d'établir une relation
stable de long terme.

Toutefois, I'absence de cointégration ne suffit pas pour conclure en faveur de
I'efficience du marché des changes. En ce qui concerne le cours du franc et de la
livre contre le dollar, les résultats des tests joints de causalité au sens de Granger
viennent nuancer les conclusions de I'analyse de la cointégration et soulignent
qu'il est réducteur de ne pas la compléter par une analyse de la dynamique de
court terme.

Juillet 1996
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ANNEXE
Equation G Cl1 difif_y | dldem_, dlghbp_, dlyen_,
Sans rupture
difrf 0.65 x 1074 ~-0.17 0.20 0.03 -0.04
(0.53) (-2.34 | (2.67) (1.04) (- 1.68)
dldem 0.60 < 1074 -0.04 0.08 047 X 103 | —0.03
(0.49) (-0.82) | (1.48) (0.02) (- 1.25)
digbp | 0.32 % 102 ~0.06 | 0.06 0.09 ~0.03
(0.27) (- 1.30) | (1.09) (2.78) (- 131
dlyen | _0.19 % 1073 -0.03 0.01 —0.01 0.02
(- 1.66) (-0.61) | (0.24) (- 0.60) (0.82)
Avec rupture
difrf 073102 | ~0.11 x 102 | —0Q.18 0.20 0.03 —-0.04
(3.92) (—4.52) (-2.49) | (2.72) (0.99) (- 1.58)
didem | 051 x 103 | -096 x 107°] —004 | 008 | _¢ggx 03| —~003
(2.82) (-3.89) | (=099 (1.54) (-0.03) |GLI7)
dlgbp 0.53 X 102 0.84 X 1073 | —0.07 0.06 0.09 - 0.03
(3.17) (—3.57) (- 1.45) | (1.15) (2.75) (- 1.23)
dlyen 093 x 10% | _047 x 102 | —0.03 0.01 -0.01 0.02

(0.54) (- 2.08) (=0.70) | (0.27) (—0.62) (0.85)
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