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L’IPC, miroir de l’évolution du coût de la vie en France ?  
Ce qu’apporte l’analyse des courbes d’Engel 

Résumé  

Cette étude examine dans le cas français l’existence d’une dérive entre l’indice des prix à la 
consommation (IPC) et l’évolution du coût de la vie en s’appuyant sur la comparaison 
intertemporelle des courbes d’Engel relatives à la consommation alimentaire. Nous 
appliquons aux données françaises la méthodologie développée par Costa (2001) et 
Hamilton (2001). Le biais entre les deux indices s’obtient à partir du décalage entre les 
courbes estimées à deux dates différentes. Nous mobilisons les séries de l’IPC et les 
enquêtes Budget de famille de 1979 à 2006. L’analyse est conduite par catégorie de 
ménage. Un éventail de techniques est utilisé pour pallier les problèmes susceptibles d’être 
rencontrés lors de l’utilisation de données d’enquête : techniques robustes à l’influence trop 
forte de certaines observations, instrumentation contre les erreurs de mesure, techniques de 
recalage pour corriger des éventuelles mauvaises déclarations. 

Les résultats diffèrent selon que l’on travaille sur les données provenant directement de 
l’enquête ou sur les données au préalable recalées sur les agrégats des comptes nationaux. 
Cependant, même si les conclusions sur l’ampleur du biais diffèrent, les différentes 
méthodes aboutissent presque toujours à un biais positif ou nul. Par conséquent, l’analyse 
intertemporelle des courbes d’Engel ne conforte pas l’idée répandue selon laquelle l’IPC 
français aurait sous-estimé l’évolution du coût de la vie entre 1979 et 2006. 

Mots-clés  : coût de la vie, indices des prix à la consommation, biais de l’IPC, Indice à utilité 
constante, loi d’Engel, Courbe d’Engel 

 

 

The CPI, Mirror of the Cost of Living in France? 
Evidence based on the Engel Curves Analysis 

Abstract  

This paper studies the existence of an diverging trend between the French Consumer Price 
Index and the cost of living, by an intertemporal comparison of food Engel curves. We use 
the methodology developed by Costa (2001) and Hamilton (2001). CPI bias estimates are 
derived from the gap between the CPI-deflated Engel curves estimated at different dates. 
The French CPI series and the French Household Budget surveys (Budget de Famille) from 
1979 to 2006 are used. The analysis is performed by categories of households. A large 
range of techniques is used to alleviate potential problems that may occur with survey data: 
robust estimation, instrumental techniques, or rescaling in order to correct potential imperfect 
declarations.  

The results differ according to the choice of using raw survey data or data rescaled on 
National Accounts aggregates. However, even though the conclusions on the magnitudes of 
the biases differ, bias estimates are always non-negative. As a consequence, the results 
found do not support the widespread presumption that the French CPI would have under-
estimated changes in the cost of living between 1979 and 2006. 

Keywords : Cost of Living; Consumer Price Index; CPI bias; Cost of living index; Engel law; 
Engel curves 

Classification JEL  : C1; C43; D12 
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Introduction 

Le but de cette étude est de confronter l’évolution du coût de la vie que retracent les courbes 
d’Engel relatives aux dépenses alimentaires à celle de l’Indice des Prix à la Consommation 
(IPC) de l’Insee, entre 1979 et 2006. 

Les courbes d’Engel relatives aux dépenses alimentaires relient la part du budget consacrée 
à l’alimentation à la richesse du consommateur en termes réels. La première loi d’Engel 
stipule que cette part décroît avec le niveau de richesse. Autrement dit, quand la richesse 
d’un individu augmente, celui-ci diminue la part des dépenses qu’il consacre à l’alimentation, 
La part des dépenses alimentaires peut donc s’interpréter comme un indice indirect de bien-
être. Cette idée se formalise en se plaçant dans le cadre de la théorie du consommateur. 
Sous un certain nombre d’hypothèses, notamment celle de stabilité des préférences, la part 
du budget que les consommateurs consacrent à l’alimentation diminue s’ils s’enrichissent, 
augmente s’ils s’appauvrissent ; mais en se déplaçant toujours le long de la même courbe 
d’Engel : autrement dit, à caractéristiques identiques, deux ménages observés à deux dates 
différentes qui ont la même richesse consacrent la même part des dépenses à l’alimentation.  

On peut alors construire un indice de coût de la vie en recherchant le déflateur du revenu qui 
permet aux courbes d’Engel de se superposer d’une période à l’autre. On peut ensuite 
confronter les évolutions de cet indice à celle de l’IPC. Telle est l’idée développée par 
Hamilton (2001) et Costa (2001). Ces auteurs comparent sur longue période le Consumer 
Price Index (CPI) américain à cet indice d’évolution du coût de la vie et interprètent l’écart 
entre les deux comme un biais du CPI. Leur approche s’applique dans le cadre précisé ci-
dessus et nécessite des hypothèses supplémentaires : une utilité séparable entre 
l’alimentation et les autres biens, une spécification linéaire de la courbe d’Engel et d’autres 
hypothèses techniques. Leurs résultats suggèrent que le CPI américain aurait surévalué 
l’évolution du coût de la vie, de 3,0 % par an de 1974 à 1981, et de 0,6 % à 1,0 % entre 
1981 et 1994.  

Cette méthodologie a été appliquée depuis dans de nombreux pays. L’objectif de ce 
document de travail est de l’appliquer aux données françaises. Compte tenu des hypothèses 
restrictives sur lesquelles repose la méthode, l’étude ne peut pas fournir une estimation du 
biais effectif de l’IPC, mais elle peut fournir un élément utile à l’appui ou au contraire à 
l’encontre de l’idée répandue selon laquelle l’IPC aurait sous-estimé la hausse du coût de la 
vie, notamment depuis le passage à l’Euro. Les séries de l’IPC et les six enquêtes Budget 
de famille (BdF) disponibles de 1979 à 2006 sont mobilisées pour construire des courbes 
d’Engel par catégorie de ménage. Une attention particulière est apportée au fait que 
certaines données d’enquête qui sont utilisées peuvent être hétérogènes, entachées 
d’erreurs de mesure ou encore mal déclarées. Nous explorons donc un éventail de 
techniques d’estimation de façon à pallier ces problèmes potentiels. En plus des estimateurs 
des moindres carrés ordinaires (MCO) habituels, nous utilisons des estimateurs des 
moindres écarts absolus (« Least Absolute Deviations », -LAD-, en anglais), moins sensibles 
aux observations qui influent de manière disproportionnée sur les estimations. Nous avons 
également recours aux techniques d’instrumentation pour remédier aux erreurs de mesure 
et à des techniques de recalage pour corriger d’éventuelles mauvaises déclarations.  

Les résultats varient peu suivant les techniques d’estimation. Ils s’avèrent en revanche très 
sensibles aux données utilisées, à savoir selon que les données proviennent directement 
des enquêtes ou qu’elles sont recalées sur les agrégats des comptes nationaux. À partir des 
données d’enquête, nous trouvons une dérive positive entre l’IPC et l’indice du coût de la vie 
dérivé des courbes d’Engel. L’IPC retrace une évolution du coût de la vie plus élevée que 
l’analyse des courbes d’Engel. La dérive est de l’ordre de 2 % par an entre 1979 et 1985, 
puis de 1 % au début des années 1990. Entre 2000 et 2006, cette dérive est d’environ 2 % 
mais avec un intervalle de confiance de plus ou moins 1 %. Si l’on se fie aux données 
recalées, la dérive aurait dépassé 7 % par an entre 1979 et 1984. puis elle se serait presque 
complètement annulée. Les estimations LAD et instrumentées sur les données d’enquête 
donnent des biais de plus faible ampleur que les MCO, ce à quoi on s’attend en cas d’erreur 
de mesure sur les dépenses totales. Elles restent cependant éloignées des résultats sur 
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données recalées. Au total toutefois, aucun des biais estimés n’apparaît négatif. Cette 
analyse ne permet donc pas d’appuyer l’idée selon laquelle l’IPC sous-estimerait l’évolution 
du coût de la vie. L’explication des écarts entre inflation mesurée et inflation perçue doit être 
trouvée ailleurs. 

Plusieurs analyses de sensibilité complémentaires ont été effectuées : des tests de 
sensibilité à la spécification retenue, à l’exclusion de certaines années d’enquête BdF, à la 
façon dont les catégories de ménages sont construites. Ces analyses supplémentaires 
confortent les résultats précédents.  
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I - L’IPC peut-il mesurer correctement l’évolution du coût de la vie ?  

L’IPC vise à mesurer l’évolution générale des prix à qualité de produit constante. Il a 
plusieurs fonctions, qui ne sont pas toujours aisément conciliables. Il est en premier lieu un 
indicateur macroéconomique des tensions inflationnistes. Il est aussi employé comme 
déflateur pour calculer des évolutions en termes réels. Il doit aussi mesurer l’évolution du 
pouvoir d’achat des revenus, quand il sert à l’indexation de revenus (minima sociaux, smic, 
retraites,…) ou de contrats privés. Enfin il doit permettre des comparaisons internationales. 

La hiérarchie entre les différentes fonctions de l’IPC a évolué au cours du temps et les 
méthodes retenues pour le calculer sont le reflet de cette évolution. Au moment de sa 
création (en 1916) et ce pendant 50 ans, l’IPC avait pour objectif principal la mesure du 
pouvoir d’achat des salariés dans le cadre des négociations salariales. Puis le 
développement des analyses conjoncturelles, la nécessité d’une mesure correcte des 
agrégats de la Comptabilité Nationale (par exemple pour calculer la croissance) ont renversé 
la hiérarchie des objectifs dans les années 1970. Enfin, l’harmonisation internationale a pris 
une importance croissante depuis les années 1980-1990, avec la mise en place des critères 
de Maastricht sur le contrôle de l’inflation (voir Insee, 1998). 

 

I.1 Biais de l’IPC 

La question de l’existence d’un biais de l’IPC par rapport à l’évolution du coût de la vie a été 
fortement débattue à la fin des années 1990 lorsque la commission Boskin a conclu que le 
CPI américain surévaluait l’inflation d’environ 1,1 % par an par rapport à ce que donnerait un 
indice de coût de la vie (« cost of living index » en anglais, aussi traduit en français par 
« indice à utilité constante1», voir Boskin et al. (1996)). Des débats sur la surestimation de 
ces chiffres, sur la validité des méthodes utilisées par la commission Boskin et sur les 
évaluations des biais des IPC dans d’autres pays ont suivi. Pour la France, Lequiller (1997) 
décrit les possibles biais de l’IPC en 1997. Selon lui, il est illusoire d’en obtenir une mesure 
précise car beaucoup trop d’inconnues entrent en ligne de compte. Néanmoins, il conclut 
que l’IPC français était moins biaisé que le CPI américain, notamment au milieu des années 
19902. Depuis cette étude, le débat sur le biais de l’IPC français est revenu sur le devant de 
la scène au début des années 2000, mais porte cette fois sur l’existence d’un biais de sous-
estimation du coût de la vie. Selon une partie de l’opinion publique, l’IPC aurait sous-estimé 
l’inflation notamment au moment du passage à l’euro. 

Un indice de prix peut présenter plusieurs sortes de biais par rapport à un indice de coût de 
la vie :  

• des biais de substitution : si les prix relatifs entre les biens changent, un individu 
adapte les quantités consommées de ces biens au profit des biens dont les prix 
relatifs ont baissé, et cette adaptation peut ne pas être bien prise en compte par 
l’indice ;  

• des biais induits par la prise en compte trop tardive de nouveaux biens ;  

• des biais dus au changement dans les réseaux de distribution ;  

• et, enfin, les biais dus aux changements de qualité des produits. Ce sont les plus 
durs à quantifier. 

Ces différents types de biais sont en partie liés à la méthode de construction de l’indice. 
L'IPC français est un indice de Laspeyres chaîné annuellement. Les pondérations utilisées 

                                                      
1 Un COLI est un indice à utilité constante en français. Il se réfère à la variation de dépenses entre deux périodes 

nécessaire pour maintenir un même niveau d’utilité. Dans cette étude, on utilise la traduction littérale « indice de 
coût de la vie ».  

2 Les pondérations de l’IPC français sont mises à jour plus régulièrement (chaque année) que celles du CPI 
américain, ce qui limite l’ampleur des biais de substitution. 
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au dernier niveau d’agrégation (postes de dépenses) sont mises à jour chaque année. Ces 
pondérations sont obtenues, pour la plupart, à partir des évaluations annuelles des 
dépenses de consommation des ménages réalisées par la Comptabilité Nationale. L'IPC 
français doit couvrir l'ensemble des biens et services marchands consommés sur le territoire 
national3. À la suite d'importantes extensions réalisées principalement dans les services, son 
taux de couverture est passé de 88,3 % en 1998 à 95,2 % en 2001. Certains types 
d'assurances, les services hospitaliers privés, les jeux de hasard et l'assurance-vie n’entrent 
pas dans le calcul de l’indice (voir annexe A.1.1 pour un rapide historique et Insee, 1998, 
pour plus d’informations sur la méthode de construction de l’IPC). 

 

I.2 Quelles approches pour mesurer les biais des in dices des prix ? 

Les approches pour mesurer les biais des indices des prix par rapport à un indice de coût de 
la vie se regroupent en trois catégories. Les approches à la Boskin cherchent à mesurer 
individuellement toutes les sources de biais possibles. Les deux autres catégories se situent 
explicitement dans le cadre de la théorie du consommateur. La deuxième estime un système 
complet de demande et calcule ensuite les coûts de la vie qui en découlent (voir par 
exemple Jorgenson et Slesnick, 1997). La troisième repose sur une analyse intertemporelle 
des courbes d’Engel relatives aux dépenses alimentaires. C’est l’approche que nous 
adoptons dans cette étude. Valide sous un certain nombre d’hypothèses que nous 
détaillerons par la suite, elle revient à comparer l’évolution de l’indice du coût de la vie 
entraînant la superposition des courbes d’Engel à celle de l’indice des prix.  

                                                      
3 Son champ théorique se définit comme celui de la consommation finale effective marchande monétaire des 

ménages. 
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II - Analyse intertemporelle des courbes d’Engel et  indice des prix 

La première loi d’Engel stipule que la part des richesses allouée aux dépenses alimentaires 
est d’autant plus faible que la richesse est élevée. Elle est considérée comme une loi 
économique stable, aussi bien dans l’espace4 que dans le temps. Elle peut s’illustrer à partir 
de simples graphiques qui comparent les dépenses totales réelles des ménages et le 
coefficient budgétaire de l’alimentation, c’est-à-dire la part de l’alimentation dans les 
dépenses totales. 

Le graphique 1 reporte l’évolution des dépenses finales, l’évolution des dépenses 
alimentaires par tête des ménages, les deux déflatées de l’indice des prix correspondant, 
ainsi que la part de l’alimentation dans les dépenses d’après les données des comptes 
nationaux. La première loi d’Engel est bien vérifiée entre 1979 et 2006, les dépenses de 
consommation sont multipliées par deux et la part des dépenses de l’alimentation a diminué 
significativement, passant de 18 % à 13,5 %. En revanche, entre 1980 et 1984, cette loi ne 
semble pas vérifiée. Si la loi d’Engel est vraie, la dépense finale par tête de 1980 devrait en 
effet être égale à celle de 1984 puisque les parts de l’alimentation dans la dépense finale 
des ménages sont égales alors qu’elle lui est inférieure. Une interprétation possible serait 
que la dépense totale serait déflatée par un IPC biaisé par rapport à l’évolution « réelle » du 
coût de la vie.  

Cependant, cette explication n’est pas la seule possible. La loi d’Engel s’applique à des 
individus ayant des caractéristiques identiques : en particulier, la structure du ménage 
(nombre d’enfants par exemple) influe, toutes choses égales par ailleurs, sur la part des 
dépenses consacrée à l’alimentation. L’incohérence apparente entre la hausse des 
dépenses globales de consommation entre 1980 et 1984 pourrait donc aussi s’expliquer par 
une évolution de la structure de la population entre individus n’ayant pas les mêmes 
comportements de consommation. Seule une analyse sur données microéconomiques 
permet de contrôler ces effets de structure. C’est précisément ce qui est réalisé dans cette 
étude dans laquelle nous exploitons les enquêtes Budget de Famille de l’Insee réalisées en 
1979, 1985, 1989, 1995, 2000 et 2006. 

Graphique 1. Évolution des dépenses alimentaires, de s dépenses totales des ménages  
en termes réels, par tête et du coefficient budgéta ire de l’alimentation 
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4 Voir l’illustration de cette loi sur un groupe de pays dans Consales et al (2009). 
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II.1 L’idée et la méthodologie 

La méthodologie suivie a été proposée par Hamilton (2001) et Costa (2001) qui modélisent 
la courbe d’Engel relative à la consommation alimentaire. Celle-ci relie la part du budget 
consacrée à l’alimentation à la richesse du consommateur, approchée par la dépense totale 
ou les revenus en termes réels, c’est-à-dire déflatés de l’IPC. Hamilton (2001) et Costa 
(2001) se placent de plus dans le cadre de la théorie du consommateur et supposent que les 
préférences des consommateurs et le contexte de résolution de leurs programmes 
d’optimisation restent les mêmes au cours du temps. Alors, selon la première loi d’Engel, la 
part du budget que les consommateurs consacrent à l’alimentation diminue s’ils 
s’enrichissent, augmente s’ils s’appauvrissent, mais en se déplaçant toujours le long de la 
même courbe. Si de plus la fonction de demande de l’alimentation et la courbe d’Engel qui 
en découle sont bien spécifiées, si l’utilité sous-jacente est séparable entre une partie 
relative à l’alimentation et une autre aux biens non alimentaires et s’il n’y a pas d’erreurs 
systématiques dans les variables, les courbes d’Engel estimées à des périodes différentes 
doivent se superposer. Le « véritable » indice de l’évolution du coût de la vie est donc celui 
qui entraînerait la superposition des courbes d’Engel. Or les auteurs constatent que, sur 
données américaines5, ces courbes dérivent vers la gauche. Ils attribuent le décalage entre 
les courbes à une surestimation de la croissance du coût de la vie par l’IPC (voir schéma). 
Les individus se comportent vis-à-vis de l’alimentation comme s’ils étaient plus riches que ce 
que retrace leur revenu réel.  

Pour estimer l’ampleur du biais de l’indice des prix par rapport à cet indice, Hamilton et 
Costa se placent dans le cadre du système de demande de Deaton et Muellbauer (1980) à 
deux biens, un bien alimentaire et un bien non alimentaire. Ils en déduisent une spécification 
paramétrique des courbes d’Engel. Dans ce cadre, l’indice de coût de la vie entraînant la 
superposition des courbes est le déflateur des dépenses totales. Il s’interprète comme un 
indice du coût de la vie au niveau de subsistance, c’est-à-dire, formellement, à un niveau 
d’utilité égal à zéro6. Larsen (2004) recommande de nommer cet indice « index of a standard 
(of living) » plutôt qu’indice de coût de la vie.  

Schéma. Sens du biais 

 

 

Certains travaux ont étendu la méthodologie de Hamilton et Costa. Beatty et Larsen (2005) 
et Larsen (2004) proposent des spécifications semi-paramétriques de la courbe d’Engel. 
Logan (2008) introduit un effet variable de la taille du ménage, effet fixe dans la spécification 
d’Hamilton et Costa. 

                                                      
5 “Panel Study of Income Dynamics” pour Hamilton (2001) et “Consumer Expenditure Surveys” pour Costa (2001). 
6 Se reporter à Deaton et Muellbauer (1980) pour plus de précisions. 
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La méthode initiale et ses extensions semi-paramétriques ont été appliquées dans divers 
pays : Norvège (Larsen, 20047), Canada (Beatty et Larsen, 2005), Australie (Barrett et 
Brzozowsky, 2009), Nouvelle Zélande (Gibson et Scobie, 2002), Russie, (Gibson, Stillman et 
Le, 2008), Mexique et Brésil (de Carvalho, Filho et Chamon, 2008), Italie (Papalia, 2006). 

 

II.2 Pourquoi étudier le coefficient budgétaire de l’alimentation ?  

Nous étudions la part des dépenses consacrées à l’alimentation comme dans la plupart des 
études. Seule Costa (2001) analyse aussi la part des dépenses consacrées au loisir 
(troisième loi d’Engel). Hamilton (2001) donne cinq arguments principaux en faveur du 
coefficient budgétaire de l’alimentation.  

- Tout d’abord, l’élasticité revenu de la consommation alimentaire est très différente de 
l’unité. La part du budget consacrée à l’alimentation est donc bien sensible aux 
variations de revenu. 

- Ensuite, l’alimentation est un bien non durable. La dépense alimentaire est équivalente 
à son flux de consommation. Il n’y a pas possibilité de stockage durable qui fausserait 
les comportements apparents de consommation. 

- Les biens alimentaires sont facilement définissables. Leur définition reste stable dans le 
temps. Ce n’est pas le cas des loisirs par exemple. Ceci permet de mener les analyses 
sur longue période. On distingue facilement les biens alimentaires des biens non 
alimentaires. 

- Surtout, il est assez naturel de supposer que la fonction d’utilité des agents est 
séparable entre l’utilité relative à l’alimentation et l’utilité relative aux autres biens, qu’il 
n’y a quasiment pas de substitution ou de complémentarité entre biens alimentaires et 
biens non alimentaires. Ainsi, l’évolution des prix des ordinateurs et le possible biais de 
l’IPC qui en résulte n’auront pas d’effet retour qualifié d’ « étrange » par Hamilton sur la 
part des dépenses consacrées à l’alimentation. 

- Enfin, la fonction de demande relative à l’alimentation a largement été étudiée dans la 
littérature. Ceci limite en pratique le risque d’erreurs de spécification. 

La dépense alimentaire doit être rapportée à la richesse du ménage. Par mesure de 
richesse, on entend mesure de revenu permanent. Hamilton utilise un revenu lissé sur trois 
ans. Nous choisissons plutôt d’approcher ce dernier par le total des dépenses, comme 
Costa (2001). Ceci permet de prévenir des risques de sous-déclaration auxquels sont 
sujettes les variables de revenu. Les dépenses sont souvent mieux déclarées. La méthode 
de collecte, en revanche, peut introduire des erreurs de mesure (cf. annexe A.1.2.).  

 

II.3 Qu’attendre de l’analyse intertemporelle des c ourbes d’Engel ? 

La méthode d’Hamilton et Costa présente des avantages certains. Elle est facile à mettre en 
œuvre. Elle ne nécessite pas de disposer de séries de prix individuels : elle peut donc être 
utilisée sur des périodes relativement longues tant que des données sur les dépenses des 
ménages sont disponibles (Costa remonte à 1888). Elle peut être appliquée à des sous-
populations d’intérêt. Il est ainsi possible d’examiner si le décalage entre le coût de la vie et 
l’IPC a été plus fort pour une sous-population particulière de ménages. 

                                                      
7 C’est la seule étude dont nous avons connaissance qui conclut à une sous-estimation du coût de la vie en utilisant 

cette méthode, sous-estimation attribuée au traitement du logement dans l’indice de prix norvégien. 
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Quant aux limites, cette méthode repose entièrement sur les hypothèses énoncées 
précédemment. Elle suppose que le cadre de la théorie du consommateur s’applique, que 
les préférences des consommateurs sont stables et que ces derniers résolvent leur 
programme d’optimisation dans des contextes également stables. Elle repose sur une 
spécification correcte de la courbe d’Engel, sur une hypothèse de séparabilité de l’utilité et 
sur l’absence d’erreurs systématiques dans les variables d’enquête. En particulier, toute 
variable omise de la spécification qui varie dans le temps et qui a un effet sur la part de la 
consommation alimentaire dans le budget comptera dans la mesure du biais. La méthode 
repose aussi sur la qualité des données d’enquête et sur la comparabilité des enquêtes 
d’une année sur l’autre. Or les données d’enquête peuvent être très hétérogènes, parfois 
entachées d’erreurs de mesure. Les variables de richesse peuvent être mal déclarées. 

Enfin, cette méthode ne permet de fournir qu’une borne inférieure du biais car elle ne 
mesure que les biais de substitution8 mais pas les changements de qualité9. Hausman 
(2003) avance que les biais qualité, y compris ceux liés à l’introduction de nouveau biens, 
sont d’un ordre de grandeur supérieur aux biais de substitution.  

Dans ces conditions, que peut-on attendre exactement d’une analyse intertemporelle des 
courbes d’Engel ? 

En pratique, pour remédier aux problèmes potentiels des enquêtes, nous utilisons un 
éventail large de techniques d’estimation, en appliquant des méthodes peu sensibles aux 
observations influentes, en ayant recours aux techniques d’instrumentation lorsque des 
erreurs de mesure sont présentes et à des techniques de recalage pour corriger des 
mauvaises déclarations. 

Pour ce qui est de la théorie, nous ne pouvons que rappeler l’ensemble des hypothèses qui 
sous-tendent la validité de l’analyse et interpréter les résultats avec précaution. L’analyse 
intertemporelle des courbes d’Engel apporte un regard original mais contraint sur la question 
des biais des indices des prix. Il ne s’agit que d’un élément du diagnostic sur la qualité de 
l’indice des prix, mais il est intéressant de savoir si cet élément va plutôt dans le sens de la 
confirmation ou de l’infirmation de la thèse d’un biais de sous-estimation de la hausse du 
coût de la vie. L’analyse intertemporelle des courbes d’Engel doit être complétée par 
d’autres types d’études avant de tirer des conclusions définitives. 

                                                      
8 y compris la substitution due à l’augmentation de la durabilité des biens, la part de substitution liée à l’introduction 

tardive de nouveaux biens dans l’indice, les changements dans les réseaux de distribution et les erreurs de prix. 
9 À cet égard, voir Costa (2001) et Hausman (2003). 
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III - Modèles et méthodes 

Dans cette partie, nous présentons tout d’abord les estimations non paramétriques des 
courbes d’Engel estimées à partir des données des enquêtes BdF. Nous introduisons 
ensuite le modèle économétrique développé par Hamilton et Costa, que nous adaptons au 
cas de la France. Enfin, nous exposons les techniques d’estimation mises en œuvre. 

 

III.1 Estimation non-paramétrique des courbes d’Eng el par type de ménage 

Pour chaque catégorie de ménage, personnes seules, couples avec enfant(s), couples sans 
enfant et familles monoparentales et pour chaque année d’enquête, nous estimons la courbe 
d’Engel relative à l’alimentation comme une fonction non paramétrique de la dépense totale 
réelle (déflatée de l’IPC), à partir d’estimateurs des plus proches voisins10. Cette partie est 
essentiellement descriptive. Il s’agit de mettre en avant les décalages entre les courbes 
d’Engel estimées à différentes dates. C’est aussi l’occasion de confirmer la forme 
fonctionnelle de la courbe d’Engel. 

Quelle que soit la catégorie de ménage, la part des dépenses alimentaires semble être une 
fonction décroissante et linéaire du logarithme de la dépense totale réelle (voir graphiques 
2). Les courbes d’Engel se sont déplacées vers le bas et la gauche entre 1979 et 2006 : 
dans les années récentes, les ménages se comportent vis-à-vis de l’alimentation « comme 
s’ils étaient plus riches » que ce qu’indiquent leurs totaux de dépenses déflatés de l’IPC. 
L’IPC pourrait donc avoir surestimé plutôt que sous-estimé l’évolution du coût de la vie. Les 
courbes d’Engel se sont plus décalées pour les couples avec enfant(s) et les familles 
monoparentales que pour les autres catégories de ménages. Chez les personnes seules, il 
semble y avoir une rupture de pente entre les années 1979-1989 et 1995-2006.  

Les décalages des courbes d’Engel retracent aussi les évolutions de la structure de la 
population dans la catégorie de ménage considérée. Le développement du travail féminin, le 
vieillissement de la population, des changements dans les tailles des ménages intra-
catégorie ou dans les statuts des logements et l’augmentation des repas pris à l’extérieur du 
domicile ont notamment pu entraîner des changements dans les comportements de 
dépenses alimentaires. Il est donc nécessaire de contrôler l’influence de ces variables avant 
de conclure. De plus, nous cherchons aussi à évaluer l’ampleur de l’écart entre l’indice de 
coût de la vie associé aux courbes d’Engel et l’IPC. Les modélisations économétriques 
présentées dans la partie suivante permettent de répondre à ces questions. 

 

                                                      
10 Moyenne locale des observations.  
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Graphiques 2. Estimations non-paramétriques des cour bes d’Engel par catégorie de ménage 

Personnes seules 

 
Nombre d’observations : 1979= 1281, 1985= 2015, 1989= 1596, 1995= 1952, 2000= 2209, 2006= 2216 

Couples avec enfant(s) 

 
Nombre d’observations : 1979= 4520, 1985= 4664, 1989= 3528, 1995= 3637, 2000= 3427, 2006= 3173 
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Couples sans enfant 

 
Nombre d’observations : 1979= 2001, 1985= 2644, 1989= 2087, 1995= 2365, 2000= 2728, 2006= 2600 

Familles monoparentales 

 
Nombre d’observations : 1979= 394, 1985= 626, 1989= 481, 1995= 547, 2000= 701, 2006= 766 

Méthode : estimateurs des K plus proches voisins (K= nombre d’observations^(4/5)). Les ménages pour lesquels la 
part des dépenses alimentaires est supérieure à 80% ou inférieure à 5 % ne sont pas pris en compte dans 
l’estimation. 
Champ : ensemble des ménages ordinaires en métropole. 
Sources : enquêtes Budget de Famille 1979-2006, Insee.  
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III.2 Modèle de Hamilton (2001) et de Costa (2001) 

Hamilton (2001) et Costa (2001) modélisent la courbe d’Engel relative à l’alimentation dans 
le cadre d’un « almost ideal system of demand » développé par Deaton et Muellbauer 
(1980). Ce système repose sur la structure des courbes de demande de Working (1943) et 
Leser (1963). Dans le cas de deux biens, un bien alimentaire et un bien non alimentaire, la 
part de l’alimentation dans les revenus ou dans les dépenses totales s’écrit comme 

T, , . . . 0,  t J, , . . . 0,  j N,, . . . 1,  i ,µ 'x)p- (y)p- (p ijtijtjtijt
n
jt

f
jtjti ===++++= θβγφω  (1) 

où i indice le ménage, j la zone géographique11 et t la date. ijtω  est la part de l’alimentation 

dans le total des dépenses ou dans les revenus du ménage ; jtp , f
jtp , n

jtp  sont les 

logarithmes des indices du coût de la vie « véritables » mais inobservés, respectivement 
pour tous les biens, l’alimentation et les biens non alimentaires ; ijty  est le logarithme du 

revenu nominal et ijtx  le vecteur des caractéristiques individuelles du ménage i.  

Les indices de coût de la vie sont approximés avec erreur par les indices des prix. Qu’il 
s’agisse de l’indice relatif à l’ensemble des biens, aux biens alimentaires ou aux biens non 
alimentaires, on a : 

,    p  p jtjtj0jt επ ++=  (2) 

où )1ln( jtjt Π+=π , 1+ jtΠ étant l’indice des prix observé (mesuré) à la date t, avec pour 

base la date 0, et )1ln( jtjt E+=ε , jtE  étant l’erreur de mesure par rapport à un indice de 

coût de la vie cumulée entre les dates t et 0. En remplaçant les équations (2) dans l’équation 
(1), on obtient : 

.µ')- (y)- ()p- (p)- ( ijtijtj0jtjtijt
n
jt

f
jt

n
j0

f
j0

n
jt

f
jtijt ++−−++++= θββεπβεεγγππγφω xp  (3) 

Hamilton et Costa posent des hypothèses supplémentaires pour estimer le biais. Ils 
supposent notamment que les erreurs ne varient pas selon la zone géographique, à savoir 

f
t

f
jt εε = , tjt εε =  et 

n
t

n
jt εε = . Ils en déduisent  

T, ..., 0, tJ,0,...,j N,1,...,i

 ,µ 'x)- (y)- ( ijt

J

1 j

T

1 tijtjtijt
n
jt

f
jtijt 

===

++++++Φ= ∑∑ == κ
κ

κτ
τ

τ λδθπβππγω DD
 (4) 

où τ
tD  sont des indicatrices temporelles, κ

jD , des indicatrices régionales et 

t
n
t

f
tt )- ( βεεεγδ −= . 

Les erreurs de mesure de l’IPC sont donc captées par les indicatrices temporelles. 

Si T,....,0t,1 / n
t

f
t ==εε , autrement dit si l’IPC sur l’alimentation et l’IPC sur les biens non 

alimentaires sont biaisés de la même manière, alors 

                                                      
11 Le modèle fait intervenir des variations régionales de prix pour permettre de contrôler de l’influence du prix relatif 

entre les biens alimentaires et les biens non alimentaires, indépendamment de la date afin d’en corriger le biais 
temporel. 
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βδε /tt −= . 

Hamilton et Costa définissent le biais cumulé de l’IPC entre la date de base 0 et la date t 
comme : 

)/exp(1 tt βδ−−=− E . (5) 

Autrement dit, l’IPC mesuré entre la date de base 0 et t doit être multiplié par 1 moins le 

biais cumulé entre la date de base 0 et t, c’est-à-dire par t1 E+ , pour obtenir l’indice de coût 

de la vie. 

Plus généralement, en notant r=n
t

f
t  /εε  et α  la part de l’indice des prix relatif à 

l’alimentation dans l’indice total du coût de la vie et en supposant cette part constante d’une 
région à l’autre et dans le temps, on obtient : 

T,...,0t,J,...,0j,p)-(1  p  p jt
n

jt
f

jt ==+= αα . 

Le biais cumulé de l’IPC entre la date de base 0 et la date t est alors fonction du paramètre 
inconnu r : 

)))1(1/()1((/exp(1 tt rrE −−−+−−=− αγβδ  (6) 

L’IPC des produits alimentaires est supposé moins biaisé que l’IPC des produits non 
alimentaires (r < 1). Cette hypothèse paraît raisonnable dès lors que les biais de substitution 
ou ceux induits au moment de l’introduction de nouveaux produits sont plus forts pour les 
produits non alimentaires (ordinateurs par exemple) que pour l’alimentation. Comme β est 
négatif (loi d’Engel), l’équation (5) donne alors une borne inférieure de l’ampleur du biais de 
l’IPC en tant qu’indice du coût de la vie (avec γ négatif). 

En particulier, si seul l’IPC sur les produits non alimentaires est biaisé, alors r = 0 et le biais 
sur l’IPC global se simplifie en 

)/exp(1)))1/((/exp(1 ttt βδαγβδ −−>−+−−=− E  

Au contraire, si seul l’IPC sur les produits alimentaires est biaisé, alors le biais devient :  

)/exp(1))/(/exp(1 ttt βδαγβδ −−<−−−=− E  

Dans la suite, nous supposons que l’IPC des produits alimentaires est moins biaisé ou biaisé 
de manière équivalente à l’IPC sur les produits non alimentaires. Nous estimons le biais 
cumulé à partir de l’équation (5) et interprétons le résultat comme une borne inférieure du 
biais recherché. 

 

Pour la France : une spécification sans variation régionale de prix 

Dans le cas de la France, nous n’avons pas de mesure des variations régionales d’indices 

de prix J,...,0j),- ()- ( n
t

f
t

n
jt

f
jt =∀= ππππ . Nous ne pouvons donc pas identifier séparément 

)( n
t

f
t ππγ − et tδ .  

Notons )( n
t

f
ttt

* ππγδδ −+= . (7) 
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Nous estimons l’équation : 

 T. ...., 0, tN;1,...,i  ,µ'x)- (y it

T

1 t
*

ittitit ==++++Φ= ∑ =τ
τ

τδθπβω D (8) 

Toutefois, les biais doivent être corrigés pour tenir compte de l’influence des prix relatifs. 
Ainsi, le biais cumulé de l’IPC entre la date de base 0 et la date t est 

)/))- ((exp(1 n
t

f
tt

*
t βππγδ −−−=− E , (9) 

où γ  doit être calibré. Nous retenons l’estimation de Hamilton. L’indice temporel désigne 

alors l’année d’enquête. 

Une alternative consiste à utiliser les variations saisonnières des prix relatifs entre biens 
alimentaires et biens non alimentaires au cours d’une même année pour estimerγ  en 

exploitant les différentes vagues d’une même enquête. Les enquêtes Budget de Famille se 
déroulent souvent sur un peu plus d’un an. Dans ce cas, l’indice temporel désigne le 
croisement saison-année. 

Cette spécification alternative est 

T,..., 0, tN; ..., 1,i  S; 1,...,s

 ,µ 'x)- (y)- ( ist

S

2 s

T

1 titstit
n
st

f
stist

===

++++++Φ= ∑∑ == σ
σ

στ
τ

τ ηδθπβππγω DD
(10) 

où σ
sD  indique si la vague sse rapporte à la saison σ . 

En pratique, nous estimons les deux spécifications. 

Les biais cumulés sont obtenus à partir de la formule de l’équation (5). 

 

III.3 Les méthodes d’estimation 

Les équations (4), (8) et (10) sont habituellement estimées à partir de données d’enquête 
par moindres carrés ordinaires. Cependant, les données d’enquête sont souvent très 
hétérogènes, du fait des techniques propres de collecte, parce qu’elles sont sujettes à des 
erreurs de mesure ou encore parce que les variables de richesse peuvent être sous-
déclarées. Nous envisageons plusieurs méthodes d’estimation visant à pallier ces 
problèmes.  

 

Moindres Carrés Ordinaires (MCO) 

Hamilton (2001) et Costa (2001) utilisent comme hypothèse identifiante 

T , . . . 0,  t J, , . . . 0,  j N,, . . . 1,  i , 0  )- ,D ,D ,y ,/ x'µ( jt
n

jt
f

jtijtijtijt ====ππE  (11) 

et estiment l’équation (4) par moindres carrés ordinaires. Nous estimons les équations (8) et 
(10) par moindres carrés ordinaires en ayant au préalable supprimé les observations pour 
lesquelles la part des dépenses alimentaires se situe au-dessous de 5 % ou au-dessus de 
80 %. 
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Régression sur la médiane 

Nous posons aussi un modèle de régression sur la médiane en remplaçant l’hypothèse (11) 
par son équivalent en terme de médiane 

T. , . . . 0,  t J, , . . . 0,  j N,, . . . 1,  i , 0  )- ,D ,D ,y ,/ x'µ( jt
n

jt
f

jtijtijtijt ====ππMed  

Nous estimons les équations (8) et (10) à l’aide de l’estimateur « Least Absolute 
Deviations » LAD sur l’ensemble des observations. La régression sur la médiane est 
adaptée lorsque la médiane est une meilleure mesure de tendance centrale que la 
moyenne. C’est le cas pour des données hétérogènes, voir Dodge (1997). Moins sensible 
aux observations influentes que l’estimateur des MCO (Huber (1981)), l’estimateur LAD, est 
particulièrement recommandé dans le cas des données d’enquête, voir par exemple Deaton 
(1995). 

 

Erreur de mesure et instrumentation 

Dans les enquêtes Budget de Famille, certaines dépenses sont relevées à l’aide de 
questions rétrospectives portant sur l’année en cours alors que d’autres, comme celles 
concernant l’alimentation, sont relevées à l’aide d’un carnet de dépenses sur une période de 
10 à 15 jours. Les dépenses annuelles correspondant au carnet de dépenses sont ensuite 
obtenues par règle de trois. Du fait des habitudes de dépenses des ménages, ces dépenses 
annualisées peuvent s’éloigner des véritables dépenses annuelles, conduisant à des erreurs 
de mesure. Dans l’estimation des équations (8) et (10), l’erreur de mesure sur la part des 
dépenses alimentaires ne porte pas à conséquence. En revanche, celle sur le total des 
dépenses entraîne un biais d’atténuation sur le coefficient associé, ce qui conduit à une 
surestimation de l’ampleur du biais de l’IPC. Pour y remédier, nous estimons les équations 
(8) et (10) par doubles moindres carrés en utilisant le revenu annuel déclaré pour 
instrumenter les dépenses totales12. Au préalable, nous avons supprimé les observations 
pour lesquelles la part des dépenses alimentaires se situe au-dessous de 5 % ou au-dessus 
de 80 %. 

 

Données au préalable recalées sur les estimations de la Comptabilité Nationale 

Une autre façon d’appréhender les erreurs susceptibles d’être associées aux enquêtes 
Budget de Famille consiste à comparer leurs résultats aux agrégats de la Comptabilité 
Nationale.  

Les parts des dépenses alimentaires moyennes calculées à partir des enquêtes BdF et 
celles calculées à partir des données de la Comptabilité Nationale (CN) diffèrent en niveau 
et en évolution (cf. graphique 3). Ceci s’explique en partie par le fait que les champs 
couverts par les deux sources ne sont pas les mêmes. Les comptes nationaux retracent les 
dépenses de consommation finale pour l’ensemble des ménages résidents et les touristes13 
alors que les enquêtes BdF renseignent sur le total des dépenses déclarées par les 
ménages ordinaires en France métropolitaine. Cependant, même à champ plus 
comparable14 les écarts restent marqués. Ils peuvent conduire à des conclusions différentes 
sur l’évolution des richesses et, par conséquent, sur les biais de l’indice des prix. 

                                                      
12 Très précisément, nous utilisons le croisement entre le revenu et l’année d’enquête ou les déciles de revenus. 
13 Le champ Comptabilité Nationale inclut l’autoconsommation, les loyers imputés pour les propriétaires et les SIFIM 

(Services d'intermédiation financière indirectement mesurés) et exclut un certain nombre de postes de dépenses 
relevés par l’enquête BdF : les impôts et taxes, les gros travaux d’entretien et d’équipement, les remboursemenst 
de prêts, des aides et cadeaux, ainsi que les prélèvements de l’employeur pour les enquêtes 2001 et 2006. 

14 On obtient des champs plus comparables d’une part en enlevant les loyers imputés, les SIFIM et 
l’autoconsommation du champ « comptabilité nationale » et les postes hors champ « comptabilité nationale » de 
l’enquête BdF et, d’autre part, en se restreignant aux ménages ordinaires. 
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Graphique 3. Part des dépenses alimentaires dans les  dépenses totales,  
comparaison entre les données BdF et CN 

Sources : enquêtes Budget de famille 1979-2006, comptes nationaux annuels, Insee. 
Champ : ensemble des ménages ordinaires en métropole.  
Note : La série « Part de l'alimentation sur les données de l'enquête BdF et selon champ comparable au champ des 

Comptes » est obtenue en ôtant aux données des enquêtes BdF les dépenses enregistrées dans le poste 
13 de la nomenclature COICOP ( poste intitulé « Hors champ de la consommation finale des ménages »). 
La série « Part de l'alimentation sur données des Comptes selon champ comparable au champ de l'enquête 
BdF » est obtenue en ôtant aux données des comptes nationaux les dépenses correspondant aux loyers 
imputés, aux services d’intermédiation financière indirectement mesurés (SIFIM) et à l’autoconsommation. 

 

Pour évaluer la sensibilité des estimations, nous réestimons les modèles sur données 
recalées. Plus précisément, nous recalons pour chacun des douze grands postes de 
consommation, les données de dépenses déclarées dans les enquêtes, de façon à ce que 
leurs sommes égalent les agrégats correspondants estimés par la Comptabilité Nationale.  

Le calcul des coefficients de recalage s'effectue en plusieurs étapes. Les dépenses de 
consommation finale mesurées par les comptables nationaux ne permettent pas de 
distinguer la part concernant les ménages résidents de celle des touristes. Dans un premier 
temps, nous devons construire des séries de dépenses par grands postes de consommation 
restreintes aux ménages résidents uniquement. Pour ce faire, nous disposons d'une part du 
total des dépenses effectuées par les touristes (« correction solde territorial ») en série 
longue et, d'autre part, de la décomposition de ce solde territorial par grands postes de 
consommation pour l'année 200315. Nous supposerons donc que la répartition des dépenses 
des touristes en France par poste de consommation est constante dans le temps. Nous 
affectons cette clef de répartition (cf. tableau A.2.1.1. en annexe) au solde territorial de 
l’année observée. Ensuite, il faut enlever des agrégats de la Comptabilité Nationale les 
dépenses effectuées par les individus vivant en collectivité (par exemple les étudiants en 
résidence universitaire, les personnes résidant en maison de retraite ou en foyers de 
travailleurs) puisque l'enquête BdF n'interroge que les ménages dits « ordinaires » de 
France métropolitaine. Comme précédemment, la part des dépenses effectuées par les 
ménages ordinaires de France métropolitaine par poste de consommation n'est disponible 
que pour l'année 2003 (cf. tableau A.2.1.1. en annexe). Nous supposons donc que cette part 
est restée inchangée depuis 1979 : les consommations des ménages ordinaires en France 
métropolitaine sont supposées être toujours représentatives « dans les mêmes proportions » 
des consommations des ménages résidents. 

                                                      

15 
Ces séries ont été créées à l’occasion du travail de décomposition du compte des ménages de la comptabilité 

nationale par catégorie de ménages en 2003 - cf. Bellamy, et al. (2009). 
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Une fois ces deux corrections effectuées, nous calculons, pour chaque grand poste de 
consommation, le rapport entre les dépenses des ménages ordinaires de France 
métropolitaine issues des comptes nationaux et le total des dépenses mesurées par les 
enquêtes BdF, sur le même poste de consommation. Ces rapports constituent les 
coefficients de recalage et sont reportés dans le tableau A.2.1.2. en annexe. Comme les 
enquêtes sont à cheval sur deux ans, nous avons calculé en conséquence les dépenses 
moyennes des comptes nationaux. Les coefficients de recalage relatifs à l’année 1979 
apparaissent très élevés, compris entre 1 et 3, en comparaison de ceux des autres années, 
qui dépassent rarement 1,5. 

Les données recalées sont finalement obtenues en multipliant chacun des douze postes de 
dépenses mesurés dans l’enquête par le coefficient de recalage correspondant. Par 
définition, les dépenses hors champ de la Comptabilité Nationale (dépenses du poste 13 de 
la nomenclature « Classification Of Individual Consumption Of Purpose », COICOP) ne sont 
pas recalées. 

Cette méthode comporte un certain nombre de limites. Elle suppose en premier lieu que les 
comportements de mauvaise déclaration des dépenses sont les mêmes au cours du temps. 
Ensuite, les données de la Comptabilité Nationale ne permettent de calculer que des 
coefficients de recalage identiques pour tous les ménages. Ainsi, nous recalons de la même 
manière des ménages appartenant à des catégories différentes, mais aussi des ménages 
ayant des revenus très différents (à l’intérieur d’une même catégorie). Or, on sait que les 
comportements de sous-déclaration dépendent de la richesse du ménage. Si la sous-
déclaration du total des dépenses est toujours proportionnelle à la véritable richesse, alors la 
méthode de recalage donne des résultats corrects. Si les comportements de sous-
déclaration sont plus complexes, les résultats du recalage sont biaisés. Mais nous n’avons 
pas les données permettant de différencier les comportements de sous-déclaration et donc 
de corriger de cet éventuel biais de recalage. 
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IV - Résultats 

Une analyse préalable a été menée afin de s’assurer de la comparabilité des enquêtes d’une 
année sur l’autre. Nous avons suivi la démarche de Costa (2001), qui consiste à regrouper 
les enquêtes d’années adjacentes tant que l’inclusion des données d’une année 
supplémentaire ne change pas les valeurs estimées des biais. Au final, les estimations ont 
été menées sur deux sous-périodes 1979-1995 et 2000-2006, la comparabilité des enquêtes 
entre ces deux sous-périodes ayant été rejetée. Notons que nous ne supposons pas la 
stabilité des préférences sur 27 ans (de 1979 à 2006) mais sur périodes successives de 5 
ans (1979-1985, 1985-1989, 1989-1995, 2000-2006) puisque la période totale est séparée 
en sous-périodes comparables.  

L’analyse a été menée catégorie de ménage par catégorie de ménage : personnes seules, 
couples avec enfant(s), couples sans enfant et familles monoparentales. Les variables de 
contrôle incluses dans le modèle sont le sexe, la tranche d'âge, la catégorie 
socioprofessionnelle, le diplôme de la personne de référence (et ceux de son conjoint le cas 
échéant), la zone d'étude et d'aménagement du territoire, le statut d'occupation du logement 
(locataire, propriétaire,…), la taille de la commune de résidence, la taille du ménage en log, 
le nombre d’enfants selon leur âge rapporté à la taille du ménage, le nombre de personnes 
ayant un emploi dans le ménage. 

Dans les tableaux 2 à 5 sont présentés les statistiques de Fisher permettant de tester 
l’absence de biais16 sur la période ou la sous-période considérée, les R2 ajustés17, les biais 
cumulés sur la période obtenus à partir des équations (5) et (9), et une version annualisée. 
Chaque colonne correspond à une technique d’estimation : dans l’ordre, moindres carrés 
ordinaires, doubles moindres carrés où les dépenses totales sont instrumentées par le 
revenu déclaré et/ou ses déciles, LAD, moindres carrés ordinaires et LAD sur les données 
au préalable recalées sur les agrégats des comptes nationaux. Les résultats correspondant 
aux spécifications sans variable saisonnière (8) puis celles avec variables saisonnières (10) 
sont présentés dans le même tableau, les uns après les autres.  

 

IV.1 Résultats pour l’ensemble des ménages 

Pour permettre une meilleure vue d’ensemble, nous avons aussi calculé les biais moyens 
cumulés et annualisés sur l’ensemble des ménages. Ces biais sont présentés dans le 
tableau 1 et les graphiques 4 et 5, qui reprennent les biais annualisés moyens selon les 
différentes techniques utilisées. Les écart-types sont obtenus dans ce cas en supposant 
l’indépendance entre les observations correspondant aux différentes catégories de 
ménages. Nous commentons en premier ces biais moyens et complétons ensuite par 
l’analyse catégorie par catégorie. 

                                                      
16 Dans la spécification sans variable saisonnière, les statistiques de Fisher reportées permettent de tester l'égalité 

des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs, voir équation (7). Dans la spécification avec 
variables saisonnières, elles permettent de tester l’égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro, voir 
équation (5). 

17 Dans le cas de l’estimateur LAD, c’est son équivalent en termes de valeurs absolues qui est reporté. 
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Tableau 1. Biais moyens pour l’ensemble des ménages  

Note de lecture : selon la méthode des MCO, l’IPC aurait surestimé l’évolution cumulée du coût de la vie de 15 points 
(coefficient 0,150) entre 1979 et 1985, soit 2,5 points par an, si on prend pour référence l’indice fondé sur la comparaison 
des courbes d’Engel (les deux indices étant basés à 100 en 1979). 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Biais cumulé

1979-1985 0,150*** 0,136*** 0,104*** 0,481*** 0,458***
(0,022) (0,020) (0,027) (0,015) (0,016)

1979-1989 0,221*** 0,200*** 0,155*** 0,464*** 0,428***
(0,021) (0,020) (0,025) (0,016) (0,017)

1979-1995 0,312*** 0,285*** 0,250*** 0,509*** 0,475***
(0,019) (0,019) (0,023) (0,014) (0,016)

2000-2006 0,101*** 0,099*** 0,091*** -0,028 -0,036 
(0,026) (0,028) (0,029) (0,031) (0,036)

Biais annualisé

1979-1985 0,025*** 0,023*** 0,018*** 0,072*** 0,070***
(0,003) (0,003) (0,005) (0,002) (0,002)

1986-1989 0,013*** 0,012*** 0,010** -0,003 -0,005**
(0,003) (0,003) (0,004) (0,002) (0,002)

1990-1995 0,013*** 0,012*** 0,014*** 0,005*** 0,006***
(0,002) (0,002) (0,003) (0,001) (0,002)

2000-2006 0,020*** 0,020*** 0,018*** -0,006 -0,008 
(0,005) (0,005) (0,006) (0,007) (0,008)

Biais cumulé

1979-1985 0,127*** 0,113** 0,095* 0,468*** 0,449***
(0,047) (0,044) (0,050) (0,030) (0,029)

1979-1989 0,186*** 0,166*** 0,137** 0,442*** 0,413***
(0,062) (0,059) (0,065) (0,044) (0,045)

1979-1995 0,248** 0,222** 0,207* 0,470*** 0,442***
(0,11) (0,104) (0,113) (0,078) (0,077)

2000-2006 0,095*** 0,092*** 0,073** -0,030 -0,042 
(0,028) (0,029) (0,031) (0,034) (0,038)

Biais annualisé

1979-1985 0,021*** 0,019*** 0,016* 0,071*** 0,068***

(0,008) (0,007) (0,008) (0,004) (0,004)

1986-1989 0,011** 0,010** 0,008 -0,004 -0,006*
(0,005) (0,004) (0,006) (0,003) (0,003)

1990-1995 0,009 0,008 0,009 0,003 0,003 
(0,008) (0,008) (0,009) (0,005) (0,005)

2000-2006 0,019*** 0,018*** 0,014** -0,007 -0,009 
(0,005) (0,006) (0,006) (0,007) (0,008)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications) en supposant 
l'indépendance entre les catégories de ménages.
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Graphique 4. Biais annualisés moyens pour l’ensembl e des ménages : spécification sans 
variable saisonnière 

 
Note : sont reportés pour chaque période les biais annualisés estimés dans l’ordre à l’aide des techniques des 

MCO, doubles moindres carrés où les dépenses totales sont instrumentées par le revenu déclaré et/ou ses 
déciles, LAD, MCO sur données recalées et LAD sur données recalées. 

Sources : enquêtes Budget de Famille 1979-2006, IPC, comptes nationaux annuels, Insee. Calculs des auteures.  
Champ : ensemble des ménages ordinaires en métropole. 

 

Graphique 5. Biais annualisés moyens pour l’ensembl e des ménages:  
spécification avec variables saisonnières 

 

Note : sont reportés pour chaque période les biais annualisés estimés dans l’ordre à l’aide des techniques des 
MCO, doubles moindres carrés où les dépenses totales sont instrumentées par le revenu déclaré, LAD, 
MCO sur données recalées et LAD sur données recalées. 

Sources : enquêtes Budget de Famille 1979-2006, IPC, comptes nationaux annuels, Insee. Calculs des auteures.  
Champ : ensemble des ménages ordinaires en métropole. 
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Examinons tout d’abord la spécification sans variable saisonnière. Dans ce cas, les biais 
sont calculés en prenant pour effet des prix relatifs =γ̂ 0,09 (valeur estimée par Hamilton 
sur données américaines). Les biais calculés pour des valeurs alternatives sont très proches 
(par exemple pour =γ̂ 0,05, qui correspond au chiffre de Costa). L’effet des variations de 
prix relatifs sur le biais est vraiment de deuxième ordre.  

Entre 1979 et 1995, les estimations du biais cumulé de l’IPC varient entre 25 % (LAD) et 
51 % (LAD-R) selon les techniques utilisées, l’IPC en 1995 doit être multiplié par 0,75 (resp. 
0,49) pour obtenir l’indice de coût de la vie qui découle de l’analyse intertemporelle des 
courbes d’Engel. Entre 2000 et 2006, les estimations du biais cumulé sont de l’ordre de 
10 % si l’on se fie aux analyses sur données non recalées et non significativement 
différentes de zéro si l’on se fie à celles sur données recalées. Notons que les biais estimés 
par la méthode instrumentale sont bien d’amplitude plus faible que ceux obtenus à partir des 
MCO, comme attendu en présence d’erreur de mesure. 

En annualisant ces biais, nous trouvons des dérives annuelles entre l’IPC et l’indice du coût 
de la vie associé au décalage des courbes d’Engel de l’ordre 2 % entre 1979 et 1985 selon 
les analyses sur données non recalées, et ce quelle que soit la technique d’estimation 
utilisée. Elles sont de 7 % pour les estimations sur données recalées. C’est la plus grande 
différence trouvée entre les estimations sur données recalées et non recalées. Elle est 
sûrement liée au fait que les coefficients de recalage calculés pour 1979 sont très différents 
de ceux des autres années. De deux choses l’une, soit l’enquête 1979 est vraiment 
différente des autres enquêtes, soit la méthode de recalage n’est pas adaptée pour cette 
année là. Dans l’analyse de sensibilité présentée en dernière partie, nous refaisons les 
estimations en supprimant les observations de 1979. Les biais estimés pour les périodes 
postérieures ne changent pas. De même les coefficients des autres variables explicatives 
restent stables. Ceci porte à croire que les biais obtenus à partir des méthodes sur données 
recalées doivent être considérés avec beaucoup de prudence notamment entre 1979 et 
1985.  

Les différentes méthodes d’estimation donnent des biais annualisés pour les périodes 1986-
1989 et 1990-1995 plus similaires et d’ordres de grandeur plus faibles. Entre 1985 et 1989, 
le biais annuel serait de l’ordre d’1,2 % selon les méthodes non recalées et serait nul selon 
les méthodes recalées. Entre 1990 et 1995, il serait de l’ordre 1,3 % selon les méthodes non 
recalées et de 0,5 % selon les méthodes recalées. Entre 2000 et 2006, la dérive annuelle 
entre l’IPC et l’indice de coût de la vie découlant du décalage des courbes d’Engel se 
situerait autour de 2 % selon les méthodes non recalées. Elle serait non significative si l’on 
se fie aux méthodes recalées. 

Les résultats des estimations de la spécification faisant intervenir des variables saisonnières 
sont à chaque fois du même ordre que ceux des estimations obtenues à partir de la 
spécification sans variable saisonnière. Toutefois, leurs intervalles de confiance sont 
beaucoup plus larges. Ceci rend non significatives les dérives entre 1990 et 1995 (données 
recalées ou non) et entre 1985 et 1989 (données recalées uniquement). 

Pour résumer, la dérive entre l’IPC et l’indice du coût de la vie dérivé de l’analyse 
intertemporelle des courbes d’Engel s’est atténuée entre 1979 et 1995, sans doute en lien 
avec les changements méthodologiques qu’a connus l’IPC sur cette période. Entre 2000 et 
2006, les biais estimés sur données non recalées sont légèrement plus élevés que ceux de 
1989-1995 mais associés à des intervalles de confiance plus larges. De plus, il n’y a plus de 
dérive entre l’IPC et l’indice du coût de la vie selon les méthodes recalées. Finalement, si les 
résultats diffèrent en ampleur selon les techniques d’estimation, les biais obtenus sont 
toujours positifs ou nuls. Selon l’analyse intertemporelle des courbes d’Engel, si l’IPC 
français a été affecté d’un biais entre 1979 et 2006, c’est d’une surestimation de l’évolution 
du coût de la vie et non d’une sous-estimation qu’il s’agit. 
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IV.2 Résultats par catégorie de ménage 

Nous affinons maintenant l’analyse en examinant les résultats pour chaque catégorie de 
ménage. En plus des tableaux 2 à 5 déjà mentionnés, nous reportons en annexe les 
résultats détaillés des estimations de la spécification avec variables saisonnières - cf. 
tableaux A.2.2.1. à A.2.2.4. Les estimations de la spécification sans variable saisonnière ne 
sont pas reportées car elles donnent des résultats similaires. Le coefficient associé au 
logarithme des dépenses totales permet de calculer les élasticités-revenu de l’alimentation18. 
Ces élasticités sont compatibles avec des valeurs connues. Elles sont comprises entre 0,4 
et 0,7 selon les catégories de ménage et les techniques d’estimation. L’approche retenue 
n’est pas invalidée. 

Les statistiques de Fisher permettent de tester la nullité des coefficients associés aux 
indicatrices temporelles, soit l’absence de dérive entre l’IPC et l’indice de coût de la vie 
découlant de l’analyse intertemporelle des courbes d’Engel. Pour les personnes seules, les 
tests rejettent à 1 % l’absence de dérive sur 1979-1995, sauf sur la sous-période 1985-1989 
si l’on se fie à l’estimation LAD ou aux méthodes sur données recalées. Entre 2000 et 2006, 
les conclusions des tests diffèrent selon les techniques d’estimation mais l’absence de 
dérive ne peut jamais être rejetée à 1 %. Dans la spécification avec variables saisonnières, 
la plupart des tests ne rejettent pas l’absence de biais quelle que soit la période considérée. 
Pour les couples avec enfant(s), tous les tests à 5 % rejettent l’absence de dérive quelle que 
soit la période considérée, sauf ceux sur données recalées pour la période 2000-2006. Pour 
les couples sans enfant, nous trouvons des résultats proches de ceux des personnes 
seules, sauf pour la période 2000-2006 selon des données recalées. Enfin, pour les familles 
monoparentales, les tests rejettent l’absence de biais à 1 % sur l’ensemble de la période 
1979-1995. Les tests ne permettent de la rejeter à 5 %, ni sur 1989-1995 selon l’estimation 
LAD et les méthodes sur données recalées, ni sur 1985-1989 selon les méthodes sur 
données recalées. Entre 2000 et 2006, les tests concluent à la présence d’une dérive pour 
les méthodes sur données non recalées mais ne rejettent pas l’absence de dérive pour les 
méthodes sur données recalées. 

Les biais annualisés pour chaque catégorie de ménage sont souvent de même ampleur que 
les biais obtenus en moyenne sur l’ensemble des ménages, avec des écart-types 
légèrement plus élevés du fait du moindre nombre d’observations. Nous ne relevons par la 
suite que les différences notables entre l’analyse par catégorie de ménage et la moyenne 
sur l’ensemble des ménages. Pour la période 2000-2006, les biais annualisés sont un peu 
plus faibles chez les personnes seules que dans la moyenne des ménages, entre 1,2 % et 
1,8 %. Sur la même période, ils sont compris entre -1,5 % et 1,1 % pour les couples sans 
enfant et entre 2 % et plus de 5 % pour les familles monoparentales. Si l’on se fie aux 
données recalées, les biais annualisés pour les couples sans enfant sont significativement 
négatifs, de l’ordre de -1,5 %. Ce sont la seule catégorie et la seule période pour lesquelles 
la dérive est significativement négative. Cette catégorie de ménage est par ailleurs celle dont 
les comportements de dépenses alimentaires sont les plus hétérogènes. La mesure 
moyenne ou médiane de la dérive ne rend pas compte de la diversité des situations19. 

                                                      
18 L’élasticité revenu est égale à 1 - b/w où b est le coefficient associé au logarithme des dépenses totales et w la 

part des dépenses alimentaires - cf. Costa (2001). 
19 Des régressions à d’autres quantiles que la médiane (premier et troisième quartiles) rendent compte de cette 

hétérogénéité et de son influence sur les estimations des biais.  
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Tableau 2. Biais et statistiques de Fisher pour les  personnes seules 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher (1)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 44,0*** 41,8*** 20,1*** 90,2*** 81,8***

1979 = 1985 12,9*** 12,2*** 4,07** 0,486 21,6***
1985 = 1989 12,4*** 11,8*** 2,59 0,598 3,80*

1989 = 1995 26,9*** 25,8*** 19,3*** 18,5*** 15,5***

2000 = 2006 5,66** 3,37* 2,92* 1,01 4,38**
1979-1995 :  R² ajusté (2) 0,49 0,49 0,32 0,48 0,32
Nombre de ménages 6844 6844 7875 6810 7876

2000-2006  : R² ajusté 0,33 0,32 0,21 0,33 0,22

Nombre de ménages 4425 4425 5365 4508 5365

Biais cumulé

1979-1985 0,141*** 0,128*** 0,074 0,452*** 0,418***
(0,032) (0,031) (0,048) (0,025) (0,027)

1979-1989 0,229*** 0,209*** 0,122*** 0,439*** 0,379***
(0,029) (0,029) (0,043) (0,026) (0,030)

1979-1995 0,337*** 0,311*** 0,245*** 0,507*** 0,457***
(0,027) (0,028) (0,041) (0,024) (0,027)

2000-2006 0,087*** 0,060** 0,065** -0,040 -0,081*
(0,032) (0,030) (0,033) (0,041) (0,042)

Biais annualisé

1979-1985 0,024*** 0,022*** 0,013 0,069*** 0,064***
(0,005) (0,005) (0,008) (0,003) (0,004)

1986-1989 0,016*** 0,015*** 0,010 -0,002 -0,006*
(0,005) (0,004) (0,006) (0,003) (0,003)

1990-1995 0,015*** 0,014*** 0,018*** 0,008*** 0,010***
(0,003) (0,003) (0,004) (0,002) (0,002)

2000-2006 0,018*** 0,012** 0,013** -0,008 -0,017*
(0,006) (0,006) (0,007) (0,009) (0,009)

Statistique de Fisher (3)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 1,58 1,41 1,11 42,9*** 38,7***

1979 = 1985 2,26 1,98 2,04 0,001 3,62*

1985 = 1989 3,31* 2,99* 1,00 0,902 2,54 

1989 = 1995 0,986 0,861 3,30* 0,763 1,05 

2000 = 2006 4,17** 2,35 0,422 0,325 2,38 
1979-1995  : R² ajusté 0,50 0,49 0,32 0,48 0,32

Nombre de ménages 6844 6844 7875 6810 7876

2000-2006  : R² ajusté 0,33 0,32 0,21 0,33 0,22

Nombre de ménages 4425 4425 5365 4508 5365

Biais cumulé

1979-1985 0,116* 0,101 0,092 0,439*** 0,417***
(0,066) (0,062) (0,075) (0,049) (0,046)

1979-1989 0,187** 0,165* 0,130 0,414*** 0,367***
(0,090) (0,085) (0,096) (0,072) (0,070)

1979-1995 0,267* 0,236 0,264 0,464*** 0,435***
(0,151) (0,144) (0,161) (0,120) (0,116)

2000-2006 0,077** 0,051 0,025 -0,029 -0,073 
(0,037) (0,035) (0,039) (0,054) (0,057)

Biais annualisé

1980-1985 0,020* 0,017* 0,016 0,067*** 0,064***
(0,011) (0,010) (0,013) (0,007) (0,006)

1986-1989 0,014** 0,013* 0,008 -0,004 -0,008 
(0,007) (0,006) (0,008) (0,005) (0,005)

1990-1995 0,011 0,010 0,020* 0,006 0,008 
(0,010) (0,010) (0,011) (0,007) (0,006)

2001-2006 0,016** 0,011 0,005 -0,006 -0,016 
(0,007) (0,007) (0,008) (0,012) (0,013)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

(1) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs.

(2) : pour le LAD, son équivalent en termes de valeurs absolues.

(3) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro.

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières
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Tableau 3. Biais et statistiques de Fisher pour les  couples avec enfant(s) 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher (1)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 174,7*** 170,2*** 97,4*** 560,9*** 646,5***

1979 = 1985 100,2*** 98,6*** 55,4*** 20,1*** 137,4***

1985 = 1989 31,4*** 29,7*** 14,7*** 9,09*** 21,7***

1989 = 1995 86,9*** 87,2*** 51,1*** 38,8*** 26,9***

2000 = 2006 31,5*** 33,7*** 25,9*** 0,612 0,042 

1979-1995  : R² ajusté 0,48 0,48 0,30 0,46 0,29

Nombre de ménages 16349 16349 16704 16313 16704

2000-2006  : R² ajusté 0,36 0,36 0,21 0,37 0,22

Nombre de ménages 6497 6497 6964 6497 6964

Biais cumulé

1979-1985 0,154*** 0,141*** 0,111*** 0,492*** 0,471***
(0,013) (0,012) (0,016) (0,010) (0,009)

1979-1989 0,218*** 0,199*** 0,161*** 0,470*** 0,436***
(0,015) (0,014) (0,015) (0,010) (0,009)

1979-1995 0,317*** 0,293*** 0,257*** 0,517*** 0,479***
(0,012) (0,013) (0,014) (0,008) (0,009)

2000-2006 0,113*** 0,123*** 0,105*** -0,017 -0,005 
(0,018) (0,018) (0,021) (0,022) (0,026)

Biais annualisé

1979-1985 0,026*** 0,024*** 0,019*** 0,074*** 0,071***
(0,002) (0,002) (0,003) (0,001) (0,001)

1986-1989 0,012*** 0,011*** 0,010*** -0,003*** -0,005***
(0,002) (0,002) (0,003) (0,001) (0,001)

1990-1995 0,014*** 0,013*** 0,014*** 0,005*** 0,005***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,001) (0,001)

2000-2006 0,023*** 0,025*** 0,021*** -0,004 -0,001 
(0,003) (0,004) (0,004) (0,005) (0,006)

Statistique de Fisher (3)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 11,1** 10,5** 6,79** 321,7** 298,6**

1979 = 1985 24,1*** 23,4*** 18,3*** 8,91*** 15,7***

1985 = 1989 14,4*** 13,5*** 10,3*** 3,86** 6,44**

1989 = 1995 8,91*** 8,87*** 10,9*** 4,75** 5,18**

2000 = 2006 24,5*** 26,1*** 16,3*** 1,76 1,83 

1979-1995  : R² ajusté 0,48 0,48 0,30 0,46 0,29

Nombre de ménages 16349 16349 16704 16313 16704

2000-2006  : R² ajusté 0,36 0,36 0,21 0,37 0,22

Nombre de ménages 6497 6497 6964 6497 6964

Biais cumulé

1979-1985 0,158*** 0,143*** 0,129*** 0,494*** 0,480***
(0,029) (0,027) (0,030) (0,016) (0,017)

1979-1989 0,222*** 0,202*** 0,186*** 0,473*** 0,449***
(0,038) (0,036) (0,040) (0,023) (0,025)

1979-1995 0,323*** 0,298*** 0,298*** 0,523*** 0,506***
(0,062) (0,059) (0,064) (0,038) (0,042)

2000-2006 0,103*** 0,112*** 0,093*** -0,029 -0,026 
(0,020) (0,021) (0,022) (0,019) (0,023)

Biais annualisé

1979-1985 0,026*** 0,024*** 0,022*** 0,074*** 0,072***
(0,005) (0,004) (0,005) (0,002) (0,002)

1986-1989 0,012*** 0,011*** 0,011*** -0,003* -0,005**
(0,003) (0,003) (0,003) (0,002) (0,002)

1990-1995 0,014*** 0,013*** 0,016*** 0,006*** 0,007***
(0,003) (0,003) (0,004) (0,002) (0,002)

20001-2006 0,021*** 0,022*** 0,019*** -0,006 -0,005 
(0,004) (0,004) (0,004) (0,004) (0,005)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

(1) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs.

(2) : pour le LAD, son équivalent en termes de valeurs absolues.

(3) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro.

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières
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Tableau 4. Biais et statistiques de Fisher pour les  couples sans enfant 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher (1)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 61,6*** 57,3*** 28,6*** 258,7*** 220,4***

1979 = 1985 52,4*** 51,8*** 15,6*** 22,0*** 64,1***

1985 = 1989 11,9*** 10,2*** 5,54** 5,68** 2,91*

1989 = 1995 21,6*** 19,1*** 15,3*** 8,55*** 5,00**

2000 = 2006 5,63** 5,47** 3,18* 7,10*** 8,79***

1979-1995  : R² ajusté 0,55 0,55 0,36 0,55 0,36

Nombre de ménages 9097 9097 9435 9061 9437

2000-2006  : R² ajusté 0,41 0,41 0,29 0,42 0,29

Nombre de ménages 5328 5328 5832 5352 5832

Biais cumulé

1979-1985 0,164*** 0,146*** 0,093*** 0,493*** 0,457***
(0,022) (0,020) (0,024) (0,012) (0,013)

1979-1989 0,217*** 0,191*** 0,139*** 0,469*** 0,436***
(0,019) (0,017) (0,021) (0,014) (0,015)

1979-1995 0,281*** 0,248*** 0,216*** 0,498*** 0,466***
(0,021) (0,019) (0,019) (0,014) (0,014)

2000-2006 0,055** 0,054** 0,042* -0,067*** -0,071***
(0,023) (0,022) (0,023) (0,023) (0,027)

Biais annualisé

1979-1985 0,027*** 0,025*** 0,016*** 0,074*** 0,069***
(0,003) (0,003) (0,004) (0,002) (0,002)

1986-1989 0,010*** 0,009*** 0,009** -0,004** -0,003*
(0,003) (0,003) (0,004) (0,002) (0,002)

1990-1995 0,009*** 0,008*** 0,011*** 0,003*** 0,004**
(0,002) (0,002) (0,003) (0,001) (0,002)

2000-2006 0,011** 0,011** 0,009* -0,014*** -0,015**
(0,005) (0,005) (0,005) (0,005) (0,006)

Statistique de Fisher (3)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 6,80*** 6,80*** 1,00 169,3*** 176,2***

1979 = 1985 5,04** 4,86** 0,007 0,524 5,25**

1985 = 1989 0,900 0,600 0,030 6,90*** 8,10***

1989 = 1995 0,030 0,100 0,600 0,100 1,80

2000 = 2006 4,50** 4,40** 2,20 7,60*** 7,40***

1979-1995  : R² ajusté 0,55 0,55 0,36 0,55 0,36

Nombre de ménages 9097 9097 9435 9061 9437

2000-2006  : R² ajusté 0,42 0,42 0,29 0,43 0,30

Nombre de ménages 5328 5328 5832 5352 5832

Biais cumulé

1979-1985 0,106** 0,094** 0,004 0,465*** 0,407***
(0,048) (0,044) (0,049) (0,027) (0,028)

1979-1989 0,130** 0,112* 0,010 0,423*** 0,358***
(0,064) (0,058) (0,068) (0,044) (0,045)

1979-1995 0,121 0,099 -0,049 0,410*** 0,303***
(0,124) (0,114) (0,137) (0,081) (0,087)

2000-2006 0,051** 0,049** 0,037 -0,071*** -0,078***
(0,022) (0,022) (0,023) (0,025) (0,028)

Biais annualisé

1979-1985 0,018** 0,016** 0,001 0,070*** 0,063***
(0,008) (0,007) (0,009) (0,004) (0,004)

1986-1989 0,005 0,004 0,001 -0,006* -0,008**
(0,005) (0,005) (0,007) (0,003) (0,004)

1990-1995 -0,002 -0,002 -0,010 -0,002 -0,007 
(0,011) (0,010) (0,015) (0,005) (0,007)

2000-2006 0,010** 0,010** 0,008 -0,015*** -0,017***
(0,004) (0,004) (0,005) (0,005) (0,006)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

(1) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs.

(2) : pour le LAD, son équivalent en termes de valeurs absolues.

(3) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro.

Spécification avec variables saisonnières

Spécification sans variable saisonnière
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Tableau 5. Biais et statistiques de Fisher pour les  familles monoparentales 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher (1)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 21,2*** 20,8*** 18,2*** 38,8*** 71,6***

1979 = 1985 2,22 2,00 16,4*** 3,80* 2,10

1985 = 1989 15,6*** 15,5*** 5,66** 1,60 0,043 

1989 = 1995 8,70*** 8,44*** 3,23* 3,09* 1,92 

2000 = 2006 19,8*** 20,2*** 29,4*** 2,47 2,57 

1979-1995  : R² ajusté 0,44 0,44 0,27 0,43 0,26

Nombre de ménages 2048 2048 2130 2045 2130

2000-2006  : R² ajusté 0,29 0,29 0,16 0,29 0,16

Nombre de ménages 1394 1394 1540 1396 1540

Biais cumulé

1979-1985 0,092 0,079 0,217*** 0,438*** 0,510***
(0,056) (0,054) (0,059) (0,038) (0,041)

1979-1989 0,239*** 0,216*** 0,302*** 0,468*** 0,514***
(0,043) (0,044) (0,051) (0,036) (0,042)

1979-1995 0,330*** 0,301*** 0,365*** 0,508*** 0,544***
(0,041) (0,044) (0,048) (0,035) (0,041)

2000-2006 0,269*** 0,281*** 0,296*** 0,108 0,113 
(0,064) (0,093) (0,070) (0,074) (0,088)

Biais annualisé

1979-1985 0,016* 0,014 0,036*** 0,067*** 0,076***
(0,009) (0,009) (0,009) (0,005) (0,005)

1986-1989 0,028*** 0,027*** 0,015** 0,005 0,001 
(0,009) (0,008) (0,007) (0,004) (0,003)

1990-1995 0,012*** 0,012*** 0,008* 0,005* 0,003 
(0,004) (0,004) (0,005) (0,003) (0,003)

2000-2006 0,051*** 0,053*** 0,056*** 0,022 0,023 
(0,011) (0,016) (0,012) (0,014) (0,017)

Statistique de Fisher (3)

1979 = 1985 = 1989 = 1995 2,01 2,00 4,01*** 16,6*** 18,0***

1979 = 1985 0,010 0,001 4,90** 1,11 0,001 

1985 = 1989 3,66* 3,55* 4,41** 0,002 0,099 

1989 = 1995 0,006 0,002 0,538 0,184 0,317 

2000 = 2006 20,3*** 20,7*** 11,3*** 2,69 2,15 

1979-1995  : R² ajusté 0,44 0,44 0,27 0,43 0,26

Nombre de ménages 2048 2048 2130 2045 2130

2000-2006  : R² ajusté 0,29 0,29 0,16 0,28 0,16

Nombre de ménages 1394 1394 1540 1396 1540

Biais cumulé

1979-1985 0,013 0,004 0,237** 0,377*** 0,521***
(0,130) (0,121) (0,112) (0,086) (0,072)

1979-1989 0,138 0,117 0,346*** 0,379*** 0,535***
(0,162) (0,154) (0,133) (0,117) (0,103)

1979-1995 0,148 0,122 0,419** 0,337 0,587***
(0,291) (0,274) (0,212) (0,247) (0,164)

2000-2006 0,279*** 0,291*** 0,280*** 0,115 0,134*
(0,060) (0,072) (0,075) (0,072) (0,078)

Biais annualisé

1979-1985 0,002 0,001 0,039** 0,059*** 0,078***
(0,024) (0,022) (0,017) (0,012) (0,009)

1986-1989 0,026** 0,024* 0,019** 0,000 0,002 
(0,012) (0,012) (0,008) (0,008) (0,006)

1990-1995 0,002 0,001 0,009 -0,005 0,006 
(0,033) (0,030) (0,013) (0,028) (0,009)

2000-2006 0,053*** 0,055*** 0,053*** 0,023 0,027*
(0,010) (0,012) (0,013) (0,014) (0,015)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

(1) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs.

(2) : pour le LAD, son équivalent en termes de valeurs absolues.

(3) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro.

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières
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Dérive entre les indices et biais de l’IPC : comparaison aux résultats de Lequiller (1997) et 
de l’Insee (1998) 

Il aurait été intéressant de confronter ces résultats à ceux de Lequiller (1997) dont la période 
d’étude est 1995-1997. Malheureusement, la méthode retenue ici ne permet pas de conclure 
sur 1995-1997 puisque la comparabilité des enquêtes entre 1995 et 2000 a été rejetée. 
Cependant, il est possible d’avancer quelques éléments de comparaison entre Lequiller 
(1997) et la présente étude.  

Lequiller, repris ensuite par l’Insee (1998) (« pour comprendre l’indice des prix »), estime les 
biais de substitution entre 0,1 et 0,25 % par an. L’IPC est un indice chaîné dont les 
pondérations sur les postes agrégés sont revues tous les ans. Dès lors, s’il existe des biais 
de substitution, ceux-ci se situent à un niveau intermédiaire ou élémentaire d’agrégation et 
sont plus faibles que ceux de l’IPC américain (indice à base fixe dont les pondérations 
étaient revues moins fréquemment). De plus, d’après l’Insee (1998), l’adoption progressive 
de moyennes géométriques dans le calcul des micro-indices à partir de 1997 a supprimé un 
« biais de formule » évalué sur les années antérieures à 0,02 % par an.  

Les biais qualité et introduction de nouveaux produits ne sont pas chiffrés par Lequiller 
(1997) et le 0,6 % avancé par Boskin est considéré comme excessif. Un nouveau produit est 
introduit dans l’IPC français dès lors que son poids dépasse 0,02 pour mille de la 
consommation totale, ce qui est 50 fois plus faible que le seuil fixé par la norme européenne. 
On s’attend donc à ce que le biais résultant soit très faible. 

Lequiller conclut au final à un biais global entre 0,1 % et 0,25 % aux biais qualité et 
nouveaux produits près, qui ne sont pas non plus pris en compte par la méthode des 
courbes d’Engel. Pour la période 1990-1995, les dérives annualisées que nous estimons 
sont plus fortes mais du même signe. Elles varient entre 0,3 et 1,4 % selon les techniques 
d’estimation retenues. Rappelons que ces estimations ne peuvent s’interpréter comme un 
biais de l’IPC que si l’analyse intertemporelle des courbes d’Engel dans le cadre théorique 
développé ci-dessus est valide et si les enquêtes sont comparables. 
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V - Analyse de sensibilité 

Dans cette partie, nous complétons l’analyse par plusieurs approches de façon à tester la 
sensibilité des résultats obtenus précédemment. Nous testons tout d’abord la sensibilité aux 
données des différentes enquêtes, à la façon dont les catégories de ménages ont été 
construites et à la forme de la fonctionnelle de la courbe d’Engel. Nous envisageons ensuite 
de regrouper les observations de dépenses par cellule de ménages pour réduire les erreurs 
de mesure. Ces analyses supplémentaires confortent les résultats présentés dans la partie 
4. 

 

V.1  Sensibilité aux enquêtes 

L’enquête libellée 1979 est peut-être moins précise que les autres, comme l’indiquent les 
coefficients de recalage (cf. tableau A.2.1.2.). Nous refaisons donc l’analyse sans prendre 
en compte les données de l’année 1979. Les biais estimés pour les années ultérieures sont 
légèrement supérieurs à ceux estimés précédemment mais ils ne sortent jamais de 
l’intervalle de confiance associé, à l’exception de ceux estimés pour les couples avec 
enfant(s) pour la période 1990-1995. Les statistiques de Fisher ainsi que les biais cumulés 
et annualisés calculés à partir des différentes techniques d’estimation sur la spécification 
sans variables saisonnières sont présentés en annexe (tableau A.3.1.). 

 

V.2 Statut d’occupation du logement 

Nous effectuons ensuite des estimations séparées sur les ménages dont le statut 
d’occupation du logement diffère. Les propriétaires et les locataires ont effectivement des 
comportements de dépense alimentaire significativement différents mais la prise en compte 
de cette différence ne change pas l’ampleur des biais moyens. Ainsi, les biais de l’IPC 
présentés en partie 4 ne reflètent pas une évolution de la structure de la population selon le 
statut d’occupation du logement notamment liée au développement de la location. 

 

V.3 Approche par cellule 

Dans les enquêtes BdF, certaines dépenses sont relevées à l’aide de questions 
rétrospectives portant sur l’année en cours alors que d’autres, comme celles concernant 
l’alimentation, sont relevées à l’aide d’un carnet de dépenses sur une période de 10 à 15 
jours. Les dépenses annuelles correspondant au carnet de dépenses sont ensuite obtenues 
par règle de trois. Du fait des habitudes de dépenses des ménages, ces dépenses 
annualisées peuvent s’éloigner des véritables dépenses annuelles, conduisant à des erreurs 
de mesure. Nous avons déjà proposé de résoudre ce type de problème en recourant à des 
techniques d’instrumentation. On peut aussi envisager de construire des consommations 
moyennes sur différentes strates de la population de façon à minimiser ces erreurs, si l’on 
suppose que les habitudes d’achats sont homogènes entre ménages. Ce type d’approche a 
été retenu dans certaines études utilisant les enquêtes Budget de Famille, comme par 
exemple Lollivier (1999). 

Nous testons ici plusieurs types de stratification. Nous regroupons notamment les ménages 
à partir du croisement entre années d’enquête et déciles de revenus, ou bien à partir du 
croisement entre l’âge de la personne de référence, l’année d’enquête, le diplôme de la 
personne de référence et le statut d’occupation du logement. Nous effectuons les 
estimations par MCO sur ces données groupées en corrigeant de l’hétéroscédasticité induite 
par les regroupements puisque chaque cellule représente plusieurs ménages. Nous utilisons 
une spécification linéaire en logarithme des dépenses totales, qui maximise les critères 
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d’information. Pourtant, cette approche ne s’avère pas concluante. Aucun des 
regroupements envisagés n’aboutit à des élasticités-revenu de l’alimentation réalistes.  

 

V.4 Spécifications alternatives 

La validité de l’analyse intertemporelle des courbes d’Engel repose fortement sur la qualité 
de la spécification des courbes. Dans les parties précédentes, nous avons présenté les 
résultats obtenus à partir d’une spécification où la part des dépenses consacrée à 
l’alimentation est linéairement liée au logarithme des dépenses car c’est celle qui découle du 
système de demande de Deaton et Muellbauer (1980). On pourrait aussi envisager que la 
part alimentaire soit une fonction linéaire des dépenses totales ou bien une fonction 
quadratique du logarithme des dépenses totales. Les critères d’information, le « Bayesian 
Information Criterion » BIC, le critère de Schwarz et le R2 ajusté, suggèrent de retenir la 
spécification quadratique. Toutefois, la spécification linéaire faisant intervenir le logarithme 
des dépenses semble aussi bien ajustée, comme l’illustrent les tableaux 6 et 7. Au contraire, 
la spécification linéaire en dépenses totales est la moins appropriée et n’est donc pas 
retenue. Par la suite, nous confrontons les biais présentés dans la partie 4 à ceux obtenus à 
partir de la spécification quadratique. 

Tableau 6. Critères d’information, spécifications s ans variable saisonnière 
Spécifications 

 
R² ajusté 

Personnes 
seules 

Couples avec 
enfant(s) 

Couples 
sans enfant  

Familles 
monoparentales 

Période 1979-1995     
linéaire en log des dépenses 0,49 0,48 0,55 0,44 

linéaire en dépenses 0,41 0,44 0,47 0,40 
quadratique en log des dépenses 0,51 0,49 0,56 0,45 

Période 2000-2006     
linéaire en log des dépenses 0,33 0,36 0,41 0,29 

linéaire en dépenses 0,30 0,33 0,36 0,28 
quadratique en log des dépenses 0,33 0,36 0,41 0,29 

BIC     
Période 1979-1995     

linéaire en log des dépenses -12152 -40840 -19747 -4092 
linéaire en dépenses -11053 -39452 -18159 -3935 

quadratique en log des dépenses -12392 -41056 -19931 -4099 
Période 2000-2006     

linéaire en log des dépenses -9729 -19197 -13232 -3103 
linéaire en dépenses -9541 -18873 -12795 -3079 

quadratique en log des dépenses -9721 -19192 -13229 -3105 
Sources : enquêtes Budget de Famille 1979-2006 et IPC, Insee. Calculs des auteures.  
Champ : ensemble des ménages ordinaires en métropole. 

 

Tableau 7. Critères d’information, spécifications a vec variables saisonnières 
Spécifications 

 
R² ajusté 

Personnes 
seules 

Couples avec 
enfant(s) 

Couples 
sans enfant  

Familles 
monoparentales 

Période 1979-1995      
linéaire en log des dépenses 0,50 0,48 0,55 0,44 

linéaire en dépenses 0,41 0,44 0,47 0,40 
quadratique en log des dépenses 0,51 0,49 0,56 0,45 

Période 2000-2006      
linéaire en log des dépenses 0,33 0,36 0,41 0,29 

linéaire en dépenses 0,30 0,33 0,36 0,28 
quadratique en log des dépenses 0,33 0,36 0,42 0,29 

BIC     
Période 1979-1995      

linéaire en log des dépenses -12145 -40810 -19748 -4066 
linéaire en dépenses -11046 -39424 -18158 -3909 

quadratique en log des dépenses -12407 -41063 -19932 -4075 
Période 2000-2006      

linéaire en log des dépenses -9701 -19224 -13230 -3096 
linéaire en dépenses -9512 -18899 -12791 -3072 

quadratique en log des dépenses -9693 -19196 -13220 -3078 
Sources : enquêtes Budget de Famille 1979-2006 et IPC, Insee. Calculs des auteures. 
Champ : ensemble des ménages ordinaires en métropole. 
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La spécification quadratique, considérée également par Costa (2001) et Barrett et 
Brzozowski (2009), revient à poser 

T. , . . . 1,  t J, , . . . 1,  j N,, . . . 1,  i ,µ 'x)p- (y)p- (y)p- (p ijtijt
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Barrett et Brzozowski (2009) réécrivent l’équation (12) sous la forme 
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et ils l’estiment par la méthode des moindres carrés non linéaires. 

Dans ce cas, le biais cumulé de l’IPC entre la date 0 et la date t est simplement 

).exp(1 tt δ−=− E  (14) 

Dans le cas de la France, comme on n’observe pas les variations régionales de prix, nous 

remplaçons la variable expliquée ijtω  par )- ( n
t

f
tijt ππγω − . Nous envisageons aussi une 

spécification faisant intervenir les variables saisonnières. 

Les résultats sont reportés en annexe, dans le tableau A.3.2. Ils sont très proches de ceux 
obtenus à partir de la spécification linéaire faisant intervenir le logarithme des dépenses 
totales. En particulier, les biais de la spécification quadratique sont toujours compris dans 
l’intervalle de confiance de ceux de la spécification linéaire. Ces derniers ne reflètent donc 
pas une erreur de spécification de ce type. 

 

V.5 Prise en compte d’un effet de la taille des mén ages variant dans le temps 

L’analyse intertemporelle des courbes d’Engel attribue la totalité du décalage entre deux 
courbes à une dérive entre l’IPC et l’indice du coût de la vie. Ainsi, l’effet de toute variable 
omise variant dans le temps et qui affecte la part des dépenses consacrée à l’alimentation 
se retrouve dans l’estimation de cette dérive. Partant de ce constat, Logan (2008) propose 
une extension du modèle de Hamilton et de Costa dans laquelle l’effet de la taille des 
ménages varie dans le temps. Du fait des économies d’échelle, des ménages de taille 
différente ne sont pas soumis aux mêmes biais de substitution et cet effet peut changer avec 
le temps notamment si les possibilités d’économies d’échelle évoluent. Logan propose donc 
un modèle dans lequel la taille des ménages joue sur les dépenses alimentaires de façon 
différenciée dans le temps. Il conclut sur données américaines qu’un quart à la moitié du 
biais de l’IPC estimé par Hamilton et Costa est en fait imputable à cet effet taille des 
ménages variable dans le temps. 

On peut se demander s’il peut en être de même pour la France. Cependant, s’il est 
raisonnable de supposer que l’effet de la taille des ménages peut varier en 20 ou 30 ans (ce 
que fait Logan, qui compare 1888 avec 1917 et 1935), cette interrogation se justifie moins 
sur des périodes plus courtes comme 2000-2006. 

Comme on n’observe pas de variations régionales des prix, le modèle de Logan s’écrit 
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où itlnn  désigne le logarithme du nombre de personnes dans le ménage i à la date t, dont 

l’effet τλ  peut varier avec le temps. 

Les tableaux A.3.3. et A.3.4. en annexe présentent pour les couples avec enfant(s) et les 
familles monoparentales les statistiques de Fisher permettant de tester l’absence de biais. 
Ils présentent aussi celles permettant de tester la stabilité de l’effet de la taille du ménage 
pour la période considérée, et les biais obtenus à partir de la spécification proposée par 
Logan.  

Pour les couples avec enfant(s), la stabilité de l’effet de la taille du ménage, entre 1979 et 
1995 d’une part et entre 2000 et 2006 d’autre part, est rejetée à 5 % par les tests de Fisher, 
sauf dans le cas d’une estimation LAD sur données recalées. Les biais correspondants 
diffèrent de ceux associés à la spécification d’Hamilton et Costa. Cependant leurs écart-
types étant beaucoup plus élevés, ils sont souvent non significatifs.  

Pour les familles monoparentales, le test de Fisher ne rejette pas la stabilité de l’effet de la 
taille du ménage à 10 % sur la période 2000-2006. C’est donc la spécification avec effet 
constant de la taille du ménage qu’il faut retenir dans ce cas. Entre 1979 et 1995, les 
résultats diffèrent suivant la méthode d’estimation retenue. Globalement, les tests rejettent à 
5 % la stabilité de l’effet de la taille du ménage. Aucun biais annualisé n’est significatif, à 
l’exception de ceux calculés pour la période 1979-1985. Cependant il est difficile de tirer une 
conclusion sur l’ampleur des biais au vu des écart-types. 
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Conclusion 

Le but de cette étude était d’évaluer la dérive entre l’IPC français et l’évolution du coût de la 
vie que retrace le décalage entre les courbes d’Engel relatives à la consommation 
alimentaire estimées à des dates différentes. Pour ce faire, nous avons appliqué aux 
données françaises la méthodologie retenue par Costa et Hamilton. Nous avons mobilisé les 
séries de l’IPC, les enquêtes Budget de Famille de 1979 à 2006. 

Une attention particulière a été apportée au fait que les données d’enquête peuvent être 
hétérogènes, entachées d’erreur de mesure ou encore mal déclarées. Nous avons donc 
utilisé un éventail de techniques d’estimation de façon à pallier ces différents problèmes : 
estimation robuste à l’influence de certaines observations, instrumentation contre les erreurs 
de mesure, techniques de recalage sur les agrégats des comptes nationaux pour corriger 
d’éventuelles mauvaises déclarations.  

Les résultats diffèrent selon que l’on travaille sur les données provenant directement des 
enquêtes BdF ou sur les données recalées, alors qu’ils sont plutôt stables quand on fait 
varier la technique d’estimation. À partir des données d’enquêtes, nous trouvons que la 
dérive entre l’IPC et l’indice du coût de la vie associé à l’analyse intertemporelle des courbes 
d’Engel est passée d’environ 2 % par an entre 1979 et 1985 à 1 % au début des années 
1990. Entre 2000 et 2006, cette dérive revient à 2 % environ mais avec un intervalle de 
confiance de plus ou moins 1 %. Si l’on se fie aux données recalées sur les comptes 
nationaux, la dérive aurait été bien supérieure, de l’ordre de 7 % par an entre 1979 et 1984. 
Elle se serait annulée par la suite.  

Des tests de sensibilité à la spécification retenue, à certaines enquêtes dont les données 
sont jugées moins fiables et à la façon dont les catégories de ménages sont construites 
confortent ces résultats. 

Finalement, même si les conclusions sur l’ampleur de la dérive diffèrent, les biais obtenus 
par les différentes méthodes sont presque toujours positifs ou nuls. Par conséquent, cette 
analyse intertemporelle des courbes d’Engel ne conforte pas l’idée répandue que l’IPC 
français aurait été affecté d’un biais de sous-estimation du coût de la vie entre 1979 et 2006.  
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Annexes 

 

A.1. Les données 

A.1.1. Construction des séries d’indices des prix 

Les séries utilisées 

L’Insee publie tous les mois les indices des prix correspondant aux différents niveaux de la 
nomenclature internationale COICOP (à quelques très légères différences près), notamment 
aux 12 fonctions de consommation de cette nomenclature. 

Dans cette étude, nous utilisons l’IPC global, l’IPC relatif à la consommation alimentaire 
prise à domicile (y compris boissons alcoolisées et hors tabac et consommations prises hors 
domicile) et celui relatif aux produits non-alimentaires (y compris tabac).  

 

Construction des séries 

Les changements de base successifs des indices des prix ne permettaient pas de disposer 
d’une série couvrant la période d’étude (1979-2006). Nous avons donc raccordé les séries 
mensuelles de bases différentes (série base 100 en 1980, base 100 en 1990 et base 100 en 
1998) pour construire des séries complètes ayant pour base 100 l’année 1979. La méthode 
de chaînage des séries d’indices de prix de base différente est simple. Pour obtenir les 
indices de base 100 en 1979 ou 2000, on multiplie les indices ayant une autre année de 
référence par le rapport de la moyenne annuelle des indices mensuels en base 100 1979 ou 
2000 et celle des indices mensuels ayant pour base 100 une autre année de référence. 

La série IPC global (tous produits) a été construite à partir des séries disponibles sur la 
Banque de Données Macroéconomiques de l’Insee et intitulées comme suit : 

� Indice des prix des 295 postes (série mensuelle, base 100 en 1980)  

� Indice des prix des 265 postes (mensuel, population totale, France entière, base 
1990)  

� Indice des prix à la consommation (mensuel, ensemble des ménages, métropole, 
base 1998). 

 

La série IPC alimentation a été construite à partir des séries : 

� Indice des prix des 295 postes (série mensuelle, base 100 en 1980) - alimentation  

� Indice des prix des 265 postes - regroupements non naturels (mensuel, population 
totale, France entière, base 1990) - alimentation (sans tabac)  

� Indice des prix à la consommation - secteurs conjoncturels (mensuel, ensemble des 
ménages, métropole, base 1998) - alimentation. 

La série IPC non alimentaire y compris tabac a été construite à partir des séries : 

� Indice des prix des 295 postes (série mensuelle, base 100 en 1980) - ensemble hors 
alimentation  

� Indice des prix des 265 postes - regroupements non naturels (mensuel, population 
totale, France entière, base 1990) - ensemble non alimentaire y compris tabac 
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� Indice des prix a la consommation - regroupements particuliers (mensuel, ensemble 
des ménages, métropole, base 1998) - ensemble non alimentaire. 

Les vagues des enquêtes Budget de famille ne coïncident pas parfaitement à des mois 
calendaires, mais s’étalent souvent sur deux mois partiels. Pour obtenir les trois séries 
longues définitives, nous avons donc calculé des moyennes d’IPC mensuels pondérées par 
les nombres de jours des mois considérés. À titre d’exemple, la dernière vague de l’enquête 
2006 s’étalait du 2 janvier au 27 février 2006. L’IPC (global, alimentaire ou non alimentaire) 
correspondant à cette vague est donc la moyenne de l’IPC des mois de janvier et février 
pondérée par le nombre de jours de chaque mois couverts par l’enquête. 

Graphique A.1.2.1. Évolution de l’IPC, de l’IPC alimen taire et des autres biens  
entre 1979 et 2006 (base 100 en 1980) 

 
Source : séries officielles des IPC, Insee. 

 

Tableau A.1.2.2. Historique des principales évoluti ons dans le calcul de l’IPC 
IPC base 100 en 1980 IPC base 100 en 1990 IPC base 10 0 en 1998

Couverture 
géographique

Ensemble des agglomérations de 
plus de 2000 habitants 
(Deux séries  publiées : l’une 
nationale, l’autre parisienne)

France métropolitaine France métropolitaine + DOM

Population représentée

Ensemble des ménages de toutes 
tailles (personnes vivant seules 
exclues) dont le chef est ouvrier ou 
employé

Ensemble de la population française 
métropolitaine

Ensemble de la population française

Consommation couverte 295 postes 265 postes 303 postes

Changement 
méthodologique

Mise à jour annuelle des 
pondérations

Champ élargi à de nouveaux services 
(transports aériens etc...) 
Meilleur suivi des mouvements de 
prix au mois le mois(produits frais, 
soldes, loyers)

Champ de la consommation finale 
effective des ménages ; 
extensions de couverture sectorielle 
dans les services ;
nouvelles pondérations établies  à 
partir de  nouvelles évaluations de la 
Comptabilité Nationale ; 
intégre complètement la nouvelle 
nomencla

Taux de couverture 88,3% 94,1%
Période de base 1er janvier au 31 décembre 1980 1er janvier au 31 décembre 1990 1er janvier au 31 décembre 1998  

Sources : « Pour comprendre l’indice des prix », Insee Méthodes n°81-82, décembre 1998 et « Le nouvel indice 
des prix à la consommation des ménages » (Note méthodologique, 01/01/1999). 
Note : La première génération d'indice date de 1914. Au cours du temps, la couverture de l'IPC s'est élargie sur 
le plan géographique, en termes de population représentée et de type de consommation couverte. L'IPC base 
1998, utilisé depuis janvier 1999, constitue la septième génération de l'indice 
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A.1.2. Enquêtes Budget de Famille 

Principales caractéristiques des enquêtes 

L’objectif principal des enquêtes Budget de Famille de 1979, 1985, 1989, 1995, 2000 et 
2006 est l’étude des dépenses des ménages. Toutes les dépenses des ménages, leur 
montant et leur nature sont enregistrés et ventilés selon des postes budgétaires. Toutes les 
dépenses sont couvertes, y compris celles qui ne relèvent pas de la consommation de biens 
et services au sens des comptes nationaux : impôts et taxes, primes d'assurances, gros 
travaux dans le logement, transferts inter-ménages, achats de biens d'occasion et 
remboursements de crédits et autoconsommation. 

La population d’étude est l’ensemble des ménages « ordinaires » résidant en France. Les 
collectivités en sont exclues. Dans la présente étude, nous considérons uniquement les 
ménages ordinaires résidant en France métropolitaine.  

Le mode de collecte de l’information est resté le même depuis 1979. Il se fait au travers de 
deux instruments de collecte : trois questionnaires en face à face avec ménage enquêté 
(sous un mode de collecte assistée par ordinateur depuis 1995 et avec une codification 
automatique depuis 2001). Un enquêteur effectue trois visites en deux semaines. Ces visites 
durent environ une heure chacune. Elles sont l’occasion de compléter les questionnaires. En 
parallèle, chaque personne de plus de 14 ans renseigne toutes les dépenses qu’elle a 
effectuées durant 14 jours (10 jours en 1979) sur un carnet de compte papier. Elle peut 
coller des tickets de caisse ou inscrire manuellement ses dépenses. L'enquêteur distribue 
les carnets lors de sa première visite, les vérifie lors de sa deuxième visite, puis les récupère 
lors de la troisième visite. Le questionnaire a été légèrement remanié et simplifié en 1995 et 
le carnet de compte aussi, avec la possibilité d'y insérer directement des tickets de caisse. 
En 2000, l’accent a porté sur une meilleure estimation de la consommation alimentaire, avec 
une prise en compte plus précise de l’autoconsommation, des quantités consommées, de la 
consommation hors domicile et une classification plus détaillée des produits alimentaires.  

Afin de rendre compte correctement de la saisonnalité de certaines dépenses, la collecte de 
l’enquête est répartie sur 12 mois donnant lieu à plusieurs vagues d’interrogation (6 ou 8 
selon les enquêtes).  

Pour les enquêtes 2000 et 2006, la nomenclature des postes est celle recommandée par 
Eurostat COICOP-HBS (Classification Of Individual Consumption Of Purpose for Household 
Budget Surveys), utilisée également par la Comptabilité Nationale et pour l’élaboration de 
l’indice des prix. Pour les enquêtes antérieures, c’est la nomenclature NILTON qui est 
utilisée.  

Le tableau ci-dessous détaille le nombre de ménages ayant répondu à l’enquête et la 
période de collecte. 

Année Nombre de vagues et 
période de collecte Échantillon Nombre de ménages 

répondants 

1979 8 vagues de novembre 
1978 à novembre 1979 

18 000 9 339 

1984 8 vagues de juin 1984  
à juillet 1985 

18 000 11 076 

1989 8 vagues de janvier 1989  
à décembre 1989 

18 000 8 487 

1995 8 vagues d’octobre 1994  
à septembre 1995 

18 000 10 038 

2000 8 vagues de mai 2000  
à mai 2001 

18 000 10 305 

2006 6 vagues de mars 2005  
à février 2006 

18 000 10 240 

 

Les données sont de plus apurées (corrigées des valeurs aberrantes), imputées en cas de 
non-réponse partielle et redressées par calage sur marge en cas de non-réponse totale.  
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Construction des variables 

Nous choisissons comme variable de richesse les dépenses totales  pour approcher au 
mieux d’une notion de revenu permanent et éviter le risque de sous-déclaration des 
variables de revenu. Les ménages dont le revenu est négatif sur l’année sont exclus de 
l’étude. L’ensemble des dépenses réalisées est pris en compte (sauf l’épargne et les 
prélèvements de l’employeur) : dépenses alimentaires, boissons, tabac et stupéfiants, 
habillement, chaussures, logement (hors loyers imputés), énergie, ameublement, 
équipement, entretien, services médicaux et de santé, transports, communication, loisirs et 
culture, enseignement, hôtels, cafés, restaurants, services financiers, assurance, impôts et 
taxes, aides et cadeaux divers.  

La consommation alimentaire à domicile  est approchée par les dépenses de 
consommation de produits alimentaires à la maison et de boissons non alcoolisées, hors 
autoconsommation. 

La consommation alimentaire hors domicile  est approchée par les dépenses de 
consommation de restauration et de boissons dans les cantines, les hôtels, les cafés et les 
restaurants. Les dépenses alimentaires lors de vacances (frais de demi-pension etc.) ne 
sont pas prises en compte ici. En effet, les nomenclatures ne permettent pas toujours 
d’identifier exactement la partie consacrée à l’alimentation dans les frais de vacances. 

Toutes les dépenses sont exprimées en euros. 

Les autres variables utilisées dans les régressions sont : 

- le type de ménage : personnes seules, couple sans enfant, couple avec enfant(s), 
familles monoparentales, les autres types de ménage sont exclus de l’étude (4,5 % 
de l’échantillon total) ; 

- la tranche d’âge de la personne de référence et celle de son conjoint ; 

- le diplôme de la personne de référence et celui de son conjoint : sans diplôme ou 
certificat d’étude, CAP-BEP, baccalauréat et diplômes de niveau baccalauréat, 
diplômes de niveau supérieur au baccalauréat ; 

- la zone d’étude et d’aménagement du territoire : région parisienne, bassin parisien, 
Nord, Est, Ouest, Sud-Ouest, Centre-Est, Méditerranée ; 

- le statut d’occupation du logement : propriétaire ou accédant, locataire, logé à titre 
gratuit ; 

- la catégorie sociale de la personne de référence et celle de son conjoint ; 

- le logarithme de la taille du ménage ; 

- la proportion des enfants de moins de trois ans dans le ménage, de 4 à 6 ans, de 7 
à 13 ans et de 14 ans et plus ; 

- le nombre de personnes ayant un emploi dans le ménage ; 

- le sexe de la personne de référence ; 

- la taille de la commune : commune rurale, urbaine de moins de 20 000 habitants, de 
20 000 à 100 000 habitants, de plus de 100 000 habitants, unité urbaine de Paris. 
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A.2. Tableaux complémentaires  

A.2.1. Recalage sur les comptes nationaux 

 

Tableau A.2.1.1. Clefs de répartition permettant de  passer du champ des dépenses effectuées  
 sur le sol français aux dépenses effectuées par le s ménages ordinaires  

de France métropolitaine en 2003 (en %) 

Correction solde 
territorial

Passage ménage 
ordinaire France 
métropolitaine

Produits alimentaires et boissons non alcoolisées 5,2 95,2

Boissons alcoolisées, tabac et stupéfiants 2,5 94,9

Articles d'habillement et chaussures 1,1 93,4

Logement, eau, gaz et autres combustibles 4,4 97,2

Meubles, articles de ménages et entretien courant d e la maison
0,0 95,6

Santé 1,1 92,9

Transport 27,8 95,6

Communications 0,0 94,4

Loisirs et culture 8,4 95,4

Éducation 0,0 95,9

Hôtels, cafés et restaurants 46,6 95,7

Autres biens et services 2,8 85,6  
Source : comptes nationaux, Insee. 
Lecture : en 2003, 5,2 % des dépenses en produits alimentaires et boissons non alcoolisées ont été réalisées par 
des touristes lors de leur passage en France. Les dépenses en produits alimentaires et boissons non alcoolisées 
des ménages ordinaires en France métropolitaine représentent 95,2 % des dépenses effectuées par les ménages 
résidents (ordinaires ou non) en France (Métropolitaine et Outre-mer). 

 

Tableau A.2.1.2. Coefficient de recalage relatif à chaque composante de la dépense de 
consommation pour les six années d’enquête 

1979 1985 1989 1995 2000 2006
Produits alimentaires et boissons non alcoolisées 1,6 0,9 1,0 1,0 1,1 1,2

Boissons alcoolisées, tabac et stupéfiants 2,3 1,4 1,4 1,3 1,5 1,6

Articles d'habillement et chaussures 1,9 1,2 1,2 1,1 1,1 0,8

Logement, eau, gaz et autres combustibles 2,3 1,0 0,9 0,9 0,9 0,9

Meubles, articles de ménages et entretien courant d e la maison 1,6 1,0 0,9 0,8 1,3 1,1

Santé 1,0 0,5 0,5 0,7 0,9 1,3

Transport 2,3 1,1 1,2 1,1 1,3 1,3

Communications 2,9 1,2 1,1 1,0 1,2 1,0

Loisirs et culture 3,0 1,6 1,6 1,3 1,5 1,1

Éducation 1,8 1,1 1,1 1,5 1,9 1,4

Hôtels, cafés et restaurants 1,8 0,9 0,9 0,8 1,1 1,6

Autres biens et services 2,7 1,1 1,1 1,0 1,0 1,0  
Source : comptes nationaux et enquêtes BdF, Insee. 
Lecture : en 1979, les dépenses en produits alimentaires et boissons non alcoolisées mesurées par les comptes 
nationaux étaient 1,6 fois supérieures à celles mesurées par l’enquête BdF. 
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A.2.2. Résultats des estimations de la spécificatio n linéaire avec variables 
saisonnières 

Tableau A.2.2.1. Estimations de la spécification lin éaire avec variables saisonnières : 
personnes seules 

Variables MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Période 1979-1995

Log des dépenses réelles totales -0,106*** -0,115*** -0,097*** -0,103*** -0,092***
(0,003) (0,004) (0,002) (0,003) (0,002)

Log du prix relatif 0,193 0,200 0,066 0,174 0,118 
(0,194) (0,193) (0,155) (0,184) (0,177)

Part des dépenses alimentaires -0,351*** -0,350,*** -0,380*** -0,376*** -0,382***
prises hors domicile (0,018) (0,019) (0,013) (0,020) (0,017)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 1979

1985 -0,013*** -0,012*** -0,009*** -0,060*** -0,050***
(0,004) (0,004) (0,003) (0,004) (0,004)

1989 -0,022*** -0,021*** -0,013*** -0,055*** -0,042***
(0,003) (0,003) (0,003) (0,003) (0,003)

1995 -0,033*** -0,031*** -0,030*** -0,064*** -0,053***
(0,003) (0,003) (0,002) (0,003) (0,003)

Nombre de ménages : 6844 6844 7875 6810 7876
R² ajusté 0,50 0,49 0,32 0,48 0,32

Période 2000-2006

Log des dépenses réelles totales -0,063*** -0,073*** -0,059*** -0,065*** -0,061***
(0,003) (0,004) (0,002) (0,003) (0,002)

Log du prix relatif 0,260 0,250 0,360** 0,276 0,377**
(0,178) (0,177) (0,144) (0,184) (0,150)

Part des dépenses alimentaires -0,199*** -0,190*** -0,180*** -0,191*** -0,182***
prises hors domicile (0,017) (0,018) (0,018) (0,016) (0,016)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 2000

2006 -0,005** -0,004 -0,002 0,003 0,006***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,003) (0,002)

Nombre de ménages : 4425 4425 5365 4508 5365
R² ajusté 0,33 0,32 0,21 0,33 0,22

Personnes seules

Les écarts-type de White sont présentés entre parenthèses, * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** 
significatif au seuil de 1%.

Variables de contrôle incluses dans le modèle : sexe, tranche d'âge, diplôme, catégorie socio-professionnelle, zone d'étude 
et d'aménagement du territoire, statut d'occupation du logement (locataire, propriétaire, …), taille de la commune de 
résidence, statut d'emploi.  
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Tableau A.2.2.2. Estimations de la spécification lin éaire avec variables saisonnières :  
couples avec enfant(s) 

Variables MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Période 1979-1995

Log des dépenses réelles totales -0,104*** -0,113*** -0,103*** -0,101*** -0,099***
(0,002) (0,003) (0,001) (0,002) (0,001)

Log du prix relatif 0,082 0,084 0,036 0,079 0,041 
(0,085) (0,085) (0,079) (0,079) (0,082)

Part des dépenses alimentaires -0,247*** -0,243*** -0,231*** -0,244*** -0,232***
prises hors domicile (0,014) (0,014) (0,013) (0,014) (0,014)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 1979

1985 -0,018*** -0,018*** -0,014*** -0,069*** -0,065***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002)

1989 -0,026*** -0,026*** -0,021*** -0,065*** -0,059***
(0,001) (0,001) (0,001) (0,001) (0,001)

1995 -0,041*** -0,040*** -0,036*** -0,075*** -0,070***
(0,001) (0,001) (0,001) (0,001) (0,001)

Nombre de ménages : 16349 16349 16704 16313 16704
R² ajusté 0,48 0,48 0,31 0,46 0,29

Période 2000-2006

Log des dépenses réelles totales -0,071*** -0,066*** -0,071*** -0,074*** -0,074***
(0,002) (0,004) (0,002) (0,002) (0,001)

Log du prix relatif 0,244** 0,252*** 0,231** 0,268*** 0,200**
(0,098) (0,098) (0,104) (0,100) (0,085)

Part des dépenses alimentaires -0,129*** -0,130*** -0,113*** -0,132*** -0,108***
prises hors domicile (0,016) (0,016) (0,019) (0,015) (0,013)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 2000

2006 -0,008*** -0,008*** -0,007*** 0,002 0,002 
(0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,001)

Nombre de ménages : 6497 6497 6964 6497 6964
R² ajusté 0,36 0,36 0,21 0,37 0,22

Couples avec enfant(s)

Les écarts-type de White sont présentés entre parenthèses, * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** 
significatif au seuil de 1%.

Variables de contrôle incluses dans le modèle : tranches d'âge, catégories socio-professionnelles, diplômes, zone d'étude et 
d'aménagement du territoire, statut d'occupation du logement (locataire, propriétaire, …), taille de la commune de résidence, 
taille du ménage en log, nombre de personnes en emploi dans le ménage, nombre d'enfants selon leur âge rapporté à la 
taille du ménage.  
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Tableau A.2.1.3. Estimations de la spécification lin éaire avec variables saisonnières :  
couples sans enfant 

Variables MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Période 1979-1995

Log des dépenses réelles totales -0,122*** -0,136*** -0,115*** -0,118*** -0,112***
(0,002) (0,003) (0,002) (0,002) (0,002)

Log du prix relatif 0,313** 0,314** 0,395*** 0,263** 0,357***
(0,138) (0,138) (0,143) (0,131) (0,119)

Part des dépenses alimentaires -0,224*** -0,209*** -0,248*** -0,262*** -0,27***
prises hors domicile (0,021) (0,021) (0,021) (0,025) (0,019)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 1979

1985 -0,014*** -0,013*** -0,001 -0,073*** -0,058***
(0,003) (0,003) (0,003) (0,003) (0,002)

1989 -0,017*** -0,016*** -0,001 -0,065*** -0,050***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002)

1995 -0,016*** -0,014*** 0,005** -0,062*** -0,040***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002)

Nombre de ménages : 9097 9097 9435 9061 9437
R² ajusté 0,56 0,55 0,36 0,55 0,36

Période 2000-2006

Log des dépenses réelles totales -0,082*** -0,083*** -0,079*** -0,086*** -0,081***
(0,002) (0,003) (0,002) (0,002) (0,002)

Log du prix relatif 0,436*** 0,435*** 0,338*** 0,469*** 0,338***
(0,134) (0,133) (0,112) (0,138) (0,126)

Part des dépenses alimentaires -0,148*** -0,147*** -0,155*** -0,154*** -0,154***
prises hors domicile (0,022) (0,022) (0,020) (0,020) (0,019)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 2000

2006 -0,004** -0,004** -0,003 0,006*** 0,006***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002)

Nombre de ménages : 5328 5328 5832 5352 5832
R² ajusté 0,42 0,42 0,29 0,43 0,30

Couples sans enfant

Les écarts-type de White sont présentés entre parenthèses, * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** 
significatif au seuil de 1%.

Variables de contrôle incluses dans le modèle : tranches d'âge, catégories socio-professionnelles, diplômes, zone d'étude et 
d'aménagement du territoire, statut d'occupation du logement (locataire, propriétaire, …), taille de la commune de résidence, 
nombre de personnes en emploi.  
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Tableau A.2.1.4. Estimations de la spécification lin éaire avec variables saisonnières :  
familles monoparentales 

Variables MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Période 1979-1995

Log des dépenses réelles totales -0,112*** -0,122*** -0,109*** -0,110*** -0,104***
(0,005) (0,009) (0,004) (0,005) (0,005)

Log du prix relatif 0,334 0,343 0,001 0,387 -0,007 
(0,316) (0,312) (0,309) (0,295) (0,380)

Part des dépenses alimentaires -0,223*** -0,220*** -0,19*** -0,231*** -0,223***
prises hors domicile (0,044) (0,044) (0,044) (0,047) (0,060)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 1979

1985 -0,002 -0,001 -0,029*** -0,052*** -0,077***
(0,007) (0,007) (0,006) (0,007) (0,008)

1989 -0,017*** -0,015*** -0,046*** -0,053*** -0,080***
(0,005) (0,005) (0,005) (0,005) (0,006)

1995 -0,018*** -0,016*** -0,059*** -0,045*** -0,092***
(0,004) (0,004) (0,005) (0,004) (0,006)

Nombre de ménages : 2048 2048 2130 2045 2130
R² ajusté 0,44 0,44 0,27 0,43 0,26

Période 2000-2006

Log des dépenses réelles totales -0,058*** -0,056*** -0,052*** -0,059*** -0,056***
(0,005) (0,009) (0,005) (0,005) (0,005)

Log du prix relatif -0,391 -0,391 -0,323 -0,406 -0,268 
(0,284) (0,280) (0,322) (0,293) (0,347)

Part des dépenses alimentaires -0,188*** -0,189*** -0,197*** -0,187*** -0,190***
prises hors domicile (0,042) (0,042) (0,054) (0,035) (0,049)
Indicatrice d'année
Modalité de référence : 2000

2006 -0,019*** -0,019*** -0,017*** -0,007* -0,008 
(0,004) (0,004) (0,005) (0,004) (0,005)

Nombre de ménages : 1394 1394 1540 1396 1540
R² ajusté 0,29 0,29 0,16 0,29 0,16

Familles monoparentales

Les écarts-type de White sont présentés entre parenthèses, * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** 
significatif au seuil de 1%.

Variables de contrôle incluses dans le modèle : tranche d'âge, catégorie socio-professionnelle, diplôme, zone d'étude et 
d'aménagement du territoire, statut d'occupation du logement (locataire, propriétaire, …), taille de la commune de résidence, 
nombre de personnes en emploi, taille du ménage en log, nombre d'enfants selon leur âge rapporté à la taille du ménage.  
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A.3 Étude de sensibilité 

Tableau A.3.1. Biais et statistiques de Fisher sans  prendre en compte les données de 1979 : 
spécification sans variable saisonnière 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher

1985 = 1989 = 1995 44,9*** 43,2*** 19,8*** 19,5*** 18,2***

1985 = 1989 13,4*** 12,9*** 2,60 2,74* 4,81**

1989 = 1995 29,3*** 28,2*** 18,8*** 18,1*** 15,4***

R² ajusté 0,47 0,46 0,30 0,22 0,36

Nombre de ménages : 5563 5563 6418 6418 6418

Biais cumulé

1985-1989 0,116*** 0,105*** 0,055 -0,023 -0,069*
(0,030) (0,029) (0,033) (0,035) (0,037)

1985-1995 0,256*** 0,235*** 0,193*** 0,108*** 0,062**
(0,021) (0,02) (0,024) (0,027) (0,025)

Biais annualisé

1985-1989 0,025*** 0,022*** 0,012* -0,005 -0,016*
(0,006) (0,006) (0,007) (0,008) (0,009)

1990-1995 0,021*** 0,02*** 0,022*** 0,022*** 0,023***
(0,004) (0,004) (0,005) (0,006) (0,006)

Statistique de Fisher

1985 = 1989 = 1995 132,2*** 131,4*** 85,8*** 48,8*** 63,3***

1985 = 1989 34,2*** 33,6*** 23,7*** 12,1*** 15,9***

1989 = 1995 103,6*** 104,2*** 69*** 44,1*** 35,1***

R² ajusté 0,47 0,47 0,29 0,23 0,33

Nombre de ménages : 11829 11829 12122 12122 12122

Biais cumulé

1985-1989 0,085*** 0,081*** 0,069*** -0,044*** -0,057***
(0,015) (0,014) (0,016) (0,017) (0,019)

1985-1995 0,219*** 0,211*** 0,188*** 0,061*** 0,031*
(0,012) (0,012) (0,014) (0,015) (0,017)

Biais annualisé

1985-1989 0,018*** 0,017*** 0,015*** -0,010** -0,013***
(0,003) (0,003) (0,003) (0,004) (0,004)

1990-1995 0,021*** 0,020*** 0,019*** 0,018*** 0,016***
(0,002) (0,002) (0,002) (0,003) (0,003)

Statistique de Fisher

1985 = 1989 = 1995 35,4*** 31,9*** 30,5*** 15,4*** 15,7***

1985 = 1989 11,9*** 10,7*** 9,61*** 1,98 13,2***

1989 = 1995 23,3*** 21,2*** 22,3*** 8,41*** 9,87***

R² ajusté 0,54 0,54 0,35 0,30 0,40

Nombre de ménages : 7096 7096 7378 7378 7378

Biais cumulé

1985-1989 0,065*** 0,056*** 0,06*** -0,049** -0,041*
(0,020) (0,019) (0,023) (0,020) (0,022)

1985-1995 0,146*** 0,128*** 0,152*** 0,008 0,023 
(0,016) (0,015) (0,017) (0,019) (0,022)

Biais annualisé

1985-1989 0,014*** 0,012*** 0,013*** -0,011** -0,009*
(0,004) (0,004) (0,005) (0,005) (0,005)

1990-1995 0,013*** 0,012*** 0,015*** 0,010*** 0,011***
(0,003) (0,003) (0,003) (0,004) (0,004)

Statistique de Fisher

1985 = 1989 = 1995 23,3*** 23,4*** 12,1*** 7,60*** 24,9***

1985 = 1989 15,6*** 15,8*** 7,34*** 1,97 21,6***

1989 = 1995 8,87*** 8,70*** 4,62** 2,91* 2,99*

R² ajusté 0,41 0,41 0,25 0,20 0,31

Nombre de ménages : 1654 1654 1727 1727 1727

Biais cumulé

1985-1989 0,178*** 0,164*** 0,139*** 0,058 0,001 
(0,041) (0,040) (0,045) (0,047) (0,048)

1985-1995 0,288*** 0,266*** 0,244*** 0,132*** 0,089*
(0,037) (0,039) (0,047) (0,045) (0,048)

Biais annualisé

1985-1989 0,037*** 0,034*** 0,029*** 0,012 0,000 
(0,008) (0,008) (0,009) (0,010) (0,011)

1990-1995 0,016*** 0,015*** 0,015** 0,012 0,015 
(0,006) (0,006) (0,008) (0,007) (0,009)

* significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

Personnes seules

Couples avec enfant(s)

Couples sans enfant

Familles monoparentales
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Tableau A.3.2. Biais et statistiques de Fisher : le s spécifications quadratiques 
Personnes 

seules
Couples avec 

enfant(s)
Couples sans 

enfant
Familles 

monoparentales
Statistique de Fisher

1979 = 1985 = 1989 = 1995 41,6*** 162,7*** 55,8*** 16,8***

1979 = 1985 13,5*** 100,4*** 43,0*** 2,93*

1985 = 1989 17,0*** 34,4*** 11,0*** 14,3***

1989 = 1995 28,7*** 107,2*** 29,0*** 8,90***

2000 = 2006 4,47** 24,9*** 4,70** 14,2***

Nombre de ménages     1979-1995 6844 16349 9097 2048

2000-2006 4425 6497 5328 1394

Biais cumulé

1979-1985 0,142*** 0,159*** 0,157*** 0,107*
(0,031) (0,013) (0,023) (0,056)

1979-1989 0,265*** 0,232*** 0,215*** 0,258***
(0,031) (0,015) (0,020) (0,045)

1979-1995 0,411*** 0,361*** 0,304*** 0,365***
(0,029) (0,013) (0,023) (0,047)

2000-2006 0,081** 0,099*** 0,054** 0,228***
(0,035) (0,019) (0,027) (0,054)

Biais annualisé

1979-1985 0,024*** 0,027*** 0,026*** 0,018**
(0,005) (0,002) (0,004) (0,009)

1986-1989 0,023*** 0,014*** 0,011*** 0,029***
(0,005) (0,003) (0,003) (0,009)

1990-1995 0,019*** 0,017*** 0,012*** 0,014***
(0,004) (0,002) (0,003) (0,005)

2001-2006 0,016** 0,020*** 0,011** 0,044***
(0,007) (0,004) (0,005) (0,010)

Statistique de Fisher

1979 = 1985 = 1989 = 1995 14,2*** 45,9*** 13,9*** 4,58***

1979 = 1985 25,7*** 115,8*** 35,5*** 4,59**

1985 = 1989 27,6*** 70,1*** 16,8*** 13,5***

1989 = 1995 28,8*** 85,6*** 18,7*** 5,11**

2000 = 2006 4,46** 23,4*** 5,49** 15,3***

Nombre de ménages     1979-1995 6844 16349 9097 2048

2000-2006 4425 6497 5328 1394

Biais cumulé

1979-1985 0,259*** 0,266*** 0,216*** 0,214**
(0,036) (0,018) (0,030) (0,086)

1979-1989 0,416*** 0,381*** 0,298*** 0,393***
(0,043) (0,021) (0,034) (0,099)

1979-1995 0,674*** 0,608*** 0,459*** 0,592***
(0,052) (0,028) (0,053) (0,158)

2000-2006 0,083** 0,099*** 0,060** 0,247***
(0,038) (0,019) (0,027) (0,066)

Biais annualisé

1979-1985 0,042*** 0,043*** 0,036*** 0,035***
(0,005) (0,003) (0,005) (0,014)

1986-1989 0,026*** 0,019*** 0,015*** 0,031***
(0,004) (0,002) (0,003) (0,008)

1990-1995 0,029*** 0,027*** 0,021*** 0,023***
(0,003) (0,002) (0,003) (0,009)

2000-2006 0,017** 0,020*** 0,012** 0,047***
(0,007) s (0,005) (0,012)

* significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières
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Tableau A.3.3. Biais et statistiques de Fisher pour  les couples avec enfant(s),  
effet variable de la taille du ménage 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher (1)

Effet taille du ménage stable sur 
1979-1995 7,12*** 7,37*** 3,08** 4,70*** 2,65*

1979 = 1985 = 1989 = 1995 1,88 1,86 0,446 27,5*** 25,7***

1979 = 1985 4,87** 4,65** 0,926 77,9*** 70,8***

1985 = 1989 3,05* 3,33* 0,886 6,51** 5,11**

1989 = 1995 0,468 0,469 0,345 0,090 0,100
Effet taille du ménage stable sur 
2000-2006 13,5*** 14,2*** 4,07** 10,3*** 1,47 

2000 = 2006 7,00*** 7,35*** 1,03 10,8*** 1,58 

1979-1995  : R² ajusté 0,48 0,48 0,31 0,46 0,29

Nombre de ménages 16349 16349 16704 16313 16704

2000-2006  : R² ajusté 0,36 0,36 0,21 0,37 0,22

Nombre de ménages 6497 6497 6964 6497 6964

Biais cumulé

1979-1985 0,184** 0,168** 0,074 0,541*** 0,482***
(0,072) (0,068) (0,079) (0,04) (0,046)

1979-1989 0,045 0,031 -0,006 0,422*** 0,371***
(0,099) (0,093) (0,107) (0,054) (0,053)

1979-1995 0,101 0,084 0,048 0,437*** 0,389***
(0,075) (0,070) (0,076) (0,044) (0,051)

2000-2006 -0,380** -0,422** -0,133 -0,494** -0,184 
(0,176) (0,201) (0,146) (0,202) (0,164)

Biais annualisé

1979-1985 0,031*** 0,028*** 0,013 0,080*** 0,073***
(0,011) (0,011) (0,014) -0,005 (0,006)

1986-1989 -0,027 -0,027* -0,017 -0,018** -0,017**
(0,017) (0,016) (0,020) (0,007) (0,007)

1990-1995 0,009 0,009 0,009 0,002 0,002 
(0,014) (0,013) (0,019) (0,007) (0,007)

2000-2006 -0,095 -0,108 -0,029 -0,133 -0,041 
(0,060) (0,077) (0,035) (0,096) (0,044)

Statistique de Fisher (3)

Effet taille du ménage stable sur 
1979-1995 7,16*** 7,41*** 3,68** 4,74*** 2,67*

1979 = 1985 = 1989 = 1995 1,82 1,83 0,610 24,0*** 23,7***

1979 = 1985 4,48** 4,24** 1,28 71,1*** 69,7***

1985 = 1989 2,91* 3,20* 0,740 6,20** 3,80*

1989 = 1995 0,386 0,372 0,749 0,091 0,280
Effet taille du ménage stable sur 
2000-2006 13*** 13,6*** 3,80* 9,87*** 2,43 

2000 = 2006 7,07*** 7,40*** 1,47 11,1*** 2,96*

1979-1995  : R² ajusté 0,48 0,48 0,31 0,46 0,29

Nombre de ménages 16349 16349 16704 16313 16704

2000-2006  : R² ajusté 0,37 0,36 0,21 0,37 0,22

Nombre de ménages 6497 6497 6964 6497 6964

Biais cumulé

1979-1985 0,185** 0,168** 0,083 0,542*** 0,493***
(0,085) (0,080) (0,095) (0,046) (0,053)

1979-1989 0,048 0,032 0,018 0,425*** 0,402***
(0,106) (0,100) (0,115) (0,053) (0,068)

1979-1995 0,105 0,085 0,093 0,443*** 0,432***
(0,128) (0,122) (0,141) (0,058) (0,075)

2000-2006 -0,384** -0,422** -0,177 -0,503*** -0,219 
(0,176) (0,204) (0,176) (0,187) (0,174)

Biais annualisé

1979-1985 0,031** 0,028** 0,014 0,080*** 0,074***
(0,013) (0,013) (0,016) (0,006) (0,007)

1986-1989 -0,027 -0,027 -0,014 -0,017** -0,014 
(0,018) (0,017) (0,021) (0,007) (0,009)

1990-1995 0,009 0,009 0,013 0,002 0,004 
(0,015) (0,015) (0,019) (0,006) (0,007)

20001-2006 -0,096 -0,108 -0,040 -0,136 -0,050
(0,061) (0,092) (0,047) (0,103) (0,048)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

(1) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs.

(2) : pour le LAD, son équivalent en termes de valeurs absolues.

(3) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro.

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières
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Tableau A.3.4. Biais et statistiques de Fisher pour  les familles monoparentales,  
effet variable de la taille du ménage 

MCO 2MC LAD MCO-R LAD-R

Statistique de Fisher (1)
Effet taille du ménage stable sur 
1979-1995 3,85** 4,00** 1,48 3,43** 1,56 

1979 = 1985 = 1989 = 1995 1,12 1,10 3,41** 7,66*** 13,1***

1979 = 1985 2,46 2,51 8,30*** 20,6*** 35,1***

1985 = 1989 0,048 0,022 0,122 0,189 0,823 

1989 = 1995 0,447 0,451 0,065 1,109 0,019 
Effet taille du ménage stable sur 
2000-2006 2,15 2,23 0,32 1,24 0,19 

2000 = 2006 0,040 0,037 0,557 0,410 0,001 
1979-1995  : R² ajusté 0,44 0,44 0,27 0,43 0,26

Nombre de ménages 2048 2048 2130 2045 2130

2000-2006  : R² ajusté 0,29 0,29 0,16 0,29 0,16

Nombre de ménages 1394 1394 1540 1396 1540

Biais cumulé

1979-1985 0,250* 0,228* 0,372** 0,546*** 0,617***
(0,141) (0,132) (0,149) (0,071) (0,078)

1979-1989 0,273* 0,243* 0,337** 0,517*** 0,56***
(0,141) (0,137) (0,166) (0,073) (0,092)

1979-1995 0,203 0,177 0,364** 0,440*** 0,550***
(0,140) (0,133) (0,152) (0,086) (0,102)

2000-2006 -0,052 -0,051 0,187 0,045 0,027 
(0,253) (0,265) (0,254) (0,417) (0,245)

Biais annualisé

1979-1985 0,041* 0,037* 0,058*** 0,081*** 0,089***
(0,022) (0,021) (0,022) (0,009) (0,009)

1986-1989 0,004 0,003 -0,006 -0,004 -0,008 
(0,019) (0,018) (0,020) (0,010) (0,014)

1990-1995 -0,01 -0,009 0,003 -0,009 -0,001 
(0,016) (0,015) (0,015) (0,009) (0,013)

2000-2006 -0,011 -0,011 0,036 -0,041 -0,002 
(0,066) (0,070) (0,052) (0,106) (0,078)

Statistique de Fisher (3)
Effet taille du ménage stable sur 
1979-1995 3,99** 4,15** 1,17 3,57** 2,56*

1979 = 1985 = 1989 = 1995 0,973 0,993 2,08 6,32*** 14,2***

1979 = 1985 0,714 0,699 5,65** 10,5*** 36,0***

1985 = 1989 0,004 0,022 0,005 0,560 1,035 

1989 = 1995 1,06 1,12 0,087 2,05 0,001 
Effet taille du ménage stable sur 
2000-2006 2,35 2,44 0,458 1,42 0,372 

2000 = 2006 0,046 0,043 0,111 0,47 0 
1979-1995  : R² ajusté 0,44 0,44 0,27 0,43 0,26

Nombre de ménages 2048 2048 2130 2045 2130

2000-2006  : R² ajusté 0,29 0,29 0,16 0,28 0,16

Nombre de ménages 1394 1394 1540 1396 1540

Biais cumulé

1979-1985 0,167 0,149 0,401** 0,542*** 0,493***
(0,167) (0,154) (0,166) (0,046) (0,053)

1979-1989 0,159 0,131 0,409** 0,425*** 0,402***
(0,179) (0,168) (0,176) (0,053) (0,068)

1979-1995 -0,042 -0,060 0,449* 0,443*** 0,432***
(0,314) (0,292) (0,249) (0,058) (0,075)

2000-2006 -0,057 -0,056 0,103 -0,194 0,004 
(0,270) (0,294) (0,283) (0,256) (0,300)

Biais annualisé

1979-1985 0,028 0,025 0,062** 0,080*** 0,074***
(0,028) (0,026) (0,024) (0,006) (0,007)

1986-1989 -0,002 -0,003 0,001 -0,017** -0,014 
(0,027) (0,026) (0,022) (0,007) (0,009)

1990-1995 -0,033 -0,032 0,005 0,002 0,004 
(0,059) (0,052) (0,029) (0,006) (0,007)

20001-2006 -0,012 -0,012 0,021 -0,044 0,001 
(0,070) (0,077) (0,083) (0,072) (0,067)

 * significatif au seuil de 10%, ** significatif au seuil de 5%, *** significatif au seuil de 1%.

Les écarts-type présentés entre parenthèses ont été calculés par bootstrap (100 réplications).

(1) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles aux prix relatifs.

(2) : pour le LAD, son équivalent en termes de valeurs absolues.

(3) : statistiques de Fisher testant l'égalité des coefficients des indicatrices temporelles à zéro.

Spécification sans variable saisonnière

Spécification avec variables saisonnières
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