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Introduction 

Les principaux indicateurs de l'activité économique d'une nation 
subissent l'effet conjugué d'une tendance et de fluctuations. L'effet 
attribuable à la tendance témoigne de l'évolution de l'offre de fac­
teurs alors que les diverses fluctuations qui affectent l'économie se 
rattachent à l'évolution de la demande. Isoler chacun de ces facteurs 
de variation et en déterminer l'importance a longtemps été l'objectif 
des économistes. Depuis un peu plus d'une décennie, économistes et 
géographes ont par ailleurs élargi ce domaine de recherche à un 
contexte multirégional car l'offre et la demande agissent inégale­
ment selon les espaces. Les régions d'un même pays présentent en 
effet des écarts significatifs non seulement dans l'amplitude de leur 
croissance mais aussi dans l'amplitude des fluctuations économiques 
qu'elles subissent. Traditionnellement ces écarts ont été mesurés 
par ûne série de modèles économétriques analysant les niveaux 
d'emploi ou de chômage pour chacune des régions concernées, ce 
pour l'Angleterre, les Etats-Unis, l'Australie, le Canada et la 
Hollande. 

Ainsi des modèles spécifiques ont été développés pour estimer 
l'effet des fluctuations de la demande globale sur les disparités de 
niveaux d'emploi [12; 17; 18). Des modèles cherchant à incorporer 
tous les éléments découlant d'une théorie complète du changement 
économique ont inclu également des variables de long terme comme 
de très court terme, soit l'offre, la demande locale et les effets du 
climat [3; 8; 10; 11). Une discussion complète des problèmes théo­
riques et statistiques recontrés dans l'application de ces modèles est 
donnée par Marchand [13). Il suffit ici de signaler que ces modèles 
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économétriques ont perpétué une ambiguité fondamentale quant à 
l'échelle de temps considérée puisque de tels modèles ne peuvent 
spécifier que la dimension spatiale, nationale ou locale, des variables 
explicatives. En effet, la méthode ne peut analyser directement les 
variations temporelles présentes dans la série d'emploi de chaque 
région mais les estimer indirectement en recourant à des variables 
indépendantes. 

L'utilité de tels modèles repose donc sur une connaissance a priori 
tant des mécanismes causatifs que de la composition des séries 
chronologiques utilisées comme meilleurs estimateurs des varia­
tions régionales de l'emploi. L'examen du profil temporel de la 
chronique peut nous renseigner sur l'existence et la nature de la 
tendance comme des variations saisonnières (figure 1). Une décom­
position des effets d'offre et de climat peut donc s'avérer efficace par 
analyse de régression. Toutefois les effets de demande provoquent 
des variations multiples et irrégulières de sorte que l'existence de tels 
mouvements échappe à l'oeil de l'observateur. 
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De plus la méthode de régression elle-mëme n'est pas adaptée à 
l'analyse de fluctuations qui ne sauraient ëtre parfaitement pério­
diques. Le cas seul des fluctuations annuelles constitue un change­
ment qui se répète de façon assez régulière et assez uniforme pour 
qu'un ajustement par moindres carrés de la meilleure fonction pério­
dique demeure une procédure d'estimation efficace. Les cycles écono­
mique courts au contraire ne possèdent pas cette régularité. Le cycle 
majeur a une période approximative de 10 ans mais celle-ci peut 
varier entre 8 ans et 12 ans non seulement d'une région à ('autre 
mais d'une phase à l'autre du cycle dans la même région. D même, les 
cycles mineurs peuvent s'étendre sur une période de 2, 3, ou 4 ans. 

Enfin, non seulement les mouvements cycliques, autre que les 
fluctuations annuelles, présentent-ils une nature quasi-périodique 
plutôt que périodique mais ils existent en assez grand nombre pour 
rendre la spécification des modèles économétriques traditionnels 
insuffisante. Ce problème est d'autant plus grave que le nombre et la 
spécificité des cycles mineurs affectant une économie varient de 
région en région [13J. Les problèmes d'estimation encourrus quand 
la régression est utilisée pour l'analyse de variables quasi-périodiques 
sont donc d'autant accrus dans un contexte multirégional ou multi­
sectoriel [15) puisque la spécificité des régions ou des secteurs ne 
permet plus l'utilisation d'un modèle unique pour l'estimation des 
cycles conjoncturels. 

Or l'objectif poursuivi ici consiste à découvrir si sur des séries 
préalablement filtrées de leur tendance les cycles conjoncturels 
demeurent des facteurs explicatifs importants dans la variance 
d'économies régionales. Cet objectif nous conduit à privilégier la 
méthode d'analyse spectrale. Cette dernière méthode permet en 
effet d'estimer directement la nature, le nombre et l'amplitude de 
variations quasi-cycliques. Les chroniques mensuelles utilisées pour 
contraster l'applicabilité de deux méthodes spectrales sont celles de 
l'emploi pour 34 villes de l'Ontario. Ces données s'échellonnent sur 
une période de 23 ans, soit de 1957 à 1979, couvrant un échantillon 
d'économies urbaines extrêmement diverses. 

Les propriétés de la méthode spectrale sont d'a bord présentées et 
les problèmes d'estimation reliés à la procédure traditionnelle sont 
discutés. Une application de cette première procédure aux chro­
niques illustre les problèmes de résolution puisque le niveau de 
représenta tion demeure insatisfaisant pour l'analyse de fluctuations 
dont la période excède un an. 

Une seconde technique d'estimation, requérant le ~alcul du spec­
tre le plus consistant avec l'entropie maximale des données, est alors 
présentée, ses objectifs et ses propriétés discutés. La procédure a été 
développée de façon à produire une meilleure résolution des basses 
fréquences à partir de données dont l'échantillon s'avère de courte 

durée. L'application de cette méthode confirme des résultats déjà 
obtenus pour le Québec: un cycle Juglien domine les variations de 
l'emploi de la majorité des villes du système ontarien alors qu'une 
série de cycles mineurs apparaît sous diverses combinaisons dans 
plusieurs économies. 

L'analyse spectrale traditionnelle 

L'efficacité de la technique de décomposition envisagée ici reflète le 
fai t qu'elle s'adapte aux caractéristiques de variables quasi-cycliques. 
L'ensemble des composantes d'une chronique est évaluée directe­
ment sans nécessiter une connaissance préliminaire des phénomènes 
observés. De fait, une chronique économique est assimilée à une 
combinaison linéaire d'oscillations de fréquence f dont les ampli­
tudes respectives sont indépendantes: 

T f 2 

X (t) = I (ai cosfit + bi sin fit) (I) 

i = 1 

où ai = A cos t/>; 

bi = A sin t/>; 

correspondent aux amplitudes spectrales alors que fi' t/>i' et t consti­
tuent la fréquence angulaire, la phase et l'argument de l'oscillation. 
De plus 

a cosf t + b sinf t = A cos (ft + t/» 

indiquant qu'une oscillation dont la phase est arbitraire à t = 0 ne 
peut ëtre exprimée par une seule fonction périodique mais plutôt par 
une combinaison de sinus et dp cosinus. Les paramètres de la série de 
Fourier représentant X (t), ai et bi (i =1 ... Tf2) sont normalement 
distribués; de plus ils sont orthogonaux. 

Une chronique Xj ne peut être représentée par une série de 
Fourier, tel que dans l'équa tion 1 que si le processus qui la génère est 
stationnaire dans ses premiers et deuxièmes moments mathéma­
tiques. Cette exigence représente la seule contrainte statistique dans 
l'application de la méthode. De fait, la tendance (figure 1), estimée 
par analyse de régression, ainsi que la moyenne empirique sont 
soustraites des données. La moyenne IJ.. s'avère alors nulle et l'auto­
covariance A demeure la fonction d'une seule variable, le décalage k. 
Ensemble, ces deux moments déterminent entièrement le compor­
tement d'un processus stochastique normal X (t), échantillonné à des 
intervalles de temps d. 
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La représentation de la fonction d'autocovariance dans le domaine 
des fréquences génère le spectre S (f), fonction qui oppose en abs­
cisse des oscillations de fréquence donnée à la variance qui leur est 
due. La variance moyenne de X (t) est ainsi répartie entre différentes 
composantes correspondant à des bandes de fréquence successives 
depuis la plus basse (f = 0) jusqu'à la fréquence nyquiste, équivalant 
ici à une période de 2 mois. Cette représentation contourne partiel­
lement le problème rencontré dans l'interprétation de la fonction 
d'autocovariance. En effet, lorsque différentes composantes pério­
diques se combinent au sein d'une série, chaque valeur de l'autoco­
variance est influencée par toutes ces composantes simultanément. 
L'interprétation de A (k) demeure donc une tâche toute aussi 
imprécise que celle concernant X (t). Une illustration du phénomène 
pour une chronique économique et une chronique synthétique est 
donnée dans Marchand [13]. 

Au contraire, de par les propriétés des séries de Fourier déjà 
mentionnées, les estimés de variance sont presque orthogonaux 
entre fréquences voisines. L'orthogonali té parfaite n'est pas atteinte 
puisque ce n'est pas la valeur précise de S (f) pour chaque fréquence 
mais la valeur moyenne sur des bandes de fréquence égales qui est 
calculée. Cette opération correspond a u perçage de fenêtres dans 
l'espace des fréquences et se justifie du fait que des variables écono­
miques ne présentent pas la périodicité stricte telle que définie par 
l'équation 1. Plutôt un phénomène économique stationnairecorres­
pond à l'équation suivante: 

X (t) f cos (2rrft) dU (f) + sin (2rrft) dV (f) (2) 

o 

Une chronique quasi périodique est donc décomposée en une 
somme infinie d'oscillations puisque l'espace des fréquences con­
sidéré est à présent un espace continu et non plus discret. Pour 
obtenir une estimation consistante de la transformée de Fourier 
d/une telle chronique, il devient donc nécessaire d'opérer non pas sur 
des fréquences discrètes mais sur des bandes de fréquences qui 
recouvrent le même phénomène économique. 

Suivant la procédure traditionnelle pour calculer le spectre, la 
fonction d'autocovariance A (k) est d'abord estimée à partir de la 
chroni~ue Xj et les résultats sont transformés en appliquant l'équa­
tion sUivante: 

00 

S (f) = t. L A (k) e-i27rkfLl, __1_ ~ f ~ ~ (3) 
k = _00 2t. 2t. 

dont l'estimateur est: 

S (f) = t. (A (0) W (0) + 2 L A (k)w (k) cos 2rrfk) (4) 

k = 1 

où w correspond à la fenêtre adoptée dans le domaine du temps et m, 
le nombre maximum de décalages utilisés dans le calcul de ('auto­
covariance. 

Si l'application de fenêtres permet d'obtenir à partir de chro­
niques empiriques un estimateur consistant de S (f), le choix même 
de la fenêtre devient crucial. L'on désire en effet limiter la corrélation 
entre estimés spectraux voisins tout en maximisant le degré de 
résolution des cycles d'intérêt correspondant aux fréquences basses. 
Calculé à partir d'un échantillon de durée limitée un spectre fidèle et 
de variance minimale se révèle dès lors le problème central de 
l'analyse spectrale. 

L'équation 4 pose en effet comme hypothèse implicite l'extension 
nulle de données après m ou n de sorte que la fonction d'autocova­
rience A (k) est multipliée par une fonction w (k) dont les propriétés 
sont les suivantes: 

{r(-kl
w (k) lorsque k = 0, ±1, ±2 ... ±(n - 1) 

autrement 

La transformée de Fourier de w (k) correspond alors à une fonction 
sinc W (f) qui appliquée au spectre le modifie de façon à introduire un 
biais. Cette fenêtre spectrale est centrée sur la valeur médiane de f 
mais présente des lobes secondaires importants qui ramènent une 
partie de la variance des fréquences avoisinantes dans l'estimation. 

Comme une fenêtre rectangulaire dans le domaine du temps 
engendre une approximation erronée du vrai spectre, plusieurs 
pondérations de A (k) ont été proposées. De telles opérations attach­
ent un poids plus grand aux autocovariances calculées à partir de 
décalages courts plutôt que de décalages longs. Ce lissage corres­
pond dans le domaine des fréquences à concentrer la majeure partie 
de W (f) autour de la fréquence médiane de la bande envisagée tout 
en réduisant les lobes secondaires. Ce double objectif n'est atteint 
qu'au prix d'un compromis entre la maximisation du niveau de 
résolution et la minimisation de la variance comme le démontrent 
fort bien Jenkins and Watts (9J. Quelle que soit la fonction de 
pondération choisie, la procédure préserve en effet l'hypothèse 
d'une extension nulle de la chronique Xj après n ou m. De plus, le 
lissage détruit une partie de l'information contenue dans les données 
originales puisque A (k) converge vers zéro à ses extrémités. Enfin 
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de telles méthodes de lissage ont été développées indépendamment 
des chroniques Xj ou des propriétés des divers processus X (t) à 
analyser. 

Face à ce problème, on pourrait être tenté d'augmenter le nombre 
d'autocovariances afin de produire une fenêtre spectrale calculée sur 
des bandes de fréquences plus courtes. Le choix du point de tronca­
ture m contrôle en effet le niveau de résolution, le lissage devenant 
plus faible avec un plus grand m au risque cependant d'augmenter la 
variance. Un maximum de m = .3n est donc retenu communément 
pour cette raison. 

A titre d'exemple, la figure 2 illustre le niveau de résolution 
obtenu en utilisant une fenêtre Bartlett, de forme pyramidale, et le 
point de troncature maximum. La méthode résout le cycle Juglien 
dans le cas de Niagara Falls seulement, laisse deviner 1'~Jtjs'tencede ce 
cycle majeur et d'un cycle mineur dans le cas de LondpS' et ne résout 
que les saisonnalités dans le cas d'Ottawa-Hull et;Jé,Nbrth Bay. Le 
cycle majeur présente donc trop peu d'observations ou se révèle de 
nature trop apériodique pour être résolu par une fenêtre qui ne 
s'adapte pas aux caractéristiques des données. D'autre part le lissage 
opéré par la fonction de pondération ne permet pas la résolution de 
cycles qui correspondent dans le domaine des fréquences à des 
sommets voisins, quelle que soit la valeur de m. Le problème déjà 
illustré par Jenkins and Watts [9] pour des séries synthétiques 
devient évident à la figure 2 en ce qui concerne la résolution des 
cycles mineurs. Enfin notons que le choix d'une fenêtre spectrale 
concentrée sur la plus petite largeur de bande peut conduire à un 
accroissement notable de la variance tel que pour Niagara Falls. 

En conclusion les résultats figurant à la figure 2 correspondent 
aux résultats obtenus jusqu'ici par divers chercheur" [1; 2; 5; 6; 71. 
Bien que la forme de la fenêtre ait pu varier et sa lorlgueur (dans le 
temps) ait pu être maximisée, tous ces efforts ont produit jusqu'ici 
un spectre lisse aux basses fréquences, présentant une résolution 
pauvre sinon nulle des cycles d'intérêt. La section suivante introduit 
donc une procédure d'estimation spécifiquement conçue pour pro­
duire une résolution fine de basses fréquences à partir de données de 
durée limitée. Cette procédure génère le spectre qui révèle l'infor­
mation maximale des n valeurs d'une chronique Xj. 

Le spectre d'entropie maximale et son estimation 

L'estimation du spectre qui maximise l'information contenue dans 
une chronique Xj est réalisée au moyen d'une filtre gj • l, prédisant 
l'écart de prevision de Xj pour chaque unité de temps n + 1. Le 
problème central de cette procédure consiste donc dans la concep­
tion du filtre approprié qui, une fois appliqué aux données Xj, saura le 
mieux prédire le comportement futur du processus X (t). Si Xj 
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représente la chonrique initiale et f le filtre recherché, alors le 
filtrage correspond à une opèration de convolution f = X ~ f où fj 

désigne la série filtrée. Puisque la convolution dans le domaine du 
temps équivaut à la multiplication dans le domaine des fréquences, 
l'opération prend la forme suivante dans l'espace des fréquences: 

E (f) = X (f) . F (f) (5) 

On obtient alors le spectre S (f) associé aux données originales par 
l'opération inverse, soit la division du spectre, associé à la chronique 
filtrée, par la fonction de transfert du filtre 

S (f) = X(f)X~(f) = E(f)E~(f) F(f)F~(f) (6) 

où X ~ (f), E ~ (f) et F ~ (f) désignent les variables complexes 
conjuguées. 

Le spectre d'entropie maximale correspond au spectre issu du 
filtre f qui, appliqué à la chronique initiale Xj, produit spécifiquement 
une série aléatoire fj. Le filtre optimal est en effet celui qui engendre 
la plus grande destruction d'entropie dans fj puisqu'un tel filtre 
s'avère le filtre le mieux adapté aux caractéristiques de la chronique 
originale Xj. Comme le spectre d'une série aléatoire constitue une 
fonction constante de la fréquence représentée ici par Mn. 1 (un E(f) 
E ~ (f) spécifique), l'expression du spectre d'entropie maximale 
devient: 

Mnd 1 fn 
M (f) (7) 

G(f)G~(f) 

où fn est la fréquence nyquiste et G (f) la transformée de Fourier du 
filtre qui génère une série aléatoire. 

Le problème d'estimation pour cette nouvelle méthode spec­
trale s'avère donc un problème de filtrage optimal. Un tel champ de 
recherche a été développé par Wiener [19] pour un espace continu et 
plus tard élargi au domaine des séries discrètes par Robinson [16]. 
L'application de cette théorie au calcul du spectre d'entropie maxi­
male implique la convolution d'un filtre de longueur m, f =(fo, h, ..., 
fm • 1) avec une série initiale x = (XQ, XI, ... , xn). Une telle opération 
produit une série modifiée f tel que 

• 

m . l 

fj ~ h Xi-k 0, l, ...,m + n (8) 

k = 0 

Le critère utilisé pour dériver le filtre optimal exige que l'écart 
moyen au carré entre la chronique désirée 0 et la chronique filtrée f 

soit un minimum, soit 

1 = E [10i-fiI2] (9) 

est un minimum. En substituant pour fj dans 9 nous aVOns: 

m - l 

E [lOi - 2 hXi-kI2] (10) 
k = 0 

Afin de minimiser 1 par rapport à chaque fj, nous devons satisfaire 
l'équation suivante: 

m - lal 
E [- OiXi-j + ~ hXi-kXi.j] = 0 (11) 

afj k = 0 

Si nous réarrangeons 11 de sorte que l'espérance mathématique se 
trouve maintenant contenue à l'intérieur de la sommation, nous 
avons: 

m - l 

2 !kAj-k 1\ 0, l, ... , m - 1 (12) 

k = 0 

où A représente l'autocorrélation de la série initiale et 'Y la corréla­
tion croisée entre la chronique désirée et la chronique initiale. 
L'équation 12 décrit les équation normales pour un signal unique. 

La relation entre le problème du filtrage optimal et celui concer­
nant le calcul du spectre d'entropie maximale se précise lorsque l'on 
considère un problème connexe - soit la prédiction des valeurs 
futures d'Une série stationnaire à partir des valeurs antérieures de la 
chronique. En ce cas, la chronique désirée devient Oi = Xi • j et 
l'équation 12 se transforme de la manière suivante: 
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m - 1 

I {kAj-k Aj,! 0, 1, ... , m - 1 (13) 
k = 0 

En notation matricielle 13 prend la forme: 

Ao AI . A-m - I fo AI 

Al Ao ft A2 
(14) 

A m - I Ao fm - I Am 

On désigne communément le filtre de valeurs (fa, ft, ..., fm - d dérivé 
par l'inversion de la matrice Toeplitz comme l'opérateur prédisant 
les valeurs de Xj pour une unité de temps. Ce filtre, appliqué aux 
données originales, génère la meilleure prévision de Xi • 1 par moin­
dres carrés. La prévision déviera de la série désirée de la manière 
suivante: 

ID - 1 

di = Üj - fi Xi+1 - I fk Xi-k (15) 

k = 0 

où di constitue l'écart de prévision. L'équation 15 peut ëtre réécrite: 

ID 

di I gk Xi-k (16) 

k = 0 

où go = 1, gl = -fo, ... , gm = -fm - 1. La convolution du filtre g, de 
longueur m + 1, avec les données produira l'écart de prévision de Xi'l 
par moindres carrés. 

La transformée de Fourier du filtre g est donnée par l'expression 
suivante: • 

m - 1 

M m ' I E (1 dd 2) E [1 Xi+1 - I h Xj-k 12] (17) 

k = 0 

Si l'on applique les équations normales pour f et la propriété de 
symétrie de la fonction d'autocorrelation à l'équation 17, la trans­
formée devient 

m - 1 m 

Mm+1 = Ao - I he A-k-I I ga A-k (18) 

k = 0 k = 0 

Nous soustrayons ensuite du rang k les valeurs Ak de chaque côté de 
l'équation 13 et nous augmentons le système qui en résulte avec 18. 
Les équations normales pour l'opérateur de l'écart de prévision 
peuvent alors être dérivés: 

1Ao AI . Am Mm'! 

oAI Ao gl 
(19)= 

oAm Ao 8m 

Ces équations sont résolues pour générer les valeurs du filtre g. 
L'on peut alors démontrer par le calcul des variation que le spectre M 
(f) qui maximise l'intégrale 

Â f Yz6,
H (x) log S (f) df (20) 

-Yz6, 

correspond au spectre de l'équation 7. G (f) constitue alors la trans­
formée de Fourier du filtre déterminé par l'inversion des équations 
simultanées. 

Cette procédure nous laisse entièrement libre de calculer un filtre 
d'écarts de prévision d'une longueur arbitraire, soit jusqu'à n + 1 (la 
longueur de la chronique). En pratique cependant le calcul est com­
munément arrêté à une longueur m + 1, où m < n, dépendant du 
niveau de résolution désiré. Comme il n'existe pas de critère apriori 
pour déterminer l'arrêt des calculs, le filtre est estimé selon une 
méthode récursive développée par Burg [4). L'algorithme de Burg 
utilise les valeurs du filtre et celles des données en ne posant aucune 
hypothèse restrictive sur le comportement des données aux ex­
trémités de l'échantillon. 
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L'on calcule ainsi des filtres de différentes longueurs et à chaque 
itération, la modification de l'entropie contenue dans les séries fil­
trées est estimée. La valeur minimale de AH est obtenue lorsque le 
filtre s'avère de longeur optimale. La figure 3 illustre la fonction AH 
pour Toronto et Saint Thomas. Le changement dans le niveau 
d'entropie atteint un minimum à la soixantième étape. Des opéra­
teurs d'écarts de prévision correspondant à cette longueur son t donc 
utilisés pour calculer le spectre. 

Discussion 

La figure 2 donne une comparaison des estimations obtenues à l'aide 
d'une fenëtre Bartlett et de la méthode d'entropie maximale. Bien 
que le point de troncature utilisé maximise l'information disponible à 
travers une fenëtre conventionnelle, les propriétés de celle-ci nui­
sent clairement à l'estimation du cycle Juglien et des cycles mineurs 
présents dans Ottawa-Hull, North Bayet London. D'autre part 
cette comparaison procure une vérification de la stabilité du spectre 
d'entropie maximale, son allure générale correspondant en tous 
points à celle du spectre traditionnel. 

La figure 4 nous donne une autre illustration de la stabilité des 
résultats obtenus par la nouvelle méthode. Le spectre M (f) estimé à 
partir d'un filtre de longueur suboptimale, soit F =36, correspond au 
spectre calculé à partir de 72 autocovariances. Notons que dans le cas 
d'Orillia, comme pour un tiers de l'échantillon, le cycle Juglien est 
assez fort pour ëtre résolu par une fenëtre Bartlett ou alternative­
ment par un filtre très court. Cependant un filtre de longueur F =60 
est requis pour l'estimation de lignes spectrales avoisinantes, corres­
pondant ici aux cycles mineurs. 

Ces derniers cycles présentent en Ontario comme au Québec des 
périodicités spécifiques, soit 4 ans, 3 1/3, 2 1/2 et 2 ans et s'avèrent 
particulièrement importants en milieux industriels. Cette étude 
vérifie donc la prépondérance de cycles mineurs chez les économies 
régionales très spécialisées et ouvertes au commerce extérieur. Le 
cycle Juglien d'autre part demeure la fluctuation majeure expliquant 
plus de 50% des variations de l'emploi pour 25 villes sur 34. Cette 
part importante assure une certaine marge de manoeuvre aux poli­
tiques de stabilisation du gouvernement bien qu'elle demeure 
limitée. Une interprétation de ces résultats pour l'ensemble du 
système ontarien fera l'objet d'une étude subséquente. 
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