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Résumé

Nous développons dans ce papier un modele de prévision des taux
longs fondé sur les hypothéses d’absence d’opportunité d’arbitrage
et de rationalité des agents. Le taux long est représenté comme une
moyenne des taux courts anticipés. Ceux-ci sont modélisés a partir
de trois formulations : deux modéles univariés (stationnaire ou non-
stationnaire) et un modele dans lequel la cible de long terme dépend
des anticipations des marchés. Ces approches sont appliquées aux
données francaises et allemandes, sur la période 1960-96. Nous trou-
vons que, pour un horizon assez court, le meilleur ajustement est
obtenu & partir des anticipations des marchés.

Abstract

We study in this paper a forecasting model for long-term rates based
both on the arbitrage-free hypothesis and the agents’ rationality.
The long-term rate is expressed as an average of expected short-
term rates, which are modelized according to three models: two
univariate models (with stationary and non-stationary rates) and
one model which specifies the long-term anchor for the short-term
rate as a function of the agents’ expectations. Theses approaches are
used to study French and German long-term rates between 1960 and
1996. We find that the model based on agents’ expectations gives
the best forecasts, especially for short-term horizons.
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1 Introduction

Selon la théorie des anticipations de la structure par terme des taux d’intérét, le
taux long s’écrit comme une moyenne pondérée de taux courts futurs anticipés plus
une prime de risque supposée indépendante du temps. De nombreuses applications
financiéres reposent sur ce cadre théorique. Tout d’abord, il sert de référence a I’étude
du contenu en information de la pente des taux. Ces travaux (dans la lignée de Fama,
1984, et Mishkin, 1988) ont cherché a extraire de la pente des taux des prévisions des
taux futurs, en supposant que la prime de risque est constante au cours du temps, ce
qui permet une identification (& une constante prés) entre le taux a terme aujourd’hui
et le taux futur correspondant (Fama et Bliss, 1987, Jorion et Mishkin, 1991). Ensuite,
il a été adopté par plusieurs modéles de prévision macroéconomiques pour représenter
la dynamique des taux longs. Ceux-ci sont définis comme la moyenne pondérée des
taux courts futurs, ces derniers étant & leur tour modélisés a travers une fonction de
réaction des autorités monétaires. Cette approche a été retenue en particulier pour
le modele FRB/US développé par le Federal Reserve Board (Kozicki et alii, 1995,
Brayton et Tinsley, 1996), ou pour le modele QPM de la Banque du Canada (Coté
et Macklem, 1995).

Pourtant, les études empiriques menées pour valider cette théorie conduisent a des
résultats contrastés. Elle est rejetée sur données américaines aussi bien pour les taux
longs (Shiller et alii, 1983, Campbell et Shiller, 1987 et 1991, Campbell, 1995) que
pour les titres courts (Mankiw et Miron, 1986, Evans et Lewis, 1994)'. De nombreux
auteurs (Mankiw et Miron, 1986, McCallum, 1994, Rudebusch, 1995, Roberds et alii,
1996, Balduzzi et alii, 1998) ont interprété ce rejet par la crédibilité de laction de la
Federal Reserve Bank. Fn effet, si I'action des autorités monétaires est jugée crédible,
les agents anticipent une stabilité des taux courts futurs aux niveaux actuels. La pente
des taux ne contiendrait alors plus d’information pertinente sur les taux futurs. Elle
ne serait donc pas en mesure d’améliorer la prévision des taux longs conduisant ainsi
au rejet de la théorie des anticipations dans les tests standard.

C’est pourquoi la modélisation retenue pour les taux courts revét un caractére
crucial. Une premiére spécification consiste a adopter un modele de prévision uni-
varié. Mais 'ancrage du taux court sur un horizon de prévision long apparait de
pictre qualité. En effet, si la représentation est stationnaire, la prévision du taux
court est constante pour un horizon infini; en revanche, si la représentation est
non-stationnaire, la prévision du taux court évolue, a I'infini, comme la derniére ob-
servation. Dans ces deux cas, I’hypothése retenue pour le niveau de long terme n’est
pas satisfaisante. De fait, il apparait nécessaire de proposer une modélisation de la
cible de long terme pour le taux court.

L’estimation d’une fonction de réaction est une des voies de recherche qui a été
suivie. Par exemple, Rudebusch (1995) propose différentes spécifications de la fonc-

1La validité de la théorie des anticipations fait 'objet d’un consensus plus large pour d’autres
pays, notamment européens, que ce soit pour des titres longs (Jorion et Mishkin, 1991, Hardouvelis,
1994, Gerlach, 1996) ou pour des titres courts (Gerlach et Smets, 1997, pour une comparaison
internationale; Hurn el alii, 1995, sur données britanniques; Jondeau et Ricart, 1996, sur données
francaises).



tion de réaction de la Fed et montre, & partir de simulations, qu’elles permettent de
réconcilier la théorie des anticipations avec les données. Fuhrer (1996) met en exergue
le réle central joué par les modifications du comportement de la Banque centrale. En
effet, 'adoption d’ une fonction de réaction standard pour prévoir les taux courts n’est
pas suffisante pour rendre sa pertinence a la théorie des anticipations en raison des
changements de comportement des autorités monétaires au cours du temps (princi-
palement a la fin des années soixante-dix). En revanche, en autorisant le poids des
différents objectifs de la Banque centrale (inflation et activité) a varier dans le temps,
on obtient alors une forte proximité entre le taux long observé et celui compatible
avec la théorie des anticipations.

Nous étudions dans ce papier une démarche, alternative a ’estimation d’une fonc-
tion de réaction, dans laquelle la dynamique du taux court dépend d’une cible de
long terme, variable au cours du temps, et reflétant les anticipations des marchés.
Cette approche repose sur le fait que les anticipations éloignées du taux court peu-
vent jouer un réle important dans la détermination du taux long. I.’idée est alors de
disposer d’une anticipation fiable du taux court a long terme, fondée sur les taux a
terme et donc indépendante de tout modeéle économique ce qui permet de s’affranchir
de tout a priori concernant le comportement des autorités monétaires. Ce type de
développement a été mené par le Fed (Kozicki et alii, 1995, Kozicki et Tinsley, 1996).
En revanche, il n’a pas encore fait I'objet de recherche sur données européennes.

Nous nous intéressons dans cette étude a la prévision des taux longs francais et
allemands, sur la période 1960-96, en fréquence trimestrielle. La section 2 développe le
mode de détermination des taux longs, a travers la théorie des anticipations. Comme
dans Kozicki et alii (1995), nous étudions différentes représentations de la dynamique
des taux courts. Les approches univariées permettent en particulier d’analyser 'effet
de I’hypothése de stationnarité ou de non-stationnarité sur la prévision des taux longs
(section 3). Le probléeme de la modélisation du taux court a partir d’'un modele VAR
représentatif de la fonction de réaction de la Banque centrale est abordé dans la
section 4. La section 5 considére ensuite la représentation du taux court a partir
d’une cible de long terme variable, fondée sur le taux & terme & 3 mois dans 10 ans et
correspondant a 'anticipation par les marchés du taux court a long terme. La section
6 compare les différentes approches & partir de leur capacité prédictive du taux long.
La section 7 présente les principales conclusions du papier.

2 La théorie des anticipations

La théorie des anticipations de la structure par terme repose sur une hypothése jointe:
I’absence d’opportunité d’arbitrage et la rationalité des anticipations. Elle implique
que le rendement en ¢ d'un titre zéro-coupon de maturité n, noté i, est égal a la
moyenne des rendements anticipés de placements aux dates ¢, t 4+ 1, ..., t +n—1 de
titres & 3 mois, noté r;, plus une prime de risque:

1 n—1
R,:= - > B+, (1)

=0



La prime de risque ¢, peut éventuellement dépendre de la maturité des titres, mais
doit étre constante au cours du temps. Le terme Fx., ; représente la projection linéaire
de la variable x;,; sur ’ensemble d’information disponible & la date ¢, notée €2, soit
By, = B (v | ).

Dans le cas d’une obligation couponée, le taux long s’écrit comme une moyenne
pondérée des taux courts (Shiller, 1979):

_ n—1 ]
11_ ﬂﬁn Y Efrnit e (2)
i—0

Rt:

ou 3 = ﬁ est le facteur d’actualisation, calculé a partir du taux long moyen sur
I’échantillon R. La prime de risque ¢ est également supposée constante dans le cadre
de la théorie des anticipations.

On remarque que, dans équation (1), les taux courts anticipés pour un horizon
éloigné (disons en t +n — 1) ont un poids aussi important pour la détermination du
taux long que le taux court courant. Lorsqu’il s’agit d’obligations couponées (équation
(2)), les poids affectés aux taux futurs décroissent exponentiellement avec 'horizon.
Toutefois, ces poids diminuent d’antant plus lentement que le taux moyen R est faible.
Ainsi pour un taux moyen de 7,5% (moyenne des taux allemands), le poids attribué
au taux d’'intérét de la date t+1, ¢y, est 0,074 pour 7 = 0, 0,017 pour 72 = 20 et 0,004
pour 7 = 40 en fréquence trimestrielle. Le choix d’un modeéle de prévision pertinent
et d’une spécification d’'un niveau de long terme du taux court apparaissent donc
déterminants.

Un grand nombre d’études ont testé la théorie des anticipations a partir des équa-
tions (1) ou (2) en remplagant les taux courts anticipés par leur réalisation, supposant
ainsi que les agents, rationnels, ne commettent qu'une erreur bruit blanc. Cette hy-
pothése est toutefois apparue beaucoup trop forte pour expliquer I’évolution des taux
longs dans la plupart des pays (cf., par exemple, Hardouvelis, 1994). FEn effet, on
trouve généralement que le taux long “théorique” (c’est-a-dire obtenu & partir de
la relation (2) en remplacant les anticipations de taux courts par leurs réalisations)
est trop lissé par rapport au taux long observé. Cette “volatilité excessive” des taux
longs par rapport aux prédictions de la théorie des anticipations a été mise en évidence
depuis longtemps (Shiller, 1979, 1981).

Un affaiblissement de cette hypothése de rationalité consiste & admettre une dy-
namique purement autorégressive du taux court. L’ensemble d’information est main-
tenant restreint au seul passé du taux court. La spécification du processus suivi par
les taux d’intérét revét un caractére crucial tant d’'un point de vue théorique que
d’un point de vue empirique. En effet, les taux longs estimés présentent des évolu-
tions totalement différentes selon que les taux courts sont supposés stationnaires ou
non-stationnaires. Le défaut de cette approche est double: d’une part, elle n'utilise
pas l'ensemble de I'information disponible et pertinente pour prévoir les taux courts,
puisqu’il est vraisemblable que certaines variables, non prises en compte, doivent amé-
liorer leur prévision; d’autre part, elle ne permet pas un ancrage pertinent a long
terme du taux court, alors que ce point apparait déterminant dans 'optique d’une
prévision du taux long.



3 L’approche univariée

Kozicki et alii (1995) et Kozicki et Tinsley (1996) ont étudié leffet de plusieurs
stratégies de modélisation du taux court sur la qualité des prévisions du taux long.
La difficulté repose en particulier sur le choix concernant la stationnarité ou la non-
stationnarité des taux d’intérét. En effet, la prévision univariée du taux court nécessite
le choix entre une écriture en niveau (représentation stationnaire) et en différence
premiére (représentation non-stationnaire). Fn fait, la plupart des modéles théoriques
(Vasicek, 1977, Cox et alii, 1985) supposent les taux d’intérét stationnaires, alors
que les tests empiriques concluent généralement en faveur de la non-stationnarité
(Campbell et Shiller, 1987, Hall et alii, 1992, Shea, 1992). Nous présentons dans cette
section ces deux représentations univariées et nous commentons leur pertinence sur
données francaises et allemandes.

3.1 La représentation stationnaire

La représentation univariée stationnaire du taux court s’écrit sous la forme
b(L)Ary = py + are 1 + e (3)

avec a < 0 et b (L) un polynéme de retards de degré p — 1.
Tout d’abord, on remarque que le modéle VAR d’ordre p (relation (3)) peut s’écrire
sous la forme d’'un VAR de dimension p et d’ordre 1, représentant la dynamique de

/
Zt:<7"t Tt,p+1)i
- 14 O{ +01 by B by bpfl - bp72 _béjfl e Ly e
Tt 0 1 0 T2 0 0
Ti—pt1 0 0 Ti—p 0 0
_ _ (4)
[équation (4) peut s’écrire de fagon plus compacte sous la forme
2y = Athl + p+ v (5>

avec [ = ( p 0 - 0 )/ et vy = ( e. 0 0 )/. La matrice A est la matrice
d’état du VAR. L’intérét de cette récriture repose sur la propriété suivante: si z
suit un modéle autorégressif d’ordre 1, alors la prévision a la date ¢ de 2y, s’écrit
simplement sous la forme

F [Zt+i ’]tfl] = Ai+12’t,1 + (INp - Ai+1) (]Np - A)il M. (6>

ot I; est 'information (inclue dans ;) de ’économétre et se limite au présent et au
passé de ry: Iy = {ry,- -, 7pt1}. On définit h, le vecteur de dimension (p,1) qui

permet de sélectionner le taux court contemporain dans le vecteur z;, de telle sorte



que 1y = h! z,. Iéquation (6) permet d’obtenir la prévision du taux court futur 7,

a partir du VAR:

Elrgs 1] = RLA™M 2 4+ 1. (Jp — Ai“) (I, — A 'p
Hop + I A 20 — ) (7)
avec p = ([, — A)fl p. L’équation (7) montre que le taux court converge & l'infini

Vers:
Hm Efrq [la] = hp=rt).

On note que ce niveau de long terme, 7“&01), est constant dans le temps. La prévision

optimale de I?;, notée R 1, s’écrit alors:

1— n-1
Rypr = ElR | q]= ﬁ Y BB ] +¢
=0

1-p
1— g

soit la prévision en ¢ du taux long, compatible avec la théorie des anticipations

h,.p + h, (Lp — (ﬂA)n) (Ip — ﬂA)il Az —pl+ o

Ryypy=lop+0 [z 1—pl+¢ (8)

avec 15

0 = .

1-p

Il est donc aisé¢, une fois estimé le modele (4) permettant la prévision du taux

court, de déduire de (8) le niveau du taux long en t compatible avec la théorie des

anticipations. On remarque que la prévision a la date ¢ du taux long en ¢ + k s’écrit
simplement, quel que soit k > 0

h; (]p o (ﬂA)n) (]p - ﬂA)il A

Rijpye1 = hr.p + 0 A* [ze-1 — p] + . (9)

Ainsi, plus ’horizon de prévision est éloigné, plus la prévision se rapproche du niveau
de long terme du taux court hlp = (), 4 la prime de risque prés.

3.2 La représentation non-stationnaire

La représentation non-stationnaire du taux court s’écrit sous la forme
b(L)Ar, = py + e (10)

avec b(L) un polynéme de retards de degré (p —1). L’équation (10) donne comme
représentation VAR associée aux variations des variables :

Azt = AAthl + o+ v



aveczt:<7"t Tt,p+2)/,ﬂz<u1 o .- 0)/,vt:<et o .- 0)/et

by by 0 by

1 0 0
A=l 0 1 0 0

. S

0 0 1 0

FEn remarquant que
E[Arey L] = W ADz oy + b (L= AT (1, — A7 g

la meilleure prévision en ¢ — 1 du taux court en ¢ + i s’écrit sous la forme:
i
Elreg|liq]=rq + ZE [Arej [1-1]
=0

soit
Elreville 1] = W+ 0 (I — AP (I, = A7 A(Az 1 — p)
+(i+1)h.p (11)
avec p = (I, — A)fl . Nous poserons dans la suite p; = 0 d’ott p = 0. Cette hypothese

permet d’assurer que le taux prévu a U'infini ne tend pas vers —oo (si p; < 0) ou 400
(si ; > 0)%. Le point terminal du taux court a I'infini s’écrit donc

hm 1) [Tt+i ’]tfl] = h;,Zt,1 + h;, (Ip - A)il AAZt,1 = Tgiol).
La prévision en t du taux long, compatible avec la théorie des anticipations, devient
Riyp 1= h;szt(ﬁ) +0' {Zt—l - Zt(?i)} + (12)

avec

zt(fol) =21+ (L, — A) ANz

et 1
0 = _ﬁn
1-p

La prévision & un horizon k quelconque s’écrit

n, (L, — (BA)") (1, — BA) .

Rt+k/t71 = h;,Zt(iol) + Q/Ak {thl - Zgi.i)} + @. (13>

Contrairement au cas stationnaire, le niveau de long terme du taux court et la prévi-
sion du taux long sont directement liés au dernier taux court observé.

2Les estimations menées montrent que z; n’est jamais significativement différent de 0.



3.3 L’estimation des modéles et la prévision du taux long

Les taux d’intérét proviennent de la base de données de ’OCDE, sur la période 1960-
96 en fréquence trimestrielle. Le taux court est le taux du marché interbancaire a 3
mois. Le taux long est le taux moyen sur titres publics a long terme ; 1l s’agit en France
du taux moyen sur les obligations du secteur public et semi-public, en Allemagne du
taux moyen des obligations de 7 & 15 ans du secteur public. Les graphiques la et
1b présentent ’évolution des taux a 3 mois et & 10 ans en France et en Allemagne
respectivement.

Le tableau 1 présente les estimations des représentations stationnaire (3) et non-
stationnaire (10). Le nombre de retards est déterminé par minimisation du critére
BIC. Ces deux approches conduisent a des estimations comparables de la dynamique
du taux court. En effet, l'estimation du parameétre o est en général proche de 0
(ou, de facon alternative, la racine du polyndme autorégressif est proche de 1)®. En
revanche, les prévisions du taux court obtenues & partir de ces deux modeéles différent
considérablement. Dans le premier cas, la prévision du taux court converge vers la
valeur moyenne du taux d’intérét —p,/a. Dans le second cas, la prévision du taux
court évolue essentiellement comme le dernier taux court observé (en fait comme une
moyenne mobile des derniéres observations).

Les graphiques 2a et 2b montrent le taux long et sa prévision & un trimestre a
partir du modéle stationnaire, pour la France et I’Allemagne. De la méme maniére, les
graphiques 3a et 3b représentent le taux long et sa prévision a partir du modéle non-
stationnaire. La prévision du taux long n’apparait jamais satisfaisante: elle est trop
stable dans le cas stationnaire, trop volatile dans le cas non-stationnaire. Le niveau
de long terme (conditions terminales) sous-jacent & ces deux processus ne semble pas
refléter les anticipations de marché. En effet, les révisions de ces anticipations d’une
période sur l'autre sont trop faibles ou trop fluctuantes, a 'exception toutefois du
modeéle stationnaire pour I’ Allemagne.

On note que, pour les deux pays, les interprétations graphiques différent. Dans le
cas de la France, le choix d'un processus stationnaire pour le taux court est claire-
ment défaillant, conduisant & de fortes surestimations du taux long (au cours des dix
premicres années de 'échantillon) et & de fortes sous-estimations (entre 1974 et 1985),
alors que 'adoption d'un processus non-stationnaire semble rendre mieux compte de
I’évolution observée du taux long. A l'inverse, en Allemagne, le choix d’une repré-
sentation non-stationnaire du taux court conduit a des variations exagérées du taux
long estimé au cours des périodes de resserrement monétaire (en 1973-74 et 1980-82
en particulier), alors qu'un processus stationnaire pour le taux court apparait plus en
phase avec 'observation du taux long. Ce constat est cohérent avec les résultats des
tests indiqués dans la note 3.

[’absence d’ancrage pertinent pour le taux court anticipé a un horizon éloigné
est le défaut majeur des deux formulations univariées présentées dans cette section.
[’approche stationnaire se caractérise par un niveau de long terme constant, mani-

3Si I’'on met en ceuvre un test de Dickey et Fuller augmenté, a partir des relations (a) du tableau
1, on trouve des statistiques de Student pour « de -2,5 pour la France et de -3,4 pour I’Allemagne,
que l'on peut comparer a -2,9 au seuil de 5% et -2,6 au seuil de 10% (Fuller, 1976). On ne rejette
donc pas la non-stationnarité en France, mais on la rejette en Allemagne.



festement inadapté dans le cas de la France; P'approche non-stationnaire conduit,
a 'inverse, a des niveaux de long terme trop erratiques. Il apparait alors nécessaire
d’ancrer I’évolution a long terme du taux court.

4 L’approche par les fonctions de réaction

Une premiére formulation permettant un tel ancrage consiste a estimer une fonction
de réaction des autorités monétaires, a partir de ses déterminants macroéconomiques,
comme 'inflation ou l'activité. Leur prise en compte impose toutefois une modélisa-
tion de ces variables explicatives. Dans ce cas, le VAR est 'approche la mieux adaptée,
puisqu’elle permet de représenter la dynamique jointe de ’ensemble des variables.

Ce type d’approche trouve son origine dans les travaux de Mankiw et Miron
(1986). Observant que la plupart des travaux rejettent la théorie portent sur les
années 1960-70, ceux-ci étendent en effet leur étude a la période 1890-1979, pour les
taux & 3 mois et 6 mois américains. Ils obtiennent alors que, sur la période 1890-1914,
précédant la création de la Fed, la théorie des anticipations apparait pertinente pour
expliquer I'évolution du taux long. Ils interprétent ce résultat, selon lequel la validité
empirique de la théorie dépend du régime de politique monétaire, par le fait que
I'action de la Fed rend les taux courts imprévisibles: la pente des taux n’aurait alors
plus de pouvoir explicatif, non pas du fait de ’échec de la théorie des anticipations,
mais parce que la pente ne permet pas d’anticiper les taux courts futurs.

Par la suite, plusieurs études se sont intéressées a la partie courte de la courbe des
taux américaine et, plus précisément au réle de la politique monétaire dans le rejet
des tests standard. McCallum (1994), Rudebusch (1995), Fuhrer (1996), Roberds et
alii (1996), Balduzzi et alii (1998) ont étudié, tant sur le plan théorique que sur
le plan empirique, 'hypothése selon laquelle le rejet de la théorie des anticipations
n’est quapparent et résulte en fait du succeés de la politique monétaire de la Fed
dans la conduite de sa politique monétaire. En effet, si les investisseurs anticipent,
rationnellement, que la Fed va maintenir le niveau actuel de sa cible pour le taux
des fed funds, alors la pente des taux actuelle (qui refléte 'évolution anticipée des
taux courts) ne contiendra aucune information sur I’évolution future effective des
taux courts. Les différentes études citées ont donc proposé des représentations de la
politique monétaire (& travers des fonctions de réaction de la Fed). L utilisation de ces
modeles de taux court pour prévoir son évolution anticipée par les marchés permet
alors, dans la plupart des cas, de rendre une certaine pertinence a la pente des taux
pour rendre compte de I’évolution future des taux d’intérét.

Rudebusch (1995) propose différentes spécifications de la fonction de réaction de
la Fed et montre, & partir de simulations, qu’elles permettent de réconcilier la théorie
des anticipations avec les données. A partir de I'estimation d’une fonction de réaction
avec coefficients variables sur la période 1966-94, Fuhrer (1996) obtient une évolution
du taux long théorique (c’est-a-dire compatible avec la théorie des anticipations, mais
fondé sur des anticipations du taux court issues de la fonction de réaction) beaucoup
plus conforme a I’évolution observée du taux long.

Nous pouvons distinguer a priori trois types de représentations multivariées: sta-
tionnaire, non-stationnaire non cointégrée et non-stationnaire cointégrée. Les deux
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premiéres formulations ne permettent pas d’obtenir un ancrage satisfaisant a long
terme du taux court en fonction de ses déterminants macroéconomiques. De fait,
les estimations menées sur ces deux représentations conduisent a des résultats tres
proches des approches univariées stationnaires et non-stationnaires*. En revanche,
I’approche non-stationnaire cointégrée permet de définir un niveau de long terme
pour le taux court. Une démarche naturelle pour mesurer ce niveau de long terme
consiste a utiliser la régle de Taylor, qui établit une relation entre le taux court, le
taux d’inflation et 1'output gap (Taylor, 1993).

Toutefois, cette modélisation s’avére assez délicate: tout d’abord, plusieurs défini-
tions peuvent étre retenues pour les déterminants macroéconomiques: ainsi 1’output
gap peut étre évalué a partir de différentes méthodes (comme le filtre de Hodrick
et Prescott ou une tendance déterministe avec, éventuellement, des ruptures de ten-
dances); d’autres déterminants (comme les taux courts allemands pour la fonction
de réaction francaise) peuvent étre introduits; la cible d’inflation peut étre tournée
vers le passé ou vers le futur (Clarida et alif, 1997); le poids des déterminants peut
varier au cours du temps, pour rendre compte des changements de régimes (Hamilton,
1989) ou des ruptures structurelles (Perron, 1989), conduisant a une estimation avec
coeflicients variables (Jacq et alid, 1993, ou Fuhrer, 1996).

Ensuite, I'estimation de la fonction de réaction a pour objectif principal d’ancrer
I’évolution & long terme du taux court. Or en 'absence d’effet de la force de rappel
sur la dynamique de l'inflation ou de l'output gap, le taux court a l'infini évolue
essentiellement comme les derniéres valeurs observées de I'inflation et de I’ output gap,
ce qui est peu satisfaisant. De fait, une bonne représentation de la cible de long
terme nécessite, logiquement, une modélisation de l'inflation et de 'output gap de
long terme. Le cas de 'output gap est aisé a résoudre puisqu’a long terme il est par
construction d’espérance nulle. En revanche, 'inflation de long terme doit pouvoir
a priori varier au cours du temps. Kozicki et Tinsley (1996) et Bomfim et Brayton
(1998) suggerent différentes méthodes pour évaluer l'inflation de long terme’. De
méme, il est possible d’inverser une fonction de réaction dans laquelle le taux court
dépend d’une cible de long terme pour Uinflation (Clarida et alid, 1997).

Ainsi, approche par la fonction de réaction nécessite, pour étre pleinement opé-
rationnelle, une étude précise et compléte du comportement des autorités monétaires
et de son évolution au cours du temps.

5 L’approche par les anticipations des marchés

[’utilisation de I'anticipation & long terme du taux court par les marchés permet
de contourner, dans une large mesure, les difficultés posées par la démarche précé-

4Nous avons estimé différentes formulations de I’approche par les fonctions de réaction. Nous ne
présentons toutefois pas ces résultats ici, car ils ne constituent pas I’élément central de notre étude.

"Dans le modéle FRB/US, les anticipations d’inflation a long terme sont obtenues & partir de
I'enquéte menée par 1"Université du Michigan auprés des ménages. Kozicki et alii (1995), Kozicki
et Tinsley (1996) et Bomfim et Brayton (1998) montrent que les résultats de cette enquéte peu-
vent étre assez fidélement reproduits a partir de la relation de Fisher ou a partir d’un processus
d’apprentissage.
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dente. Cette formulation présente deux avantages du point de vue de la modélisation.
D’une part, elle résout la question de la stationnarité des rendements: le degré de
non-stationnarité du taux court dépend seulement du degré de stationnarité de son
anticipation de long terme, sans qu’il soit nécessaire de préciser ce degré. D’autre
part, elle évite le délicat probléme du choix des déterminants macroéconomiques et
de la formulation de la fonction de réaction: cette information est, en effet, supposée
résumée intégralement dans la variable représentative des anticipations des marchés.

Cette démarche s’insére dans la littérature portant sur la recherche des facteurs
synthétisant I'information nécessaire a la prévision du taux long. Dans un premier
temps, un seul facteur, le taux court, a été pris en compte (Vasicek, 1977, et Cox
et alii, 1985). L’insuflisance manifeste d’un facteur unique a rapidement conduit &
des extensions & deux facteurs. Plusieurs définitions du second facteur ont ainsi été
retenues: le taux long (Brennan et Schwartz, 1982), la pente des taux (Schaefer
et Schwartz, 1984) ou encore la volatilité conditionnelle du taux court (Longstafl et
Schwartz, 1992).

Campbell et Shiller (1987, 1988) ont également étudié la dynamique jointe du
taux court et du taux long. En particulier, ils considérent les conséquences sur cette
relation de I'hypothése de non-stationnarité du taux court. Ils montrent que, dans
ce cas, le taux long est également non-stationnaire, mais que la pente, définie par
Sy = Ry — 1y, est stationnaire. Ils étudient alors deux facteurs, le taux court (qui
établit le niveau) et la pente des taux. Lorsqu’ils prévoient le taux long a partir
d’'un VAR contenant la variation du taux court et la pente des taux, ils rejettent
toujours, statistiquement, la théorie des anticipations. En revanche, 'existence d’une
forte proximité entre les taux longs observé et estimé les améne a valider la théorie sur
le plan économique. Balduzzi et alii (1997) ont récemment proposé une formulation
assez proche, fondée sur 'analyse de la tendance centrale du taux, ou de long terme.
Celle-ci dépend directement de la dynamique des taux longs.

Enfin, Kozicki et Tinsley (1996) ont opté pour une modélisation dans laquelle le
second facteur est le taux court anticipé pour un horizon infini. Cette cible de long
terme est évaluée a partir d’un taux a terme pour un horizon éloigné. Elle reflete, si
la théorie des anticipations est vérifiée, les anticipations de long terme des marchés
concernant 1’évolution des taux courts, & une prime constante dans le temps prés.
[’intérét de cette représentation est d’isoler explicitement la composante “anticipation
de long terme”, dont nous avons indiqué qu’elle est déterminante dans une optique
de prévision du taux long.

5.1 L’anticipation a long terme du taux court

Dans la suite de Kozicki et alit (1995) (cf. également Kozicki et Tinsley, 1996), on
suppose que 'on dispose, a la date t — 1, d’une anticipation du taux court devant
prévaloir & I'infini, notée ft(fol) = lim; .o F (144, |1;1). La dynamique du taux court
est alors donnée par

b(L)Ar, =+« (Tt,l — fﬁi"f) + e (14)
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avec

B (#1) = 7. (15)

[équation (15) indique que, d’'une période a lautre, anticipation du point terminal

ne varie pas. I’équation (14) a une structure trés proche d’'un modéle a correction

d’erreur: le taux court ne peut s’éloigner durablement de son niveau de long terme.

La variable (Tt,l — fﬁi"f) joue le réle de force de rappel vers ce niveau de long terme.

Pour une date ¢ donnée, la prév(isi)on du taux court convergera donc vers le niveau
209

d’équilibre connu a cette date (7,7

[équation (14) donne comme représentation VAR associée: Fy 1Az, = ANz 1+

/ / _
MtaaVeCZt:<7"t thp+1)7E(Mt’]t71):<M1—@f§301) 0 - 0) = piY

et A défini comme dans I’équation (4).
[’équation de prévision du taux court s’écrit alors sous la forme:

Elresllia]l = by (L, —A) ugtfl) + B AT (zt,l — (L, - A" Mgtfl))
= h;é’gﬁ) + h;Ai+1 (thl - ;7:’;31) (16)
d’otli, comme point terminal du taux court a I'infini

}LI?OE [regi|Le1] = h;ét(iol) = 72&01)-

La prévision en t du taux long, compatible avec la théorie des anticipations, devient
donc
Ry = h;?:’t(ﬁ) + 0 {thl - ZA’S?] +
ou
! 1— ﬂ ! n -1
0 = mhr (L, — (BA)") (I, — BA) ~ A

Sous cette forme, cette approche laisse ouverte la question du choix de fﬁi"f. En
effet, 'équation (15) n’indique pas comment est déterminé le taux a Uinfini. La solu-
tion adoptée par Kozicki et alit (1995) consiste & mesurer les anticipations des agents
concernant le taux court futur a 'infini & partir du taux a terme a une période pour
une date suffisamment éloignée n' (n' > n).

Cette formulation (14)-(15) associée a 'équation de la théorie des anticipations (2)
peut étre interprétée comme un modéle a deux facteurs de la structure par terme: le
premier facteur est le taux court, le second est 1’écart entre le taux court et le niveau
terminal ft(iol). Cette représentation constitue donc une extension des deux approches
univariées comparable & des modéles a un facteur (le taux court).

5.2 L’estimation du taux a terme

La modélisation du taux court peut étre fondée sur le taux a terme a 3 mois & un
horizon infini. Pour évaluer ces taux a terme, nous avons utilisé dans cette étude les
courbes de taux interpolées par la Banque de France, sur la période 1980-96 pour la
Irance (Jondeau et Ricart, 1997) et sur la période 1972-96 pour I’Allemagne. Cette
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interpolation des courbes de taux sur titres publics est fondée sur la démarche de
Nelson et Siegel (1987).

Pour l'évaluation des taux a terme, les données concernant les titres publics
francais ont été collectées a partir de la Cote Officielle, pour le dernier jour ouvré
du mois. Les cotations officielles des obligations publiques allemandes proviennent
d’une base de données fournie par la Bundesbank, contenant I’ensemble des cotations
quotidiennes des titres publics allemands entre 1972 et 1996. A partir de I'interpola-
tion, pour chaque mois, de la courbe des taux zéro-coupon a partir de la méthode de
Nelson et Siegel (1987), nous avons extrait un ensemble de taux de maturités fixes.
[’annexe 1 précise la méthode adoptée et les données utilisées pour l'interpolation
des courbes de taux en France et en Allemagne.

A partir de la courbe des taux zéro-coupon, il est possible d’évaluer la courbe des
taux a terme. Ainsi, & la date t, le taux a terme de maturité m pour la date t +n
s’écrit sous la forme:

= ((n+1)RE™ —nREY). (17)

Pour en déduire une estimation non biaisée du taux court a I'infini, il est alors néces-
saire de soustraire les primes de risque, pour n suffisamment grand

) = £ = (4 1) D — M)

ce que l'on obtient en pratique en corrigeant des moyennes du taux court et du taux
a terme.

Le taux court anticipé pour 'infini est ici évalué a partir du taux a terme a 3 mois
dans 10 ans. Si ft(40) représente le taux a terme a 3 mois dans 10 ans, le taux court
anticipé pour l'infini s’écrit alors simplement

o) = (04— T (18)

ou 7 et f représentent respectivement le taux court moyen et le taux & terme moyen
sur ’ensemble de la période.

Sur la période 1960-79 pour la France et 1960-71 pour I’Allemagne, nous ne dispo-
sons pas de courbes de taux zéro-coupon et donc d’estimation du taux court pour
I'infini. Nous avons alors utilisé le résultat suivant: pour un horizon suffisamment
éloigné, taux a terme et taux zéro-coupon coincident. Ce résultat s’observe a partir

(

de la relation (17), avec n grand. Pour une maturité éloignée, on a RZZH) R Rgbt)

d’ou t(n) a7 Rg?. Nous avons alors, pour ces deux périodes initiales, estimé le taux a
terme & 3 mois dans 10 ans & partir du dernier taux & 10 ans observé ( ft(40) = £40)7
en corrigeant, comme précédemment, des différences de moyenne).

Les graphiques 4a et 4b présentent 1’évolution du taux & 3 mois et de son niveau
de long terme(rt(oo), noté TAUX INFINI dans le graphique). Ces graphiques mettent
clairement en évidence un résultat important pour la suite de 'analyse: le niveau de
long terme du taux court connait une évolution trés proche du taux a 10 ans, méme

lorsque celui-ci n’a pas été utilisé directement comme approximation du taux a terme.
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5.3 Les estimations et la prévision du taux long

[estimation du modéle fondé sur les anticipations des marchés (tableau 1, partie 3)
met en évidence 'importance de cette variable pour rendre compte de la dynamique
du taux court. La force de rappel vers ce niveau de long terme est en effet de o =
—0,23 en France et —0,14 en Allemagne, avec des statistiques de Student de 3,8 dans
les deux cas. L’écart-type résiduel est le plus faible de ceux obtenus par les différentes
approches.

Les graphiques 5a et bb présentent 1’évolution de la prévision du taux long & partir
de 'approche par les anticipations des marchés. On remarque, dans le cas de la France,
une proximité beaucoup plus forte entre les taux observé et prévu a partir de cette
représentation qu’a partir des deux modeéles univariés. Dans le cas de I’ Allemagne, la
qualité des ajustements apparait relativement proche de celle obtenue avec le modele
stationnaire.

On note que la prévision a une période du taux long frangais parait retardée d’ une
période par rapport a la réalisation (graphique 5a). Le taux & terme n’apporterait
donc pas d’information réellement utile pour prévoir le taux long. Ce résultat, que ’on
ne retrouve pas dans le cas de I’Allemagne, a au moins deux explications. D’une part,
la force de rappel est beaucoup plus forte en France qu'en Allemagne, conduisant a
un ajustement nettement plus rapide du taux court francais vers son niveau de long
terme. D’autre part, le taux a terme & 3 mois dans 10 ans est généralement plus
proche du taux long en France qu’en Allemagne. Ces deux arguments conduisent a ce
décalage du taux long prévu francais par rapport au taux long observé. Toutefois, il est
important de bien distinguer ce résultat de celui que 'on obtiendrait, spontanément,
a partir d’'une simple marche aléatoire sur le taux long. En effet, nos prévisions sont
cohérentes avec la théorie des anticipations (ce qui n’est pas le cas de la marche
aléatoire sur le taux long). De plus, en particulier sur la fin de la période, I'information
contenue dans les taux a terme ne peut se résumer au simple passé des taux longs,
puisqu’on observe une nette déconnexion entre le taux long et son estimation.

6 L’analyse des RMSE et des statistiques de Theil

Nous nous intéressons a la capacité de chacun des modéles de taux court & prévoir,
en échantillon, I’évolution du taux long dans le cadre imposé par la théorie des anti-
cipations. Pour cela, nous estimons deux types d’indicateurs: la RMSE, qui mesure
I'écart-type de l'erreur de prévision & un horizon donné; et la statistique de Theil,
qui rapporte cette RMSE a la RMSE d’un modéle de référence.

Ces statistiques sont évaluées en échantillon: les différents modéles sont estimés
sur 'ensemble de la période 1960-96; pour chaque date de cet échantillon, un exercice
de prévision a 1 trimestre, 2 trimestres, ..., 12 trimestres est réalisé, soit pour un
modéele i donné, la formulation générale :

Ri,t+k/t71 = h;,ZZ(;(i)l + géAf Zit—1 — Zi(;(i)l + vop k= 1, vy 12. (19>

Pour chaque date, on observe donc des erreurs de prévision a k = 1, 2, ..., 12 tri-
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mestres, soit
Eittk/t—1 = Rt+k - Ri,t+k/t71- (20>

1l est alors possible d’évaluer les RMSE, c’est-a-dire les écarts-types de ces erreurs de
prévision

Loy (21)

RMSE; (k) = T _ f L Sitth/t-1
=1

Silon définit RMSE* (k) la RMSE a l'horizon k associée au modéle de référence, on

a alors la statistique de Theil pour le modéle 7 :

RMSE; (k)

(22)

Nous avons retenu le modéle univarié non-stationnaire comme modeéle de référence.
En effet, ce modele est presque toujours le moins performant en terme de RMSE, ce
qui permet d’interpréter la statistique de Theil comme le pourcentage d’amélioration
par rapport a ce modele. De plus, la représentation non-stationnaire apparait d’un
point de vue théorique comme une représentation naturelle dans le cadre des present-
value models, dans la lignée de Campbell et Shiller (1987, 1988). On note que, comme
les statistiques de Theil sont utilisées essentiellement & des fins de comparaison des
modeles, cette normalisation apparait avant tout comme une commodité de lecture.

Le tableau 2 présente les RMSE et les statistiques de Theil, en échantillon, pour les
deux représentations univariées étudiées (modeles stationnaire et non-stationnaire) et
pour le modéle fondé sur les anticipations des marchés, associés a différents horizons,
allant de 1 & 12 trimestres. Nous nous intéressons plus particuliérement, dans les
commentaires, & des horizons courts (1 trimestre), intermédiaires (4 trimestres) et
longs (12 trimestres)®.

Dans le cas de la France, on observe pour les horizons courts et intermédiaires une
grande similitude entre les modéles stationnaires et non-stationnaires: les RMSE
sont de 1,5 point pour le modele non-stationnaire et de 1,7 point pour le modéle
stationnaire a un horizon d’un trimestre, et de 2,1 points pour ces deux modéles a
un horizon d’'un an. Au-dela, la représentation stationnaire devient plus performante
(avec une RMSE de 2,6 contre 3,1 a un horizon de trois ans). La capacité prédictive
de l'approche fondée sur les anticipations des marchés apparait ici nettement plus
convaincante. Le gain est particuliérement net pour les horizons courts, puisque la
RMSE est plus de deux fois plus faible; elle n’est que de 0,6 & un trimestre, contre
1,5 pour le modéle non-stationnaire. Cette supériorité demeure, quoique de moins en
moins nettement, jusqu’a un horizon de trois ans. A trois ans, la RMSE du modéle
fondé sur les anticipations est de 2,3 contre 2,6 pour le modéle stationnaire.

8La comparaison des différents modéles peut étre fondée également sur 1’analyse des RMSE et
des statistiques de Theil hors échantillon. Nous avons mené cet exercice pour les modéles univariés,
pour la France et I’Allemagne. La période d’estimation des RMSE et des statistiques de Theil va
de 1975 a 1996, la période 1960-74 étant utilisée pour 'estimation initiale. I.’annexe 2 présente les
résultats de cet exercice. On note qu’il conduit & des résultats trés proches de ceux obtenus pour les
statistiques en échantillon et que, en particulier, il ne modifie pas la hiérarchie des différents modéles.
Nous avons donc choisi d’analyser les statistiques de comparaison des modeéles en échantillon.
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En ce qui concerne I’Allemagne, on remarque que le modéle non-stationnaire est
trés nettement dominé par le modéle stationnaire a tous les horizons: les RMSE a
un trimestre sont respectivement de 2 pour le modéle non-stationnaire et de 0,8 pour
le modéle stationnaire. A un horizon de trois ans, les RMSE sont respectivement de
3,1 et de 1,2. Ainsi, quel que soit 'horizon, la statistique de Theil ne dépasse jamais
0,5. Le modele avec anticipations des marchés domine les deux autres modéles pour
les horizons les plus courts. A un trimestre, la RMSE est de 0,69 contre 0,81 pour
le modele stationnaire. Pour des horizons intermédiaires et longs en revanche, cette
approche est dominée par le modéle stationnaire (la statistique de Theil s’établit a
0,48 contre 0,45 & un an, et & 0,53 contre 0,40 & trois ans).

On note que le modeéle non-stationnaire donne des RMSE d’un niveau similaire
en France et en Allemagne. En revanche, la représentation stationnaire est nettement
supérieure pour expliquer la dynamique des taux allemands: pour des horizons longs,
le meilleur modéle pour 1’ Allemagne présente une RMSE deux fois plus faible que le
meilleur modeéle pour la France. Le modéle avec anticipations des marchés enfin est
beaucoup plus équilibré que le modele stationnaire: les RMSE sont généralement
plus faibles pour I’Allemagne (sauf pour un horizon d’un trimestre), mais de facon
peu importante.

Finalement, le modeéle fondé sur les anticipations des marchés est la représentation
la plus adaptée pour la France & tous les horizons et pour I’Allemagne pour des
horizons courts ; le modéle stationnaire domine en revanche les autres représentations
pour les horizons longs allemands. On note que ce résultat confirme l'interprétation
obtenue & partir du graphique 2b sur la trés nette supériorité du modéle stationnaire
par rapport au modéle non-stationnaire en Allemagne.

7 Conclusion

Nous avons étudié dans ce papier la pertinence de différentes spécifications des taux
courts pour prévoir les taux longs dans le cadre de la théorie des anticipations. Nous
avons d’abord considéré des modélisations autorégressives du taux court (supposant
alternativement la stationnarité et la non-stationnarité des taux courts). Clairement,
la faible capacité prédictive de ces différents modéles parait due, au moins dans le
cas francais, a 'absence d’ancrage a long terme du taux court. La modélisation de la
cible de long terme du taux court a partir d’une régle de Taylor devrait permettre
d’améliorer sensiblement la qualité des prévisions. Mais, la fonction de réaction des
autorités monétaires requiert une modélisation sophistiquée, permettant en particulier
de prendre en compte les ruptures de comportement de la Banque centrale (& partir
par exemple d’une estimation avec coeflicients variables), pour conduire a résultats
pleinement satisfaisants.

[utilisation des anticipations des marchés permet de valider un modéle de prévi-
sion du taux long compatible avec la théorie des anticipations. I.’avantage de ce type
de modélisation est triple. Premiérement, les anticipations & long terme des marchés
sont parfaitement identifiées (ce qui n’est pas le cas dans les modéles a facteur(s) tra-
ditionnels) et elles s’ajustent, implicitement, aux évolutions de la politique monétaire
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au cours du temps. Ensuite, leur mise en ceuvre est relativement simple, puisqu’il
suffit d’interpoler une courbe des taux zéro-coupon. Enfin, les résultats empiriques
pour la France et 1’Allemagne sont encourageants. A I'horizon le plus court, la meil-
leure approche est le modéle avec anticipations des marchés dans chacun des deux
pays. Ceci parait indiquer que le taux court a 'infini contient a lui seul ’essentiel de
I'information nécessaire pour la prévision du taux court et du taux long. En ce qui
concerne les taux longs allemands, il est possible d’obtenir des prévisions “raisonna-
bles” & partir d’'un simple modeéle autorégressif stationnaire pour le taux court. Il est
toutefois important de noter que la conclusion en faveur de la stationnarité du taux
court allemand provient en particulier de ’échantillon utilisé pour les estimations.

Finalement, nous trouvons qu'une bonne représentation des anticipations des
agents concernant ’évolution future des taux courts permet de rendre a la théorie
des anticipations une large part de sa pertinence empirique.
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Tableau 1: Modeles de prévision du taux court (1960-96)

France Allemagne
Modéle stationnaire (équation (a))
1 0,610 0,568
(0,263) (0,182)
a -0,073 -0,091
(0,029) (0,027)
by 0,192 0,438
(0,083) (0,076)
R? 0,052 0,206
see 1,110 0,836
DW 2,001 2,155
Modéle non-stationnaire (équation(b))
[y -0,003 0,002
(0,095) (0,073)
by 0,155 0,391
(0,084) (0,078)
R? 0,017 0,147
see 1,130 0,866
DW 1,988 2,066
Modéles avec anticipations des marchés (équation(c))
[y -0,069 -0,033
(0,092) (0,070)
a 10,234 20,137
(0,062) (0,036)
by 0,257 0,377
(0,084) (0,081)
by — 0,203
(0,086)
R? 0,103 0,224
see 1,080 0,826
DW 1,995 1,957

Note: Le nombre de retards du polynéme autorégressif est sélectionné de facon
A minimiser le critére BIC. Les équations estimées sont respectivement :

b(L)Ary=p, +ary 1+ ¢ (a)
b(L)Ar, = py + ¢ (b)
b(L)Ary = py + « (Tt,l — fffl) + e (c)
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Tableau 2: RMSE et statistique de Theil (1960-96)

pays modele modele anticipations
(horizon en non-stationnaire stationnaire des marchés
trimestres) RMSE RMSE Theil RMSE Theil
France

1 1,503 1,678 1,116 0,628 0,418

2 1,721 1,819 1,057 0,909 0,528

3 1,912 1,965 1,028 1,160 0,606

4 2,097 2,097 1,000 1,369 0,653

6 2,361 2,274 0,963 1,652 0,700

8 2,640 2,409 0,912 1,905 0,721

10 2,906 2,506 0,862 2,137 0,735

12 3,094 2,558 0,827 2,342 0,757

Allemagne

1 1,993 0,805 0,404 0,693 0,348

2 2,036 0,853 0,419 0,822 0,404

3 2,102 0,917 0,436 0,954 0,454

4 2,206 0,993 0,450 1,069 0,484

6 2,464 1,114 0,452 1,282 0,520

8 2,744 1,193 0,434 1,420 0,517

10 2,924 1,220 0,417 1,514 0,518

12 3,084 1,228 0,398 1,638 0,531

Note: Les RMSE et les statistiques de Theil sont estimées & partir des relations (21)
et (22). Le modele de référence pour le calcul des statistiques de Theil est le modele
non-stationnaire.
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Annexe 1: L’interpolation des courbes de taux

La sélection des titres pour la France

Jusqu’au milieu des années quatre-vingt, le marché des titres publics francais
a reposé sur les anciennes catégories de titres et était a la fois peu liquide et peu
homogene : coexistaient des rentes perpétuelles ou amortissables (jusqu’en 1987), des
Emprunts d’Etat (a partir de 1976), mais également des titres plus spécifiques (comme
les Obligations du Trésor ou les Emprunts Nationaux). De plus, ces catégories de titres
n’étaient pas elles-mémes homogénes, puisque de nombreuses clauses particuliéres
pouvaient étre incluses lors de I'émission d’un titre: possibilité offerte & I’émetteur
de modifier le coupon & partir d’une certaine date, mode de remboursement (par
tirage au sort, in fine, avec différé), report possible de 'amortissement, etc. Enfin,
pour certains titres, des caractéristiques ont été modifiées par le Trésor Public au
cours de la vie du titre: remboursement anticipé, réévaluation du capital remboursé.
Du fait de ces nombreuses spécificités, les rendements de ces différentes catégories de
titres sont souvent peu comparables.

Les courbes de taux ont été reconstituées a partir des titres obligataires, a taux
fixe, émis en franc par I'Etat francais, et cotés sur la place de Paris”. Cette défini-
tion regroupe pour U'essentiel les rentes (perpétuelles ou amortissables), les Emprunts
d’Etat et les OAT. Néanmoins, un certain nombre d’ajustements ont été nécessaires
pour obtenir une certaine cohérence entre les caractéristiques principales des titres
émis. Les rentes ont ainsi dii étre supprimées des interpolations, du fait de la difficulté
a évaluer leur rendement ez post (clauses particuliéres apparues aprés ’émission du
titre, remboursement avant 1’échéance). De plus, les volumes de transaction étaient
réduits ce qui pouvait conduire a des cotations aberrantes. De méme, les titres rem-
boursés par tirage au sort, les Emprunts d’Etat avec paiement différé des premiers
coupons ou les OAT avec option d’échange ont été exclus des interpolations.

Le début des années quatre-vingt (de 1980 a 1983) a nécessité un traitement
spécifique pour 'estimation de la partie courte de la courbe. En effet, la mise en
place des différents filtres indiqués ci-dessus conduit & un nombre insuffisant de titres
publics de maturité résiduelle courte (typiquement, & moins de deux ans). Ce probléme
est accentué par 'absence de titres publics de court terme cotés (les Bons du Trésor
Négociables n’étant apparus qu’en 1986). La solution adoptée consiste & inclure dans
les interpolations les taux du marché interbancaire (taux au jour le jour, taux a 7
jours, 1 mois, 3 mois, 6 mois et 1 an) et & imposer 'ancrage de la partie courte de
la courbe estimée au taux le plus court du marché (le taux au jour le jour). A partir
de 1984, l'existence de titres publics de maturité résiduelle courte a permis d’éviter

le recours aux taux du marché interbancaire®.

"Cette définition ne prend pas en compte notamment les Bons du Trésor Négociables, émis a
partir de 1986. Deux raisons expliquent ce choix. D’une part, il n’existe pas, & notre connaissance,
d’historique de cotations des Bons du Trésor avant 1990. D’autre part, par souci de cohérence avec
le début de la période, il est apparu préférable de ne pas utiliser ces titres de court ou moyen terme,
méme quand cela était possible.

8Le taux au jour le jour a toutefois été conservé pour les interpolations, de facon & assurer
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Le nombre de titres retenus pour les interpolations augmente trés nettement a
partir de 1985: entre 1980 et 1983, 10 taux ont été pris en compte en moyenne (y
compris les taux du marché interbancaire), contre 18 en moyenne entre 1984 et 1989
et 20 en moyenne entre 1990 et 1996. Les courbes de taux pour le début de la période
(jusqu’en 1983), interpolées & partir d’un nombre assez faible de titres, doivent étre
considérées avec prudence.

La sélection des titres pour I’Allemagne

Les titres utilisés pour les estimations des courbes de taux allemandes sont les
obligations et les bons émis par la République Fédérale d’Allemagne. Ils incluent les
obligations émises par la République Fédérale d’Allemagne (“Anleihen der Bundesre-
publik Deutschland”), les obligations émises par le Fonds pour I’“Unité Allemande”
(“Anleihen der Bundesrepublik Deutschland — Fonds Deutsche Finheit”), les obliga-
tions émises par le Fonds Spécial ERP (“Anleihen der Bundesrepublik Deutschland —
ERP-Sondervermogen” ), les obligations émises par la Treuhandanstalt ( “Anleihen der
Treuhandanstalt” ), les obligations fédérales spéciales a 5 ans ( “Bundesobligationen”),
les obligations spéciales de la Treuhandanstalt & 5 ans (“Treuhandobligationen”), les
bons du trésor fédéral (“Schatzanweisungen des Bundes”).

Nous avons sélectionné des titres & maturité fixe et coupon annuel. Le nombre
de titres utilisés pour les estimations apparait suffisamment large: de 60 en 1980 a
environ 100 aprés 1984. Le nombre de titres de maturité résiduelle courte est faible
pour certaines dates au début des années 1980, mais jamais aussi faible que pour les
données francaises. Nous n’avons donc pas inclus les titres du marché interbancaire
pour les estimations.

Méthode d’interpolation des courbes de taux

Les courbes de taux zéro-coupon sont extraites des taux de rendement actuariel
des titres publics sélectionnés. L’interpolation est fondée sur la démarche initialement
proposée par Nelson et Siegel (1987). Les caractéristiques de la fonction d’interpo-
lation ainsi que les principales étapes de la méthode peuvent étre résumées de la
manidre suivante’. Le taux d’intérét zéro-coupon s’exprime comme une fonction non
linéaire de la durée de vie résiduelle du titre:

" 1 — -m/T 1— -m/T
R™(0) = M+ dg————— + A (67 - em/T> (23)

m/T m/T

ou Rg?)(oz) est le taux zéro-coupon théorique (exprimé en temps continu) a la date ¢
pour un titre de maturité résiduelle m et un vecteur de paramétres o = { A1, Ay, A3, 7}
donné. Cette fonction d’interpolation présente trois propriétés remarquables:

l’ancrage de la courbe sur le taux le plus court du marché. Il faut noter que, comme nous ne nous
intéressons pas aux maturités les plus courtes (moins d’un an), cette approximation sur la partie
courte de la courbe n’est sans doute pas déterminante.

9La méthodologie détaillée est présentée dans Ricart et Sicsic (1995). Svensson (1994) a proposé
une extension de la méthode de Nelson et Siegel, permettant la présence d’un second point de
retournement dans la partie courte de la courbe de taux. Compte tenu de I'absence de marché des
titres de court terme, cette “augmentation” n’a pas paru opportune.
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- Ap est le taux d’intérét & un horizon infini;

- (A1 + A2) représente le taux d’intérét instantané;

- le couple (A3, 7) permet de rendre compte de la présence éventuelle d'une inflexion
dans la courbe de taux.

Les courbes de taux issues de cette interpolation ont donc trois composantes:
un niveau (représenté par A;); une pente (représentée par As); et une convexité
(représentée par Az et 7).

La deuxiéme propriété permet de contraindre aisément 'estimation du parameétre
Ay de telle sorte que (A1 + Ag) soit égal, par construction, au taux le plus court
du marché (ici, le taux au jour le jour du marché interbancaire). Fn période de
tensions monétaires, cette possibilité apparait empiriquement trés importante lorsque
le nombre de titres disponibles sur le segment court de la courbe des taux est réduit.

A partir de la formule usuelle de valorisation d’une obligation, on peut exprimer
le prix théorique d’un titre donné sous la forme:

P (o Zcexp( (k + ) B D(0)) + 100exp (—mBIP () (24)

ot ¢ est le coupon, P( )( ) est le prix théorique (exprimé en pourcentage du nominal),
M est le nombre d’années entiéres restant a courir et f = m — M la fraction d’année
complémentaire. On déduit alors les taux de rendement actuariel théoriques (exprimé

(m)

en temps discret) y;  («) des titres observés, en résolvant 1’équation suivante:

c 100
(@) (@)

Un critére de minimisation de la somme des carrés des résidus peut alors étre
appliqué sur les rendements afin d’estimer les paramétres o du modeéle:

(25)

M
(m) _ Z

K
min 3 {57 — vy (o )} (26)
& k=1

(m)

ou ¥, est le taux de rendement actuariel observé du titre k, de maturité résiduelle

m, & la datet; y(m)( ) est le taux de rendement actuariel théorique du titre k; Ky est
le nombre de tltres retenus pour l'interpolation a la date £. Le vecteur de paramétres
a est donc estimé, séparément, pour chaque date .
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Annexe 2: RMSE et statistiques de Theil hors échantillon

[’étude de la validité des prévisions peut étre menée a partir de simulations hors
échantillon. Le principe de cet exercice est, pour chaque trimestre ¢ de 1’échantillon
& partir du premier trimestre 1975, d’estimer le modéle sur la période allant de 1960
a ¢, de procéder a des simulations dynamiques a un trimestre (¢ 4+ 1), & un an (¢ + 4)
et a trois ans (¢ 4 12), de stocker les erreurs de prévision, et de calculer les RMSE et
les statistiques de Theil a partir de ces erreurs de prévision sur la période 1975-96.
Cette démarche permet de comparer les différentes spécifications dans des conditions
réelles de prévision.

La difficulté de cette approche réside dans le calcul de la constante de normali-
sation, la prime de risque. La prime de risque a la date ¢ est évaluée ici de facon a
ce que les moyennes des taux longs et de leurs simulations, calculées sur la période
allant de 1975 & ¢, solent égales, c’est-a-dire:

1 ¢

P, = ] Z;O (RT — RT/T,l) avec tg = 795: 1. (27)

Tableau Al: RMSE et statistiques de Theil hors échantillon

modele modele anticipations
non-stationnaire stationnaire des marchés
RMSE RMSE  Theil RMSE Theil

France
en échantillon
- 1 trimestre 1,50 1,68 1,12 0,63 0,42
-1an 2,10 2,10 1,00 1,37 0,65
- 3 ans 3,09 2,56 0,83 2,34 0,76
hors échantillon
- 1 trimestre 1,51 1,81 1,20 0,77 0,51
-1an 2,31 2,47 1,07 1,61 0,70
- 3 ans 3,52 3,35 0,95 2,82 0,80
Allemagne
en échantillon
- 1 trimestre 1,99 0,81 0,40 0,69 0,35
-1an 2,21 0,99 045 1,07 0,48
- 3 ans 3,08 1,23 0,40 1,64 0,53
hors échantillon
- 1 trimestre 1,94 0,80 041 0,76 0,39
-1an 2,15 1,06 0,51 1,16 0,54
- 3 ans 3,07 1,38 0,45 1,79 0,58

Note: Les RMSE et les statistiques de Theil sont calculées sur la période allant de
1975 & 1996. Les primes de risque hors échantillon sont calculées a partir de (27).
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Graphique 1 : Taux d'intérét
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Graphique 2 : Prévision du taux long
a partir d'un AR stationnaire pour le taux court
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Graphique 3a : France

Graphique 3 : Prévision du taux long
a partir d'un AR non-stationnaire pour le taux court
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Graphique 4 : Anticipation de long terme du taux court
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Graphique 5 : Prévision du taux long
a partir des anticipations des marchés
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