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Résumé

Théoriquement, les actions de politique monétaire via le maniement des taux
courts nominaux se transmettent a 1’économie le long de la structure par terme des
taux d’intérét. L’absence de vérification empirique de ces relations entre les taux
a différentes maturités, et partant de la transmission de la politique monétaire, re-
met en cause 'efficacité méme des interventions des banques centrales. Cependant,
I’abondante littérature relative aux régles de politique monétaire montre I'importance
de ces instruments de taux permettant de modéliser le comportement des autorités
monétaires.

Traditionnellement, les tests empiriques usuels de vérification de la structure des
taux tiennent uniquement compte des taux d’intérét. Ils ne s’intéressent pas au sys-
téme économique dans son ensemble, a priori largement interdépendant. Nous tentons
donc & ’aide d’'un modéle macroéconomique et d’une régle monétaire « de type Tay-
lor » de reconcilier 'idée d'une transmission de la politique monétaire des taux courts
aux taux a plus long terme.

Dans un premier temps, nous cherchons & estimer un modéle macroéconomique
simplifié de la France. Ensuite, nous simulons des séries de taux courts anticipés afin
d’en déduire des taux & plus longue maturité. De la proximité constatée entre les taux
observés & différentes échéances et les résultats des simulations, nous pourrons alors
traiter de la pertinence de la théorie des anticipations de la structure par terme des
taux.
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Introduction

La théorie de la structure par terme des taux d’intérét est largement admise dans la
littérature relative a la politique monétaire, puisqu’elle permet de justifier que les impul-
sions des autorités monétaires sont transmises, le long de cette courbe des taux, aux taux
longs représentatifs de ’activité.

Dans ce cadre, ’absence de vérification empirique de la structure par terme des taux
d’intérét! se révéle problématique. Elle est généralement attribuée a une forte variabilité
de la prime de terme ou a la non rationalité des anticipations. De nombreux tests ont en
effet eu tendance a rejeter une & une les différentes méthodes d’explication de cette théorie
(notamment dans le cadre des Etats-Unis, on peut citer Shiller (1979), Shiller, Campbell
& Schoenholtz (1983), Fama (1984a), Campbell & Shiller (1987), Gerlach (1996)). Cepen-
dant, toute cette littérature se base seulement sur ’estimation d’équations de taux d’intérét.

La premiére implication de la théorie des anticipations est que le spread de taux doit
prédire correctement les variations attendues du taux court. Pour vérifier cela, la métho-
dologie employée par Campbell & Shiller (1987) sur données américaines entre 1959 et
1978, est couramment utilisée. Ils dérivent de I’écriture d’'un VAR des prévisions de taux
court afin d’en déduire le taux long théorique qui sera alors comparé au taux long observé.
Bien que ces deux auteurs rejettent statistiquement la théorie des anticipations dans le
cadre de la structure par terme, leur méthodologie offre la possibilité d’évaluer la qualité
d’ajustement du modele. Ils trouvent alors que la théorie explique une large proportion de
la variance du spread 20 ans-1 mois. Hardouvelis (1994), utilisant la méme technique sur
une période un peu plus longue (1954Q3-1992Q)2), confére quant a lui, moins de crédit a la
théorie des anticipations en annoncant que le spread prédit la mauvaise direction dans le
changement futur du taux long. Dans la méme lignée, Gerlach (1996) cherche a vérifier la
méme hypothése pour les pays du G-10 ainsi que pour I’Australie, I’Autriche et I’Espagne,
sur des périodes de temps variables selon les pays. Comme précédemment, il rejette la
théorie des anticipations pour les Etats-Unis mais aussi pour I’Autriche, la Belgique, la
Suéde, I'Ttalie et I’Espagne. A contrario, il trouve un résultat favorable a ’hypothése testée
pour I’Australie, le Canada, la France, I’Allemagne, le Japon, les Pays-Bas, la Suisse et le
Royaume-Uni.

Les contradictions entre ces différentes études peuvent étre relatives a des possibles
modifications brutales dans I’évolution des taux d’intérét, notamment des taux courts. On
pense pour les Etats-Unis a la politique de base monétaire menée sur la période d’octobre
1979 & octobre 1982 par la Réserve Fédérale. Mankiw & Miron (1986) montrent, sur des
taux a 3 et 6 mois, que la théorie des anticipations correspondait mieux au comportement
de la structure des taux avant la création de la Fed en 1913. Ils affectent cette observation
au caractere « plus prévisible » des taux d’intérét avant la premiére guerre mondiale.
Hamilton (1988), de son coté, en développant un modéle autorisant les changements de

'En fait, les tests d’existence d’une structure par terme des taux correspondent & la confirmation de la
seule théorie des anticipations.



régime, parvient & réconcilier la théorie des anticipations rationnelles comme fondement
de la structure par terme des taux pour les Etats-Unis. Pour cela, il écrit les processus des
taux longs et courts de fagon non linéaire en y ajoutant une contrainte représentative de la
rationalité des agents. L’acceptation de ce systéme contre une série d’alternatives établit
la conclusion recherchée de maniére robuste.

Outre la méthodologie mis en oeuvre par Campbell et Shiller, un autre test possible de
la théorie des anticipations consiste a juger si le taux a terme est un prédicteur sans biais
des taux courts futurs (Fama (1984a), Fama & Bliss (1987), Mishkin (1988)).En régressant
simplement la différence entre deux taux spots de maturité différente sur 1’écart entre le
taux forward et le taux comptant d’échéance plus faible, les auteurs précédemment cités
concluent que la structure par terme prédit correctement les mouvements des taux spots
plusieurs mois dans le futur.

Malgré l'unique prise en compte de taux d’intérét, ’ensemble de ces techniques de
vérification semble néanmoins convenir & la définition usuelle de la structure par terme,
a savoir que le taux long se décompose en une somme pondérée de taux courts futurs et
d’une prime de risque indépendante du temps sous ’hypothése d’anticipations rationnelles.
Cependant, en situation d’information limitée sur la valeur des taux anticipés, il est im-
possible de discriminer entre les erreurs de prévision et les variations de la prime de risque.
Donc en dépit de I'imputation, par de nombreuses études, du rejet de la structure par
terme a la variabilité de la prime il est important de rappeler que 'incertitude sur la valeur
des anticipations est aussi évidemment responsable de 1’échec des tests empiriques de la
structure par terme. Or, cette incapacité a connaitre les anticipations individuelles de taux
d’intérét peut étre en partie résolue en utilisant 'importante littérature relative aux régles
de politique monétaire (initiée par Taylor (1993)). Ces derniéres sont a présent devenues
courantes pour modéliser et interpréter les décisions de politique monétaire. Elles relient
d’une maniére générale le taux d’intérét de court terme, supposé controlé par les autorités
monétaires, a ’écart entre 'inflation anticipée et sa cible, et a 'output gap courant. S’il est
vrai que la politique monétaire des Banques Centrales peut étre expliquée par une équa-
tion simple et robuste dans le temps, on peut légitimement faire I’hypothése que les agents
économiques vont en réaliser I’apprentissage et s’en servir pour former leurs anticipations
de taux courts futurs.

Considérant que la transmission de la politique monétaire se réalise effectivement le
long des taux de différentes maturités, on doit, en plus de la régle, rendre compte des
canaux de transmission de la politique monétaire a 1’économie réelle. En d’autres termes,
nous devons aussi modéliser les variables clés (la production, les prix) de ’économie. Au
total, nous allons examiner un modéle simplifié mais complet, comprenant des équations
d’offre et de demande, une régle de politique monétaire et la définition de la structure par
terme.

La stratégie que nous allons appliquer dans cet article est novatrice en ce sens qu’elle

s’attache a relier le mécanisme de formation des taux courts et la justification de la théorie
de la structure par terme. Dans la lignée des travaux menés par exemple par Favero (2001)
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sur les Etats-Unis et I’Allemagne, nous tentons a I’aide d’un modéle macroéconomique trés
simple et d’une régle monétaire « du type Taylor » de reconstituer des séries de taux courts
anticipés pour la France afin d’en déduire des taux a plus longue maturité. De la proximité
constatée entre les taux observés & différentes échéances et les simulations, nous pourrons
alors tester autrement la théorie des anticipations de la structure par terme des taux. Nous
ne faisons plus seulement appel aux taux d’intérét mais & une modélisation compléte de
I’économie.

Si une régle « de type Taylor »convient pour les Etats-Unis et 1’Allemagne, I’étude sur
données francaises se révéle particuliérement intéressante parce que précisément on peut
douter de la pertinence d’une telle régle dans ce cas, du moins avant la mise en place de la
Banque Centrale Européenne. La période d’estimation s’étend de janvier 1986 a décembre
2002, afin de tenir compte premiérement des changements de politique monétaire en France
et deuxiémement de la mise en place de la politique monétaire commune venant remplacer
les décisions de la Banque de France.

Notre travail est organisé de la maniére suivante. Dans une premiére section, nous
exposons quelques faits stylisés de ’économie francaise avant de présenter les modéles ma-
croéconomiques utilisés habituellement dans la littérature relative a la politique monétaire.
Ces représentations simplifiées de I’économie comprennent quatres équations : I'offre et la
demande agrégées, la structure par terme des taux d’intérét et une régle de politique mo-
nétaire. Dans la seconde section, nous débutons par préciser les méthodes d’estimation de
I’ensemble du systéme avant d’examiner plus en détails les résultats de ces estimations.
Nous terminons notre travail en observant les résultats des simulations stochastiques qui
nous ameéneront a valider ou a rejeter la théorie de la structure par terme des taux d’intérét.

1 Modélisation de ’économie francaise

Un modéle de politique monétaire actuel doit intégrer dans un modéle structurel les
instruments et les cibles de cette poltique. Partant, la définition d’une courbe de Phillips
incorporant I’output gap, d’une courbe IS faisant intervenir le taux long réel et d’une régle
de politique monétaire reliant le taux d’intérét de court terme & l'inflation et a I'output
gap doit étre effectuée.

Comme le souligne Fuhrer (2000), la prise en compte explicite des anticipations ainsi que
du comportement optimisateur des agents semblent étre mise en avant pour a la fois contrer
la critique de Lucas et inclure des fondements micoéconomiques. Cependant, ces modéles
purement forward looking (Woodford (1996), Rotemberg & Woodford (1997)) ne semblent
pas étre en accord avec les faits stylisés de ’économie. Pour tenter de prendre en compte
toutes ces caractéristiques, I’estimation de modéles hybrides, c’est a dire introduisant a la
fois des termes backward et forward est alors envisagée.

Néanmoins la premiére mise en garde avant ’estimation méme de ce systéme d’équa-
tions concerne la nature des variables, 'output gap et I'inflation. La périodicité retenue de
nos données, ie. mensuelle, engendre des interrogations concernant la définition de I'output



gap, qui est généralement trimestriel.

1.1 Faits stylisés

Cette partie présente quelques faits stylisés pour la France sur nos variables d’intérét,
I’output gap, l'inflation et les taux d’intérét a 3 mois et & 10 ans sur la période 1980-2002
qui nous intéresse.

L’OCDE fournit une série d’output gap annuel, calculé par application d’une fonction
de production Cobb-Douglas. Cette série est quasiment la seule a pouvoir étre utilisée
directement sans nécessiter de calcul supplémentaire. En effet, en régle générale, seul le
PIB est disponible, ce qui engendre d’appliquer une des nombreuses méthodes existantes
pour extraire l'output gap. La méthode employée par ’OCDE est structurelle et a donc
le mérite de recourrir & des fondements économiques, par opposition aux outils purement
statistiques souvent utilisés mais aussi souvent décriés.

1980
1982
1986
1988
1990
1992
1994
1996
1998
2000
2002

F1G. 1: Output gap - OCDE

Cependant, malgré ses fondements économiques, la série d’output gap fournie par
I’OCDE ne semble pas satisfaisante. En effet, on constate qu’elle n’est pas centrée sur
zéro et qu’elle amplifie, en toute vraisemblance, les phases de récession. En plus, sur une
période récente, on s’attendrait plus a ce que 'output gap devienne négatif alors qu’il est et
reste positif depuis 1999 pour 'OCDE. On retrouve ainsi une remarque faites par Levieuge
(2002) qui justifiait la non prise en compte de la série calculée par Fagan, Henry & Mestre
(2001) a partir d’une fonction de production Cobb-Douglas.



Au cours de la décennie 1980-1990, I'inflation a fortement diminué en France passant
de plus de 13% a 3,5%, avec un point bas & 2,3% début 1988. La chute continua au cours
des années 90 jusqu’a atteindre des niveaux extrémement bas en 1999, aux alentours de

0,5% en moyenne. Depuis ’an 2000, l'inflation oscille autour du seuil de 2 % fixé par la
BCE.
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Fia. 2: Taux d’inflation

Qo

L’inflation mensuelle est calculé ici comme le taux de croissance de I'indice des prix
la consommation? donné par I'ILN.S.E.E. Globalement, on assiste sur la période récente
une plus grande stabilité des prix.

Qo

En ce qui concerne les taux d’intérét (cf. graphique 3), nous débutons notre période
d’observation en 1985. Nous nous restreignons donc a 'apres « libéralistion financiére »
opérée en France a la moitié des années 80. Nous utilisons les taux & 1 mois comme prozy
des taux courts controlés par les autorités monétaire. Pour ce qui est des échéances plus
lointaines, la maturité retenue est de 10 ans.

On constate une tendance baissiére des taux (courts et longs) au long de la période, en
adéquation avec I’évolution de ’inflation présentée plus haut. On note, de plus, que les taux
courts sont au dessus des taux longs plusieurs fois. Sur la période récente, on peut attribuer
ce phénomeéne au rally boursier qui rendait moins attractif les marchés obligataires et a
Pabsence d’inflation (cf. graphique 2) qui ne justifiait pas des taux courts élevés.

2Cette série de prix & la consommation est non corrigée des variations saisonniéres. Cependant cela
n’influe pas logiquement sur les caractéristiques finales de 'inflation.
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F1G. 3: Evolution taux courts - taux longs

1.2 Calcul de 'output gap

L’output gap est dans un premier temps au coeur de nos réflexions car c¢’est une variable
clé de notre raisonnement, comme toutes celles présentées dans cette premiére sous partie.
Cependant, la série de PIB (& partir de laquelle est généralement extrait ’output gap) est
la seule & ne pas avoir de définition mensuelle, fréquence & laquelle nous avons choisi de
rassembler nos données, elle mérite donc quelques attentions.

L’utilisation de statistiques mensuelles est justifiée par deux éléments. Dans un premier
temps, nous avons la volonté de mettre en avant, par la suite, une rupture dans la régle de
poltique monétaire suivie par la Banque de France sur la fin de la période d’analyse, c’est
a dire finalement par la Banque Centrale Européenne (BCE). Les autorités monétaires
francaises ne sont en effet pas reconnu pour avoir appliquée une régle de type « Taylor »,
alors que la BCE qui a succédé aux banques centrales nationales en 1999, serait plus a
mémes d’avoir utilisée une telle réegle.

Dans un second temps, il parait aussi raisonnable de penser que les statistiques a plus
long terme peuvent capter avec plus de difficulté les mouvements de court terme dans la
demande, la production, les prix, les salaires... Des observations plus nombreuses, c’est
& dire une fréquence des données plus élevée, permettront certainement de rendre mieux
compte de tous ces changements rapides.



Définition d’un PIB mensuel

Les modéles de politique monétaire optimale, dont nous allons fortement nous inspirer,
utilisent ’ouput gap, entre autres comme variable d’ajustement du taux d’intérét a I’acti-
vité3. Une connaissance précise de cette variable nous parait donc indispensable. L’output
gap est définit généralement comme I’écart entre les niveaux du PIB et du PIB potentiel.
Un output gap positif, c’est a dire un PIB au dessus de son potentiel sera généralement
vu comme une source d’inflation et partant, un signal pour les autorités monétaires pour
resserrer les conditions monétaires. La définition de ’ouput gap ainsi donnée s’applique sur
données trimestrielles uniquement en raison de la fréquence de sortie de la statistique de
PIB. Or, voulant notamment maximiser le nombre de points utilisés depuis la construction
européenne, nous avons choisi une périodicité mensuelle de nos données. Le substitut au
PIB utilisé alors est habituellement la production industrielle (Favero (2001)). Cependant,
par la nature méme de cette donnée, elle ne peut étre qu’approximative, voire a rebours,
de la révolution technologique opérée en cette fin de 20" siécle.
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On constate sur le graphique* 4 que 1’évolution de la production industrielle est beau-
coup plus lisse que celle du PIB. Si 'on sépare en trois branches la structure du PIB
(agriculture, industrie et services), on note une diminution de la part de I'industrie et de
Pagriculture (respectivement de 31% a 26% et de 4% a 2%) au profit des services (de 66%
a 71%)5. Cette piétre adéquation entre les séries du PIB et de la production industrielle

3L’output gap est une variable importante pour la BCE puisqu’elle permet de contréler le premier
objectif affiché de cette banque centrale, qui est la stabilité des prix. Deux pilliers participent & cette
stratégie : ’annonce d’un taux de croissance d’un agrégat monétaire et ’analyse d’un ensemble d’indicateurs
décrivant 1’évolution future des prix. L’output gap sert a ces deux pilliers en indiquant dans un premier
temps, par son taux de croissance, une orientation sur la vitesse de circulation de la monnaie mais aussi
dans un second temps, ’existance de pressions inflationistes.

4Ce graphique est obtenu en mettant en base 100, les deux séries de PIB et de production industrielle.
Nous avions préalablement trimestrialisé la série de production industrielle.

5Ces chiffres sont issus des travaux du « Plan Bleu ». Le secteur agriculture recouvre aussi la foresterie,
la chasse et la péche. L’industrie prend en compte les valeurs ajoutées des industries extarctives, du secteur

manufacturier, de la construction, de I’electricité, de I’eau et du gaz. Enfin les services incluent les commerce
de gros et de détail, le transport et les services publics.



conduisent bien évidemment & des séries d’output gap non semblables. En guise d’exemple
nous avons simplement opéré un filtre Hodrick -Prescot® sur ces deux séries afin de compa-
rer les deux output gap. Nous obtenons comme prévu deux séries globalement divergentes,
nous concluons donc a I'utilisation non pertinente de la production industrielle, comme
prozy du PIB.

La branche « services » serait, compte tenu de ce qui vient d’étre énoncé, plus & méme
de calquer les évolutions du PIB. Cependant, en ocultant 30 % de la composante du PIB,
nous risquons de sous-estimer les tendances baissiéres indues par I’'industrie, au sens large.
Le graphique 5 montre bien cet état de fait, le PIB service (qui tient uniquement compte
de la branche service) surperforme la réalité du PIB. Une autre solution serait alors de
mensualiser la série de PIB qui est par définition trimestrielle, nous obtiendrions alors une
série conforme a notre « modéle », puisqu’elle en serait directement issue.

Astolfi, Ladiray, Mazzi, Sartori & Soares (2001) proposent de calculer un tel indicateur
mensuel du PIB pour la zone Euro. La méthode utilisée implique d’une part de régresser
le PIB trimestriel sur chaque composante (en données trimestrielles) puis de conserver les
coefficients ainsi estimés pour les ré-introduire lors d’une seconde phase dans la régréssion
en données mensuelles, afin finalement d’interpoler de maniére consistante le PIB mensuel.
Cela impose de connaitre parfaitement chaque composante du PIB, mais aussi de disposer
de données mensuelles de chaque secteur : I'agriculture, la foresterie et la péche, I'industrie,
la construction, le commerce et les transports, les services, les services financiers, les autres
services comprenant entre autre I’administration. Une des difficultés est que la disponibilité
et la régularité de toutes ces données ne sont en pratique pas assurées. Ces secteurs sont
alors soit ignorés en considérant qu’ils sont négligeables dans le poids du PIB ou soit les
coefficients d’intérét sont estimés via un simple modéle auto-régréssif. Outre la longueur
de telles estimations, on peut craindre que les erreurs de mesures et de calcul augmentent
au gré du nombre d’étape permettant d’aboutir a I’estimation finale du PIB mensuel.

Afin d’éviter de tels problémes, on peut envisager un outil purement statistique pour
mensualiser la série du PIB. L’utilisation de splines polynomiales, par exemple, permettrait
d’interpoler notre série et ainsi obtenir davantage de points. La procédure PROC EXPAND
du logiciel SAS autorise de tels changements dans la fréquence des données. Par défaut, ce
procédé uilise des splines cubiques. Cet ordre de polynéme nous semble un bon compromis
pour assurer la continuité de la série, sans pour autant multiplier le nombre de contraintes.

Le graphique 5 montre les séries d’output gap obtenues a partir du PIB et du PIB
mensuel”, ce dernier étant calculé par la méthode des splines cubiques®. L’output gap

6Nous ne discutons pas ici de la méthode de décomposition cycle-tendance employée. Nous nous servons
du filtre Hodrick-Prescott utilisé habituellement dans la littérature des modeéles de politique monétaire.

“Ces output gap sont obtenus par application d’un filtre d’Hodrick-Prescott, A étant adapté a chaque
fréquence.

8Nous comparons seulement les output gap et non les séries de PIB puisqu’au vu de la technique
d’interpolation utilisée, la trimestrialisation de la série de PIB mensuel nous redonnerait exactement le
PIB.
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calculé a partir de données mensuelles reprend relativement correctement les mouvements
du PIB. Nous utiliserons donc par la suite cette série de PIB mensuel comme prozy du PIB.

Une fois déterminée notre série mensuelle représentative de ’activité économique, il
nous reste a définir la production potentielle, ie. le niveau maximal de production soute-
nable a long terme sans accélaration de I'inflation. Une fois cette variable donnée, I'output
gap est défini comme ’écart entre la production effective et la production potentielle.

La détermination de ’output gap

L’output gap est intimement lié¢ & la méthode de décomposition cycle-tendance utilisé.
Or différentes méthodes se chevauchent sans pour autant que se dégage un concensus parmi
les économistes. De fait, une batterie d’indicateurs est souvent proposées.

Malgré tout, ’application d’un filtre d’Hodrick-Prescott (HP par la suite) est générale-
ment employée dans les papiers relatifs aux régles de politique monétaire. Outre sa facilité
d’execution, les comparaisons possibles avec d’autres articles participent a la notoriété du
filtre HP.

Bien que cette technique soit éprouvée par de nombreuses estimations, un doute persiste
quant & la fixation du paramétre de lissage A. En effet, depuis ’article original d’Hodrick
& Prescott (1997)° et les valeurs fournies pour le paramétre de lissage'®, des questions
persistent. Qu’en est-il de la valeur de A pour une fréquence différente ? Baxter & King
(1995) suggérent par exemple, que la valeur couramment admise pour données annuelles
est compris entre 100 et 400.

Le filtre d’Hodrick-Prescott permet d’extraire la composante tendancielle d’une série et

ainsi de réaliser la distinction entre cycle et tendance, X; = T; + C; ou le trend T; résulte
de I'optimisation suivante :

9’article original d’Hodrick-Prescott n’est bien siir pas paru en 1997, mais en 1981. Cependant, la
publication du Journal of Money, Credit and Banking est la seule facilement disponible, et est & peu de
chose prés équivalente a l'originale selon les dires mémes des auteurs.

10Hodrick et Prescott recomandaient une valeur de 1600 pour le paramétre A sur données trimestrielles.
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N
Min > ((Xe = T))* + M(ATi1 — ATh)?)
t t=1

La valeur prise par le paramétre A est décisive afin de lisser correctement la série de
départ. Il s’agit ici de choisir quelles fluctuations relévent du court terme, et & contrario
lesquelles appartiennent au long terme. Pour cela, il est nécessaire de définir la longueur
approximative des cycles dans ’historique des donneée. Dans le cas de la France, comme
en Europe, la longueur du cycle d’activité habituellement retenue est comprise entre 8 et
10 ans. Un A trop faible rendrait la tendance volatile puisqu’une part des cycles y serait
affectée!’.

Bouthevillain (2002) préconise de choisir une valeur de A respectivement égal & 30
et & 7000 pour des données annuelles et trimestrielles. Cependant, elle ne donne aucune
indication sur la conduite a tenir en cas de données mensuelles. Nous nous tiendrons donc
a la valeur retenue par Favero (2001) qui prenait A = 14400.

1.3 Présentation du modéle

Dans la contsruction de petits modéles macroéconomiques simplifiés, une question ré-
currente réside dans le comportement des agents. Ont-ils une conduite « anticipationiste »
(forward looking behavior) ou alors sont-ils tournés vers le passé (backward looking beha-
vior) 7 La théorie de 'agent optimisateur implique que les individus rationnels placent un
poids non négligeable dans les revenus et rendements futurs pour déterminer leur niveau
de consommation, ainsi que dans les prix futurs pour étabir les prix courants. Cependant,
un des débats actuels consiste a la négation des ces modéles purement forward looking au
motif qu’ils ne permettraient pas de se rapprocher des séries empiriques.

Nous passons en revue briévement I’ensemble de ces modéles afin de pouvoir déterminer
celui qui par la suite correspondra le mieux & nos données.

1.3.1 Les courbes d’offre et de demande agrégées

Dans sa forme la plus simple, I’équation de demande dérivée de ’équation de consom-
mation d’Euler, peut étre définie telle que'? :

Ye = pEy(Yer1) — o (il 1 — Ey(m)) +me (1)

HBouthevillain (2002) explique de fagon claire I’arbitrage qu’il est nécessaire de réaliser pour appliquer
un filtre HP entre Ueffet de « compression » et 'effet de « leakage ». Si I’'on choisit un X faible, en d’autres
termes que I’on favorise l'effet de « compression », la composante tendancielle sera trés volatile au risque
de sous-estimer les écarts 4 la tendance. A contrario, une valeur de A élevée sera signe que ’on surrestime
la composante cyclique, et que ’on obtiendra alors une tendance trop lisse.

12Une définition théorique de cette équation est réalisée par exemple par Clarida, Gali & Gertler (1999)
ou encore Woodford (1996).
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ol y,; est 'output gap, il; le taux long nominal et E; définit de facon classique I’espérance
en t d’une variable aléatoire, qui est alors prise en compte conditionnellement & toute
I'information disponible en t. il; — Fy(m;,1) représente le taux d’intérét réel de long terme
(rl).

[’équation 1 résulte de la linéarisation de I’équation d’Euler, qui est elle-méme obte-
nue suite au comportement optimisateur des agents. Selon cette formulation 'output gap
dépend exclusivement de ’anticipation d’output gap et du taux long réel. Le coefficient
o, qui peut étre assimilé a I’élasticité de substitution de la consommation sous certaines
formes de la fonction d’utilité, doit étre positif selon cette écriture, puique la relation entre
I'output gap et le taux réel est théoriquement négative. Nous nous intéresserons principa-
lement & ce parameétre, vecteur en théorie des impulsions de politique monétaire. Nous lui
demanderons en particulier, lors de nos estimations d’étre significatif et de signe attendu.

Suivant par exemple Fuhrer (2000), nous allons envisager de nous éloigner quelque peu
de I'équation 1 pour préférer une écriture hybride incoporant des termes retardés, dans
I’espoir de satifaire davantage aux caractéristiques apparentes des séries économiques.

6

Y = Ko + Zﬁz’yt—i + uEy(yer1) — o(ily — Ey(meq1) + my (2)
i=1

Au vu de la périodicité mensuelle de nos données, nous avons testé la possibilité d’in-
clure jusqu’a six lags dans 1’équation de demande. Fuhrer & Rudebusch (2002) incluent
seulement deux retards mais en données trimestrielles.

La courbe de Phillips traditionnelle relie simplement I'inflation courante & ses valeurs
passées ainsi qu’a 'ouput gap décalé :

h
T = Z QiTi—i + 0Yp—1 + &4 (3)

=1

ol &; est une variable aléatoire i.i.d..

La somme des coefficients associés a l'inflation retardée est généralement contrainte a
étre égale a I'unité pour éviter qu'un supplément persistant d’output soit généré par une im-
pulsion inflationiste. Pour tenir compte de cette neutralité monétaire, nous imposerons dans
nos estimations que la somme des coefficients retardés soit égale & un. Malgré les critiques
relatives a une telle spécification, cette écriture est privilégiée par de nombreux auteurs.
Ce choix est justifié par souci de simplification afin d’introduire d’autres variables (comme
le taux de change pour Ball (1999)), ou tout simplement car ces formes auto-régressives
sont réputées pour étre davantage en adéquation avec les données (Rudebusch & Svensson
(1999), Jondeau & Le Bihan (2000)). Jondeau & Le Bihan (2000) trouvent, conformé-
ment aux attentes, le coefficient d’output gap retardé positif et significatif, sur données
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américaines et allemandes de 1968 :Q1 a 1998 :Q4. Gali, Gertler & Lopez-Salido (2001)
font le méme constat sur données trimestrielles europénnes et américaines de 1970 :Q1 a
1998 :Q2'%. On peut cependant noter que la valeur du paramétre d’intérét de cette équation
différent selon ces deux groupes d’auteurs. Alors que Jondeau & Le Bihan (2000) notent
une valeur de § de 0,175 pour les Etats-Unis et 0,106 pour ’Allemagne, Gali et al. (2001)
affichent des coeflicients deux fois moins importants, respectivement de 0,048 et 0,051.

En dépit de ces résultats encourageant, cette équation n’en est pas moins soumise a la
célebre critique de Lucas. La stabilité de cette écriture n’est en effet pas assurée en cas de
changement de régime monétaire.

Les modeéles qualifiés de néo-keynésiens permettent de remédier a cette difficulté. Cet
important courant de la littérature (auquel participent par exemple Woodford (1996) et
Clarida et al. (1999)) permet de dériver d’un comportement optimisateur des agents dans
un modéle d’équilibre général avec des rigidités nominales une équation du type'* :

T = QE(T41) + Oyr—1 + &4 (4)

L’intégration d’anticipations rationnelles permet ainsi de contrer la critique de Lucas.
Cette équation est généralement qualifiée de New Keynesian Phillips Curve ou NKPC.
Cependant, cette formulation n’est généralement pas celle retenue. On lui préfére effec-
tivment une équation incoporant & la fois des anticipations et des termes retardés afin de
tenir compte de la persistence de U'inflation. Fuhrer & Moore (1995) proposent ce genre de
spécification en utilisant un modéle de contrats oil les agents sont concernés par le salaire
réel relatif sur la totalité de vie du contrat.

h J
= Z PiM—i + Z G E(mer1) + 0ys1 + &4 (5)
h=1

i=1

Cette forme trés générale peut étre obtenue en considérant des contrats multi-périodiques.
Bien que les termes retardés ne puissent étre négligés, Clarida et al. (1999) mettent en avant
un fort comportement forward looking aussi bien pour les Etats-Unis que pour la zone euro.
De plus, en considérant un processus de formation des prix dépendant des coiits marginaux
réels du travail et non de 'output gap, ils trouvent des coefficients d’intérét (ie., le coeffi-
cient devant la variable d’activité dans la courbe de Phillips) deux fois plus importants en
valeur pour les Etats-Unis par rapport a I’Europe. En ce qui concerne la France, 1’étude
de Jondeau & Le Bihan (2001) révéle systématiquement un coefficient d’output non signi-
ficatif quelque soit le nombre de retard pris en compte et la méthode d’estimation retenue

13Le nombre de décalage inclu dans cette courbe de Phillips est quasiment identique entre les deux
groupes d’auteurs. En effet, Jondeau & Le Bihan (2000) et Gali et al. (2001) incorporent quatre décalages
pour les Etats-Unis et 'Europe, et seulement trois pour I’Allemagne (Jondeau).

4Pour une dérivation rigoureuse de cette équation, voir les auteurs précédemment cités.
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(GMM ou FIML)'®.

La transmission des impulsions de politique monétaire a 1’économie réelle (prix et pro-
duction) est réalisée au travers de ces deux équations. Selon ces formulations, on peut
noter que conformément a Svensson (1997) 'inflation et 'output gap réagissent avec un
lag de décalage aux variations du taux court, ce qui, étant donnée la structure des deux
équations, impliquent que l’inflation va régir avec deux périodes de décalages. Ces retards
sont justifiés par les délais d’action de la politique monétaire. Ces décalages sont ceux ha-
bituellement retenus dans les études de transmission de la poltique monétaire, travaux la
plupart du temps réalisés en données trimestrielles. Considérant une périodicité mensuelle,
nous ne pouvons décemment pas nous limiter & un seul lag. Nous allons donc envisager
plusieurs solutions pour la diffusion des impulsions de politique monétaire. Ces paramétres
(respectivement, le coefficient d’output dans la courbe de Phillips et celui du taux long réel
dans I’équation de demande agrégée) seront par la suite considérés comme les parameétres
d’intérét de notre étude. En effet, voulant analyser 'impact des interventions des autorités
monétaires, nous chercherons des représentations de ’économie capables de transcrire les
impulsions des taux courts a l’inflation.

La présence du taux long réel dans la courbe IS nécessite la définition de la structure par
terme des taux, par laquelle action des autorités monétaires (via le taux court nominal) se
transettrait a I’économie réelle. La théorie pure des anticipations rationnelles prédit que le
taux long est égal & une somme pondérée de taux courts présent et anticipés. Cette somme
étant théoriquement infinie, cette équation ne peut pas figurer telle quelle dans un modéle,
dans le but d’étre estimé. Cependant, la théorie des anticipations égalise le taux court réel

a la rentabilité d’une obligation réelle a long terme detenue sur toute la période (Jondeau
& Le Bihan (2000)).

Tlt - D [Et(’f'lt_H) - ’I"lt] =TCt (6)

ou rc et rl désignent respectivement les taux d’intérét réels de court et de long terme!®

De fagon pratique ces taux d’intérét réels sont calculés tels que : r¢; = ic; — Ey(mygq)-
Enfin, D définit une approximation constante de la duration de 1’obligation considérée. En
choisissant une obligation de maturité 10 ans, Jondeau & Le Bihan (2000) établissent une
valeur pour D égale a 28. Nous ferons de méme pour nos estimations.

L’équation précédente correspond aux définitions traditionnelles de la structure par
terme. En effet, on peut montrer qu’une résolution de fagon récursive de 1’équation 6

15En plus des estimations incluant ’output gap dans la courbe de Phillips, Jondeau & Le Bihan (2001)
considére un processus de formation des prix dépendant des colts marginaux du travail. Pour la France,
ces différentes configurations ménent & des résultats similaires.

16D’une facon générale, les taux réels seront notés r alors que les taux nominaux, i. De plus, il leur sera
rajouté la lettre ¢ ou [ selon qu’il s’agit de taux d’intérét de court ou de long terme.
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permet de retouver une écriture habituelle :

o0 D .
’I"lt = H% Z (m) Et(TCH—T) (7)

7=0

La derniére équation du modéle établit la régle de poltique monétaire suivie par la
Banque Centrale. La littérature sur ce sujet est abondante (Taylor (1999)). Alors que cer-
taines approches (Svensson (1997), Svensson (1998)) recherchent essentiellement des régles
optimales & partir de la minimisation d’une fonction de perte, nous suivrons une autre voie
qui consiste simplement & estimer une régle extraite des données (Clarida, Gali & Gertler
(1997)).

1.3.2 Une régle de type Taylor

La formulation originale proposée par Taylor (Taylor (1993)) relie le taux des fonds
fédéraux américains sur la période 1987-1992, a I’écart entre 'inflation et sa cible (qu’il
fixe égale a 2), et & 'output gap :

Z.Ct:7Tt+0,5yt+0,5(7Tt—2)+2 (8)

ou 7; est le taux d’inflation calculé sur les quatre derniers trimestres et 1; est 1’écart, en
pourcentage, entre le PIB réel et sa cible. L’équation proposée par Taylor suggére donc
que la Fed augmentera ses taux si 'inflation dépasse sa cible (qu’il fixe ici & 2%) ou / et si
le PIB dépasse son niveau potentiel. Le taux des fonds fédéraux sera fixé a 4% si a la fois
I'inflation et le PIB ont atteint leur cible (Taylor suppose que le taux d’intérét réel est de
2%).

En dépit de sa forme simple, la régle de Taylor reste une référence. Cependant, des
reproches peuvent étre formulés a ’égard de cette spécification. Les paramétres de la régle
sont fixés de facon ad-hoc par Taylor, il ne conviennent donc pas a d’autres pays que les
Etats-Unis et sur d’autres périodes. De plus les variables d’intérét sont uniquement passés
ou présentes, les autorités monétaires n’ont donc aucune considération pour le futur.

Il est donc davantage commun aujourd’hui de considérer que la régle monétaire est
définie plus généralement de la fagon suivante (Clarida et al. (1997)) :

ic; =il + B [By(misn) — 7]+ [yr — v} (9)

oil ic} est le taux d’intérét nominal de court terme controlé par la banque centrale, i, le
taux d’intérét nominal d’équilibre de long terme, 7* et y; sont respectivement les cibles
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d’inflation et d’output. L’évolution du taux d’intérét de court terme dépend donc, selon
cette formulation, de I'inflation anticipée & un horizon n, restant & définir et de I'output
gap courant'?. Clarida et al. (1997) supposent que les banques centrales s’attachent plus
volontié a 1’évolution a long terme de l'inflation plutot qu’aux variations mensuelles, ils
fixent sur cette base la valeur de n a 12, valeur qui nous semble tout & fait raisonnable et
qui en outre s’accorde bien avec une périodicité mensuelle des données. Nous supposons,
de plus comme Jondeau & Le Bihan (2000), que la cible d’output est nulle, c’est dire que
la banque centrale n’a pas de biais d’inflation. Remarquons que cette formulation est trés
proche de la régle initiale postulée par Taylor. L’unique différence réside dans la non fixa-
tion a priori des paramétres ainsi que des valeurs cibles.

A partir de I’équation 9, nous pouvons déduire I’évolution désirée par les autorités
monétaires du taux d’intérét réel. En effet, sachant que le taux d’intérét réel est défini tel
que : r¢p = ic, — Ey(myn) , nous obtenons :

rey =rl+ (8= 1) [Ex(men) — 71+ 7 [ye — 7] (10)

ol 77 est le taux d’équilibre réel de long terme. Cette équation nous apprend que le taux
d’intérét réel varie comme le taux nominal en fonction des évolutions des écarts d’infla-
tion et de PIB a leurs valeurs de références. Cependant la valeur du paramétre 3 est plus
crucial dans cette formulation. Si # > 1, alors le taux réel s’ajustera normalement pour
stabiliser I'inflation. Par contre, si # < 1 le taux réel ne pourra que diminuer suite a un
excés d’inflation.

Outre cette composante forward pour I'inflation, faisant ainsi le lien entre les variables
de la régle et les objectifs des banques centrales, ’observation des taux directeurs a conduit
a introduire dans la régle une forme de gradualisme, représentée par un décalage du taux
d’intérét nominal a droite du signe égal (AR(1)). Sack & Wieland (2000) justifient de
trois facons différentes la présence de ce taux d’intérét retardé. Premiérement, si 'on se
place dans le contexte de modéle & anticipations rationnelles, les régles représentées par
I’équation 11 seront plus & méme de stabiliser I'inflation et 'output que les régles sans ajus-
tement partiel. En effet, dans ce cadre les agents anticiperont qu'une variation des taux
directeurs devrait étre suivie par d’autres variations dans la méme direction, favorisant
ainsi ’action instantanée sur I'inflation et ’output. Les deux autres arguments avancés par
Sack & Wieland (2000) concernent 'incertitude. Incertitude sur les données utilisées par
la banque centrale et incertitude sur le paramétres estimés dans la régle. Les données ma-
croéconomiques peuvent étre mesurées avec erreur et sont sujettes a de multiples révisions.
De plus, les relations entre les différentes variables de I’économie, autrement dit la valeur
des paramétres de la régle, ne sont pas connues avec certitude.

"Dans leur article, Clarida et al. (1997) mettent un terme d’espérance devant y; pour supposer que
I'information disponible des autorités monétaires en ¢ ne comprend pas les valeurs courantes. Sans postuler
que la banque centrale posséde en t toute I'information jusqu’a cette date, nous ne metteront pas de signe
d’anticipation devant des termes normalement connus & la date d’aujourd’hui.
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icy = (1 — p)iy + picy_1 + vy (11)

ou p € [0, 1] traduit le degré d’ajustement des taux d’intérét et v, ~» i.i.d. . Cette hypothése
de bruit blanc est testable empiriquement grace au test de Hansen. Si ce test (J statistic'®
par la suite dans nos estimations) de pertinence et de validité des instruments est accepté
alors vy est bien i.i.d., le choc imputé a la régle est alors négligeable économiquement.

Au total, ’équation que nous allons considérer est semblable a celle proposée par Clarida
et al. (1997) :

ice = (1 = p)la+ E(Tep12) + vy + pici—1 + w (13)

en posant o =7 — 37",

Cette équation simple, en ce sens qu’elle ne fait pas appel a d’autres variables telles que
les taux de change..., fera office de « régle de base », ce qui nous permettra de comparer
nos modéles macroéconomiques lors des estimations.

2 Résultats empiriques

2.1 Estimation du modéle macroéconomique

De nombreuses estimations des équations présentées dans la section précedente ont été
menées ( Clarida et al. (1997), Fuhrer & Rudebusch (2002), Jondeau & Le Bihan (2001),
Penot & Pollin (2001)). Cependant, la plupart de ces travaux empiriques ont été conduit
sur une seule équation, ou au mieux sur le systéme composé des équations d’offre et de
demande agrégées. La calibration est aussi souvent utilisée pour permettre aux représen-
tations théoriques de corroborer les faits stylisés (par exemple, Soderstrom, Soderlind &
Vredin (2002)). Dans ce contexte, 'estimation du systéme complet de quatre équations
peut paraitre ambitieux a réaliser, car ces quatre relations interdépendantes forment un
systéme complexe et qui plus est, a la fois éventuellement forward et backward. Jondeau &
Le Bihan (2000) effectuent ce type d’estimation par maximum de vraisemblance. Ils consi-
dérent un systéme d’équations d’offre et de demande agrégées purement backward looking,

8L orsque le nombre d’instruments est supérieur aux nombre de coefficients & estimer, le test de Hansen
permet de vérifier que ces instruments sont bien valides c’est & dire qu’ils sont orthogonaux & l’erreur
inobservable. La valeur de la statistique de Hansen est donnée par :

J(B) =ng(B)'$7'g(B) ~ xi(L - K) (12)
ou J(3) = LZ'i est la fonction objectif des GMM & annuler (Z représente le vecteur d’instruments et u

le résidu), et L et K sont respectivement le nombre d’instruments et de paramétres inconnus (voir par
exemple pour plus de précisions (Baum, Schaffer & Stillman (2002)).
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associé aux équations de structure par terme et de fonction de réaction du type de (6)
et (13). Ils trouvent aussi bien pour les Etats-Unis que pour I’Allemagne des paramétres
d’intérét de signe attendu et significatif (au moins & 10% de confiance).

La prise en compte globale du systéme composé des quatre équations semble indispen-
sable lorsque 1’on cherche a expliquer la transmission de la politique monétaire a 1’économie.
Une estimation équation par équation ne permettrait pas de considérer toutes les interac-
tions.

Ces équations qui contiennent des termes forward (c’est au minimum le cas pour la
régle si 'on pose un modéle macroéconomique purement backward) ne peuvent pas étre
estimées par de simple moindres carrés ordinaires. Nous avons besoin de valeur pour ces
termes anticipés. Pour résoudre ces modéles, une approche couramment utilisée est celle
des moments généralisés (ou GMM). Elle consiste a supposer que le résidu de ’équation
n’est pas corrélé avec I’ensemble d’information disponible & la date ¢t. Autrement dit, que les
variables instrumentales sont exogénes. Sil’on note Z le vecteur d’instruments de dimension
(L x 1), les conditions de moments, ou encore d’exogénéité peuvent étre écrites :

9i(B) = Zji; =0 (14)

De maniére classique, les instruments retenus dans cette type d’estimation sont les
valeurs passées des endogénes étudiées. Notre ensemble d’information contiendra donc I'in-
flation et l'output gap passés, qui sont supposés connus par les agents et les Banques
Centrales au moment ol les décisions se prennent, ainsi que toutes variables retardées qui
n’ont par définition pas besoin d’étre instrumentées.

Une seconde technique permettant de résoudre ces modeéles comprenant des termes an-
ticipés est le maximum de vraisemblance (ML). Cet approche simple a mettre en oeuvre,
puisqu’elle ne réclame pas de choix d’instruments, nécessite cependant de faire une hypo-
thése forte de normalité sur des résidus du systéme.

Nous n’avons pas d’a prior: sur le systéme vrai de ’économie, c’est a dire si celui-ci est
purement forward ou encore backward, ou bien hybride. Nous allons simplement chercher
a appliquer le modéle qui convient aux données. Nous saurons quelle spécification retenir
lorsque les coefficients d’intérét auront le « bon signe » (ie., positif vu la forme des équa-
tions posées) et seront significativement différent de zéro. Nous justifions ainsi simplement
la politique monétaire en mettant en avant sa transmission & I’économie réelle. Avant d’ef-
fectuer les différentes estimations des systémes présentés dans la section 1.3, nous devons
définir les délais d’action de la politique monétaire sur ’économie, c’est a dire les décalages
des variable v;,_; et rl,_; dans les équations d’offre et de demande. En données mensuelles,
un seul décalage semble insuffisant pour capter la totalité des impacts successifs. Pour
trouver le nombre de décalage adéquat, nous avons simplement régresser les endogénes
sur les variables d’intérét afin de définir quels coefficients étaient élevés et significatifs. Ce
tatonnement nous a conduit & ne pas retenir des décalages de I'output gap et du taux long
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réel mais plutdt des moyennes sur trois mois de ces variables. Nous noterons ces variables
7 et rl, ces derniéres étant définies comme de simple moyenne arithmétique a trois mois
de y et de rl. Les décalages adéquats de ¢ et rl ont été fixés respectivement a quatre et cing.

Définissons & présent la représentation macroéconomique la mieux adaptée & nos don-
nées. Pour ce faire, nous supposons que les équations de structure par terme et de réegle,
qui sont classiques, seront semblables & 6 et 13. Nous allons donc simplement tester dif-
férentes configurations du modéles macroéconomiques, en estimant les quatre équations
conjointement. Notre démarche est relativement simple. Nous avons une large gamme de
modeéles diponibles, backward, hybride et forward et nous cherchons celui qui permet d’ob-
tenir les meilleurs valeurs des paramétres d’intérét, tout en ayant des coefficients pour la
régle raisonnable. Voulant se prémunir de la critique de Lucas, les premiers modéles consi-
dérés furent ceux incorporant des termes anticipés. Cependant, les résultats obtenus alors
ne nous ont pas permis de retenir ce genre de modéle, nous nous sommes donc repliés sur
des modéles purement backward qui semble davantage en adéquation avec les données.

Les résultats du tableau 1 sont obtenus en estimant par GMM et ML le systéme sui-

vant'? :

Ty = Q1M1 + PoTy_o + OYs_a + f (15)
Yo = cste+ Ky 1+ KoYy o — 0Tl 5+ €} (16)
rly = D[Ey(rly1) —rl] +re (17)
icc = (1—p)la+ BE(m12) + yys] + piciy + € (18)

Si ’'on se focalise dans un premier temps, sur les résultats obtenus par GMM. Nous
constatons que les paramétres d’intérét sont de signes attendus (positifs) et significatifs. De
maniére analogue a Fuhrer & Rudebusch (2002), nous trouvons une trés faible sensibilité
de T'output gap au taux long réel. Cepedant conformément a la théorie, ce coefficient
est positif (la relation entre 'output gap et le taux long réel est bien négative au vu de
Pécriture de la courbe IS). Par maximum de vraisemblance Jondeau & Le Bihan (2000),
obtiennent des valeurs beaucoup plus élévées, respectivement 0,348 pour les Etats-Unis et
0,508 pour I’Allemagne. Le coefficient de I’'output gap dans la courbe de Phillips est lui aussi
relativement faible en valeur mais tout en étant significatif (Jondeau & Le Bihan (2000)
ont un résultat similaire pour I’Allemagne). Jondeau & Le Bihan (2001) ne parviennent
pas, dans le cas de la France, & de meilleurs résultats pour I’estimation de la courbe de
Phillips. Le coefficient d’output gap est toujours non significatif, souvent faible et de signe
contre-intuitif. Enfin les valeurs obtenus pour les paramétres de la régle sont raisonnables
avec un poids plus important accordé a l'inflation par rapport a 'output gap.

Les estimations par maximum de vraisemblance du méme modéle sont de qualité net-
tement moins bonne en ce qui concerne nos parameétres d’'intérét. En effet, ils apparaissent

19T ’équation de structure par terme n’est rien d’autre qu’une identité. Elle ne réclame pas d’estimation
de paramétre, elle a donc été définie comme telle dans notre systéme.
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TAB. 1: ESTIMATION DU MODELE MACROECONOMIQUE BACKWARD

GMM ML
Parameétres Estimation Ecart-type Estimation Ecart-type
Courbe de Phillips
01 1,039 0,025 1,109 0,64
o -0,039 0,026 -0,124 0,063
0 0,110 0,015 - 0,0009 0,036
Courbe de demande
constante 0,099 0,019 0,047 0,041
K1 1,883 0,017 1,750 0,046
Ko -0,977 0,016 -0,829 0,046
o 0,026 0,004 0,009 0,007
Fonction de réaction
p 0,898 0,021 0,915 0,042
o 0,091 0,671 2,124 4,809
I} 2,390 0,377 2,046 1,747
0 0,396 0,351 0,616 2,281
J-Stat Vraisemblance
14,84 -70,06875

Les écart-types sont corrigés des problémes d’autocorrélation et d’hétéroscédasticité.
Les instruments utilisés pour les GMM sont cing décalages des variables d’inflation et d’output gap.

tous les deux non significatifs et de signe opposé pour le coefficient d’output gap dans
la courbe de Phillips. Nous préférerons donc conserver comme modéle vrai les résultats
produits par les GMM, I’hypothése de normalité des résidus posée pour le maximum de
vraisemblance étant peut étre forte.

Nous n’imposons pas ce modéle backward, ce choix a été effectué par comparaison avec
d’autres configurations. Nous donnons en guise d’exemple deux estimations parmi toutes
les spécifications testées. Ainsi les résultats des modéles forward et hybride (cf. tableaux
2 et 3 en annexe) montrent des parameétres d’intérét de valeur relativement faible et de
signe opposé (pour le coefficient du taux long réel) aux attentes. De plus, les coefficients
de la régle de politique monétaire sont alors plus discutables. Par exemple, il n’est pas
envisageable que face & une augmentation d’activité, la Banque Centrale baisse ses taux
directeurs.

Ces deux exemples de systéme globalement incompatibles, ne sont bien évidemment
pas les seules. Nous avons testé une multitude de modéles différents en faisant varier le
nombre de décalage et les combinaisons backward, forward®®. Le modéle retenu finalement

20Nous avons aussi envisager qu’une des équation du modéle macroéconomique soit tournée vers le passé
alors que la seconde soit forward ou hybride.
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est le seul & nous avoir fourni des résultats cohérents avec les critéres que nous nous étions
fixés. Ce dernier va donc nous servir de base pour effectuer nos simulations.

2.2 Simulations

Maintenant que nous avons rendu compte empiriquement des mécanismes de transmis-
sion de la politique monétaire aux variables réelles et simultanément définit un mécanisme
de formation des taux courts, nous allons chercher & vérifier la théorie de la structure par
terme des taux d’intérét. L’équation 6 n’est en effet qu'une identité dans notre systéme.
Nous définissons les taux a différentes maturités tels que le fait par exemple Favero (2001) :

lpyn = (%) Z Ey(icin-1) (19)

Les taux longs sont donc simplement une moyenne pondérée des taux courts présent et
futurs. Ces taux courts anticipés sont par définition non connus, nous allons les simuler &
partir du systéme d’équations estimé précédemment.

Afin de mener & bien notre exercice de simulations sur la période allant de janvier 1994
a aolt 2002, nous avons récupéré des estimations précédentes (sur ’ensemble de I’échan-
tillon) les matrices de variance-covariance. Nous avons ensuite appliqué a notre systéme un
choc, a chaque intervalle, correspondant a cette matrice de variance-covariance. Chaque
simulation est initialisée en utilisant les valeurs passées de toutes les variables pertinentes.
Mille répétitions sont alors utilisées pour obtenir au final notre valeur simulée et ceci pour
toutes nos variables pour chaque mois. Les anticipations de taux courts (trés exactement
de taux & un mois) servent alors a calculer des taux a 3, 6 mois et a 1,3,5,7 et 10 ans
conformément & 1’équation 19. Les bornes des intervalles de confiance & plus ou moins 5%
sont calculées sur le méme principe, en résolvant le modéle de facon stochastique 1000 fois
et en se servant des écart-types des équations estimées.

Les résultats de nos simulations ne nous permettent pas de trancher sur la validité de
la structure par terme. En effet, méme si nous obtenons des évolutions cohérentes pour les
taux simulés de faibles échéances (3 et 6 mois, et 1 an)?', nous sommes loin d’étre convain-
cus lorsque I'horizon est plus éloigné. Si nous concentrons notre attention sur le graphique
6, nous constatons que les taux et intervalles de confiance simulés permettent de relative-
ment bien corroborer ’hypothése de structure par terme des taux d’intérét. En effet, on
observe clairement qu’aucun point sort de l'intervalle de confiance & 90%. Néanmoins, les
fluctuations étudiées des taux observés et simulés sont loin de se superposer complétement.

Les choses se compliquent davantage lorsque I’on étudie des taux a plus grande échéance.
Les taux a cinq ans observés et simulés sont clairement trés éloignés. Les taux réels sortent

2Nous donnons simplement les graphiques des taux 4 6 mois et & 5 an.
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méme de 'intervalle de confiance & 90%. Nous parvenons donc a des résultats opposés a
ceux de Favero (2001). Celui-ci arrivait en effet a confirmer la théorie des anticipations

22



dans le cadre de la structure des taux pour les Etats-Unis et 1’Allemagne, a I'aide d’un
petit modéle macroéconomique et d’une "régle de type Taylor" comparables & ce que nous
avons effectué.

Cette « explosion » des taux longs nous surprend puisque le modéle estimé est identifié
comme stable & partir du logiciel Dynare. En effet, outre la définition de I’équilibre station-
naire, ce logiciel nous indique qu’une seule valeur propre supérieure a 1'unité est trouvée?2.
Or, comme il existe une variable non pré-déterminée dans ce sytéme (donnée par Dynare),
nous pouvons conclure gloablement a la stabilité de notre modéle. Ceci est confirmé par
I’exécution de fonctions de réponse : suite & un choc unitaire d’inflation, les différentes
variables retournent a 1’équilibre environ 90 périodes aprés le choc. Nous sommes donc
confrontés en toute vraisemblance & un probléme interne aux simulations stochastiques.

Conclusion

Contrairement aux travaux effectués précédemment dans le cadre de la vérification de la
structure par terme des taux, nous choisissons dans cet article de dériver les anticipations
de taux courts d’un ensemble large d’informations. Ceci nous permet d’espérer la prise en
compte correcte des décisions des autorités monétaires ainsi que I’évolution des variables
clés entrant dans la fonction de réaction des Banques Centrales.

Préalablement a l’exercice de simulation, nous déterminons un modéle macroécono-
mique pour la France en données mensuelles. Nous trouvons que le modéle correspondant
aux données réelles comprend des équations d’offre et de demande agrégées purement ba-
ckward looking. De plus, la régle de poltique monétaire estimée donne, conformément aux
attentes, un poids plus important a ’objectif d’inflation.

La structure de ’économie francaise ainsi estimée de 1’économie nous permet dans un
second temps, de simuler des taux courts futurs anticipés afin de déterminer des taux
a plus long terme, conformément & la définition théorique de la structure par terme des
taux d’intérét. Malgré un systéme économique globalement stable, nous trouvons des taux
simulés « explosifs » & long terme qui ne nous permettent pas de conclure quant a la
pertinence empirique de la structure des taux.

22En raison du nombre important de décalage inclu dans notre modéle, les valeurs propres sont trés
nombreuses.
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ANNEXES

TAB. 2: ESTIMATION DU MODELE MACROECONOMIQUE FORWARD

GMM ML
Parameétres Estimation Ecart-type Estimation Ecart-type
Courbe de Phillips
1) 1,034 0,003 1,002 0,009
) 0,002 0,012 -0,009 0,043
Courbe de demande
cste -0,464 0,048 -0,049 0,064
7 1,122 0,017 0,959 0,023
o -0,099 0,008 -0,010 0,012
Fonction de réaction
p 0,874 0,025 0,902 0,038
o -0,803 0,690 1,668 3,949
I} 4,143 0,359 2,277 1,452
y 0,577 0,422 0,829 1,995
J-Stat Vraisemblance
15,01 -191,51399

Voir notes tableau 1

Le modéle forward estimé est défini par les quatre équations suivantes :

T = OE{(T41) + 0Fp—s +€f

Yt
Tlt

’iCt =
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cste + pEy(yry1) — orlis + ¥
D [Et(rlt—l—l) — Tlt] +re;
(1 = p)la+ BE(Tii12) + yye| + pici—1 + €5



TAB. 3: ESTIMATION DU MODELE MACROECONOMIQUE HYBRIDE

GMM ML
Parameétres Estimation Ecart-type Estimation Ecart-type
Courbe de Phillips
10) 0,584 0,032 0,476 0,030
01 1,129 0,037 0,627 0,057
Vo -0,129 0,014 -0,104 0,043
0 0,009 0,006 0,004 0,026
Courbe de demande
constante -0,049 0,007 -0,006 0,008
1 0,401 0,004 0,393 0,007
K1 0,977 0,007 0,975 0,015
Ko -0,361 0,005 -0,367 0,012
o -0,010 0,001 -0,001 0,001
Fonction de réaction
P -0,735 0,188 0,913 0,042
o -0,111 0,721 1,717 4,268
I} 3,978 0,322 2,242 1,582
y -1,167 0,295 0,849 2,031
J-Stat Vraisemblance
14,86 292,83712

Voir notes tableau 1

Le modéle hybride estimé est défini par les quatre équations suivantes :

T = QE(Te41) + o171 + QoMo + 0Ys_a + €7

Yy, = cste+ puEy(ysi1) + K1Y 1 + KoY o — 0Tl 5 + &)
rly = D[E(rlyq) —rl) +re
icc. = (1—p)la+ BEUmr12) + yyu] + pici—1 + €
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