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La pente des taux contient-elle de 'information
sur ’activité économique future ?

Franck Sédillot*
Juin 1999

Résumé

Nous étudions dans ce papier le lien entre pente des taux et croissance en
Allemagne, aux Etats-Unis et en France. Cette relation est analysée selon deux
approches. La premiére, communément mise en ceuvre, consiste & régresser le
taux de croissance du PIB pour différents horizons sur le spread de taux. Dans
la seconde, plus rarement appliquée sur données européennes, c’est 'occurrence
d’une récession que ’on cherche & prévoir. Dans ce cas, il faut recourir a l’esti-
mation d'un modele probit. Pour chacun des termes de cette alternative, une
analyse des propriétés prédictives en échantillon et hors échantillon est me-
née. La stabilité des différentes relations, appréhendée au travers des erreurs
de prévision récursives et glissantes, est aussi abordée.

Abstract

We investigate in this paper the ability of the yield spread to forecast eco-
nomic activity in Germany, the United States and France. Two approaches are
implemented. The first one, widely used, consists in regressing the growth rate
of the GDP computed on various horizons on the yield spread. In the second
one, we examine the usefulness of the yield spread in predicting whether or not
the economy will be in recession in the future. So, in that particular case we
use a probit model. For both approaches, we analyze the in-sample forecasting
ability as well as the out-of-sample accuracy of the outcomes. The stability of
the relation, based on time-varying root mean squares errors, is also analyzed.
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a l'atelier de recherche pour leurs commentaires et suggestions.



1 Introduction

La théorie économique enseigne que le prix des actifs, comme les taux d’intérét ou
les cours boursiers, refléte les anticipations des intervenants sur les marchés financiers.
Trois exemples illustrent cette idée : la théorie des anticipations de la structure par
terme selon laquelle le taux & long terme s’exprime comme une moyenne pondérée des
taux courts futurs anticipés, & une prime de risque constante dans le temps prés; la
relation de Fisher qui stipule que le taux d’intérét nominal est la somme du taux réel
et du taux d’inflation anticipée; le modéle des dividendes actualisés qui pose que le
cours d’une action est égal au flux des profits futurs actualisés. Ainsi, la structure par
terme contiendrait de 'information relative aux taux courts futurs (et par conséquent
a la politique monétaire), a U'inflation anticipée et a la croissance économique. Dans
la suite de ce papier, nous nous intéresserons exclusivement au lien entre la pente
des taux —la différence entre un taux a long terme et un taux a court terme— et la
croissance'.

La corrélation entre ces deux variables permet de mesurer simplement ’ampleur
du lien qui les unit?. En Allemagne, aux Ftats-Unis et en France, les trois pays
étudiés dans ce papier, elle est de 'ordre de 0,45 pour un retard de trois trimestres.
Ce résultat est conforme & ceux mis en avant dans la plupart des travaux menés
sur ce théme. Sur données américaines, la conclusion est sans équivoque : la pente
des taux apporte de linformation sur lactivité économique future (Harvey [1988],
Stock et Watson [1989], Estrella et Hardouvelis [1991] et Estrella et Mishkin [1997 et
1998)). Estrella et Mishkin [1998] montrent que ’écart de taux a un pouvoir explicatif
a un horizon d’un an non seulement supérieur a celui d’autres variables financiéres
(comme la masse monétaire ou 'écart de taux entre les billets de trésorerie et les bons
du Trésor & six mois —CPBILL—) mais aussi a celul d’indicateurs dits «avancés».
Les comparaisons internationales sont tout aussi convaincantes. Elles concluent que
cette relation est aussi valide dans la plupart des pays industrialisés®.

Toutefois, I'évolution des corrélations au cours du temps (graphiques 1 et 2) met
en évidence de sensibles disparités?. Plus la taille de 'échantillon augmente, plus
la corrélation diminue aux Etats-Unis. Aprés une période de stabilité entre 1974 et
1984, le coeflicient de corrélation entre croissance et pente des taux avancée de trois
trimestres passe de 0,60 a4 0,40. FEn revanche, en Allemagne, cette grandeur est trés
stable, autour de 0,45 depuis 1980. En France, le profil est légérement plus accusé :

LOn trouvera dans Jondeau et Ricart [1998] une étude détaillée relative au contenu en information
de la courbe des taux concernant les taux courts futurs et I'inflation anticipée.

211 s’agit du coefficient de corrélation entre la pente des taux et le taux de croissance du PIB lissé
sur trois trimestres.

30On pourra notamment se référer a Harvey [1991], Bernard et Gerlach [1998], Bonser-Neil et
Morley [1997], Davis et Fagan [1997], Estrella et Mishkin [1997], Hu [1993], Kosicki [1997] et Nelson
et Plosser [1994].

4Dans chacun des trois pays on calcule des corrélations récursives et des corrélations glissantes.
Dans le premier cas, on démarre avec une corrélation initiale qui porte sur la période 1960-1970 (1970-
1980 pour la France). Puis, on calcule & nouveau cette corrélation avec un trimestre supplémentaire.
Dans le second cas, on décale a la fois le début et la fin de ’échantillon. Dix ans glissants sont alors
couverts. Ces corrélations sont calculées entre un lissage sur trois trimestres du taux de croissance
du PIB et la pente des taux décalée de neufs mois.



notamment, le retournement & la baisse de la conjoncture en 1992 a bien été capté
contrairement a la phase de reprise qui a suivi. [’analyse des résultats sur une période
glissante de 10 ans est un peu moins claire mais confirme le diagnostic précédent. Fn
définitive, aux Ftats-Unis, il semble que la corrélation se soit affaiblie au cours des
dix derniéres années. Pour les deux pays européens, la relation apparait plus stable,
excepté au début des années quatre-vingt dix. Ces différentes observations aménent
naturellement a s’interroger sur I’évolution au cours du temps du lien entre ces deux
variables.

Pour cela, il convient de faire une distinction entre pouvoir explicatif et contenu
prédictif. Le premier fait référence a Panalyse en échantillon (une mesure en est le 22),
alors que pour le second, il faut recourir a une analyse hors échantillon (en comparant
par exemple des prévisions réalisées en dehors de la période d’estimation de différents
modeles concurrents). Aux Etats-Unis, Thoma et Gray [1994] réalisent cet exercice
et montrent que le pouvoir prédictif du CPBILL face & la masse monétaire est di
a la seule observation du mois de décembre 1974. Stock et Watson [1992] soulignent
que les indicateurs financiers n’ont pas fourni les signaux adéquats pour prévoir le
retournement a la baisse de la conjoncture en 1991. Plus récemment, Haubrich et
Dombrosky [1996] puis Dotsey [1998] indiquent que I'information en terme d’activité
future contenue dans I'écart de taux s’est sensiblement affaiblie outre-Atlantique.
Pour les pays de I'Union Furopéenne, Davis et Fagan [1997] montrent que la pente
des taux combinée aux valeurs passées du taux de croissance du PIB ne permet pas
de mieux prévoir 'activité que les seuls retards du taux de croissance du PIB. Alonso
et alii [1997] font un exercice similaire sur données espagnoles. Ils concluent que les
modéeles utilisant la pente des taux ont, hors échantillon, un pouvoir prédictif inférieur
a un simple modeéle autorégressif. Au total, ces travaux donnent des résultats plus
contrastés que 'analyse en échantillon.

Dans cette étude, nous nous concentrons plus particuliérement sur la stabilité de
cette relation depuis 1960. Dans les trois pays étudiés, la pente des taux permet de
prévoir 'activité future, mais seule I’Allemagne présente une relation relativement
stable. [’analyse hors échantillon souligne que le gain prédictif apporté par la pente
des taux est de faible amplitude. En outre, il apparait que I'écart de taux semble
plus pertinent pour prévoir les phases de récession que les périodes de croissance.
C’est pour cela que, dans la lignée d’Estrella et Mishkin [1998], nous avons estimé un
modele probit. Les résultats apparaissent alors sensiblement plus convaincants.

Le reste du papier s’articule de la fagon suivante : dans la section deux, nous rappe-
lons les principaux résultats empiriques trouvés ainsi que les modeéles économétriques
utilisées. Dans la section trois, une analyse en échantillon est menée en appliquant
ces différentes méthodes aux trois pays étudiés. La section quatre est consacrée a
lanalyse hors échantillon. Enfin, la section 5 conclut.



2 Les enseignements de la littérature

2.1 L’écart de taux et la croissance : quelques éléments théo-
riques

2.1.1 Trois raisons théoriques sont en général avancées

D’un point de vue théorique, trois explications sont a I'origine du lien entre pente
des taux et activité économique : les anticipations de la politique monétaire, les effets
de la politique monétaire et, enfin, le lissage intertemporel de la consommation®.

La premiére fait directement appel a la théorie des anticipations de la structure par
terme. Selon cette théorie, le taux long, pour une échéance donnée, s’écrit comme une
moyenne pondérée des taux courts futurs anticipés & une prime de risque prés. Une
anticipation de faible croissance implique celle d’une détente de la politique monétaire
et donc des baisses futures des taux courts qui doivent se traduire, dés maintenant,
dans les taux longs. [’amplitude et le sentier de la baisse des taux dépendront de la
sévérité et de la durée de la récession anticipée par les agents, si ces derniers pensent
que la banque centrale réagit a la croissance et a I'inflation. La causalité va alors de
I'anticipation de 'activité vers la pente des taux.

Dans la seconde, I'écart de taux représente le degré de restriction ou de relache-
ment de la politique monétaire. Ainsi, lorsque les taux & court terme augmentent, les
taux a long terme augmentent mais moins que les taux a court terme. Le spread se
réduit. Estrella et Mishkin [1997] observent que la variation des taux a long terme
consécutive a une variation des taux a court terme est d’autant moins forte que la
politique monétaire est crédible. A la limite, si cette dernicre était parfaitement an-
ticipée et parfaitement crédible, alors les taux courts futurs resteraient a leur niveau
actuel et les taux longs ne bougeraient pas. En définitive, selon cette explication,
une courbe des taux peu pentue signifie que, en réponse a une politique monétaire
restrictive, activité et I'inflation déclineront. Dans ces conditions, ’écart de taux est
conditionnel & la politique monétaire. C’est pourquoi, dans les tests empiriques, une
variable de politique monétaire (taux d’intervention ou taux réel) est introduite. Elle
permet de vérifier si le spread de taux contient une information autre que celle de
la politique monétaire stricto sensu. Les effets de la politique monétaire sont aussi
a relier au canal du crédit. En effet, une hausse des taux courts se traduit par un
accroissement plus faible des taux longs. La marge d’intermédiation des banques di-
minue. Ces derniéres, pour maintenir leur rentabilité, éliminent de leur portefeuille
les emprunteurs les plus risqués ce qui réduit I'investissement et donc l'activité.

La troisiéme repose sur un cadre théorique initialement proposé par Harvey [1988]
en temps discret puis par Hu [1993] en temps continu. Elle s’appuit sur le compor-
tement de maximisation intertemporelle du consommateur : certains agents veulent
consommer plus aujourd’hui que dans un an; d’autres veulent épargner aujourd’hui
pour consommer plus dans un an. Le taux d’intérét est le prix qui assure 1’équilibre
du marché entre les préteurs et les emprunteurs. On suppose que les ménages aspirent
a la stabilité de leur consommation, c’est-a-dire qu’ils sont averses au risque. Si, par

>On pourra se reporter & Dubois et Janci [1994] pour un exposé plus détaillé.



exemple, ils anticipent une perte de leur revenu dans un an (une récession est donc
anticipée), ils souhaiteront épargner plus de fagon a garantir un certain niveau de
consommation pour les mauvais jours. Ainsi, ils achéteront des titres longs qui leur
assureront des revenus pendant la récession. Ces achats seront financés par des ventes
de titres courts. La demande de titres longs s’accroit ce qui entraine une hausse de
leur prix et par conséquent une baisse de leur rendement. Dans le méme temps, la
demande de titres courts décroit ce qui se traduit par une diminution de leur prix
et une augmentation de leur rendement. [’aplatissement de la pente des taux résulte
de ces deux mouvements. On peut montrer cet effet plus formellement. FEn reprenant
Harvey [1988], le consommateur résout le programme suivant® :

00 1-v

17 Ct

max Zﬂ
Ct, Aty1 —o 1—v

sous contrainte Ay = (14 1¢) (A + Yy — Cy)

(1)

ou [ représente le coeflicient d’actualisation, v 'aversion pour le risque, A; la richesse
réelle du consommateur, C; sa consommation réelle, Y; les revenus salariaux réels et
¢ le taux d’intérét réel qui s’applique entre les périodes ¢ et ¢ + 17. La résolution de
(1) donne les conditions d’équilibre suivantes :

o1 B
a—C't:ﬂtCt —(1+7"t))\t:0
ot TR
== - 1 )\ == 2
aCr g 1 — (L+701) A1 =0 (2)
ot
=N+ A1 (L+741) =0
By ¢ e+1 ( t+1)

ot £ est le lagrangien du programme du consommateur donné par (1). En réarrangeant
les équations du systéme (2) et en linéarisant (les minuscules dénotent le logarithme
sauf pour le taux d’intérét), on obtient les deux relations suivantes :

lo 1
Ct41 — C¢ = gy(ﬂ) + ;Tt (3>
lo 142
Ciyj —C = ]M + =D Tty
v i—0
De (3), on tire la relation suivante :
. lo 1 1 .
s = =G -0 B Lo LGy, (4)

5Nous présentons une version trés simplifiée du programme d’optimisation.

"r, s’assimile donc & un taux court réel.



j—1

ol 84 = Y. Tyi — jre représente j fois la pente des taux entre t et ¢ + j. D’apres (4),
i—0

le taux de croissance cumulé de la consommation entre les périodes ¢ + 1 et ¢ + 7 est

une fonction croissante de la pente des taux. Par commodité, nous récrivons (4) :

Cevj — Cey1 = Qo + Q18 + Ty (5)

otag=(j—1) @, o = % et ay = % (j —1). a; représente donc a la fois 'inverse
du degré d’aversion pour le risque des consommateurs et le taux de croissance de
la consommation lorsque la structure par terme est plate. I’équation (5) servira de

cadre de référence pour 'analyse économétrique.

2.1.2 Une maquette simple permet de synthétiser ces trois effets

Une maquette, représentant la forme réduite d’un modéle en économie fermée,
permet de synthétiser I'ensemble des trois effets précédents®. Elle se compose des
cinqg équations suivantes :

1

Y—9 = (Y1 —7) — > (pi— P)
1 n—1
P = Ry — —ZWHR
o
1 n—1
Ry = — Ziwk (6)
o

T = amg+ (1 —a)m+v(ye — )
iy = pme+ By (m— 7))+ By (Y — )

ou y; représente le revenu, ¥ le revenu d’équilibre, R; le taux a long terme, i, le
taux a court terme nominal, p, le taux a long terme réel, p le taux a long terme réel
d’équilibre, 7; le taux d’inflation et 7 la cible d’inflation de la banque centrale. La
premiére équation n’est autre que la courbe IS. C’est aussi I'équation (3), & ceci pres
que ¢; a été remplacé par y;. Cette courbe IS est 1égérement modifiée par rapport
a une écriture traditionnelle o1, en général, ce sont les termes passés du revenu qui
interviennent’. McCallum et Nelson [1997] justifient la présence d'un terme avancé
en maximisant une fonction d’utilité intertemporelle du consommateur. Ainsi, on
retrouve 'effet de lissage de la consommation par ce biais puisque la résolution de ce
programme conduit a la condition de premier ordre décrite par le systéme (2) ou le
rapport des utilités marginales de la consommation aux dates t + 1 et ¢ équivaut au
taux d’actualisation. Les effets de la politique monétaire transitent par I’écart entre le
taux réel et son niveau de long terme dans la courbe IS. Dans la deuxiéme équation,
le taux long réel s’écrit comme la différence entre le taux a long terme nominal et

8Ces formes réduites sont abondamment utilisées dans la littérature. On trouvera un exposé
détaillé des propriétés de convergence de ce type de modeéle dans Kerr et King [1996].

9Par exemple, sur données américaines, il est généralement modélisé par un AR(2) dont la somme
des coeflicients est inférieure a 'unité (Fuhrer [1997]).



le taux d’inflation future. C’est la relation de Fisher. On retrouve dans la troisiéme
équation la théorie des anticipations de la structure par terme des taux d’intérét. Le
taux & long terme (zéro-coupon) s’écrit comme une moyenne arithmétique des taux
courts futurs anticipés sur n périodes. La quatriéme équation est une forme réduite
de la boucle prix-salaires. C’est, plus exactement, une courbe de Phillips augmentée.
L’introduction du terme avancé peut se justifier par I'existence de contrats salariaux
imbriqués comme, par exemple, chez Fuhrer et Moore [1995]'°. Enfin, la derniére
équation représente la régle de Taylor. Cette équation combinée a ’équation de taux
long donne I'influence des anticipations de la politique monétaire.

En définitive, on retrouve bien dans cette maquette les trois raisons qui expliquent
que la pente des taux et activité sont corrélées. A long terme, les grandeurs réelles
d’équilibre sont données par 4 et p tandis que que les grandeurs nominales sont
déduites de la cible d’inflation 7 des autorités monétaires. Nous avons simulé un choc
de demande positif anticipé par les agents!! pour vérifier quun applatissement de la
pente des taux s’accompagne bien d’un ralentissement futur de 'activité économique.
Les graphiques 3 et 4 détaillent les résultats de cette simulation. Juste aprés le choc,
la banque centrale réagit au surcroit d’activité et d’inflation par une hausse des taux
directeurs. Dans le méme temps, les agents ont déja intégré que cette hausse des taux
a court terme allait résorber l'excés de croissance et d’inflation et conduire & une
détente de la politique monétaire. C’est pourquoi le niveau des taux courts futurs
anticipés est inférieur a celui des taux courts actuels. Comme les taux longs sont
une moyenne des taux courts futurs, ils augmentent alors moins que les taux courts
ce qui conduit & une inversion de la pente des taux au moment ou I'output gap est
maximal (1 %). Fnsuite, la politique monétaire se desserre au fur et a mesure que les
surcroits d’activité et d’inflation se résorbent. Les taux courts se détendent alors plus
rapidement que les taux longs et la pente des taux revient vers son niveau d’équilibre.

2.2 En échantillon, la pente des taux aide a prévoir ’activité

FEmpiriquement, cette relation a d’abord été testée sur données américaines, no-
tamment par Estrella et Hardouvelis [1991]. Plus récemment, des travaux comparatifs
ont été menés : Bernard et Gerlach [1998], Davis et Fagan [1997], Estrella et Mish-
kin [1997], Harvey [1991], Hu [1993] et Nelson et Plosser [1994]. Enfin, sur données
francaises, on pourra se reporter au travail de Dubois et janci [1994]. Ces études ont
en commun de régresser le taux de croissance du PIB sur la pente des taux (plus
éventuellement d’autres variables financiéres ou monétaires) selon trois méthodes.

L90n trouvera aussi dans Roberts [1997] une revue de la littérature détaillée et une estimation sur
données américaines de la courbe de Phillips néo-keynésienne.

UTe modéle est présenté ici & titre illustratif. Les paramétres utilisés lors de la simulation sont
les suivants : % =0,3,a=0,3, y=0,2 et 8, = 55 =0,5. Ces valeurs correspondent au calibrage
usuel sur données américaines.



2.2.1 Le modéle traditionnel

Pour tester le lien entre pente des taux et croissance, une premiére série d’étude

s'intéresse & la relation suivante dont la formulation est similaire a I’équation (5)'* :
400
<—> log (M> = Qg + Q18 + €415 (7)
k Yt

ou k représente ’horizon considéré et s, la pente des taux. Pour chacune des valeurs
de k on estime I’équation (7). L’horizon pour lequel I'écart de taux apporte le plus
d’information est la valeur de k pour laquelle, d'une part, le coefficient de détermina-
tion (R?) est le plus élevé et, d’autre part, a; est significatif'®. Dans les études citées,
le retard maximal est compris entre un et deux ans et reste significatif jusqu’a trois
ans. En outre, a1 a une interprétation simple : il mesure la variation de la croissance
correspondant a une hausse de 100 points de base de la pente des taux. Comme on
s'attend a ce que oy soit positif, plus la pente des taux est importante, plus 'activité
sera forte a ’horizon k. On peut noter que I’équation (7) mesure un taux de croissance

¢4, Enfin, comme nous l'avons vu, I’écart de taux est conditionnel &

cumulé annualis
la politique monétaire. C’est pourquoi les équations précédentes sont aussi testées en
introduisant une variable représentant le degré de restriction de la politique moné-
taire’®. En outre, les valeurs passées du taux de croissance du PIB sont introduites
ainsi que d’autres variables censées apporter une information sur l'activité future.
Cela permet de tester la robustesse des relations précédentes en vérifiant si la pente

des taux apporte bien une information qui lui est propre. I’équation (7) devient alors :

2Trois légeres différences subsistent. Premiérement, dans I’équation (5), la pente des taux inter-
vient en £— 1 et non en £. Deuxiémement, le taux court réel en £ — 1 est aussi une variable explicative.
Troisiémement, la pente des taux dépend de I’horizon considéré. En toute rigueur, & un an, il faudrait
utiliser le taux & un an moins le taux a trois mois. Enfin, il faut noter que dans le modéle théorique
on soustrait deux taux réels alors que dans 1’équation estimée, on soustrait deux taux nominaux.
En toute rigueur, il faudrait construire une série d’inflation anticipée (Harvey [1988]). Harvey [1989]
contourne ce probléme en supposant que U'inflation anticipée suit un processus IMA(1,1).

13Des que k est supérieur a un, les horizons de prévisions sont imbriqués. Le résidu de I’équation (7)
s’exprime comme une moyenne mobile des k& — 1 résidus passés. Dans ce cas, la matrice de variance
covariance des estimateurs obtenue par les MCO est biaisée. Par conséquent, le test d’égalité a
zéro des coefficients n’est plus valide (il conduira a rejeter trop souvent ’hypothése de nullité d’un
coefficient). C’est pourquoi la matrice de variance covariance des estimateurs est corrigée par la
méthode de Newey et West [1994].

MEmpiriquement, ces travaux se sont aussi intéressés a I’équation suivante :

400
<—> log <yt—+k> = ap + @18 + €1k
J Yi+k—j

Elle mesure leffet de la pente des taux a k trimestres sur le taux de croissance pour j trimestres
consécutifs (si j = 1, il s’agit du taux de croissance trimestriel). Dans ce type de spécification, la
pente des taux contient de I'information sur un horizon de 6 trimestres.

5 Dotsey [1998] multiplie la pente des taux par une variable muette qui vaut un lorsque le taux
des fed funds est augmenté de plus de 50 points de base. Estrella et Mishkin [1997], Kosicki [1997]
utilisent un taux court réel.



400 L, 7400 w !
<T> 10g (%) = oo+ o158+ Z <T> bj 10g (M) + Z CiTe j+ €y (8>
t

ji—0 Yi—G+1)k =0

Dans 'équation (8), les termes retardés du PIB sont introduits de facon a évi-
ter toute multi-colinéarité. Les résultats sont, 14 encore, concluants. I’ensemble des
études montrent que le spread de taux apporte une information qui va au-dela de celle
contenue dans la politique monétaire et des autres indicateurs économiques sur un
horizon d’'un an et plus. Toutefois, pour un horizon court (un ou deux trimestres), les
indicateurs avancés peuvent s’avérer plus performants (Estrella et Mishkin [1998]).

2.2.2 Le modéle avec asymétrie

On peut penser que la pente des taux n’a pas le méme effet sur 'activité en période
de récession ou en période de croissance. Il existerait alors une asymétrie. Ceci revient
& estimer une équation de la forme :

k Yt

ou hs; et ls;, prennent la valeur du spread lorsque ce dernier est respectivement
supérieur ou inférieur & un seuil haut et a un seuil bas. ms; équivaudra au spread

400
<—> log (M> = oo + a1hs, + +aams, + asls, + € p (9)

lorsque ce dernier sera compris dans I'intervalle délimité par les seuils haut et bas.
Cette question a été rarement abordée dans la littérature. A notre connaissance, seul
Dotsey [1998] teste explicitement un tel effet. Dans son article, la pente des taux prend
la valeur hs; lorqu’elle s’écarte de plus de 0,42 écart-type de sa moyenne. Il conclut
que sur 'ensemble de la période couverte on peut rejeter I'égalité des coefficients. 11
remarque aussi que la croissance répond plus fortement & des valeurs négatives du
spread.

2.2.3 Le modéle probit

Dans les deux modéles précédents, on cherche a estimer simultanément ’ampleur
des récessions et des périodes de croissance ainsi que leurs dates d’apparition. D’autres
méthodes ont été proposées. Ainsi, certaines études se sont attachées a prévoir 1'état
de I’économie et plus précisément 'occurrence d’une récession plutoét que le taux de
croissance du PIB. Cet état, noté RF;, est codé 1 si I’économie est en récession et
0 sinon. La probabilité de récession a la date ¢ pour un horizon de k périodes est
donnée par la relation suivante :

P(REt = 1) =0 (Oé() + ozla:t,k) (10>

ou P est la fonction de répartition de la loi normale et x; r un vecteur de variables
explicatives qui contient 'écart de taux ou tout autre variable financiére (cours bour-
siers, masse monétaire...) combinée éventuellement avec une variable d’activité (in-
dicateur avancé...). Une des difficultés de cette méthode est de disposer des dates de



récession. Aux Etats-Unis, le NBER fournit officiellement ces dates. En Europe, il
n’existe pas de datation officielle des récessions.

Estrella et Hardouvelis [1991] sont les premiers & estimer 'équation (10). Estrella
et Mishkin [1998] développent le papier originel d’Estrella et d’Hardouvelis [1991]
et testent d’abord la performance de la pente des taux contre celle d’une vingtaine
d’autres variables qui comprennent les indicateurs avancés du Département du Com-
merce, ceux calculés par Stock et Watson, les indices boursiers ainsi que d’autres
écarts de taux comme celui entre les bons du Trésor & six mois et les billets de tréso-
rerie. Ils montrent que, pour un horizon supérieur & un an, 'écart de taux surpasse
toutes les autres variables explicatives en terme de pseudo-R?. Ensuite, ils combinent
cet écart de taux avec chacun des autres indicateurs financiers. En général, I'introduc-
tion de la pente des taux fait perdre la significativité des autres variables financiéres.
Dueker [1997] fait un exercice similaire et montre notamment que la récession de 1991
est mieux captée avec le modéle définit par la variable dépendante retardée et la pente
des taux. Il montre aussi qu’en permettant aux coefficients de changer de valeurs en
fonction d’une variable cachée binaire, les résultats, en échantillon, sont nettement
plus convaincants. Sur données européennes, Bernard et Gerlach [1998] concluent que
pour la plupart des pays européens, la pente des taux du pays considéré permet d’an-
ticiper assez bien un retournement d’activité. Ils testent, dans la lignée de Plosser et
Rouwenworth [1994], si U'introduction d’un spread étranger ne permet pas d’améliorer
la prévision. Ils montrent que cela n’augmente que trés marginalement le pseudo-R?
des équations comparé au cas o seul le spread domestique intervient.

Cette rapide revue de la littérature a montré que la pente des taux contient de
Pinformation sur I'activité future!®. Pourtant, aux Etats-Unis, les variables financiéres
n’ont pas permis de prévoir le retournement de conjoncture en 1991. Bernanke [1990]
avangait déja qu’en faisant des prévisions hors échantillon, le pouvoir prédictif du
CPBILL s’était trés nettement affaibli au cours des années quatre-vingt. Stock et
Watson [1992] constatent ’echec de leur indicateur avancé pour prévoir la récession
du début des années quatre-vingt-dix aux Ftats-Unis. Ils concluent que inclusion des
variables financieéres était probablement & l'origine de cet échec car ce retournement
de conjoncture n’était pas lié a la politique monétaire. Une étude de la stabilité des
relations et du comportement en prévision hors échantillon semble donc incontour-
nable.

16T pente des taux n’est pas le seul indicateur financier & avoir un pouvoir explicatif important.
Par exemple, aux Etats—Unis, I’écart entre les billets de trésorerie et les bons du Trésor a six mois
(CPBILL) s’est révélé, jusqu’au début des années quatre-vingt dix, étre un meilleur indicateur pour
prévoir lactivité que la pente des taux. Cette question ne reléve pas du sujet de la présente étude.
On trouvera notamment des éléments relatifs a cette question dans Bernanke [1990] et Friedman et
Kuttner [1989, 1992, 1993 et 1998].
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3 L’analyse économétrique en échantillon pour I’ Al-
lemagne, les Etats-Unis et la France

3.1 L’estimation du modéle traditionel

Nous présentons ici quelques résultats standard sur le lien entre pente des taux
et croissance en utilisant ’équation (7)!7. Le tableau 1 récapitule ces résultats'®. Sur
I’'ensemble des trois pays, la pente des taux apporte de I'information jusqu’a trois
ans pour l'équation cumulée. Les retards maximaux sont les mémes aux Etats-Unis
et en France (cing trimestres). Pour I’Allemagne, les délais sont plus longs (sept
trimestres)!”.

Tableau 1
Relation entre pente des taux et croissance cumulée

Ftats-Unis Allemagne France

ak de60a97 | de 73497 | de 60 497 | de 73497 | de 73 & 97
trimestre | oy R? o] R? o] R? o] R? o] R?
1 0,53 0,04 0,64 008|064 0,03]048 0,040,444 0,06
2 0,67 0,11 ] 0,20 0,20 0,65 0,09|0,56 0,12 0,57 0,17
3 0,65 0,13]0,78 0,24 0,66 0,150,559 0,21 | 0,60 0,25
4 0,62 0,140,714 0,26 | 0,68 0,23 | 0,61 0,27 | 0,58 0,28
5 0,62 0,17]0,74 0,31 0,70 0,26 | 0,60 0,30 | 0,56 0,31
6 0,56 0,16 | 0,68 0,30 | 0,67 0,27 0,59 0,32 | 0,49 0,27
7 0,51 0,151 0,63 0,29 0,65 0,29 0,57 0,35 | 0,43 0,24
8 0,46 0,14 ] 0,57 0,28 | 0,61 0,28 0,53 0,33 | 0,40 0,23
12 0,23 0,05]0,30 0,14 | 0,46 0,25 0,33 0,21 | 0,22 0,10

Par ailleurs, aux Etats-Unis, un échantillon plus large a pour effet de diminuer le
coefficient a;? et de faire baisser sensiblement la qualité de Pestimation. Un résultat
similaire s’observe pour les équations marginales. En Allemagne, il convient de sou-
ligner la stabilité du pouvoir explicatif pour différentes périodes d’estimation alors
que le coefficient o augmente lorsque le nombre d’observations s’accroit. En outre,
le coefficient oy n’est pas tres différent de celui trouvé aux Etats-Unis (soit 0,6), de
méme que la part de la variance expliquée du taux de croissance du PIB, du moins
de 1973 a 1997. En définitive, on retrouve 'idée que la relation entre pente des taux

I"Les estimations relatives au taux de croissance marginale ont aussi été menées. Les résultats
sont conformes a ceux des autres travaux.

18es données (PIB et taux d’intérét) proviennent respectivement de la base de données du secteur
des entreprises de 'OCDE (BSDB) et de Datastream. Pour 1’Allemagne, nous avons utilisé le PIB
de la partie ouest aprés 1991. La pente des taux est définie comme le taux & 10 ans moins le taux a
trois mois.

Pour I'horizon optimal nous avons testé directement l'influence de la politique monétaire en
introduisant le taux a court terme en niveau. En France et aux Etats—Unis, la pente des taux reste
toujours significative. En revanche, en Allemagne, elle perd tout pouvoir explicatif.

20Tout les résultats présentés dans le tableau 1 sont significatifs au seuil de 5 %. L’écart-type des
coefficients est corrigé par la méthode de Newey et West [1994].
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et croissance semble plus stable en Allemagne qu’aux FEtats-Unis : en intégrant la
période des années soixante, le pouvoir explicatif de la régression est presque deux
fois plus élevé qu’aux Etats-Unis.

Les graphiques 5 & 7 combinent, pour chacun des trois pays, la croissance cu-
mulée, la simulation de I’équation (7) pour le meilleur horizon et la pente des taux.
Concernant les Etats-Unis, on peut faire deux observations : tout d’abord, la pente
des taux permet d’anticiper correctement les creux d’activité. Les pics sont moins
bien pris en compte. Ensuite, ce lien a tendance a devenir plus lache sur la période
récente comme 'atteste le fait que la récession de 1991 n’est pas anticipée. Si on
scinde ’échantillon en deux sous-périodes, c’est encore plus flagrant. De 1970 a 1982,

le RQGSt deux fois plus élevé et 'ajustement en échantillon bien plus convaincant. En
Allemagne, la pente des taux est un bon prédicteur des retournements d’activité et la
relation semble perdre de sa vigueur, surtout aprés 1989. La France apparait, & bien
des égards, comparable a I’Allemagne. Cependant, au moment de la reprise de 1994,
la relation est devenue moins nette. Sur la période récente, le lien semble & nouveau
correctement opérer. Dans les deux pays européens, 'asymétrie semble bien moins
apparente qu’aux Etats-Unis. Les retournements d’activité, tant a la hausse qu’a la
baisse, sont correctement pris en compte par la pente des taux de 1970 & 1989.

3.2 Le modéle avec asymétrie

Le constat précédent nous améne donc a autoriser des effets d’asymétrie dans
I'équation (7), en introduisant trois niveaux de spread (haut, bas, moyen), d’une fa-
con similaire & celle de Dotsey [1998]?!. On estime alors la relation (9) en ajoutant
les retards passés de la variable expliquée. Par exemple, dans le cas de la croissance
cumulée, on compare la capacité prédictive (en échantillon) des trois équations sui-

vantes :
400) yt+k> L /400 ( Yok )
— Jlog | =—— = g+ 18 + <—>b-lo e 11
< k & ( Yt 0 e jz(:) k 708 Yt (G+1)k e (1)
400 L. 7400 s
<—> 10g (M> = g+ oglhst + aoms; + Oé3l8t + Z <—> bj 1Og (M) + 61_2];
k Yi par AN Yt—(+1)k

211 utilisation d’un modéle & changement de régime serait une autre facon de traiter ce probléme.
Il s’agirait alors d’estimer le modéle suivant :

400 .
(—) log (y“’“) = Qo,B, + 18,50+ €,y 1= 1,2

k Yt

ou E; est une variable inobservable qui suit un processus markovien défini par :

E; € {1,2}
P(EtzllEtflzl):q
P(Et:0|Et,1:0):p
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400) ka) ', /400 ( Y )
—Jlog| =— | = ao+ <—> bilog | ———— | + €141.
< k g( Yt ’ jz(:) k)R Yt—(i+ 1k "

Pour chacune de ces équations nous calculons 'erreur quadratique moyenne de
prévision (RMSE). Ensuite, les RMSE des équations (11) et (12) sont rapportées a
la RMSE de I'équation (13). En échantillon, ces deux rapports sont mécaniquement
inférieurs & un puisque la pente des taux est ajoutée aux termes autorégressifs du
PIB. Mais si le premier rapport est différent du second alors 'hypothése d’asymétrie
ne semblera pas appropriée. Le tableau 2 résume ces statistiques. On remarque que
décomposer la pente des taux améliore sensiblement le contenu prédictif aux Etats-
Unis (le rapport des RMSE passe de 0,91 a 0,84). Ce résultat est identique a celui de
Dotsey [1998]. En revanche, il n’apporte pas d’information supplémentaire dans les
pays européens comme on pouvait s’y attendre en observant les graphiques 5 a 7 (le
rapport est stable aux environs de 0,85).

Tableau 2
Rapport des RMSE en échantillon

Sans asymétrie | Avec asymétrie
Ftats-Unis 0,91 0,84
Allemagne 0,83 0,81
France 0,85 0,84

3.3 Le modéle probit

Recourir & un modéle probit est une autre facon de tenir compte de cette asymé-
trie. Dans chacun des trois pays, nous avons testé, en fréquence mensuelle, la relation
(10) pour des horizons allant de 1 & 24 mois. L utilisation de cette technique d’es-
timation souléve trois difficultés. La premiére tient a la datation des récessions. Ce
sont celles publiées par le NBER pour les Etats-Unis. Pour I’ Allemagne et la France,
nous avons utilisé, comme Bernard et Gerlach [1998], celles proposées par Artis et
alit [1995]. Ces derniers, en utilisant une méthode proche de celle mise en ceuvre par
le NBER, proposent une datation des récessions (la variable n’est pas le PIB mais
la production industrielle) dans les pays du G7. La deuxiéme tient a la définition du
pseudo-R? qui mesure le pouvoir explicatif de ce modéle par analogie au cas linéaire.
Les mesures traditionnellement utilisées ne permettent pas d’avoir une interprétation
similaire & celle du modéle linéaire. En effet, il n’est généralement pas possible de
comparer deux pseudo-R? lorsque ces derniers sont compris entre 0 et 1. Plus exac-
tement, une régression avec un pseudo-R? plus grand ne signifie pas forcément que
son pouvoir explicatif est meilleur qu'une régression avec un pseudo-R? plus faible.
Estrella [1998] propose une mesure qui respecte aussi le dernier critére mentionné®?.
Enfin, dans le modéle probit, on postule a priori la non-autocorrélation des erreurs.
Or, comme dans le cas linéaire, les horizons de prévisions sont imbriqués. On peut

ou I, représente la vraissemblance du modéle 10 et 1.

2
29 2 _ log(1,) )~ (% 1os(2))
pseudo-R* =1 — <log(Lc))

la vraisemblance du modele (10) dans lequel les éléments du vecteur oy ont été contraints a 0.
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alors penser que cette hypothése n’est pas vérifiée. La matrice de variance-covariance
des estimateurs est biaisée. Estrella et Rodrigues [1998] proposent une méthode simple
pour éliminer ce biais (cf. annexe 1 pour le détail de la méthode).

FEn prenant en compte 'ensemble des considérations précédentes, nous avons es-
timé, en fréquence mensuelle, un modéle probit de 1972 & 1995% (les résultats ne
sont pas modifiés lorsque les estimations débutent en 1960). Le retard optimal pris
en compte est celui pour lequel le pseudo-R? est le plus élevé et la pente des taux
significative. Le tableau 3 récapitule les résultats et les graphiques 8 & 10 donnent, en
échantillon, la probabilité de récession associée a la variable R;. Le retard optimal,
pour les trois pays, est de six mois. On observe que ce type de modéle fonctionne
relativement bien, et particuliérement en Allemagne qui, en terme de pseudo-R?, ar-
rive assez largement en téte avec une valeur de 0,60 devant les Etats-Unis (0,30) et
la France (0,20). On note que pour le Etats-Unis et I’Allemagne, la pente des taux
est significative jusqu’a six trimestres pour seulement quatre trimestres en France (la
statistique de student corrigée de I'écart de taux est inférieure a 2).

Tableau 3
Pseudo-1? et statistique de student pour le modéle probit

Récession dans k trimestres
1 2 3 4 6 8

Etats-Unis

Pseudo-R? 0,26 0,33 0,34 0,26 0,10 0,01

Student (non corrigé)** | -8,1 -89 -88 81 -54 -14

Student (corrigé)® -43 50 -45 -4,0 -2,9 -0,8
Allemagne

Pseudo-1? 0,53 0,66 060 045 0,17 0,02

Student (non corrigé) 99 92 93 92 65 -22

Student (corrigé) 44 -5,3 -59 -4,7 -3,0 -1,1
France

Pseudo-1? 0,16 0,21 0,17 0,05 0,02 0,01

Student (non corrigé) 64 -70 -65 -3,7 -20 -20

Student (corrigé) -3,5 -41 -34 -1,7 -0,9 -1,2

Enfin, on peut aussi calculer la valeur de la pente des taux correspondant a une
probabilité de récession donnée. Le tableau 4 donne cette information par seuil de
10 %. Par exemple, aux Etats-Unis, lorsque Iécart entre le taux a long terme et le
taux & court terme vaut -2,83 %, la probabilité qu’une récession apparaisse dans les
six prochains mois est de 90 %.

23Nous n’avons pas prolongé I'estimation jusqu’en 1997. Pour cela, il aurait fallu mettre en ceuvre
la méthode proposée par Artis et alii pour obtenir une datation des récessions aprés 1995,

24 Student désigne la valeur de la statistique de student de la pente des taux.

25Corrigé signifie apreés correction de la matrice de variance covariance par la méthode d’Estrella
et Rodrigues [1998].
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Tableau 4
Pente des taux et probabilité de récession a six mois

Valeur de la pente des taux

Seuil d’occurrence | Etats-Unis | Allemagne | France
10 % 177 % 1,18 % 1,85 %
30 % 0,40 % 0,43 % 0,16 %
60 % -0.98 % -0,61 % | -1,57 %
90 % -2,83 % -1,36 % | -3,87 %

4 Le comportement des équations hors échantillon

[’anlayse menée jusqu’a présent a porté le pouvoir explicatif de la pente des taux.
Les tests menés ont donc été réalisés en échantillon, c¢’est-a-dire sur 'ensemble de la
période d’estimation. Les résultats, assez probants, sont sensiblement modifiés lors-
qu’on analyse le comportement des équations hors échantillon. La méthode la plus
usitée consiste a se placer dans les conditions d’un prévisionniste & une date ¢. Ce
dernier va comparer une équation contenant un ou plusieurs retards de la variable ex-
pliquée (PIB ou production industrielle) et un la pente des taux a celle ne contenant
que les retards de la variable expliquée. On estime chacune de ces deux équations jus-
qu’a la date ¢. On réalise ensuite une prévision pour un horizon donné (d’un a douze

rimestres en général) et on stocke les deux simulations. Les deux équations précé-

t t 1) et tocke les d lat Les d t

dentes sont estimées & nouveau jusqu’a la date £ + 1. Elles sont ensuite simulées et les

prévisions sont stockées. Fn répétant cette opération k fois, on dispose, pour chacun
es deux modeéles, de k prévisions réalisées en dehors de la période d’estimation.

des d déles, de k 1 dehors de 1 de d’estimat

4.1 Le contenu prédictif du modéle quantitatif

Pour évaluer le contenu prédictif hors échantillon de nos différentes équations,
nous avons mis en ceuvre la méthode précédente. Nous avons retenu les meilleures
équations avec le spread et sans spread (équations (11) (13)) dans le cas du taux
de croissance cumulée®®. Nous estimons alors chacune des deux équations sur une
période initiale de 1960 a 1970 pour I’Allemagne et les Etats-Unis et de 1970 a 1980
en France. On fait ensuite une prévision a 'aide des deux équations précédentes.
Elle débute en 1971 T1 aux Ftats-Unis, en 1971 T3 en Allemagne et en 1981 T1 en
France. On réestime les deux équations et on les simule & nouveau ce qui donne une
prévision supplémentaire en 1971 T2 pour les Etats-Unis, 1971 T4 en Allemagne et
1981 T2 en France. Enfin, on itére le processus jusqu’a la fin de I'échantillon (1997
T4). On dispose alors de deux séries de PIB simulées hors échantillon par pays que
I'on peut comparer aux réalisations. Pour chacun des deux modéles, on calcule alors
une RMSE. On rapporte la RMSE de 'équation (11) a la RMSE de ’équation (13).
Si le rapport est inférieur a 'unité, alors la pente des taux apporte de I'information
par rapport au seul passé de la variable explicative. Le tableau 5 donne les résultats
de cet exercice.

26Ceci a aussi été réalisé pour le taux de croissance marginale.
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Tableau 5
Rapport des RMSE du modéle quantitatif

En échantillon | Hors échantillon
Etats-Unis | 0,91 (0,13) 0,97 (0,79)
Allemagne 0,83 (0,04) 0,96 (0,62)
France 0,85 (0,08) 0,96 (0,86)

On remarque que les rapports des RMSE en échantillon et hors échantillon sont
assez différents. Il n’y a pas de différences hors échantillon entre les trois pays. En
revanche, 1’Allemagne et la France arrivent assez largement en téte en échantillon.
Dans les deux cas, les Etats-Unis font le plus mauvais score. On peut aussi se de-
mander si les rapports des RMSE du tableau 5 sont significativement différentes de
un, c’est-a~dire si la capacité prédictive de 'équation (11) est meilleure que celle de
I'équation (13) Diebold et Mariano [1995] proposent un test valable sous des hypo-
théses peu restrictives (cf. annexe 2 pour une présentation du test). Les chiffres entre
parenthéses du tableau 5 donnent la probabilité de rejet de 'hypothese nulle qui est,
dans ce cas, 'égalité des deux RMSE (rapport égal & un). Comme on pouvait s’y
attendre, on ne peut pas rejeter au seuil de 5 % 1'égalité des RMSE.

Toutefois, cette vision ne donne pas d’information sur la stabilité de la relation au
cours du temps. Pour s’en convaincre, les graphiques 11 et 12 présentent les prévisions
du PIB réalisées lors de l'exercice précédent. On remarque qu'aux Etats-Unis, la
relation se détériore continuellement a partir de 1985. Ce résultat est comparable
a celui de Dotsey [1998]. En Allemagne, c’est I'inverse. La relation entre pente des
taux et croissance ne joue pas dans les années soixante ce qui fait que le début de
période est mal prévu. In revanche, comme la récession de 1973 est bien prise en
compte (en échantillon, graphique 6), la relation s’améliore par la suite (car le poids
des points des années soixante diminue) pour se dégrader & nouveau au début des
années quatre-vingt dix. Le tableau 6 illustre ce fait de fagon quantitative.

Tableau 6
Rapport des RMSE (& partir de 1980)

En-échantillon | Hors-échantillon
Ftats-Unis | 0,91 (0,13) 1,17 (0,32)
Allemagne 0,83 (0,04) 0,74 (0,06)

Dans le cas de PAllemagne et des Etats-Unis, nous avons renouvelé l'exercice
précédent en faisant démarrer les prévisions en 1980. Dans ce cas, aux Etats-Unis, la
pente des taux perd tout son contenu prédictif relativement au passé du PIB alors
qu’en Allemagne, le rapport des RMSE est meilleur qu’en échantillon.

Pour étudier comment les RMSE évoluent au cours du temps, nous avons, comme
pour I'étude des corrélations, analysé leur évolution récursive et glissante. Pour cela,
nous utilisons les prévisions hors échantillon réalisées précédemment et calculées sur
la base d’une estimation récursive. Dans le cas récursif, nous calculons, a partir des
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équations (11) et (13) une premiére RMSE sur douze trimestres. Ainsi, aux Etats-
Unis, la premi¢re RMSE récursive débute en 1973 T4 (1971 T3 pour la premiére
prévision plus douze prévisions suivantes), 1975 T2 en Allemagne et 1983 T4 en
France. Ensuite on ajoute une prévision pour le calcul de la RMSE. La derniere RMSE
correspondra & celle du tableau 6. Les résultats de cette simulation sont donnés par
le graphique 13. Aux Etats-Unis, la dégradation du contenu prédictif est manifeste
depuis le milieu des années quatre-vingt, le rapport des RMSEFE passant de 0,5 & prés
de 1. En Allemagne, c’est I'inverse qui se produit. Le rapport des RMSE diminue
sensiblement et reste étonnamment stable par la suite a 0,95. Fn France, 1’évolution
est moins réguliere. On observe une sensible amélioration en 1993 et 1994 et une
dégradation par la suite. La reprise de 1994 n’a pas bien été captée par la pente des
taux.

Le calcul des RMSE glissantes est voisin des RMSE récursives. Seulement au lieu
d’ajouter un point & l'erreur de prévision, on prend une fenétre fixe de 32 trimestres
(environ la durée d'un cycle) que 'on déplace dans le temps. Aux Etats-Unis, la pre-
mieére RMSE glissante démarre en 1978 T4 (soit les 32 premiéres erreurs de prévision
entre 1971 T1 et 1978 T4). La deuxiéme prendra les 32 erreurs de prévisions entre
1971 T2 et 1979 T'1 et ainsi de suite. Le graphique 14 donne un apercu de cet exer-
cice. On remarque que les résultats observés avec les RMSE récursives se trouvent
amplifiés. Aux Ftats-Unis, la dégradation du contenu prédictif en échantillon est ma-
nifeste puisque le rapport des RMSE passe de 0,5 & 1,5. En Allemagne, on observe
bien que la forte hausse de activité en 1990 n’a pas été captée par la pente des taux.
Toutefois, on note une légére amélioration sur la fin de période. En France, la dégra-
dation intervient plus tardivement (1994) et s’est stabilisée. Le rapport des RMSE
est toutefois supérieur a un.

4.2 Le contenu prédictif hors échantillon du modéle qualitatif

[’apport informationnel des équations cumulées pour trois pays apparait, a la
lumiere des conclusions précédentes, assez mitigé. En revanche, 'utilisation des va-
riables qualitatives semble plus prometteuse. En cela, nous retrouvons des résultats
comparables & ceux d’Estrella et Mishkin sur données américaines et d’Alonso et alii
sur données espagnoles. Nous reprenons ici, sur données mensuelles, la méthode pré-
cédente appliquée aux probabilités de récession hors échantillon a six mois. Flles sont
calculées avec les trois modeéles suivants :

P(REt = 1) = (Oé() + OélREt,G) (E1>
P(REt = 1) =& (Oé() + 0413t—6) (E2>
P(RE, = 1) = (ag+ a1si_¢+ sRE, ). (E3)

Ensuite pour chacun des trois modéles, on calcule un pseudo-R? en prenant comme
modele de référence une équation dans laquelle n’entre en compte qu'une constante.
Le résultat de cet exercice est donné dans le tableau 7 pour une simulation démarrant
en 1971 M6 en Allemagne et aux FEtats-Unis et en 1980 M6 en France. On remarque
qu'en échantillon, I’ Allemagne surpasse les Etats-Unis et la France. Il est frappant de
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constater, que, hors échantillon, les pseudo-R? ne se dégradent pas. Ils s’améliorent

méme pour 1’Allemagne et c¢’est encore ce pays qui affiche les meilleurs résultats. On

N . N . . . 1— pseudo— R2
peut, & titre de comparaison avec le modéle quantitatif, faire le rapport ———’_"ga
? ? 1-pseudo— R,

Pour les trois pays, ce ratio est voisin de 0,7 contre 0,95 pour le modéle quantitatif.

Tableau 7

pseudo-R? (prévision & six mois)

Ftats-Unis Allemagne France
El | E2 | E3 | E1 | E2 | E3 | E1 | E2 | E3
En échantillon | 0,21 | 0,26 | 0,45 | 0,44 | 0,46 | 0,63 | 0,13 | 0,21 | 0,28
hors échantillon | 0,23 | 0,23 | 0,37 | 0,49 | 0,48 | 0,66 | 0,15 | 0,20 | 0,28

On peut aussi décrire I'évolution du ratio %ﬁ au cours du temps. La
démarche est identique a celle de modéle quantitatif. Les prévisions a six mois sont
tirées de l'estimation récursive des équations (F1) et (E3). On calcule ensuite des
pseudo-R? récursifs et glissants qui permettront de calculer le ratio précédent. Les
graphiques 15 et 16 détaillent les résultats. Ils fournissent des indications légérement
différentes des graphiques 13 et 14. Pour les Etats-Unis, la dégradation s’arréte en
1982%7. En Allemagne les résultats sont trés stables. Seule la fenétre glissante fait
apparaitre une dégradation temporaire au début des années quatre vingt dix. Flle est
imputable, comme le montre le graphique 4b, & la forte probabilité de récession (0,6)
au moment de la réunification. Enfin, en France, les résultats sont moins décevants
que dans le cas quantitatif.

Prévoir une récession est une autre facon de valider ce modeéle. En Allemagne, la
derniére récession débute en juillet 1991 et en mai 1992 dans le cas francais. Pour ces
deux pays, nous avons estimé puis simulé le modéle probit (I'estimation de ’équation
s’arréte six mois avant la baisse de l'activité). Pour I’ Allemagne, la probabilité pour
juillet 1991 est de 0,63. Fn France elle s’établit & 0,42. Lorsque cet exercice est répété
pour les mois suivants, la probabilité augmente régulierement dans les deux pays pour
atteindre 0,9 en Allemagne et 0,7 en France.

5 Conclusion

Nous avons comparé deux approches pour tester le lien entre la pente des taux
et la croissance : une approche usuelle dans laquelle on cherche & prévoir le taux de
croissance du PIB (ou d’une autre variable réelle) et une approche qualitative ot c’est
l'occurrence d’une récession qui est modélisée.

Dans le premier cas, 'apport prédictif du spread s’avére assez probant sur la pé-
riode d’estimation. En revanche, les résultats se dégradent sensiblement lorsqu’on
met en ceuvre un exercice de validation en dehors de la période d’estimation. En

2"Le fait d’utiliser les dates de récessions relatives & la production industrielle doit améliorer
sensiblement les résultats car la chute de 'activité débute en 1989 et non en 1990 comme dans le
cas du PIB.
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effet, d’une part, la pente des taux ne permet pas d’améliorer significativement les
prévisions d’activité si on met en concurrence une premiére équation faisant interve-
nir pente des taux et valeurs retardées de la croissance et une seconde équation ou
seules les valeurs retardées de 'activité sont introduites. D’autre part, le contenu in-
formationnel de lécart de taux s’est nettement affaibli aux FEtats-Unis. En revanche,
il est relativement stable en Allemagne. En France, la pente des taux contient une
information limitée sur 'activité future. Le pouvoir prédictif de I'écart de taux s’est
sensiblement amélioré au début des années quatre-vingt dix pour se dégrader a nou-
veau légérement a partir du début 1994. Seule 'équation marginale, c¢’est-a-dire la
prévision a partir de la pente des taux du trimestre courant du taux de croissance
dans deux trimestres, affiche une certaine régularité.

Dans le second cas, 'apport prédictif du spread apparait aussi trés probant en
échantillon. Mais les simulations effectuées hors échantillon montrent que le modéle
probit apparait comme une alternative intéressante au modeéle quantitatif tradition-
nel. En effet, d’'une part, le gain en prévision hors échantillon semble relativement
convaincant en Allemagne (saul au moment de la réunification o un faux signal
de recession est apparu), aux Etats-Unis et en France. D’autre part, son contenu
informationnel apparait nettement plus stable que celui du modéle quantitatif.
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Annexe 1
La correction de la matrice de variance covariance du modéle probit

Nous utilisons la méthode du maximum de vraisemblance comme cas particu-
lier des moments généralisés pour corriger la matrice de variance-covariance. La log
vraisemblance du modéle probit s’écrit :

o8 L= Y- u@(Fa) + (1~ ) (1~ @ (2,).

Les conditions du premier ordre correspondant au programme de maximisation
par rapport & 3 donnent :

(ﬂ JTt)) 34’(/3 mt)a?t T

Z ST (= a7y~ 5

ot hy () est le gradient de l'observation ¢. La matrice de variance-covariance de [3

3logL

s’écrit :

B[(3-80) (3-50)| = 7 {DrSc D4}

Lo T 9h oh . .
ou Dy = %thl (9 Op remarque que 9M9) 1est autre que la matrice hessienne

8ﬁ/ 8ﬂ/
associée a la maximisation de la log vraisemblance de l'observation t. Par ailleurs, S

N m j ) )
St =Tor —I-JZ; {1 — <7m—|— 1)} (Pj,T + P;-,T)

vaut :

2
9

ol f‘j,T = % Zfzjﬂ he (8) hi—; (B) . La valeur de m a été prise égale a 4 (%) .
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Annexe 2
Le Test de Diebold et Mariano

Ce test permet de comparer la capacité prédictive de deux modéles dans un cadre
relativement général. En effet, la fonction de perte associée au test n’est pas unique-
ment quadratique; les erreurs de prévisions ne suivent pas forcément une loi normale
et peuvent étre autocorrélées. Dans le cas étudiée, 'autocorrélogramme des erreurs de
prévision fait apparaitre une corrélation jusqu’a 'ordre 4. Briévement, le test proposé
repose sur le théoréme central limite appliqué & un processus stationnaire présentant
une autocorrélation. Dans ce cas, on peut écrire que :

VT (d—p) 5 N (0,27/,(0))

o d = 750 [glexr) — glejr)) = %Xt ds, gley) représente la fonction de perte
(RMSE par exemple) associée au modele de prévision 7 (respectivement j) et f3(0) =
o= 320 o 74(T) est la densité spectrale de d; & la fréquence 0. Enfin, v, (7) = E [(d¢ — ) (di—r — ).
Sous I'hypothése que les deux modéles fournissent des prévisions équivalentes,
c’est-a-dire p = 0, alors la quantité pivotale s’écrit :
d L
S; = ——=¢et 51 = N(0,1)

27 £4(0)
T

ol
m

” “ j N N
27de(0) = PO,T + JZ; {1 - <m7—|—1>} (Pj,T + P;',T)

o

avec f‘j,T = % Zfzjﬂ (dt — d_) (dt,j — d_) La valeur de m a été prise égale a 4 (1—50) .
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Corrélations entre taux de croissance du PIB et pente des taux
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Graphique 7
Croissance et pente des taux en Allemagne
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Rapport desRM SE
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