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Structure par terme et régle de politique monétaire
Charlotte Lespagnol®

Résumé

Théoriquement, les actions de politique monétaire via le maniement des taux courts no-
minaux se transmettent & 1’économie le long de la structure par terme des taux d’intérét.
L’absence de vérification empirique de ces relations entre les taux & différentes maturités, et
partant de la transmission de la politique monétaire, remet en cause l'efficacité méme des
interventions des banques centrales. On peut cependant soutenir que les tests empiriques
usuels qui remettent en cause la structure des taux peuvent étre sujets a caution. En effet,
ils utilisent seulement le passé des taux d’intérét pour construire les anticipations de taux
courts servant & calculer les taux longs théoriques qui sont ensuite comparés aux taux longs
historiques. Or, il est commun & présent d’utiliser les régles de politiques monétaires pour
modéliser ’action des banques centrales, en observant les évolutions de 'inflation et de I’ac-
tivité. Nous tentons donc & l’aide d’'un modéle macroéconomique et d’une régle monétaire
« de type Taylor » de réconcilier I'idée d’une transmission de la politique monétaire des taux
courts aux taux & plus long terme. Dans un premier temps, nous cherchons & déterminer
un modéle macroéconomique simplifié de I’Allemagne de 1985 a 1998. Ensuite, nous simu-
lons des séries de taux courts anticipés afin d’en déduire des taux & plus longue maturité.
De la proximité constatée entre les taux observés a 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.

Abstract

According to the economic theory, the manipulation of nominal short rates performed by
monetary authorities is transferred at the real economic level through the term structure of
interest rates. The failure of empirical approaches to validate the relation among rates with
various maturities, and hence the transmission of monetary policy, questions the efficiency
of the central banks interventions. One can however say that usual empirical tests of term
structure should be regarded with caution. In these tests, the theoretical long rates to be
compared with the historical ones are computed with respect to the expected short term
rates which are in turn based only on the past interest rates. However, it is common to
use monetary policy rules to model central banks action, by observing inflation and activity
evolution. In order to address all these shortcomings, we try to reconcile the idea of mone-
tary policy transmission to long rates, by applying a macroeconomic model and a Taylor
monetary rule. Our analysis proceeds by presenting a simplified macroeconomic model for
Germany from 1985 till 1998. Then, we simulate expected short rates series to deduct rates
with longer maturity. The similarity between observed rates at various maturities and the
results of simulations may help to test the relevance of expectations theory of interest rates
term structure.

Classification JEL : C5, E43, E52.

Mots clé : Structure par terme des taux, test de la théorie des antcicipations, modéle ma-
croéconomique, régle monétaire, simulations stochastiques.
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Introduction

La théorie de la structure par terme des taux d’intérét est largement utilisée 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 qui déterminent I'activité.

Dans ce cadre, ’absence de vérification empirique de la structure par terme des taux
d’intérét? se révéle problématique. Les tests de vérification de la théorie des anticipations
sont fondées sur la définition méme de cette théorie, a savoir que le taux long se décompose
en une moyenne de taux courts futurs et d'une prime supposée constante par simplification
dans les tests empiriques. Suivant cette définition, la logique de test consiste a construire
des anticipations de taux courts afin de reconstruire un taux long théorique qui sera alors
confronté aux taux long observés. Il faut noter que ces tests, que ’on peut qualifier de
« classiques », utilisent simplement le passé des taux pour formuler leur prévisions.

D’une facon générale, les conclusions de ces tests dépendent des pays étudiés, des pé-
riodes, des taux utilisés et de leur maturité. Par exemple, les tests relatifs aux Etats-Unis
tendent plutot a rejeter la théorie des anticipations comme explication de la structure par
terme. En ce qui concerne I’Allemagne, pays que 1'on va étudier, les choses sont moins
claires puisque Jondeau & Ricart (1998) et Jondeau (1997) rejettent la théorie des antici-
pations de la structure par terme contrairement a Gerlach & Smets (1997), Gerlach (1996).
Ce rejet est généralement attribuée a une forte variabilité de la prime de terme ou a la non
rationalité des anticipations.

En situation d’information limitée sur la valeur des taux anticipés, il est impossible
de discriminer entre les erreurs de prévisions 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 l'incertitude sur la valeur des
anticipations peut étre 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 I'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 I'inflation anticipée et sa cible, et & 'output gap courant. S’il est
vrai que la politique monétaire des Banques Centrales peut étre expliquée par une équation
simple et robuste dans le temps, on peut légitimement faire 'hypothése que les agents
économiques vont en faire I’apprentissage et s’en servir pour former leurs anticipations de
taux courts futurs.

Comme ces équations de taux court incorporent d’autres variables telles que I'inflation
anticipée et 'output gap, nous devons pour nous servir de cette régle, rendre compte aussi

2En fait, les tests d’existence d’une structure par terme des taux correspondent & la confirmation de la
seule théorie des anticipations.



de la dynamique de ces variables. En d’autres termes, il nous faut aussi modéliser d’autres
variables telles que la production et les prix. Au total, nous allons examiner un modéle
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 ce papier 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)
sur les Etats-Unis et I’Allemagne, nous tentons a I’aide d’un modéle macroéconomique, et
d’une regle monétaire « du type Taylor » de reconstituer des séries de taux courts antici-
pés pour I’Allemagne?, afin d’en déduire des taux a plus longue maturité. De la proximité
constatée entre les taux observés a différentes échéances et les simulations, nous pourrons
alors tester la théorie des anticipations de la structure par terme des taux. Toutefois, nous
ne faisons plus seulement appel aux taux d’intérét mais & une modélisation plus complexe
de I’économie. Cette derniére a ’avantage par rapport aux études de Favero (2001, 2002)
de former des anticipations compatibles avec une représentation théorique.

Notre travail est organisé de la maniére suivante. Dans une premiére section, nous
exposons les données et les modéles macroéconomiques utilisés habituellement dans la lit-
térature relative a la politique monétaire. Ces représentations simplifiées de 1’économie
comprennent trois équations : 'offre et la demande agrégées ainsi que la régle de politique
monétaire. Dans la deuxiéme section, nous présentons la méthode de résolution du modéle
puis nous l’estimons. Nous regardons alternativement deux méthodes d’estimation, la mé-
thode des moments généralisés et le maximum de vraisemblance. Une fois la spécification
de notre modéle achevée, nous simulons des séries de taux courts a partir desquels nous
reconstituons des taux a plus longue maturité afin de les comparer aux taux longs histo-
riques, et ainsi tester a ’aide d’une méthode originale la théorie de la structure par terme
des taux d’intérét.

1 Modélisation de ’économie

D’une fagon générale, un modéle de politique monétaire doit intégrer, dans un modéle
structurel, les instruments et les cibles de cette politique. Partant, ’estimation d’une courbe
de Phillips incorporant 'output gap, d’une courbe IS faisant intervenir le taux réel et d’une
régle de politique monétaire reliant le taux d’intérét de court terme a I'inflation et a 'output
gap doit étre effectuées.

Nous portons notre attention sur des modéles simplifiés de ’économie -dans la lignée
des travaux de Fuhrer & Moore (1995), Mc Callum & Nelson (1999) ou encore Jondeau &
Le Bihan (2000)- mais reposant sur des fonctions d’offre et de demande globales découlant

3Le choix de I’Allemagne résulte de la bonne adéquation reconnue de ce pays avec les régles de politique
monétaire de type « Taylor ».



du comportement rationnel optimisateur des agents (modéles de la « nouvelle synthése
néo-classique »).

Dans la construction de ces petits modéles macroéconomiques, une question récurrente
réside dans le comportement des agents. Ont-ils une conduite tournée vers le futur (for-
ward looking behaviour) ou alors vers le passé (backward looking behaviour)? La théorie
de I'agent optimisateur implique que les individus rationnels prennent en compte les re-
venus et rendements futurs pour déterminer leur niveau de consommation, ainsi que les
prix futurs pour établir les prix courants. Cependant, différents travaux ont empirique-
ment montré que ces modéles purement forward looking donnent de mauvais résultats. La,
recherche s’est alors orientée vers des modéles hybrides comprenant a la fois des termes
avancés et retardés.

Avant de décrire ces modéles et voulant justement vérifier la proximité de notre modé-
lisation & la réalité empirique, nous dressons dans un premier temps quelques faits stylisés
de I’économie allemande dans le but de pouvoir les reproduire a I'aide du modéle retenu.

1.1 Les données

Nous présentons ici les variables présentes dans notre étude pour I’Allemagne, & savoir
Poutput gap, 'inflation et les taux d’intérét a 3 mois et & 10 ans sur la période allant de
1974 a fin 1998. Aprés cette date, il semblait difficile de relier le taux d’intérét de court
terme, controlé non plus par la Bundesbank, mais par la Banque Centrale Européenne, aux
agrégats internes de ce pays. D’autre part, cette rupture étant suvenue assez récemment,
I’historique de données est encore trop faible pour s’intéresser uniquement a la période post
1998.

Toutes nos séries sont des données OCDE*, en fréquence annuelle de maniére analogue
a Smets (2000) et Sahuc (2002), et issues de la base Datastream. Le choix de cette fréquence
est donc cohérent avec la littérature empirique sur le sujet.

L’inflation est définie comme la différence en pourcentage du logarithme de deux prix
a la consommation successifs, 7, = 100 x (In(FP;) —In(P;_1)). L’output gap est directement
calculé par PTOCDE®. Enfin, considérant des données annuelles, nous utilisons les taux a
1 an comme taux d’intérét de court terme. Pour ce qui est des échéances plus lointaines,
nous retenons le rendement actuariel d’un titre d’Etat de maturité 10 ans.

Comme le notent Coenen & Wieland (2002), on remarque la tendance baissiére de

4Nous avons choisi ici de ne pas multiplier les origines des données, afin de faciliter leur comparaison.

5Nous avons effectué ce choix plutot que de le calculer nous méme car le calcul de 'output gap nécessite
de faire de multiples choix ad hoc et donc peut étre soumis 4 la critique. Premiérement, il faut choisir une
variable d’activité qui peut étre, par exemple, soit le PIB, soit la production industrielle. Ensuite, il
faut s’interroger sur la méthode d’extraction tendance-cycle a utiliser. Si ’on retient de facon usuelle,
la démarche proposée par Hodrick & Prescott (1997), il faut encore définir la valeur du paramétre de
lissage..... Nous avons la autant de choix potentiellement discutables.



I’inflation le long de la période liée au processus de désinflation engagé par les économies
européennes (cf. graphique 1). Cette spécificité purement européenne, comparée aux Etats-
Unis, est peut étre moins marquée pour I’Allemagne par rapport & d’autres pays comme
la France ou encore I'Ttalie, cependant elle ne peut pas étre niée. Cette particularité rend
complexe les estimations empiriques (Coenen & Wieland (2002)).

De plus, sur le dernier graphique, nous constatons que le taux court allemand est supé-
rieur au taux long de 1979 a 1981 et de 1989 a 1993, ce qui implique donc un renversement
de la courbe des taux. Durant ces périodes ou l'inflation et 'output gap étaient consi-
dérablement élevés, les agents, dont on peut supposer qu’ils ont en téte la théorie des
anticipations, ont observé des taux courts conséquents tout en anticipant une baisse future
des taux. Ces retournements de la courbe des taux ne simplifient pas non plus ’analyse. On
peut, en effet, penser que lors des estimations ces phénomeénes ne seront pas aisés a restituer.

FiG. 1: DONNEES
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Nous ajoutons a ces apercus graphiques, les variances et autocorrélations d’ordre un,
deux et trois des différentes variables du modéle (cf. tableau 1.1), que nous comparerons
plus tard & nos valeurs simulées.

Nous observons que, contrairement a Soderstrom, Soderlind & Vredin (2002), la per-
sistance du taux court nominal, mesurée ici a ’aide des autocorrélations, est moins forte
que celle de 'output gap et de I'inflation.



TAB. 1: VARIANCE ET AUTOCORRELATIONS DES DONNEES

Variance Autocorrélations
1 retard 2 retards 3 retards
ALLEMAGNE
Inflation 0,64 0,80 0,42 0,0/
Output gap 6,77 0,75 0,46 0,07
Taux court nominal 6,19 0,67 0,17 -0,30
Taux long nominal 1,50 0,54 0,19 -0,23

Nous complétons cette description des données par des tests de non stationnarité afin
d’évaluer le comportement régulier des séries. Nous débutons notre analyse par de simples
tests de Dickey-Fuller (Dickey & Fuller (1979), Dickey & Fuller (1981))%. Du fait de leur
utilisation simple, ces tests, bien que peu robustes demeurent toujours trés utilisés. De plus,
cherchant a employer des tests plus efficients tels que celui proposé par Elliott, Rothenberg
& Stock (1996), nous avons constaté que ce dernier était trés proche des tests ADF, voire
méme exactement identique. En effet, afin d’estimer le modéle présenté ci-dessous, nous
avons centré toutes nos données afin de simplifier la résolution matricielle de notre systéme
(voir section 2.1). Nous avons donc mené nos tests de racine unitaire sur les séries centrées
que nous allons utiliser par la suite. Cette transformation nous a conduit & envisager des
équations de tests sans constante, ce qui rend les test ADF et ERS équivalents (cf. infra).
Cependant, la présence d'une tendance linéaire dans nos séries sur cette période précise
n’était pas pour autant a exclure.

Donc, ne sachant a priori approuver ou contester la présence d’un trend linéaire, nous
avons, dans un premier temps, effectué les tests avec constante et trend”. Si I’on observe
les résultats des tests ADF concernant I'inflation en Allemagne, on constate que ’on ne
peut rejeter la présence de racine unitaire (¢, > V'), cependant le test joint nous per-
met, également d’accepter I’hypothése nulle, racine unitaire et pas de trend linéaire. Ce
résultat nous conduit a conclure a la non nécessité d’inclure un trend dans I’équation de
test. Nous poursuivons donc notre analyse en régressant la différence premiére de I’'infla-
tion sur simplement, une constante et sur l'inflation retardée (plus éventuellement des lags
en différence premiére de I'inflation)®. De méme que précédemment, nous concluons a la
présence de racine unitaire grace a la statistique ¢, mais nous acceptons aussi I’hypothése
nulle du test joint : racine unitaire et pas de constante. Ce résultat est cohérent avec la
transformation appliquée aux données. Nous terminons donc notre logique de test en consi-

6Les résultats détaillés sont disponibles en annexe, p. 38.

"Dans les tests ADF, la prise en compte d’un trend implique automatiquement la présence d’une
constante.

8Nous réalisons ce test pour continuer la logique précédemment exposée. En effet, grace a 'opération
de centrage des données, nous pourrions occulter cette étape.



dérant la régression de Dickey-Fuller sans constante, ni trend. Cette fois-ci, la conclusion
du test ADF (¢,) nous apprend que notre série d’inflation (centrée) est stationnaire a 95%
de confiance mais pas 4 99%. Le méme raisonnement est opéré pour I'output gap et le taux
court (centrés). A chaque fois, la stationnarité des séries est acceptée a 90% de confiance,
méme & 95% pour le taux court.

Maitenant que nous avons précisé I’évolution des données, cherchons a les modéliser
explicitement.

1.2 Courbe IS

Comme le souligne Fuhrer (2000), I'incorporation d’anticipations et la prise en compte
du comportement optimisateur des agents doit maintenant étre chose courante dans les
modeéles de politique monétaire, pour a la fois contrer la critique de Lucas et comporter
des fondements microéconomiques. Pour répondre & ces contraintes, nous retenons une
courbe de demande agrégée résultant de I'optimisation des agents.

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

Yo = Ko + Ka Ee(Yeg1) — K 7ot + 1 (1)

ol ; est 'output gap qui est définit comme la différence entre le PIB et le PIB potentiel. E;,
’espérance conditionnelle!® et 7; un résidu indépendant et identiquement distribué (i.i.d.).

L’équation (1) résulte de la log-linéarisation de I’équation d’Euler, qui est dérivée du
programme de maximisation des agents. Selon cette formulation I'output gap dépend ex-
clusivement de ’anticipation d’output gap et du taux réel. Le coefficient x,., qui peut étre
assimilé a 1’élasticité de substitution de la consommation, doit étre positif selon cette écri-
ture, puisque la relation entre 'output gap et le taux réel est théoriquement négative.
Nous nous intéresserons principalement a ce parameétre, vecteur en théorie des impulsions
de politique monétaire ; nous vérifierons que ce coefficient est bien positif. Nous ajoutons
un décalage au taux d’intérét réel en raison des délais d’action de la politique monétaire.
En effet pour satisfaire au schéma selon lequel les autorités monétaires font varier le taux
court nominal, ce qui affecte 'output gap et in fine a I'inflation, nous ressentons le besoin
d’introduire une viscosité dans cet enchainement. Comme nous utiliserons une fréquence
de donnée peu élevée, nous pensons qu'un décalage d’une seule période sera suffisant.

Une difficulté demeure cependant dans la spécification de cette courbe IS. Celle-ci réside
dans la maturité du taux réel*'. Si I'on se conforme strictement a la contrainte budgétaire

9Des précisions quant & la dérivation de cette équation sont fournies en annexe, cf. p. 39.

0Toute I'information disponible en ¢ est incorporée dans la prévision.

1D’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.



intertemporelle du programme de maximisation de 1'utilité sous cette contrainte (cf. équa-
tion (22) en annexe, p. 39), nous aurions tendance a penser qu’il s’agit du taux court réel
puisque cet intérét récompense l'unique période (entre ¢ et ¢ + 1) pendant laquelle sont
détenus les actifs. Cette prise de position est de plus en accord avec la notion de consom-
mation a partir de laquelle est dérivée la courbe de demande. A contrario, si ’on considére
a présent l'investissement et non plus la consommation comme composante principale de
la demande, alors on peut se demander s’il ne faut pas inclure le taux long réel dans cette
courbe IS. Cette écriture a de plus ’avantage de satisfaire un schéma bien connu, a savoir
que les autorités monétaires modifient le taux court, ce qui se transmet le long de la courbe
des taux jusqu’aux taux longs, pour ensuite affecter I'output gap et 'inflation.

Malgré ce dernier cheminement, on peut néanmoins s’interroger sur cette notion de taux
long réel. Si I'on retient une maturité de dix ans, alors le taux long réel associé doit étre
calculé comme la différence entre le taux long nominal de méme maturité et 'anticipation
d’inflation & dix ans. Or cette derniére donnée parait impossible a observer. La solution de
facilité souvent retenue consiste simplement & retrancher du taux long nominal la valeur
ex-post de l'inflation a une seule période. Nous ne procéderons pas ainsi, pensant qu'’il
s’agit 1a d’'une approximation trop arbitraire qui pourrait étre amplifiée par les manipula-
tions empiriques que nous allons réaliser par la suite. Nous retiendrons finalement le taux
court réel comme élément constitutif de la courbe IS.

Suivant par exemple Fuhrer (2000), nous allons envisager de nous éloigner quelque peu
de I'équation (32) pour préférer une écriture hybride, c¢’est-a-dire incorporant aussi des
termes retardés, dans I'espoir de satisfaire davantage aux caractéristiques apparentes des
séries économiques'?.

Y = Ko + Kbt (Y1) + (1 — Ko)Yr—1 — KpTCro1 + 1 (2)

Cette équation, comme la précédente, résulte de la maximisation de ’espérance d’utilité
des agents sous contrainte budgétaire intertemporelle, le terme retardé d’output gap étant
lié a la formation d’habitude dans la fonction d’utilité. Conformément a ’équation (1),
nous nous contenterons d’ajouter une seul terme retardé (pour un seul terme forward) en

pensant qu’il s’agit 1a d’une bonne spécification!?.

12Notons que la courbe de demande agrégée peut étre définie de facon purement backward looking. Cette
courbe IS qui n’est alors pas dérivée d’un comportement optimisateur ne comprend pas de termes anticipés.

13Nous sommes conscients qu’aussi bien la capacité & prévoir des agents que leur « mémoire » sont
des éléments sujets & caution. En choisissant ’horizon forward et backward minimal d’une période, nous
envisageons peut étre la configuration minimum mais au moins nous n’exagérons en rien les capacités des
agents. D’autre part, comme nous ’avons déja précisé, nous avons en téte a cet instant la périodicité de
nos données et celle-ci convient particuliérement & cette définition des équations puisqu’il s’agit de séries
annuelles.



1.3 Courbe de Phillips

La courbe de Phillips augmentée relie simplement l'inflation courante & ses valeurs
passées ainsi qu’a l'output gap décalé :

h
T = Z PiT—i + QY1 + &t (3)
i=1
ol €; est une variable aléatoire i.i.d..

Malgré les critiques relatives a une telle spécification (purement backward), cette écri-
ture 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 autorégressives sont réputées étre davantage en adéquation avec
les données (Rudebusch & Svensson (1999), Jondeau & Le Bihan (2000)). Jondeau & Le Bi-
han (2000) trouvent, conformément aux attentes, le coefficient d’output gap retardé positif
et significatif, sur données américaines et allemandes allant du premier trimestre 1968 au
quatriéme de 1998. Gali, Gertler & Lopez-Salido (2001) font le méme constat sur données
trimestrielles européennes et ameéricaines de 1970 :Q1 a 1998 :Q2'". On peut cependant
noter que la valeur du paramétre d’intérét de cette équation différe 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 1’Allemagne, Galf et al. (2001) affichent des coefficients deux fois
moins importants, respectivement de 0,048 et 0,051.

En dépit de ces résultats encourageants, cette équation n’en est pas moins soumise a la
célébre 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, 2003)
et Clarida, Gali & Gertler (1999)) permet de dériver d’un comportement optimisateur des
agents dans un modéle d’équilibre général avec des rigidités nominales une équation du
type'® :

Ty = Qg Ey(mg1) + o1 + &4 (4)

L’intégration d’anticipations rationnelles permet ainsi de contrer la critique de Lucas.
Cette équation est habituellement qualifiée de New Keynesian Phillips Curve ou NKPC.
Cependant, cette formulation n’est généralement pas celle retenue. On lui préfére effecti-
vement une équation incorporant a la fois des anticipations et des termes retardés afin de
tenir compte de la persistance de l'inflation et du type de données utilisées (Rudebusch

Le nombre de décalages inclus 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 et al.).

15Une présentation détaillée de I'obtention de cette courbe forward looking est donnée en annexe, cf. p.
42.



(2002)). Fuhrer & Moore (1995) proposent ce genre de spécification en utilisant un modéle
de contrats ot les agents sont concernés par le salaire réel relatif sur la totalité de vie du
contrat. Nous détaillons toutefois un autre modéle, celui de Gali & Gertler (1999) (cf. en
annexe, p. 45). Ces derniers obtiennent une équation hybride en reprenant le modéle de
rigidités nominales de Calvo (1983), qui nous a permis d’établir la forme purement forward
looking, et en ajoutant ’hypothése suivante : parmi la proportion (1 — ¢) des entrepre-
neurs qui revisent leurs prix, seuls (1 —w) d’entre aux le font de fagon optimale, les autres
adoptent une régle de conduite tournée vers le passé.

H J
T = Z 0Ty =+ Z GjE(Tesj) + 0ye1 + & (5)
h=1

= j=1

Cette forme trés générale (équation (5)) peut étre obtenue en considérant des contrats
multi-périodiques. Cependant, ’ajout de ces termes retardés a aussi une origine empirique.
En effet, sans ces variables décalées la dynamique présenterait des sauts en réponse aux
chocs & 'opposé du comportement réel des données (Estrella & Fuhrer (1998)).

Donc, 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’in-
térét (ie., le coefficient devant la variable d’activité dans la courbe de Phillips) deux fois
plus importants en valeur pour les Etats-Unis par rapport a ’Europe. En ce qui concerne
I’Allemagne, I’étude de Jondeau & Le Bihan (2001) révéle systématiquement un coefficient
d’output gap de signe contraire a celui attendu quel que soit le nombre de retards pris en
compte (un lead'® , un lag ou trois leads, trois lags) et la méthode d’estimation retenue
(GMM ou FIML)'".

La transmission des impulsions de politique monétaire a 1’économie réelle (prix et pro-
duction) est modélisée par ces deux équations. Selon ces formulations, on peut noter que
conformément & Svensson (1997) l'inflation et I'output gap réagissent avec un lag de dé-
calage aux variations du taux court, ce qui, étant donnée la structure des deux équations,
implique que l'inflation va réagir avec deux périodes de décalages. Ces retards sont justi-
fiés par les délais d’action de la politique monétaire. Comme précédemment, étant donnée
la faible périodicité de nos données, un décalage vers 'avant et un autre retardé dans la
courbe de Phillips sera considéré comme suffisant. Ces paramétres (respectivement, le coef-
ficient d’output dans la courbe de Phillips et celui du taux réel dans 1’équation de demande
agrégée) seront par la suite considérés comme les paramétres d’intérét de notre étude. En
effet, voulant analyser I'impact des interventions des autorités monétaires, nous cherche-

6Nous emploierons lead et lag, les termes anglais, pour parler des termes avancés et retardés des diffé-
rentes équations.

17En plus des estimations incluant I’output gap dans la courbe de Phillips, Jondeau & Le Bihan (2001)
considérent un processus de formation des prix dépendant des cotlits marginaux du travail. Pour I’Alle-
magne, les différentes configurations ménent & des résultats similaires.
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rons des représentations de I’économie capables de transcrire les impulsions des taux courts
a 'inflation.

La derniére équation du modéle établit la régle de politique monétaire suivie par la
Banque Centrale. La littérature sur ce sujet est abondante (Taylor (1999)). Notre probléme
n’étant pas la recherche d’une régle optimale de politique monétaire (Svensson (1997),
Svensson (1998)), nous estimerons une régle effective, extraite des données (Clarida, Gali
& Gertler (1997)).

1.4 Reégle de politique monétaire

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

Z'Ct:7Tt+0,5yt+0,5(7Tt_2)+2 (6)

ou 7; est le taux d’inflation calculé sur les quatre derniers trimestres et y;, 'output gap, est
I’écart, en pourcentage, entre le PIB réel et sa cible. La constante égale & 2 représente le
taux réel d’équilibre. L’équation proposée par Taylor suggére donc que la Fed augmentera
ses taux si I'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 & ’égard de cette spécification. Les paramétres de la régle
sont fixés de facon ad hoc par Taylor, pour les Etats-Unis et sur une certaine période. Ils
ne conviennent donc pas a priori & d’autres pays et/ou d’autres périodes. De plus, les va-
riables d’intérét sont uniquement passées ou présentes, les autorités monétaires n’ont donc
aucune considération pour le futur.

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

ic; = il + B [By(mepn) — 7+ [y — 9] (7)

oil ic} est le taux d’intérét nominal de court terme controlé par la banque centrale, il, le
taux d’intérét nominal d’équilibre de long terme, 7* et y; sont respectivement les cibles
d’inflation et d’output. L’évolution du taux d’intérét de court terme dépend donc, selon
cette formulation, de 'inflation anticipée & un horizon n restant a définir, et de I'output
gap courant'®. Clarida et al. (1997) supposent que les banques centrales s’attachent plus

8Dans leur article, Clarida et al. (1997) mettent un terme d’espérance devant y; pour supposer que ’in-
formation disponible des autorités monétaires en ¢ ne comprend pas les valeurs courantes. Sans réellement
postuler que la banque centrale posséde en t toute l'information jusqu’a cette date, nous ne mettrons pas
de signe d’anticipation devant des termes normalement connus a la date d’aujourd’hui.
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volontiers a I’évolution & long terme de 'inflation plutdt qu’aux variations mensuelles, ils
fixent sur cette base la valeur de n a 12. Cette valeur d’une anticipation a un an nous semble
tout a fait raisonnable. 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 fixation a priori des paramétres ainsi que des valeurs
cibles.

Outre la composante forward pour I'inflation, faisant ainsi le lien entre les variables de
la régle et les objectifs des banques centrales, I’'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
’équation (8) seront plus & méme de stabiliser I'inflation et I'output que les régles sans
ajustement 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, favori-
sant ainsi ’action instantanée sur I'inflation et I'output. Les deux autres arguments avancés
par Sack & Wieland (2000) concernent l'incertitude : incertitude sur les données utilisées
par la banque centrale et incertitude sur les paramétres estimés dans la régle. Les données
macroéconomiques peuvent étre mesurées avec erreur et sont sujettes a de multiples révi-
sions. De plus, les relations entre les différentes variables de ’économie, autrement dit la
valeur des paramétres de la régle, ne sont pas connues avec certitude.

’iCt = (1 — p)l: + p’l'thl + vy (8)

ou p € [0,1] traduit le degré d’ajustement des taux d’intérét et v, ~> i.i.d. .
Au total, I’équation que nous allons considérer est semblable a celle proposée par Clarida,
et al. (1997) :

ice = (1 = p) [ + BE¢ (Teqn) + vy + pici—1 + 9)

ol n correspond & un horizon d’un an.

Maintenant que nous avons défini le modéle de I’économie que nous entendons suivre,
poursuivons notre analyse en réalisant l'estimation dans le cadre de ’allemagne.
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2 Reésolution, estimation et simulation du modéle

2.1 Reésolution du systéme d’équations

La présence d’anticipations rationnelles dans le modéle décrit plus haut nous conduit
tout naturellement & vouloir le résoudre, afin de pouvoir travailler uniquement avec des
variables backward qui sont par définition connues en ¢. Nous allons pour cela nous servir de
I’approche méthodologique employée dans les Modéles d’Equilibre Général Intertemporel
Stochastiques (MEGIS).

Nous disposons, en effet, avec ’écriture de notre modeéle sous forme réduite d’un modele
linéaire que nous pouvons résoudre de fagon simple par la méthode de Farmer (1993).

L’écriture de nos trois équations sous forme espace-état nécessite dans un premier temps
de distinguer les variables prédéterminées (variables backward), de celles qui sont forward
looking et des variables de controle. Notons au passage que par souci de simplification,
nous avons centré chacune de nos variables, sans modifier pour autant les notations, ceci
nous permet de ne pas inclure une matrice de constantes.

Ty = Qg Et(ﬁt+1) + (1 - aa)ﬂ-t—l + Ay Y1 + 5?
Y = ko Ee(yr) + (1 — Ka)yeo1 — Ky (ice1 — m) + & (10)
ic, = (1—p) BE(meq1) +vye] + pice—y + €

Si 'on note xy; le vecteur de taille (ny,1) des variables prédéterminées, xo; de taille

(ng, 1) celui des variables anticipées et C; de taille (ng, 1) celui des variables de contrdle ou
de mesure, on a donc :

Ty = [T, Y1, i)
Tor = [7Tt7 yt]/ (11)
C, = [7Tt—1a Yi—1, iCt—l],

On note la présence de trois variables pré-déterminées dans notre modéle pour deux
variables anticipées. D’autre part, nous remarquons que, de facon analogue a Jondeau &
Le Bihan (2000), les variables pré-déterminées et celles de controle sont identiques. Cela
nous permettra de simplifier le systéme matriciel nécessaire a la résolution du modéle (pour
plus de détails, voir en annexe, section 3.4, p. 45).

!
En posant S; = (z1: x2) le vecteur de taille (ny+ngy) des variables d’état comprenant a
la fois les variables pré-déterminées et anticipées'”, nous pouvons écrire notre modéle sous
la forme?® :

Par convention, d’aprés Farmer, nous organisons le vecteur S; tel que les variables pré-déterminées
soient en premier.
20Le détail des matrices est présenté en annexe, p. 45.
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Mcc Ot — Mcs St (12)
MssO EtStJrl + Mssl St = MscO EtCtJrl + Mscl C(t + Mse Et+1 (13)

Nous remarquons qu’il n’ y pas de constante dans 1’équation (13), contrairement au
modeéle présenté dans la section 1. Cela tient au fait que la résolution de ce genre de
modeéle est plus simple dans ce cadre. Nous trouvons la une justification pour avoir centré
les données, opération qui n’enléve rien a leurs propriétés.

Ce systéme peut ensuite étre résolu par la méthode de Farmer. En incorporant 1’équation
(12) dans (13), nous pouvons dans un premier temps éliminer les variables de controle de
la dynamique. Ensuite pour faire de méme avec les opérateurs d’espérance, nous écrivons
E;(Si41) en fonction de la réalisation du vecteur d’état a la date t + 1 et de l'erreur
d’anticipation : E;(S;11) = Si11 — €441- Nous obtenons finalement un systéme écrit sous la
forme :

Sip1 = Wy Si+We ein
Ot = H St (]_4)

avec I = Mclecs et Ws - (MSSO - MSCOMciclMcs)il (MsclMclecs - Mssl)

Notons dés a présent que cette écriture nous permettra de dériver les conditions de
Blanchard-Kahn. En effet, ce sont les valeurs propres de la matrice W, qui nous rensei-
gneront sur la trajectoire suivie par notre systéme. Plus précisément, nous chercherons
la configuration ou il existe une trajectoire unique qui converge vers I’état stationnaire,
c’est-a-dire que nous vérifierons que le nombre de valeurs propres supérieures a I'unité soit
égal au nombre de variables non pré-déterminées dans le systéme.

Pour terminer de résoudre notre modéle, nous écrivons les variables forward en fonction
des variables prédéterminées : Sp, = HSp,*'.

Maintenant que toutes les variables d’état peuvent étre exprimées en fonction des va-
riables backward, nous obtenons une forme état-mesure ou les équations d’état ne portent
que sur ces variables backward :

Spty1 = Mgs Spt + Msg €141 (15)
ou Mgs = Wpgg + Wgr H et Mg = Wgp.

Cette équation matricielle, qui n’est rien d’autre qu'un VAR(1), nous sera utile tant
pour l'estimation que la simulation de notre modéle.

21La matrice H est obtenue telle que H = —(Pj ) ' Pyg. P et Py sont des blocs de la matrice P~1
(P étant la matrice des vecteurs propres), tout comme Wgp et Wpp seront des blocs de la matrice W
(cf. légende de I’équation (15)).
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2.2 Estimation du modéle macroéconomique

Notre logique étant de dériver des anticipations de taux courts, afin de reconstruire
des taux a plus long terme, nous nous intéressons principalement a la régle de politique
monétaire??. Celle-ci comporte, cependant, d’autres variables telles que I'inflation anticipée
pour dans un an et 'output gap courant. Ceci, nous a conduit & modéliser les dynamiques
de ces variables auxiliaires que nous avons présentées dans la section 1. Dans ce contexte,
une estimation équation par équation ne permettrait pas, a notre avis, de considérer toutes
les interactions. Une prise en compte globale du systéme composé des trois équations nous
semble indispensable.

De trés nombreuses estimations des équations sous formes réduites, présentées dans
la section précédente, ont été menées (on peut citer par exemple Clarida et al. (1997),
Jondeau & Le Bihan (2001), Lindé (2001), Fuhrer & Rudebusch (2002), Coenen & Wieland
(2002) ou encore Lindé (2002)). Cependant, la plupart de ces travaux empiriques ont
été conduits 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 représentations théoriques de corroborer les faits stylisés (Soderstrom et al. (2002),
Lindé (2001)). De plus, beaucoup de ces travaux s’intéressent aux Etats-Unis et moins &
I’Europe.

Dans ce contexte, I'estimation du systéme complet de trois équations sur données al-
lemandes peut paraitre ambitieuse a réaliser, car ces relations interdépendantes forment
un systéme complexe et qui plus est, a la fois forward et backward. Nous pouvons néan-
moins rapprocher notre étude des travaux de Jondeau & Le Bihan (2000) et Sahuc (2002).
Les premiers effectuent I’estimation d’un systéme a quatre équations (les trois équations
présentées ci-dessus plus la structure par terme des taux puisqu’ils incorporent le taux
long réel dans la courbe IS) par maximum de vraisemblance pour 1’ Allemagne et les Etats-
Unis, cependant ils considérent un systéeme d’équations d’offre et de demande agrégées
purement backward looking. A contrario, Sahuc (2002) prend en compte le comportement
optimisateur des agents, c’est-a-dire qu’il incorpore des termes anticipés dans les équa-
tions du modéle macroéconomique. Plus précisément, Sahuc (2002) estime par maximum
de vraisemblance a information compléte (FIML, Full Information Mazimum Likelihood)
un systéme de trois équations comparable au notre?® sur données européennes. On peut
rapprocher cette derniére étude de celle de Smets (2000) méme si ce dernier ne réalise
'estimation (par la méthode des moments généralisés, GMM) que du modéle macroécono-
mique, puisque tous les deux utilisent des données annuelles européennes de 1974 & 1998
pour Smets et de 1974 a4 2000 pour Sahuc.

L’estimation de notre systéme complet, qui contient des termes forward, ne peut pas

22D’autre part, cela justifie de nous cantonner & I'utilisation du modéle sous forme réduite, et non 4 la
forme structurelle.

230n peut cependant noter que Sahuc (2002) n’incorpore pas de lag dans 'output gap et dans le taux
court réel dans les équations du modeéle macroéconomique, comme nous le faisons.
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étre réalisée par de simple moindres carrés ordinaires. En effet, une partie des régresseurs
(les termes anticipés) sont par nature corrélés avec les résidus. Pour résoudre ces modéles,
nous retenons deux méthodologies couramment employées : la méthode des moments gé-
néralisés et le maximum de vraisemblance.

La méthode des moments généralisés, en n'imposant pas de spécification particuliére,
est robuste aux erreurs de spécification de la dynamique, cependant en cas de bonne spé-
cification du modéle, une méthode paramétrique se révele plus précise. D’autre part, les
GMM ne demandent pas la définition de I’ensemble de la densité, elle s’intéresse seulement
a quelques moments. Malgré la simplicité que cela engendre, elle n’utilise pas, en consé-
quence, toute 'information disponible dans I’échantillon.

Une seconde technique permettant de résoudre ces modéles comprenant des termes an-
ticipés impose, a I'opposé de la précédente, une spécification particuliére : le maximum de
vraisemblance. Elle consiste a calculer la densité jointe des endogénes du systéme condi-
tionnellement aux variables prédéterminées et 4 maximiser la fonction de vraisemblance
jointe. Cette approche, connue sous le nom de maximum de vraisemblance & information
compléte (FIML), ne réclame pas de choix d’instruments cependant elle nécessite d’écrire le
modeéle sous forme espace-état, tel que nous venons de le réaliser et de faire une hypothése
forte sur la loi suivie par les résidus du systéme. Nous supposerons qu’ils sont gaussiens,
non autocorrélés et indépendants des variables explicatives.

La log-vraisemblance a maximiser s’écrit dans ce cadre, en reprenant I’équation finale
issue de la résolution de notre modéle par la méthode de Farmer (1993) (équation (15)) :

nT 1 1
1 -1~
logL = 5 log(27r) —3 ; 1 l0g|2t\ —3 ; 1 €2y €t (16)

ou ny définit toujours le nombre de variables prédéterminées (cf. section 2.1), T, est le
nombre d’observation disponible, ||, le déterminant de la matrice de variance-covariance
des résidus, et &, = Spy — MSS x Spi—1 (cf. équation (15)).

Nous pouvons observer les résultats des GMM et FIML?* dans le tableau 2. La premiére
constatation que nous pouvons faire est que tous les paramétres du modéle sont de signes
attendus (positifs, conformément aux notations du systéme 10), quelle que soit la méthode
d’estimation. Cependant, tous ces coefficients ne sont pas significatifs.

Nous constatons que, selon les GMM, seule la sensibilité de I'inflation a 'output gap
est significative. En ce qui concerne I'impact du taux court réel sur 'output gap, la re-
lation trouvée est bien négative, cependant on ne peut rejeter I’hypothése de nullité de
ce coefficient. Il en est de méme pour le paramétre d’inflation dans la régle de politique
monétaire qui n’est donc pas significatif. Cette derniére propriété se retrouve dans les ré-
sultats obtenus par FIML, ou la variable ciblée par la Banque Centrale, a savoir 'inflation

24Les estimations par GMM ont été réalisées a ’aide du logiciel RATS alors que celles par FIML ont été
effectués avec MATLAB.
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TAB. 2: ESTIMATION DU SYSTEME DE 3 EQUATIONS

ALLEMAGNE
GMM FIML
Paramétres estimation t-stat estimation t-stat
Courbe de Phillips
O 0,43 14,33 0,53 8,83
ay, 0,07 4,66 0,03 3,04
Courbe de demande
Kq 0,71 41,76 0,40 5,43
Ky 0,11 0,78 0,22 2,44
Fonction de réaction
p 0,64 20,12 0,61 4,36
1] 1,36 1,62 2,03 1,14
v 1,36 5,44 0,85 1,05
J-Stat Vrais.
8,27 -92,17

Les écart-types des GMM sont corrigés des problémes d’autocorrélation
et d’hétéroscédasticité. Les instruments utilisés pour les GMM sont deux
décalages des variables d’inflation et d’output gap, et un décalage du taux
court nominal. Le test d’Hansen (J — Stat) conclut que les instruments
sont bien valides. En effet, la valeur critique d'un x? & huit degrés de
liberté & 5% est de 15,51. Les écart-types associés aux coefficients estimés
par FIML sont obtenus & partir de la matrice Hessienne tels que : o; =

[ — -1
—Hess;; . Enfin, les valeurs critiques pour le test de Student & 18
degrés de libertés sont respectivement aux seuils de risque de 10, 5 et 1%,

1,734, 2,101 et 2,879.

anticipée, est non significative. De plus, selon cette estimation, nous pouvons noter que,
Poutput gap, qui peut étre considéré comme un indicateur avancé de l'inflation future est
aussi non significatif. Par contre, nous constatons que, par FIML, les sensibilités de l'in-
flation a 'output gap et de 'output gap au du taux court réel sont significatifs et de bons
signes conformément aux attentes. Les valeurs estimées de la régle de politique monétaire
arborent aussi les signes attendus. Dans ce cadre, nous constatons, d’autre part que les
GMM donnent un poids équivalent a I'inflation et a I'output gap, alors que les FIML ac-
cordent une plus grande importance a l'objectif d’inflation par rapport a 'output gap.

La comparaison des nos résultats avec des études analogues, c’est a dire utilisant un
systéme d’équations comparable au notre (hybride), sur I’Allemagne et sur une période
similaire est difficile. Cependant, comme nous I’avons noté précédemment, nous pouvons
rapprocher notre étude de celles de Smets (2000) et Sahuc (2002) en dépit du fait que ces
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auteurs travaillent sur données européennes, et que nous sommes conscient que la zone euro
ne se résume pas a I’Allemagne. De plus, nous devons noter que le modéle macroéconomique
estimé par ces deux auteurs différe du notre par I'absence de lag pour l'output gap et
le taux d’intérét réel dans respectivement 1’équation d’offre et dans la courbe IS. Smets
(2000) justifie ce choix en disant qu’il ne met pas de décalage dans ces deux équations car il
s’intéresse a I’horizon optimal de la politique monétaire et non a la transmission de celle-ci
vers ’économie réelle.

Si nous confrontons nos estimations a celles de ces auteurs, nous observons que Sahuc
(2002) et Smets (2000) obtiennent tous les deux un coefficient prospectif plus important
dans ’équation de demande (k,) par rapport a la courbe de Phillips («,) (pour Smets 0,56
vs. 0,52 et pour Sahuc 0,51 vs. 0,46) alors que nous obtenons ce résultat seulement par
GMM. Pour cette derniére estimation, nous trouvons en outre que la composante inertielle
de l'inflation (1 — a,) domine dans la courbe de Phillips. Ce résultat observé par Sahuc
(2002) par FIML, n’est plus vrai pour notre estimation de la courbe de Phillips allemande
estimé par maximum de vraisemblance.

En ce qui concerne les sensibilités de 'output gap a l'inflation et du taux court réel a
Ioutput gap, Smets (2000) trouve une valeur trois fois plus importante que Sahuc (2002),
ce qui pourrait correspondre avec notre estimation par FIML. En ce qui concerne la régle,
Sahuc affecte un poids plus important & 'output gap comparativement a 'inflation. Mais
surtout, il obtient un paramétre autorégressif beaucoup plus grand en valeur que les notres
(0,88 contre 0,61 et 0,64, pour nous).

Tous ces résultats différents nous conduisent & ne pouvoir discerner a priori entre les
deux types d’estimation, puisque tous les deux nous donnent des paramétres dont les signes
sont conformes aux attentes. Nous devons noter, de plus, que les modéles ainsi estimés sont
stables. En effet, pour chaque estimation deux valeurs propres sont supérieures a 'unité?’
pour deux variables non-prédéterminées dans le systéme, ce qui implique I'existence d’une
trajectoire unique qui converge vers I’état stationnaire.

A partir des estimations précédentes, qui ne nous ont pas permis de privilégier un
type d’estimation plutot qu’un autre, nous proposons a présent d’évaluer la réponse de
notre systéme de trois équations a des chocs d’inflation, d’output gap et de politique
monétaire?S. Nous savons, en effet, qu’il s’agit la d’un bon outil pour apprécier la dynamique
des variables.

Les fonctions de réponse inhérentes a notre modéle et a celle de chacune des estimations
(par GMM et par FIML) sont données sur le graphique 2. Nous constatons quelques diffé-
rences entre les réponses issues de ’estimation par FIML et celles par GMM. Cependant,
nous ne pouvons pas dire qu’elles soient radicalement dissemblables.

25Précisément, les valeurs propres obtenues dans le cadre des estimations sont dans 'ordre croissant :
0,4846: 0,4846 : 0,8816: 1,2293 : 1,3615 et 0,6997: 0,96 : 0,96 ; 1,2509; 2,0333 par GMM, et 0,6405 ; 0,7677 ;
0,7677: 1,1822; 1,8180 par FIML.

26 Ces fonctions de réponse ont été construites a partir du systéme résolu (cf. équation (15)) sous MAT-
LAB.
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Si nous regardons la derniére ligne du graphique 2, qui montre I'impact d’un choc
positif d’un écart-type de taux d’intérét, nous constatons que, quelle que soit la méthode
d’estimation employée, I'inflation et I'output gap diminuent avant de revenir a leur position
d’équilibre. Nous n’observons donc pas le price puzzle décrit de nombreuses fois dans la
littérature empirique (a partir des modéles VAR).

Si ’on se concentre & présent sur la troisiéme colonne du graphique, on observe qu'un
choc positif d’inflation et d’output gap, fait normalement s’élever le taux court, avant que
celui-ci revienne a 1’équilibre. Nous pouvons noter, de plus, que nous retrouvons la forme
en bosse (hump-shaped) des réponses générées par les termes retardés (Christiano, Eichen-
baum & Evans (2001)) seulement pour I’estimation par FIML.

Globalement, nous pensons donc, a présent, disposer au moins d’une représentation de
I’économie allemande permettant de reproduire correctement les faits stylisés de ce pays
sur la période considérée.

2.3 Simulations

Maintenant que nous avons rendu compte empiriquement des mécanismes de transmis-
sion de la politique monétaire aux variables réelles et simultanément défini un mécanisme
de formation des taux courts, nous allons chercher & vérifier la théorie de la structure par
terme des taux d’intérét.

La théorie pure des anticipations rationnelles prédit que le taux long est égal & une
somme pondérée de taux courts présent et anticipés.

En terme nominal, nous pouvons écrire?” :

lign = (%) Z Ei(iciri—1) +§ (17)

Les taux longs sont donc simplement des moyennes pondérées des taux courts présent et
futurs plus une prime. Ces taux courts anticipés sont par définition non connus en ¢, nous
allons les simuler & partir du systéme d’équations estimé précédemment (nous prendrons
alternativement les résultats obtenus par FIML et par GMM).

Afin de mener a bien notre exercice de simulation sur la période allant de 1975 a
v . i vari covari i )
199828, nous avons récupéré la matrice de variance-covariance de chacune des estimations
précédentes (sur I'ensemble de ’échantillon). Nous allons en effet appliquer a notre systéme
catoires tiré ns une loi norm ntré variance & A NOS varian
des chocs aléatoires tirés dans une loi normale centrée, de variance égale & nos variances
estimées.

2TCette équation est identique & celle considérée par Favero (2001, 2002) auquel nous comparerons nos
résultats.

28Nous débutons nos simulations en 1975, soit une période aprés le début de notre échantillon pour nous
permettre de se servir de cette premiére donnée comme point de départ.
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Chaque endogéne (inflation, output gap et taux court) est obtenue aisément a I’aide de
’équation finale issue de la résolution du systéme (équation (15)). Précisément si 1'on se
place en 1975, a la premiére simulation, nous avons :

([ Spiors = Mgs Spora + MSE - VVCOV - ResNigrs
Spiore = Mgs Spigrs + MSE - vVVCOV - ResNigrg

( Spigsa = Mss 513,1983 + MSE - VVCOV - ResNigga

ot VOOV est la matrice de variance-covariance estimée de notre systéme?® et ResN, un
tirage dans une loi normale centrée réduite effectué a chaque simulation. Sp 1975 représente
la prévision du vecteur Sp 1975 obtenue a la ligne précédente.

D’aprés le systéme précédent, nous récupérons en 1975 des valeurs d’inflation, de 1’out-
put gap et du taux a 1 an (a partir de Sp 1975°"), et nous calculons des taux a 2, 3, 5, 7 et
10 ans tels que (par example pour les taux a 2 et a 10 ans) :

1976 1984

1 ) 1 .
2 ans, 1975 = > E 1Ch 1 t10 ans, 1975 = 10 E 1Cy 1 (18)
i=1975 i=1975

Nous répétons cet exercice dix mille fois, puis nous calculons la moyenne pour chaque
variable que nous venons d’énoncer. Une fois ceci fait, nous avancons d’une période, donc
nous passons a 1976, ott maintenant nous prenons comme historique de nos séries les vraies
valeurs de 1975 et ainsi de suite... Nous construisons, de plus, des intervalles de confiance
a 90% autour de nos simulations. Concrétement, nous avons cherché, a chaque date, les
fractiles & 5 et 95% sur nos dix mille simulations, nous permettant ainsi d’encadrer nos
séries simulées3!.

Nous comparons nos simulations (toujours réalisées depuis 1975) aux taux observés,
de 1980 a 1998, faute de disponibilités de données®® (cf. graphiques 3,4, 5 et 6). Nous
constatons alors que les taux simulés s’éloignent de plus en plus des taux observés au fur
et & mesure que la maturité devient grande. Autrement dit, les taux simulés a partir de
la théorie des anticipations de la structure par terme sont relativement en accord avec les
vraies valeurs des taux pour les échéances courtes et moyennnes, mais sont décalés dans le
long terme.

29Nous avons fait I’hypothése que le matrice de variance-covariance des résidus est diagonale. Cette res-
triction a été effectuée par souci de simplification quant & ’estimation par FIML mais aussi par parcimonie.
En effet, si nous n’avions pas imposé cette forme, nous aurions di estimer trois paramétres supplémentaires
dans notre systéme, limitant d’autant le nombre de degré de liberté.

30Nous rappelons que le vecteur Sp+ = [mi—1,yt—1,ict—1] -

31Ces simulations ont été réalisées a I'aide du logiciel Matlab.

32Nous ne perdons que 4 points.
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F1G. 3: ALLEMAGNE - TAUX SIMULES VS. TAUX OBSERVES A COURT ET MOYEN TERME (estim.
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F1G. 4: ALLEMAGNE - TAUX LONGS ET ENDOGENES SIMULES VS. OBSERVATIONS (estim. par GMM )

—s—Tauxa7ans ------- Tx 7 ans simulé —s—Tauxall0ans ------- Tx 10 ans simulé

—s—Inflation ------- Infl. simulée —s—Output gap ------- OG simulé
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FI1G. 5: ALLEMAGNE - TAUX SIMULES VS. TAUX OBSERVES A COURT ET MOYEN TERME (estim. par FIML)

—=s—Taux court ------- Tc simulé —s—Tauxa2ans ------- Tx 2 ans simulé

— s _Tauxa3ans ------- Tx 3 ans simulé —s—Tauxabans ------- Tx 5 ans simulé
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F1G. 6: ALLEMAGNE - TAUX LONGS ET ENDOGENES SIMULES VS. OBSERVATIONS (estim. par FIML)

—s—Tauxa7ans ------- Tx 7 ans simulé —s—Tauxall0ans ------- Tx 10 ans simulé

—s—Inflation ------- Infl. simulée —s=—Outputgap ------- OG simulé




Ce constat graphique est néanmoins difficilement corroboré par la comparaison des
moments d’ordre 2 (variance et autocorrélations d’ordre 1, 2 et 3) des séries simulées et
observées (cf. tableau 2.3). Les moments d’ordre 2 issus des séries simulées par GMM et
FIML sont relativement, voire méme pour les taux longs, vraiment éloignés des moments
empiriques.

Outre ces constatations graphiques, nous calculons de maniére analogue & Campbell &
Shiller (1987) le coefficient de corrélation entre les taux longs simulés et observés (pgr« g**)
ainsi que le ratio des écart-types de ces deux séries (0},/or). D’autre part, nous effectuons
la régression suivante afin de tester la valeur du paramétre [ :

R =~v+ 08 R +e (19)

Chacun des coefficients estimés doit si la théorie des anticipations est vérifiée tendre
a étre égal a un (cf. tableau 4). Nous observons que les résultats différent selon le type
d’estimation. Alors que les coefficients de corrélation sont relativement élévés et le ratio
plutot faible, quelle que soit la maturité, lorsque 1’on observe les résultats issus des FIML,
c’est totalement le contraire pour les GMM. De facon logique, on observe tout de méme que
le coefficient estimé tend a décroitre avec la maturité, signe de la difficulté des prévisions
a long terme. D’autre part, bien que la pente de la régression du taux long simulé sur le
taux long observé soit généralement significative, on ne peut accepter 'hypothése qu’elle
soit égale a un.

Cependant, & ce stade nous avons contruit les taux simulés comme des moyennes des
taux courts présent et anticipés sans prendre en compte l'existence d’une prime de risque.
Or, la prime dépend théoriquement de nombreux éléments : de la variablilité du taux long,
de la covariance taux long / inflation et des offres d’obligations pour le modéle simple de
choix de portefeuille. Si nous montrons que la différence entre les taux obesrvés et simulés
est fonction de ces variables, c’est & dire finalement qu’elle posséde les attributs d’une prime
de risque, nous pourrons alors convenir que la théorie des anticipations est éventuellement
pertinente®*.

Nous régressons donc la prime potentielle des taux allemands®®, qui est simplement
la différence entre les taux observés et simulés®® a chaque maturité, sur les différentes

33 ¢étoile désigne le taux simulé.

34Nous devons noter que le résidu entre taux théoriques (issus de la théorie des anticipations) et taux
observés n’est pas réellement une prime. En effet, comme nous avons centré nos données, nous n’observons
pas le niveau de la prime. Cependant ’évolution de ce qu’on appellera tout de méme « prime potentielle »
est tout a fait équivalente & la « vraie prime ».

35Les taux simulés sont alternativement issus des estimations par FIML et par GMM. Nous étudierons
donc successivement deux primes pour chaque maturité, déduites respectivement des deux types d’estima-
tion.

36En effet, les taux observés contiennent éventuellement une prime de risque alors que les taux simulés,
calculés comme une moyenne des taux courts présent et anticipés ne 'incoporent pas. La prime et donc
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TAB. 3: VARIANCE ET AUTOCORRELATIONS DES DONNEES ET DES SIMULATIONS POUR
L’ALLEMAGNE

Variance Autocorrélations
1 retard 2 retards 3 retards
Inflation
Valeurs Observées 0,56 0,77 0,39 0,001
Valeurs issues des simulations (FIML) 0,43 0,88 0,66 0,40
Valeurs issues des simulations (GMM) 0,77 0,86 0,59 0,30
Output gap
Valeurs Observées 6,69 0,78 0,45 0,03
Valeurs issues des simulations (FIML) 4,64 0,77 0,42 -0,01
Valeurs issues des simulations (GMM) 0,93 0,76 0,37 -0,07
Taux 4 1 an
Valeurs Observées 5,85 0,74 0,24 -0,26
Valeurs issues des simulations (FIML) 3,41 0,72 0,34 -0,06
Valeurs issues des simulations (GMM) 3,14 0,70 0,25 -0,18
Taux & 2 ans
Valeurs Observées 3,94 0,70 0,38 -0,07
Valeurs issues des simulations (FIML) 2,78 0,82 0,42 -0,15
Valeurs issues des simulations (GMM) 2,43 0,82 0,41 -0,12
Taux & 3 ans
Valeurs Observées 3,54 0,67 0,36 -0,06
Valeurs issues des simulations (FIML) 1,99 0,81 0,39 -0,20
Valeurs issues des simulations (GMM) 1,73 0,83 0,43 -0,11
Taux & 5 ans
Valeurs Observées 2,58 0,60 0,32 -0,04
Valeurs issues des simulations (FIML) 0,95 0,77 0,27 -0,29
Valeurs issues des simulations (GMM) 0,98 0,84 0,46 -0,10
Taux & 7 ans
Valeurs Observées 1,90 0,58 0,29 -0,04
Valeurs issues des simulations (FIML) 0,43 0,72 0,17 -0,35
Valeurs issues des simulations (GMM) 0,63 0,84 0,47 -0,09
Taux a 10 ans
Valeurs Observées 1,57 0,56 0,32 -0,04
Valeurs issues des simulations (FIML) 0,16 0,72 0,16 -0,36
Valeurs issues des simulations (GMM) 0,39 0,84 0,48 -0,09

explicatives suivantes incorporées une a une’” :

— la variabilité du taux long allemand, que I'on mesure comme la variance sur un an
des taux a dix ans de périodicité mensuelle,

— la covariance taux long allemand / inflation allemande, calculée comme la covariance

entre ces deux variables, sur un an, a partir de données de fréquence mensuelle,

bien la différence entre les taux observés et simulés, et non 'inverse.
3TToutes les variables explicatives sont des données OCDE trouvées sur Datastream, sauf pour les offres
d’obligations.
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TABLEAU 4: COMPARAISON TAUX LONG THEORIQUE VS.
OBSERVE POUR L' ALLEMAGNE

Maturité 1 an 2 ans 3 ans 5 ans 7 ans 10 ans
FIML
PR* R 0,76 0,85 0,75 0,58 0,44 0,40
(6%/0R) 0,76 0,84 0,75 0,61 0,48 0,32
I6] 0,58 0,72 0,56 0,35 0,21 0,13
(5,47%%*) (6,74%%=) (4,69%**) (2,92%%*) (2,03%) (1,79)
t(B=1) -3,96%** -2,66** -3,63*F*F 54, 11%%* 7 60*** -12,39%**
GMM
PR* R 0,75 0,90 0,86 0,81 0,77 0,76
(6}/0R) 0,73 0,78 0,70 0,61 0,58 0,50
I6] 0,55 0,70 0,61 0,50 0,44 0,38
(5,35%%*) (8,66%**) (7,13%%*) (5,73%**) (4,99%**) (4,89%%*)
t(B=1) -4,36%**F -16,00%** -4 63*** 5 72%kk g 2%k -7,94%%*

Les valeurs entre parenthéses sont les t-stat du test de significativité du coefficient 5.
* ¥k et ¥F* signale que I'on rejette I’h’ypothése nulle au seuil de risque de 10, 5 et 1%
respectivement.

— les offres d’obligations en Allemagne. Nous avons rentenu comme prozy de cette
variable, la série des engagements financiers bruts des administrations publiques en
% du PIB nominal, fournie par TOCDE?3. Cette série ne remonte que jusqu’en 1981,
ce sera donc le point de départ de toute nos régressions®’. D’autre part, a partir de
1998 et la mise en place du critére de déficit budgétaire de 3% institué par le Traité
de Maastricht et le Pacte de stabilité et de croissance, nous pouvons penser qu’une
modification dans le calcul de ce ratio est apparue, nous conduisant & occulter cette
derniére année de notre échantillon.
De plus, nous ajoutons la prime décalée d'une période dans les équations de tests afin de
tenir compte d’une éventuelle inertie des primes. Etant donné la périodicité annuelle de nos
données originales, il nous semble d’une part, que ce seul décalage devrait suffir et d’autre
part, que les autres variables explicatives ne doivent pas étre décalées.

Les résultats de ces estimations sont présentés dans le tableau 5. Nous constatons
premiérement que les déterminants théoriques classiques de la prime présentent les signes
attendus, a savoir positifs. Cependant, ils sont souvent non significatifs, quelle que soit
la prime étudiée (la maturité) et la méthode d’estimation du systéme employée. Seule la
covariance taux long / inflation se révéle étre significative pour toutes les primes, sauf celle
a un an, aussi bien dans les résultats issus des FIML que dans ceux obtenus par GMM.

Ces conclusions sont proches de celles de Artus & Kaabi (1995). En effet, ils notaient,

38Perspectives Economiques de ’'OCDE, n° 63, juin 1998.

39Nous ne perdons qu’un seul point sur les différents taux de maturité supérieure ou égal & 2 ans, puisque
nous le rappelons ces données étaient disponibles qu’a partir de 1980. Par contre, pour la prime du taux
d’intérét & un an qui débute en 1975, nous éliminons intentionellement six points par manque de données.
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TABLEAU 5: REGRESSIONS DES DIFFERENTES PRIMES ALLEMANDES SUR
SES DETERMINANTS THEORIQUES

pl® p2¢ p3¢ pd* p7® pl0¢
Primes issues des estimations FIML
Variabilité taux long  —0, 23 2,50 2,94 2,75 1,95 1,05
(—0,15) (1,51) (1,54) (1,39) (1,09) (0,63)
Pl_1 0,15 0,15 0,29 0,36 0,43* 0, 45*
(0,67) (0,58) (1,20) (1,46) (1,85) (1,90)
R? 0,02 0,11 0,20 0,25 0,28 0,27
Cov. tx long / infl. 4,88 11,21 12,73 13,41* 10, 46* 8, 25*
(0,96) (2,38) (2,39) (2,53) (2,10) (1,77)
Pli_1 0,04 0,20 0, 36 0,41* 0,45 0,43*
(0,16) (0,91) (1,71) (2,04) (2,23) (2,09)
R? 0,07 0,26 0,33 0,41 0,41 0,38
Offre obligations 0, 0006 0,004 0,004 0,002  0,0007 —0,0006
(0,12) (0,71) (0,52) (0,29) (0,11) (—0,12)
D1 0,13 0,19 0,37 0, 46* 0, 52** 0,51*
(0,62) (0,69) (1,39) (1,77) (2,15) (2,21)
R? 0,02 0,003 0,08 0,15 0,22 0,25
Primes issues des estimations GMM
Variabilité taux long —1,65 0,75 1,15 1,31 1,23 1,12
(—1,00) (0,49) (0,68) (0,79) (0,83) (0,80)
Pl_1 0,24 —0,005 0,13 0,14 0,18 0,19
(1,14) (—0,02) (0,46) (0,53) (0,69) (0,72)
R? 0,11 0,02 0,05 0,07 0,09 0,10
Cov. tx long / infl. 2,31 9,87** 10,94*  11,72** 9,59** 8,41*
(0,39) (2,29) (2,30) (2,58) (2,24) (2,09)
Pli_1 0,14 —0,08 0,05 0,05 0,09 0,12
(0,60) (—0,34) (0,22) (0,24) (0,41) (0,53)
R? 0,06 0,27 0,29 0,34 0,30 0,28
Offre obligations —0,002 0,001 0,002 0,002 0,003 0,002
(—0,44) (0,22) (0,29) (0,41) (0,54) (0,47)
Pl_1 0,19 —0, 0004 0,14 0,15 0,18 0,21
(0,90) (—0,001) (0,49) (0,53) (0,65) (0,77)
R? 0,06 0,004 0,03 0,04 0,07 0,07
% pl, p2, ...., p10, sont simplement Ies primes a un, deux, ...., dix ans.

Les chiffres entre parenthéses sont les t-stat associées aux coefficients. *** ** et * représentent
la significativité a respectivement 1, 5 et 10% de confiance des paramétres estimés. Pour chaque
régression, nous avons vérifié a I’aide de tests de Box-Pierce que le résidu de chaque équation était
bien non autocorrélé. Dans certaines régressions, nous avons inclus une constante, que nous n’avons
pas reportés ici, quand celle-ci était significative.

lors de I’étude des déterminants théoriques, I'influence quasi-unique de la covariance taux
long / inflation dans le cas de I’Allemagne. Il semble donc que les risques joints d’inflation
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et de hausse des taux soient incorporés dans les primes de risques des taux a différentes
maturités en Allemagne. Par ailleurs, on note que le coefficient de détermination des ré-
gressions a tendance a augmenter avec les maturités. Nous en déduisons une meilleure
explication des primes « potentielles » pour les maturités longues, c’est a dire que 1’écart
entre le taux long simulé et observé pour ces échéances lointaines refléte mieux ce que I'on

attend d’une prime, par rapport au court terme.

Outre les déterminants classiques de la prime, nous avons également testé la possibilité
d’inclure des influences internationales, ici, celles de la France et des Etats-Unis, en ré-
gressant les primes allemandes sur la dette extérieure de ces pays, les covariances entre les
rendements et les covariances rendement / taux de change. Comme précédemment, nous
avons calculé ces variables en considérant des données mensuelles et en calculant les mo-
ments sur un an. D’autre part, nous avons effectué ces régressions en ajoutant une a une les
différentes explicatives et de plus, en incoporant la prime décalée. Ces régressions ont été
réalisées pays par pays, en d’autre termes nous avons recherché I'influence des Etats-Unis
et de la France séparément dans les primes allemandes. Les résultats de ces estimations
sont présentés dans le tabelau 6.

De fagon analogue a I'estimation des déterminants théoriques des primes, nous obser-
vons que globalement les paramétres estimés arborent le bon signe, c’est a dire négatif pour
la dette d’un pays tiers ainsi que pour la covariance rendement allemand / taux de change
DM-autre devise et par contre positif pour la covariance entre les taux d’intérét de long
terme des deux pays considérés.

En outre, nous constatons que les résultats sont relativement différents selon que le
systéme ait été estimé par FIML ou par GMM. En effet, si nous considérons les primes issues
des FIML, nous pouvons mettre en avant un impact de la dette extérieure américaine, de
la covariance entre les rendements longs allemands et américains et de la covariance entre
le taux long allemand et le taux de change deutsche-mark / franc frangais. Par contre,
en observant les résultats des GMM, nous établissons l'influence principale de la dette
extérieure francaise sur les primes allemandes. Notons tout de méme que nous retrouvons
dans ce cas, 'impact de la dette américaine qui apparait quatre fois significatives.

Ces résultats sont conformes pour partie & ceux de Artus & Kaabi (1995). En recher-
chant les influences internationales sur la prime, ils montraient 'influence décisive de la
dette américaine sur les primes allemandes.
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TABLEAU 6: REGRESSIONS DES DIFFERENTES PRIMES ALLEMANDES SUR
SES DETERMINANTS INTERNATIONAUX

pl® p2® p3° p5¢ p7® p10®
Primes issues des estimations FIML
Dette extérieure US 0,001 —0,06 —0,08* —0,08* —0,06 —0,05
(0,34) (—1,71) (—1,90) (—1,81) (—1,61) (—1,34)
Pir—1 0,12 0,07 0,20 0,26 0,33 0,35
(0,55) (0,28 (0,80) (0,99) (1,29) (1,36)
R2 0,04 0,28 0,38 0,39 0,40 0,35
Cov. rdt. All. / US 1,29 1,88 2,45% 2,65 2,19% 2,43*
(—1,24) (1,73) (2,02) (2,12) (1,92) (1,78)
Pir—1 0,28 0,15 0,27 0,29 0,35 0, 36
(1,22) (0,59) (1,16) (1,27) (1,56) (1,55)
R? 0,13 0,23 0,36 0,41 0,43 0,41
Cov. rdt / change DM-US —5,02 -9,05 —11,34 —12,24 -9,81 -9,59
(—0,65) (—0,85) (—0,99) (—1,10) (—1,00) (—1,11)
Pit—1 0,15 0,38 0, 54* 0, 59** 0,61** 0,58
(0,72) (1,29) (2,01) (2,36) (2,59) (2,57)
R2 0,06 0,11 0,22 0,29 0,32 0,32
Dette extérieure France —0,02 —0,04 -0,05 -0,05 —0,04 —0,03
(—1,01) (—1,46) (—1,65) (—1,71) (—1,48) (—1,33)
Pir—1 0,04 0,10 0,24 0,30 0,39 0,40
(0,18) (0,37) (0,94) (1,18) (1,58) (1,66)
R2 0,11 0,24 0,34 0,38 0,38 0,35
Cov. rdt. All. / Fr -0,11 1,09 1,04 0,75 0,22 —0,16
(—0,08) (0,67) (0,56) (0,40) (0,13) (—0,11)
Pir—1 0,14 0,22 0,39 0,46 0,52** 0,51**
(0,67) (0,84) (1,52) (1,88) (2,25) (2,24)
R? 0,03 0,09 0,19 0,23 0,28 0,27
Cov. rdt / change DM- FR 7,81 —26,03 —36,24 —45,93*  —40,02* —43,63**
(0,30) (—1,21) (—1,53) (—1,99) (—1,92) (—2,18)
Pit—1 0,20 0,23 0,38 0, 40187 0,43* 0, 42*
(0,69) (0,90) (1,64) (1,87) (2,07) (1,98)
R2 0,04 0,15 0,29 0,39 0,43 0,46
Primes issues des estimations GMM
Dette extérieure US —0,001 —0,05 —0,06* —0,07* —0,07* —0,06*
(—0,22) (—1,47) (—1,81) (—2,00) (—2,08) (—2,05)
Pir—1 0,19 —0,08 —0,005 —0,05 —0,05 —0,05
(0,89) (—0,31) (—0,02) (—0,18) (—0,20) (—0,018)
R2 0,05 0,16 0,24 0,28 0,31 0,30
Cov. rdt. All. / US —2,21** 0,64 1,08 1,39 1,41 1,44
(—2,18) (0,62) (0,98) (1,28) (1,48) (1,61)
Pit—1 0,34 —0,008 0,11 0,11 0,14 0,12
(1,72) (—0,03) (0,42) (0,43) (0,56) (0,48)
R? 0,29 0,03 0,08 0,13 0,17 0,21
Cov. rdt / change DM-US —4,78 —2,49 —3,54 -3,71 —2,25 —4,47
(—0,54) (—0,25) (—0,33) (—0,35) (—0,24) (—0,54)
Pir—1 0,18 0,05 0,21 0,23 0,25 0,30
(0,88) (0,16) (0,66) (0,75) (0,85) (1,09)
R2 0,07 0,005 0,03 0,04 0,05 0,08
Dette extérieure France —0,02 —0,05* —0,06** —0,06** —0,05* —0,04*
(—0,85) (—2,02) (—2,35) (—2,56) (—2,09) (—1,81)
Pir—1 0,12 -0,17 -0,11 -0,16 -0,07 —0,01
(0,53) (—0,65) (—0,41) (—0,61) (—0,28) (—0,03)
R? 0,11 0,25 0,33 0,38 0,32 0,27
Cov. rdt. All. / Fr —1,01 -0,10 0,03 0,08 —0,04 —0,04
(—0,67) (—0,07) (0,02) (0,05) (—0,02) (—0,03)
Pit—1 0,19 0,009 0,15 0,18 0,22 0,24
(0,92) (0,03) (0,56) (0,66) (0,83) (0,94)
R2 0,08 0,0004 0,02 0,03 0,05 0,06
Cov. rdt / change DM- FR 23,67 —19,83 —25,08 —32,04 —27,37 —32,03*
(0,84) (—0,99) (—1,15) (—1,53) (—1,44) (—1,91)
Pit—1 0,34 —0,05 0,09 0,08 0,12 0,12
(1,22) (=0,17) (0,33) (0,30) (0,48) (0,50)
R2 0,10 0,07 0,11 0,17 0,17 0,25

Voir les notes du tableau 5.
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D’autre part, nous retrouvons comme précédemment, et de maniére méme plus mar-
quée, I'augmentation du R? des régressions au fur et & mesure que la maturité devient
importante.

Ces tests de vérification de la nature de notre résidu, nous donnent quelques éléments
permettant de penser qu’il s’agit 1a d’une prime de risque. Cependant, aucune des mo-
délisations théoriques proposées, n’est complétement validée par nos estimations. Ainsi,
le modéle de choix de portefeuille est invalidé par le faible impact que semble jouer la
variable dette sur PIB. En revanche, les influences internationales apparaissent plus nom-
breuses dans I’explication des primes.

Nous parvenons donc & des conclusions plus nuancées que celles de Favero (2001). Celui-
ci arrivait en effet a4 confirmer la théorie des anticipations dans le cadre de la structure des
taux pour les Etats-Unis et I’Allemagne pour toutes les maturités, a I’aide d’un petit modéle
macroéconomique backward et d’une « régle de type Taylor ». Nos résultats ne sont pas
en effet aussi tranchant méme si nous trouvons pour I’Allemagne quelques éléments nous
laissant envisager le non rejet de la théorie des anticipations. En effet, pour ce pays, nous
avons trouvé que les taux simulés sont relativement proches de ceux observés, notamment
sur le court moyen terme. De plus, la prime potentielle retirée des taux allemands simulés
posséde quelques caratéristiques nous laissant penser qu’il s’agit effectivement d’une prime
de risque.

On peut cependant effectuer deux remarques concernant 1’étude de Favero. Premiére-
ment, le modéle macroéconomique considéré pour I’économie allemande inclue des variables
américaines. Il n’existe pas vraiment de justification théorique a ce choix. Celui-ci découle
certainement d’observations empiriques de meilleurs résultats dans ce cadre. Deuxiéme-
ment, les résultats de Favero (2001) sont essentiellement graphiques et lorsque 1’on regarde
en détail les évolutions des séries historiques et estimées, on ne peut pas étre complétement
certain que leurs moments coincideraient.

La différence entre nos résultats et ceux de Favero réside essentiellement dans le choix de
la modélisation de I’économie. Alors que nous prenons explicitement en compte le compor-
tement tourné vers le futur des agents, Favero (2001, 2002) utilise une forme autorégressive
pour former ses anticipations. Il se justifie en disant que les modéles forward looking pos-
sédent ce type de représentation comme forme réduite. Effectivement, en résolvant notre
modéle, nous obtenons un VAR(1). Cependant, celui-ci découle directement de modéles
théoriques, il n’est pas une construction purement empirique a laquelle on peut ajouter des
décalages pour parvenir a de meilleurs résultats.

Malgré I'absence de résultats clairement positifs en faveur de la structure par terme des
taux d’intérét, peut-on dire que les modifications de taux court générées par les autorités
monétaires ne se transmettent pas du tout le long de la courbe des taux, aux taux a plus
long terme 7 Une telle conclusion semble un peu hative.

Cette absence de relation entre les taux de toutes maturités peut étre liée & un probléme
de transmission de la politique monétaire. Celle-ci peut étre notamment affectée par le com-
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portement de la banque centrale. Selon la crédibilité des autorités monétaires, les agents
formeront leurs anticipations de taux courts & venir de différentes maniéres. Les décisions
prises par une institution sont fiables si celle-ci n’a pas I’habitude de tricher ou de prendre
des décisions incohérentes. En termes de politique monétaire, on admet généralement que
la Bundesbank jouit d’une telle confiance. Cela est notamment liée & I'indépendance de
cette banque centrale, effective depuis 1957. Si les agents croient en la politique de resser-
rement monétaire, ils anticiperont un niveau d’inflation a la baisse et donc des taux courts
futurs moins élevési®. On entre dans le cercle vertueux de la confiance : plus la politique
est crédible, plus les anticipations des agents seront conformes aux attentes et donc plus
les impulsions allouées aux taux courts atteindront leurs buts. En revanche, si les autorités
monétaires ne sont pas crédibles, alors les agents n’anticiperont pas de baisse future de
I’inflation ce qui les conduira & anticiper des taux courts futurs a la hausse. On ressent
bien que la relation entre le taux long et taux courts anticipés est fluctuante en fonction du
comportement de la banque centrale. Selon Estrella & Mishkin (1995) qui étudient I'action
des banques centrales en France, en Allemagne, en Italie, au Royaume-Uni et aux Etats-
Unis, une augmentation de taux courts dans chacun de ces pays entraine une variation
positive du taux long. Or le mécanisme sous-jacent lorsque les autorités monétaires sont
parfaitement crédibles devrait étre qu'un resserrement monétaire signale une lutte active
contre l'inflation, qui donc doit voir & terme son niveau diminuer et ainsi impliquer un
relachement des taux courts futurs, ces derniers se répercutant finalement sur le taux long.
On voit bien qu’en fonction du niveau de crédibilité des autorités monétaires, la méme
impulsion sur les taux courts ne se traduira pas de la méme maniére sur les taux a plus
long terme. Donc le lien entre les taux de différentes échéances est loin d’étre parfaitement
directe.

D’autre part, le comportement de la banque centrale ne suffit certainement pas pour
juger de leur crédibilité. Les fondamentaux de ’économie se révélent aussi primordiaux :
en fonction des niveaux d’inflations passés et des déficits budgétaires, 1’état d’esprit des
individus sera fluctuant. Par exemple, a 'heure actuelle ou 'augmentation démesurée des
prix du pétrole brut*' semble difficile & contenir, les craintes d’un fort retour de I'infla-
tion peuvent demeurer. Donc, malgré I'indépendance généralisée des banques centrales des
pays industrialisés et tous les efforts réalisés afin de rendre le plus intelligible possible la
politique menée, on peut supposer que la crédibilité des autorités monétaires demeure en-
core imparfaite. Une relation existe bel et bien entre les taux a différentes maturités, mais
celle-ci est certainement non linéaire, et I'impact d’une impulsion de 50 points de base des
taux courts a sirement un ordre de grandeur indéterminé sur les taux longs, dépendant de
nombreux parameétres.

0 Alesina & Summers (1993) montrent sur longue période et sur un échantillon mondial qu’une corréla-
tion négative existe bien entre I'indépendance de la banque centrale et le taux d’inflation.

417 la suite des dommages causés par 'ouragan Katrina, le prix du pétrole brut a atteint, le 30 aoit
2005, & New York un recod historique & 70,85$ le baril.
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Conclusion

Contrairement aux travaux effectués précédemment dans le cadre de la vérification de
la structure par terme des taux, nous choisissons, ici, 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 en-
trant dans la fonction de réaction de la Banque Centrale.

Préalablement a I’exercice de simulation, nous estimons un modéle macroéconomique
pour I’Allemagne en données annuelles. Ceci nous permet de valider la transmission de la
politique monétaire a ’économie. De plus, la régle de politique monétaire donne, confor-
mément aux attentes, un poids important a ’objectif d’inflation.

La structure de I’économie allemande ainsi estimée 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. Nous
trouvons que les résultats sont mitigés puisque les taux simulés & 'aide de la théorie
des anticipations sont proches des taux observés, seulement sur le court moyen terme.
De plus, la prime « potentielle » obtenue suite a cet exercice détient quelques-unes des
caractéristiques des primes de risque.

Cependant, nous ne parvenons pas a vérifier stricto sensu la théorie des anticipations
de la structure par terme pour toutes les échéances. Nous rapportons ce résultat au pro-
bléme de transmission de la politique monétaire. Les anticipations de taux courts effectuées
par les agents, a partir desquelles sont construits les taux a plus long terme, peuvent étre
en effet modifiées en fonction de la crédibilité de la Banque Centrale ou encore par les
fondamentaux de I’économie. Il en découle une relation « non linéaire » entre les taux a
différentes maturités qui n’est pas aussi aisée a capter que le pressent la théorie des anti-
cipations de la structure par terme des taux d’intérét.
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3 Annexes

3.1 Résultats des tests de racine unitaire

TAB. 7: TESTS DE RACINE UNITAIRE DE DICKEY-FULLER

ALLEMAGNE
Variabes tp F (test joint)
Trend linéaire et constante (cas 1)
. -2,0381 21779
v -2,1347 92,9794
ic,  -2,1605 2,3502
Constante (cas 2)
2,052 2,6332
v -1,8555 1,8280
ict -2,2710 2,6950
Ni trend linéaire ni constante (cas 3)
2,052 -
v -1,8555 -
ic,  -2,2T10 ;

TAB. 8: VALEURS CRITIQUES DES TESTS DE DICKEY-FULLER

Valeurs critiques (25 points)
1% 5% 10%
VG, (cas 1) 4,38 -3,60 -3,24
VC,(cas2)  -3,75 -3,00 -2,63
VC,(cas3) 2,66 -1,95 -1,60
VOFry ot pas wenay 10,61 7,24 5,91
VO et ps ey 188 5,18 412
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3.2 Fondements théoriques de la courbe IS

Pour simplifier, nous supposons qu’il existe un agent représentatif dont I'utilité dépend
positivement de sa consommation (C), de ses encaisses réelles (2£) et négativement de sa
désutilité a travailler, (IV représente 1'offre de travail). Les choix du consommateur sont

effectués de maniére & maximiser son utilité intertemporelle :

Etzﬁ {utCury o (F1) =t (um | (20)

ou f € [0,1] est le taux de préférence pour le présent, u (Cyyr), I'utilité instantanée de la

Miir
Py

niveau général des prix) et [ (Nyyr) la désutilité liée au travail.
Comme nous voulons simplement dériver 1’équation d’Euler pour obtenir finalement la
courbe IS, nous donnons uniquement la forme de I'utilité retirée de la consommation :

consommation, v , l'utilité associée a la détention d’encaisses réelles (P, étant le

1
11

g

U(Cy) = (C)'> (21)

avec 0 < o < 1, I'élasticité de substitution intertemporelle.

A chaque période, les ménages font face a la contrainte budgétaire intertemporelle
suivante :

T, M, By W, B, M,
C — 4+ — < —N,+ (1
tpt R TR, SNttt

Les termes a droite de I'inégalité indiquent les ressources de l'individu pour chaque
période : cela comprend dans I'ordre, les revenus du travail, les actifs détenus précédemment
augmentés de leurs intéréts, les encaisses réelles détenues. Le membre de gauche montre
quant a lui 'allocation de ces ressources entre respectivement la consommation, le paiement
des impots, la détention d’encaisses réelles et de titres.

Chaque consommateur cherche & maximiser son espérance d’utilité (20) sous sa contrainte
budgétaire intertemporelle (22). Les conditions du premier ordre de ce probléme permettent
d’obtenir la condition d’Euler pour la consommation :

(22)

/ 1 + ] P !
v(c) =k [Ty, (23)
t+1
or,
() ot
aCt - ¥t (24)

En supposant, d’autre part, que le terme aléatoire entre crochet dans I’équation (23)
est distribué selon une loi log-normale, avec une variance conditionnel constante, nous
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pouvons réécrire I'équation d’Euler de la fagon suivante!? (cf. par exemple Obstfeld &
Rogoff (1996)) :

;7 = BE {e:vp [log ((1271)3 C@)H (25)
_ 3 exp{Et [10g (1 -+ 1) +1og (P.) — log (Pr1a) + log (C;_l)}
+ %V [log (7(1 ;;Z)Pt C{j))] } (26)

En passant au logarithme, nous obtenons :

1 ] 1
_;log (Cy) = log B+ E, {log (L+14) + log (P,) — log (Pyy1) — ;log (C’Hl)}

- (2 it

, _1
Comme %V [(1;33 C, +‘i)} est constant (on posera par la suite, pour simplifier les écri-

tures, que ce terme est égal & x), alors nous pouvons exprimer I’équation précédente en
écart a I’état stationnaire (représenté par un chapeau sur la variable) :

—é (log (Cy) — log (é)) = E; [log (1+144) — log <1 + ’2) — M1 + 7
— % <l09 (Ciy1) — log (é>>} +X (28)

Pour des petites déviations, nous pouvons donc écrire ’équation linéaire suivante pour
la consommation (le passage au logarithme étant représenté par une écriture en minuscule,
par exemple log (C}) = ¢;)* :

et = Eicryr) — o(ie — By (mi41)) + < (29)

oug=—0X.

D’autre part, nous pouvons exprimer la demande globale (exprimée en logarithme) telle
que :

Yt = d1 ¢+ dz invt + d3 gt (30)

42Une autre facon pour obtenir ce résultat sans poser ’hypothése de log-normalité serait d’utiliser une
approximation de Taylor du second ordre.

43D’autre part, I'utilisation de ’approximation logarithmique nous permet d’écrire log(1 + z;) =
lorsque x; est petit.
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ou les coefficients d; expriment les parts liées a la consommation, I'investissement et les
dépenses publiques dans la demande globale.

En incorporant (29) dans (30), nous obtenons (Mc¢ Callum & Nelson (1997))* :

Y = dl (Et (Ct+1) —ory + §) + dg invt + dg gt (31)
= dl ¢ — dl ory + [Et (yt+1) — d2 Et (inth) — d3 Et (gt+1>] + dz invt + d3 gt

En supposant de plus, que d’une part le taux de croissance du capital est constant
(E¢(invegq) —invy = log(1+ &) ~ £) et d’autre part, que les dépenses publiques influencent
modestement le cycle économique, nous obtenons I’équation de demande globale purement
forward looking®® :

Yo = Ko + Ka Ee(Yeg1) — K 7ot + 1 (32)

ol y; est 'output gap qui est définit comme la différence entre le PIB et le PIB potentiel®,
E,, lespérance conditionnelle!” et 1, un résidu indépendant et identiquement distribué
(ii.d.).

Suivant par exemple Fuhrer (2000), nous avons envisagé de nous éloigner quelque peu
de I'équation (32) pour préférer une écriture hybride, c¢’est-a-dire incorporant aussi des
termes retardés, dans I'espoir de satisfaire davantage aux caractéristiques apparentes des
séries économiques.

Pour ce faire, nous faisons intervenir un effet de persistance dans la consommation en
incluant la formation d’habitude (par exemple, a 1'aide du principe du « keeping with the
Joneses », Abel (1990)). La fonction d’utilité alors considérée est :

1L (G\"7 1 (G \T
| AP ) - - | =
U(Cta t) 1 — % (Hg) 1— % (Og/—1> (33)

La variable H; représente dans ce cadre I’habitude de consommation qui est égale a
la consommation de la période précédente (Fuhrer (2000)) ou plus généralement a une
moyenne de la consommation passée (C;_;). Le paramétre v, 0 < v < 1, indique I'impor-
tance de la formation d’habitude dans la fonction d’utilité. Si v = 1, seule la consommation
présente rapportée a la consommation précédente compte. A 'opposé, si v = 0 alors nous

#4Nous posons que le taux d’intérét réel est tel que : 7y = iy — Ey(myp1).

450f. Woodford (1996), Clarida et al. (1999).

46Nous justifions le passage de la demande globale & I'output gap par une linéarisation au voisinage de
I’état stationnaire.

47Toute 'information disponible en ¢ est incorporée dans la prévision.
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retrouvons le modéle de base sans persistance.

En résolvant cette nouvelle maximisation sous contrainte de maniére analogue a la
précédente, nous obtenons une équation de consommation telle que®® :

1 1
Ct = C41 — 0% (1 - ;) Ct—1+ 07 (1 - —) ¢ — o(icy — 1) — olnf (34)

g

soit de maniére générale pour I'output gap*®,

3.3 Fondements théoriques de la courbe de Phillips

Commencons par détailler la construction de la courbe de Phillips purement forward
looking.

Nous considérons 'existence d’un continuum de firmes indicées par j, j € [0,1], en
situation de concurrence monopolistique. Chaque firme produit un bien (Y;(j)) qu’elle
vend au prix (P(j)). La fonction de demande pour ce bien est définie telle que :

Yi(j) = (M)GY (33)

ou P, et Y, sont respectivement les niveaux agrégés de prix et de production. 6 constitue
I’élasticité prix-demande constante auquel chaque firme est confrontée.
La fonction de production de chaque firme est donnée par® :

Yi(j) = A Ni()* (36)

ou Ny(j) et A; sont respectivement le niveau de I'emploi et le paramétre technologique.

Conformément a Calvo (1983), nous supposons que chaque de firme peut modifier son
prix a chaque période avec une probabilité (1 — ¢). ¢ peut donc étre assimilé a une mesure
du degré de rigidité des prix. Lorsque ¢ = 1, les prix sont complétement rigides, alors
que si ¢ = 0, il sont parfaitement flexibles. Les firmes ne modifiant pas leur prix sont en
proportion ¢°. Le prix (agrégé) de I’économie est donc fonction des prix révisés et des prix
inchangeés, soit (Woodford (1996), Gali et al. (2001)) :

P = [¢P + (1 — ) P()] ™ (37)

En log-linéarisant cette expression autour de I’état stationnaire, nous obtenons :

48Comme nous ’avons précisé plus haut, nous incorporons le taux court nominal (ic;) dans cette équa-
tion.

4 Comme précédemment, nous ajoutons un décalage au taux d’intérét réel.

50Notons que cette fonction de production ne contient pas de terme relatif au capital. Un tel ajout ne
changerait cependant rien aux résultats obtenus ci-apres.

510n peut cependant noter qu’une hypothése alternative consisterait & leur faire modifier leur prix d’un
montant égal & l'inflation de la période (Yun (1996)).
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pr = (1—9)p; + opi1 (38)

Les minuscules désignent le passage au logarithme.

De facon usuelle, I'objectif des entrepreneurs est de maximiser leur profit :

+00 . —0
~ (B :
MazE Z (¢5)k P(j) (Pt(j>) Yk = Wik Nerr () (39)
0 t+k
sous la contrainte,
P\’ ‘
(;(])) Yiek < Appr Ner(5)" (40)
t+k

ot W représente le niveau des salaires nominaux®Z.

La condition de premier ordre relative a I’emploi nous permet d’écrire :

Witk Nivi

41
aYiik ( )

Atk =

ol \y1x est le multiplicateur de lagrange pour la période ¢ + k.
Or cette condition est assimilable au cotit marginal de ’entreprise, ainsi on peut définir
le cotit marginal réel tel que :

Wi Ny
aY;Pt

D’autre part, la condition de premier ordre relative au prix nous donne, en utilisant
(41) :

MC, = (42)

, o (08) Wik N,
F)t(j) = U ]Et |:Zk; go( ) kt-f—k t+k (43)
Zkzo(ﬁbﬁ) aYitr
avec L = L , le taux de marge ou encore le markup de l’entreprise. En log-linéarisant cette
expressmn autour de son état stationnaire (P} = = p W oy ) nous obtenons :
pl = logi+ (1= 08) Y _(68)*Er (mcryr) (44)
k=0

Suivant Woodford (1996) et Sbordone (2002), en utilisant les propriétés de la fonction
de production Cobb-Douglas et de la demande, nous pouvons écrire une relation entre
MCryk €6 mey :

52k fait référence a la non modification des prix. La probabilité qu’un prix ne soit pas révisé est ¢, deux
périodes plus tard, ¢2, et k périodes aprés ¢¥. 3 représente, comme pour la détermination de la courbe IS,
le facteur d’escompte.
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MCytp = MCy — T (pi - pt+k) (45)

Finalement, en combinant les équations (38), (44), (45) et en posant m; = p; —p;_1, nous
finissons, aprés quelques manipulations, par formuler une premiére version de la courbe
de Phillips purement forward looking ou encore néo-keynésienne (New Keynesian Phillips
Curve).

Ty = ﬁEt (7Tt+1) + )\mct (46)

_(1-¢) (1-fd)a_
(T 1-a) (0-1] _ N _

En ajoutant le fait que sous certaines conditions (voir Rotemberg & Woodford (1997))
le cotit marginal est proportionnel a I'output gap, nous retrouvons alors I’équation (4),

appelée NKPC.

avec \ =

La courbe de Phillips hybride telle que nous la présentons dans ce chapitre (voir équation
(5)) est déterminée de facon anlogue a celle purement forward looking. Une hypothése
majeure est ajoutée au modeéle® : parmi les (1 — ¢) firmes modifiant leur prix a chaque
période, seules (1 — w) se comporte de fagon optimale, c’est a dire en maximisant leur
profit. Les autres (w) fixent leur prix (p?), par rapport au prix passé et en tenant compte
de I'inflation, de la facon suivante :

Py =pj_1 + T (47)

ot p;_; est le niveau du prix modifié a la période précédente, il tient compte a la fois des
firmes ayant un comportement optimal et non optimal.

Malgré cette nouvelle hypothése, les équations (38), définissant le logarithme du niveau
général des prix, et (45), reliant les cout marginaux, restent inchangées. On peut aussi
noter que le niveau de prix modifié de fagon optimal (il correspond au p;(j) détaillé dans
la courbe forward) est identique au précédent, seul change son appelation. On le nommera
désormais p,{ 51 cependant il correspond en tout point & ’équation (44).

Seul est modifié le niveau de prix global révisé. En effet, il doit a présent a la fois tenir
compte des prix corrigés de fagon optimal (p{ ) et ceux suivant une simple régle backward
(p?). 1l s’écrit désormais :

pr = (1—w)pl + (1 — )p! (48)

Au final, a I'aide des équations (38), (45), (44), (47) et (48), en réarrageant les termes,
nous pouvons déduire I'équation de la courbe de Phillips hybride :

53Nous relachons aussi ’hypothése de constance du cofit marginal entre les firmes.
54Pour plus de simplicité, on occulte I’indice relatif aux firmes.
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T = ap By (m41) + o1 + agpemey (49)

avec

af = B¢ (p+w[l—9¢ (1-8))"
a = w(@+w [l—¢ (1-p))"
ame = (1—¢) 1-5¢) (1-w) (p+w [1—¢ (1-74))"

En supposant de plus que 'output gap et le cotit marginal sont liés de facon linéaire,
nous retrouvons la spécification mixte (a la fois backward et forward) employée dans notre
modéle.

3.4 Précisions sur la résolution du modéle

De facon analogue & Jondeau & Le Bihan (2000), les variables prédéterminées de notre
systéme correspondent & celles de controle. Les matrices M et My (cf. équation (13))
vont donc étre nulles, ce qui rend inutile ’action potentielle de M., et M,,. L’équation
(12) n’est donc pas nécessaire pour notre étude. Nous devons donc simplement définir les
matrices présentes dans I’équation (13), c’est-a-dire respectivement Mg, Mg et M, -

1 0 — Qg 0 Tt
Ky 1 0 0 —Kq Yt
0 —(1-p)xy 1 =(1=p)xpB 0 ict
1 0 0 0 0 i1
0 1 0 0 0 Yi+1
—(1—ay) —ay, o 0 0 1
0 —(1—=kKy) =K, 0 O Yi1
+ 0 0 —p 0 0 1C_1
0 0 0 -1 0 e
0 0 0 0 -1 Yt
1 00
010 er
= 0 01 ey (50)
0 0O gle
0 0O

Notons que cette écriture donne des résultats similaires a celle faisant intervenir des
variables auxiliaires. Par exemple, pour la premiére équation de notre systéme, nous pour-
rions poser z; = m; et inclure cette nouvelle variable dans le vecteur S; dans le cadre de la
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résolution.

Comme l'équation (12) peut étre retirée de la résolution, nous obtenons facilement la

matrice W, = —(]\/[Sso)_1 - Mys1, et donc le systéme présenté en haut de la page suivante.
T
Yt
Z'Ct
Tt41
Y1
0 0 0 1 0 1
0 0 0 0 1 Y1
= _(—1+aa)zfX(—1+p) %XﬁZi_Hp) p ﬁX(ala_p) yx (1=p) |- |ic
—1tdy by 0 b 0 -
1 00
010 ey
+ 0 01 S (51)
0 00 gle
0 00

Pour terminer la résolution du systéme, nous commencons par calculer les valeurs
propres et vecteurs propres associés a la matrice W, dont nous venons de donner l'ex-
pression. Nous classons les valeurs propres par ordre croissant et ordonnons de la méme
facon les vecteurs propres. Ceci nous permet d’écrire les variables forward en fonction des
variables backward telles que Sp; = HSp:. En effet, la matrice H n’est rien d’autre que
le produit de bloc de 'inverse de la matrice des vecteurs propres (P étant toujours classé
dans I'ordre croissant des valeurs propres) : H = —(Ppp) ' Php.

Plus précisément, dans le cadre de notre modele, la matrice P} est composée des lignes
4 et 5, et des colonnes 4 et 5 de 'inverse de la matrice des vecteurs propres. De la méme
fagon, Pfg comprend les lignes 4 et 5, et les colonnes 1, 2 et 3 de cette méme matrice P!,

Maintenant que les variables d’état peuvent étre exprimées qu’en fonction des variables
pré-déterminées, nous pouvons en déduire ’écriture finale de notre modéle :

Spty1 = Mgs Spt + Msg €141
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ol MSS = WBB + WBF H55 et MSE = WEB-

Il nous reste simplement a préciser a quels blocs de la matrice W, correspondent les
matrices Wgp et Wgr dans notre modélisation a cing variables d’états. Wgp correspond
aux lignes et colonnes, 1, 2 et 3 de la matrice W alors que Wgpr comprend les lignes 1,2
et 3, et les colonnes 4 et 5 de W,.

Enfin, Msg est aussi une partition, de la matrice M,,.. Cette derniére est tronquée juste
apres les 3 variables prédéterminées du systéme de telle sorte que :

MSE = (52)

O O =
O = O
_ O O

55Nous prenons ici la partie réelle de la matrice H.
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