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ÉCONOMIE

Effets de richesse : le cas français
Valerie Chauvin* et Olivier Damette**

Les évolutions récentes de la richesse dans les principaux pays industrialisés ont été 
fortement influencées par la crise financière. Afin d’apprécier leur impact sur la consom-
mation, on évalue les effets de richesse en France sur la période 1987-2008 et sur la 
période récente. On utilise pour cela des techniques de cointégration en séries tempo-
relles. Empruntant les deux principales voies théoriques de la littérature sur les effets 
de richesse (approche en termes de propension marginale à consommer et approche en 
termes d’élasticité), nos estimations prennent en considération plusieurs concepts de 
consommation (consommation totale, de biens non durables ou à l’exclusion des ser-
vices financiers) et reposent sur trois méthodes d’estimation différentes du vecteur de 
cointégration (DOLS, VECM-ML et VECM-GLS). Cette démarche comparative aboutit 
à des estimations stables et convergentes. Elle permet de conclure à l’existence, dans 
le cas français, d’effets de richesse significatifs, mais modérés  : un doublement de la 
richesse amène une hausse de la consommation de l’ordre de 8 à 10 % pour les effets 
de richesse agrégée. Il ressort également des estimations réalisées que les effets finan-
ciers (de l’ordre de 10 à 12 %) dominent toujours les effets immobiliers (de l’ordre de 
6 %), quelles que soient l’approche ou la méthode retenues. Ces estimations semblent 
se rapprocher des effets identifiés en Italie. Elles s’avèrent plus faibles que dans les 
pays anglo-saxons ou en Allemagne. Par ailleurs, l’ajustement de court terme est réalisé 
à travers le revenu disponible, comme en Allemagne, et non pas par les actifs, comme 
c’est le cas aux États-Unis. Au total, si le phénomène était considéré comme permanent 
par les ménages, la chute du prix des actifs observée pendant la crise aurait amputé leur 
consommation de quelques dixièmes de point de pourcentage.
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L e prix des différents actifs (financiers ou 
immobiliers) a beaucoup diminué depuis 

2008, en France comme dans de nombreux pays, 
malgré une légère reprise du cours des actions 
depuis le début de l’année 2009. L’activité et la 
confiance des agents se sont également effon-
drées sur la même période. Ces mouvements 
ont été simultanés, si bien qu’il est difficile d’en 
distinguer les causes des effets. Boone et al. 
(1998) rappelaient en effet que la baisse du prix 
des actifs pouvait entraîner celle de l’activité 
économique par le biais de trois canaux :

la hausse du coût du capital induite par cette --
baisse, qui déprime l’investissement des entre-
prises (c’est le canal du coût du capital) ;

le crédit est limité. D’une part, la valeur des --
actifs qui pouvaient servir de garantie diminue. 
D’autre part, même des investissements a priori 
profitables voient leurs risques associés aug-
menter (c’est le canal du crédit) ;

la consommation est affaiblie car les consom---
mateurs doivent épargner plus s’ils veulent 
atteindre leur objectif de richesse (c’est le canal 
de l’effet de richesse).

Au-delà de ces impacts directs, il est aussi pos-
sible qu’activité économique et prix des actifs 
évoluent de concert sous l’impulsion d’un troi-
sième facteur commun (choc de confiance néga-
tif, ralentissement non anticipé de la producti-
vité, taux d’intérêt élevés...).

Cet article se propose de déterminer l’ampleur 
de l’effet de richesse en France et en particu-
lier son impact sur la consommation au cours de 
la crise, sans viser à une comparaison exhaus-
tive avec d’autres déterminants. Notre princi-
pal objectif est en effet de tester la robustesse 
de cet effet, qui reste à démontrer. Avant les 
années 2000, les travaux de recherche sur ce 
sujet étaient quasi-unanimes pour affirmer son 
inexistence en France (voir par exemple Bonnet 
et Dubois (1995)). Depuis lors, un tel résultat a 
été remis en cause par un certain nombre de tra-
vaux. De nombreux changements institutionnels 
dans le financement de l’économie, tant du côté 
des placements que des conditions d’emprunt, 
peuvent expliquer ce changement. Pour autant, 
la stabilité de cet effet sur la période récente, 
marquée notamment par la crise des subprimes, 
n’a pas été étudiée.

La présence ou non d’effet de richesse a des 
conséquences importantes en termes d’analyse 
de la situation actuelle de l’économie française 

et donc de décision de politique économique. 
En effet, la période 2008-2009  a vu la baisse 
simultanée des pouvoirs d’achat de la richesse 
financière et de la richesse immobilière. Ce phé-
nomène n’avait jamais été observé en France 
depuis 1980, date à partir de laquelle nous dis-
posons de telles données (cf. graphique I). Les 
précédents creux conjoncturels s’étaient carac-
térisés par une stabilisation des deux grandes 
composantes de la richesse, de 1980  à 1983 
tout d’abord, de 1990 à 1995 ensuite. Au début 
des années 2000, la baisse du pouvoir d’achat 
de la richesse financière due à l’éclatement de 
la bulle internet a été compensée par le dyna-
misme de celui de la richesse immobilière. La 
baisse entraînée par la crise financière récente 
doit cependant être mise en regard de la crois-
sance exceptionnellement forte du pouvoir 
d’achat des deux composantes de la richesse des 
ménages de 2003 à la mi-2007, largement due 
au dynamisme des prix d’actifs.

L’évolution de la consommation depuis 1980 
ne présage pas d’un effet de richesse impor-
tant en France. Elle peut se découper en deux 
phases (cf.  graphique I). Lors de la première 
phase, achevée en 1987 immédiatement après la 
dérèglementation, la consommation a crû plus 
rapidement que le pouvoir d’achat du revenu 
hors revenus nets de la propriété (1)1. Cela peut 
s’expliquer par l’impact de la désinflation et 
par celui de la dérèglementation financière du 
début des années 1980 en France. D’une part, 
le pouvoir d’achat du patrimoine des ménages 
étant moins érodé par l’inflation, il était moins 
nécessaire pour eux d’épargner pour attein-
dre leur objectif de patrimoine (cet effet d’en-
caisses réelles est particulièrement important 
lors de la détention de patrimoine à rendement 
non indexé sur l’inflation, ce qui était le cas en 
France). D’autre part, l’arrêt de l’encadrement 
du crédit et la possibilité pour les entreprises de 
se financer sur les marchés financiers a poussé 
les banques à augmenter fortement leur offre de 
crédits aux ménages. Lors de la seconde phase, 
de 1990 à 2009, la consommation a crû à peu 
près au même rythme que le pouvoir d’achat du 
revenu, à l’exception des années 2002 et 2009 
au cours desquelles elle a progressé moins vite 
que le revenu, tandis que le rythme d’augmen-
tation de la richesse diminuait.

En préambule et à titre de données de cadrage, 
il a semblé nécessaire de rappeler dans ses gran-

1.  La mesure du revenu retenue ici est celle du revenu disponi-
ble brut hors revenus nets de la propriété pour des raisons pré-
sentées ultérieurement. 
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Graphique I
Pouvoir d’achat de la richesse, du revenu et de la consommation des ménages en France

Lecture : au premier trimestre 1980, la consommation des ménages hors loyers fictifs en volume annualisée (en euros de 2000) repré-
sentait 524 milliards d’euros, le pouvoir d’achat du revenu hors revenus de la propriété annualisé, de la richesse financière nette et la 
richesse immobilière (en euros de 2000) représentaient respectivement 543 milliards d’euros, 638 milliards d’euros et 1281 milliards 
d’euros.
Champ : ensemble des ménages français.
Source  :  comptes trimestriels financiers, Banque de France  ; comptes trimestriels et comptes de patrimoine, Insee  ; calculs des 
auteurs.

des lignes l’évolution de la richesse des ména-
ges dans six pays développés sur la période de 
la fin 1997  à 2010 (cf.  encadré  1). Si la crise 
a vu la chute simultanée des cours boursiers et 
des prix immobiliers, la période entamée à la fin 
1997 se caractérise déjà par une forte volatilité 
des cours boursiers. Au cours de cette période, 
les évolutions de la richesse des ménages ont 
été très divergentes, du fait de la différence de 
sensibilité de l’actif aux cours boursiers et aux 
prix immobiliers et de l’importance de l’endet-
tement. Ainsi, la richesse nette des ménages 
a triplé en Espagne alors qu’elle a doublé en 
France et presque doublé dans la zone euro et 
au Royaume-Uni et ce, malgré la baisse entraî-
née par la crise. La dynamique s’avère moins 
marquée en Allemagne et en Italie où les gains 
ne se montent sur cette période qu’à 50 %. Aux 
États-Unis, où ils se limitent à 25 %, l’évolution 
de la richesse a été particulièrement erratique.

Avant de présenter nos propres estimations de 
l’effet de richesse en France (réalisées sur la 

base des dernières données disponibles), on rap-
pelle les arguments théoriques qui sous-tendent 
l’existence d’un tel effet de richesse dans notre 
pays et dans les principaux pays industrialisés. 
On passe ensuite en revue les travaux empiri-
ques réalisés à ce jour à ce sujet. Ces travaux 
montrent l’existence en France d’un effet de 
richesse significativement non nul mais plus 
faible que dans des pays dont le financement 
dépend davantage des mécanismes de marché 
(États-Unis, Royaume-Uni).

Les justifications théoriques de l’effet  
de richesse reposent sur deux écoles  
de pensée

Au-delà du fait que le prix des actifs financiers 
intègre de l’information sur l’activité future, les 
revenus futurs des ménages et donc leur consom-
mation, la théorie économique justifie que la 
richesse des ménages détermine directement 
leur consommation. Ces approches théoriques 
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Encadré 1

ÉVOLUTIONS RÉCENTES DE LA RICHESSE DES MÉNAGES DANS SIX PAYS DÉVELOPPÉS

Cet encadré résume, à titre de données de cadrage, 
le cas de six pays développés : États-Unis, Royaume-
Uni, Allemagne, France, Italie et Espagne. Dans ces 
pays, la richesse des ménages a connu des dynami-
ques très différentes avant et pendant la crise. Trois 
explications principales peuvent en être avancées  : 
les cours boursiers ont été beaucoup plus volatils que 
les prix immobiliers, la composition de l’actif financier 
brut des ménages (immobilier, épargne réglementée, 
actions cotées, non cotées, retraite par capitalisa-
tion) varie d’un pays à l’autre et enfin l’endettement 
des ménages a un poids différent selon les pays et il a 
connu des évolutions très divergentes.

La crise a eu un impact immédiat sur les prix des 
actifs. Cet impact s’est ensuite diffusé à la sphère 
réelle de l’économie et la demande globale s’est 
contractée. Cependant, alors même que la crise de 
la sphère réelle s’approfondissait, le prix des actifs 
boursiers a rebondi, corrigeant ainsi ce qui peut être 
considéré comme une surréaction dans les premiers 
temps de la crise (cf. graphique A). Depuis 1995, les 
cours boursiers ont ainsi connu deux cycles (éclate-
ment de la bulle internet en 2000 puis crise des sub-
primes en 2008), avec des chutes des prix de 30 % 
à 60 % mais aussi des hausses de grande ampleur, 
très rapprochées dans le temps. Les points hauts ont 
été atteints en février 2000 et octobre/novembre 2007 
respectivement, les points bas en février/mars 2003 et 
février/mars 2009. 

Depuis 1995, les prix de l’immobilier n’ont connu qu’un 
seul cycle, avec une phase d’appréciation prolongée 
suivie d’une baisse d’environ 10 %, à l’exception nota-
ble de la France où les prix sont repartis à la fin 2009 
(cf. graphique B). Ce constat est tout à fait cohérent 
avec la grande persistance de ces prix observée sur 
longue période (voir Slacalek (2009)). La phase de 

Graphique A
Cours boursiers (base 100 en mars 2003)

Sources : OCDE, calculs des auteurs.

Graphique B
Prix immobiliers base 100 au premier 
trimestre 2003

Sources : OCDE, BRI, calculs des auteurs.

décroissance est cependant moins marquée et plus 
tardive en Europe continentale qu’aux États-Unis ou 
au Royaume-Uni. En particulier, les statistiques ne font 
pas état de baisse des prix immobiliers en Italie alors 
que l’Allemagne se distingue par la stabilité de ses prix 
immobiliers depuis 1995 (pour une analyse de cette 
spécificité, voir notamment Knetsch (2010)). Ces don-
nées (et par conséquent celles sur la richesse immo-
bilière) sont certes fragiles, car elles sont issues d’un 
petit nombre de transactions en comparaison avec les 
marchés d’actions Il est difficile d’en éliminer les effets 
de qualité (le prix au m2 d’un studio est différent dans 
une grande ville et à la campagne). Cependant, au 
total, la période se caractérise par une très forte vola-
tilité des marchés boursiers et par une baisse histori-
quement forte et quasi simultanée des cours boursiers 
et des prix immobiliers. 

Aussi, dans les pays de la zone euro, la richesse des 
ménages par tête n’a-t-elle cessé de progresser de la 
fin 1997 à 2007. La diminution de la richesse consé-
cutive à la crise est en outre peu marquée compa-
rativement aux pays anglo-saxons (Royaume-Uni, 
États-Unis) et ceci pour trois raisons (cf. graphique C). 
Premièrement, dans les grands pays européens conti-
nentaux et particulièrement en Espagne, le poids de la 
richesse immobilière dans la richesse totale est plus 
élevé qu’aux États-Unis (environ 40  %) et supérieur 
ou comparable à celui du Royaume-Uni (un peu plus 
de 60  %), et les prix de cette richesse immobilière 
se sont moins contractés qu’outre-Manche et outre-
Atlantique. Deuxièmement, la sensibilité de la richesse 
financière brute aux évolutions des cours boursiers 
est moins forte dans les pays d’Europe continentale 
considérés ici que dans les pays anglo-saxons. En 
particulier, la détention globale d’actions (directe et 
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Encadré 1 (suite)

indirecte) représentait près de 10  % de la richesse 
totale et 35 % de la richesse financière nette en 2006 
en France (Rincon, 2007) contre respectivement 35 % 
et 61 % aux États-Unis (Flow of funds publiés par la 
Réserve fédérale). D’une part, l’importance des sys-
tèmes de retraite par répartition en France et en Italie 
diminue la détention indirecte d’actions par le biais des 

systèmes de retraite par capitalisation. D’autre part, le 
système de retraite par capitalisation en Allemagne 
est basé sur des actions non cotées, moins sensibles 
aux variations des cours boursiers. Troisièmement, 
les ménages sont davantage endettés aux États-
Unis et au Royaume-Uni. En Espagne, c’est plutôt la 
dynamique de l’endettement qui est caractéristique. 

Graphique C
Composition de la richesse dans différentes économies

Lecture : en Allemagne à la fin du premier trimestre 1998, le patrimoine total net des ménages atteignait 65 800 euros par tête, avec 
une composante immobilière de 44 200 euros et une richesse financière nette de 21 500 euros. La richesse financière nette s’ob-
tient donc par la différence entre la richesse financière brute (37 500 euros) et le passif de 15 800 euros. Taux de change d’équilibre 
1 € = 0,8 £.
Sources : comptes financiers, Eurostat ; statistical supplement on housing wealth, Banca d’Italia ; comptes de patrimoine, Insee ; 
Hamburg et al. (2008) ; Flow of funds, Federal Reserve ; calculs des auteurs.
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Encadré 1 (fin)

Ce passif, que l’on retranche de l’actif pour obtenir 
la richesse nette, n’a pas diminué avec la crise car il 
varie seulement avec la différence entre les nouveaux 
prêts accordés, qui ont été affectés par la crise, et les 
montants des anciens prêts arrivés à échéance, qui 
dépendent de l’historique lointain des crédits du fait 
de la durée des prêts (jusqu’à 30 ans). L’endettement 
lié à l’habitat favorise le lien entre richesse immobilière 
et consommation car il a constitué dans certains pays, 
comme le Royaume-Uni sur longue période ou l’Espa-
gne entre 2004 et 2007, une occasion de rendre liquide 
le patrimoine immobilier  : la variation d’encours des 
crédits à l’habitat, permise par la croissance du prix de 
l’immobilier ancien, a été supérieure à l’investissement 
en logement des ménages (cf. graphique D). En comp-
tabilité nationale, celui-ci ne recouvre que l’immobilier 
neuf et les gros travaux car les transactions sur l’im-
mobilier ancien ayant lieu en majorité entre ménages, 

elles se soldent par un effet net nul au niveau agrégé. 
Ainsi Catte et al. (2004) montrent une nette corréla-
tion entre la liquidité libérée par les crédits à l’habitat 
et les effets de richesse immobiliers. En revanche, les 
ménages allemands, français et italiens retirent peu 
de liquidité des opérations sur l’immobilier, même si 
les innovations financières des années 2000 ont eu un 
léger effet, en particulier en France. 

Au total, entre 1997 et 2010, la richesse nette des 
ménages a triplé en Espagne alors qu’elle a doublé 
en France et presque doublé dans la zone euro et au 
Royaume-Uni et ce, malgré la baisse entraînée par la 
crise. La dynamique s’avère toutefois moins marquée 
en Allemagne et en Italie où les gains ne se montent 
sur cette période qu’à 50 %. Aux États-Unis, où ils se 
limitent à 25 %, l’évolution de la richesse a été parti-
culièrement erratique.

Graphique D
Apport de liquidité consécutif au financement par crédit de l’habitat en pourcentage du revenu 
disponible (HEW)

Lecture : l’apport de liquidité consécutif au financement par crédit de l’habitat est mesuré par la variation d’encours des crédits à 
l’habitat, qui est la liquidité apportée aux ménages dans leur ensemble par les crédits octroyés par les banques compte tenu du 
remboursement du capital, moins la valeur de l’investissement en logements des ménages qui est la somme dépensée par les 
ménages dans leur ensemble pour leur logement. Il est mesuré ici en % du revenu des ménages. Au début de 2010, les ménages 
français dépensaient plus pour leur investissement en logements qu’ils ne recevaient de liquidité de la part des banques (5 % de 
leur revenu en plus).
Champ : Apport de liquidité consécutif au financement par crédit de l’habitat en pourcentage du revenu disponible (HEW)
Source : Banque de France, Bundesbank, Banco d’España, Banco d’Italia, Eurostat, calcul des auteurs.

peuvent se scinder en deux grands courants. La 
première approche, la plus ancienne, est déduite 
de la résolution du programme du consomma-
teur. Du point de vue théorique, elle permet de 
mettre en évidence les déterminants de l’effet 

de richesse, qui peuvent varier au cours du 
temps et entre pays, ainsi que les variables dont 
l’omission pourraient biaiser les estimations. 
Elle met donc en lumière les sources potentiel-
les d’instabilité de cette relation de long terme 
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ainsi que les caractéristiques particulières de 
la richesse immobilière. Elle conduit à estimer 
une propension marginale à consommer, qui 
est la variation en euros de la consommation 
qui suit une variation d’un euro de la richesse 
(marginal propensity to consume ou MPC). 
Cette MPC permet de dériver analytiquement 
l’équilibre de long terme de la consommation 
quand revenu et richesse croissent au même 
rythme. À l’opposé, l’approche la plus récente 
ne nécessite pas d’hypothèses a priori sur les 
paramètres de la fonction d’utilité des ménages. 
Elle a été développée par Lettau et Ludvigson 
(2001 et 2004), au prix de nombreuses hypothè-
ses, dans le but de savoir quelle(s) variable(s) 
s’ajustai(en)t, de la consommation, des revenus 
ou de la richesse (prix des actifs) dans le cas 
d’un déséquilibre dans la relation de long terme 
entre ces trois variables. Cette approche permet 
l’estimation d’une élasticité εC/A, qui est le taux 
de croissance de la consommation qui suit une 
croissance de 100 % de la richesse. Elle est par-
ticulièrement appréciée par les économètres et 
consiste à estimer un équilibre de long terme 
en logarithmes, la somme des différents coef-
ficients (ou élasticités richesse et revenu) étant 
égale à un.

Si cette spécification en logarithmes convient 
pour l’estimation de la relation consommation/
richesse totale, Muellbauer et Lattimore (1995) 
et Altissimo et al. (2005) ont montré qu’elle se 
prêtait difficilement à l’estimation des effets des 
différentes sources de richesse.

Formellement, on a donc  : 

 

et 

, où A est la richesse nette et C la 

consommation.

Si le ratio du prix des actifs sur le prix à la 
consommation demeure inchangé, l’élasti-
cité se déduit de la propension marginale à 

consommer mpc par : . Les deux 

approches seraient donc équivalentes si le ratio  
C / A était fixe. Cependant, ce n’est pas le cas : à 
titre d’exemple, le ratio de la richesse nette sur 
la consommation est passé en France de 3,9 en 
1980 à 8,2 en 2007. Le choix de la spécification 
a donc un impact sur les résultats.

Ces deux approches sont présentées en détail 
dans l’annexe 1.

Les études antérieures suggèrent de très 
faibles effets de richesse pour la France

Les estimations de l’effet de richesse en France 
sont issues d’études sur données macroécono-
miques, qui s’efforcent en général de comparer 
les estimations séparées d’une même fonction 
de consommation sur plusieurs pays. Il n’existe 
pas à cette date pour la France de base de don-
nées microéconomiques intégrant à la fois des 
données sur le revenu, la consommation et le 
patrimoine des ménages. Seuls, Arrondel et al. 
(2011) ont exploité les résultats d’une enquête 
qualitative auprès des ménages visant à estimer 
la proportion de ceux dont la consommation 
a diminué à la suite d’une diminution de leur 
patrimoine lors de la crise.

Avant les années 2000, les travaux de recherche 
sur le sujet étaient quasi-unanimes pour affirmer 
l’inexistence d’un effet de richesse en France 
(voir par exemple Bonnet et Dubois (1995)) 
(cf.  tableau 1). Boone et al. (2001) ont été les 
premiers à présenter une estimation des effets 
de richesse, à l’aide de données macroéconomi-
ques. Le principal défaut de leur approche est 
de ne pas avoir pris en compte l’endogénéité 
potentielle des variables explicatives, ce qui est 
aussi le cas de Fraisse (2004) : les évolutions de 
la richesse dépendent en retour de la consomma-
tion, ce qui peut biaiser les estimations obtenues 
par la méthode des moindres carrés ordinaires, 
notamment sur des petits échantillons. Bertaut 
(2002), Beffy et Montfort (2003), Catte et al. 
(2004), Aviat et al. (2007) et Slacalek (2006) 
prennent en compte ce problème en estimant les 
paramètres par la méthode des moindres car-
rés ordinaires dynamiques (MCOD ou DOLS 
(Dynamic Ordinary Lower Squares) selon la 
terminologie anglaise). Byrne et Davis (2003) 
et Barell et Davis (2007) estiment quant à eux 
des modèles à correction d’erreur par moindres 
carrés non linéaires, les derniers introduisant 
par ailleurs des variables dichotomiques pre-
nant en compte l’impact structurel de la libéra-
lisation financière. Slacalek (2009) utilise une 
méthode originale pour contourner l’absence 
éventuelle de relation de cointégration entre 
consommation, revenu et richesse. Il estime des 
propensions marginales à consommer dans une 
équation en différence tenant compte de la per-
sistance de la consommation.

Au total, seules les contributions de Beffy et 
Montfort (2003) et de Aviat et al. (2007), toutes 
deux issues de travaux de l’Insee, sont spécifi-
quement dédiées à l’effet de richesse en France. 
Ces deux études se réfèrent à des échantillons 
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différents (1978-2000 et 1985-2006 respecti-
vement). Elles se limitent à des estimations des 
élasticités de la richesse agrégée au moyen de 
la méthode des moindres carrés dynamiques 
contraints, sans préciser si la contrainte sur la 
somme des coefficients est vérifiée par les don-
nées. Leurs résultats sont fortement contrastés 
et font état d’effets de richesse faibles (un dou-
blement de la richesse totale conduirait à une 
augmentation de la consommation de 14 %) à 
très faibles (2,3 %) pour l’étude la plus récente. 
Les études de comparaisons internationales 
précédemment citées font preuve d’une même 
hétérogénéité de résultats : 12 % à 26 % pour les 
élasticités estimées d’une part et une hausse de 
la consommation annuelle de 2,5 à 4,6 centimes 
d’euro à la suite d’une hausse d’un euro de la 
richesse pour les approches en propension mar-
ginale à consommer (MPC) d’autre part. Ces 
distorsions peuvent laisser suspecter des pro-
blèmes de stabilité ou d’estimation, notamment 
pour les échantillons dont les données ne vont 
pas au-delà du milieu des années 1990.

C’est dans les pays anglo-saxons que les 
effets de richesse sont les plus marqués…

Ce n’est pas seulement dans le cas de la France 
que les études empiriques ont remis en cause 
l’existence d’un effet de richesse. Certaines étu-
des, à l’instar de celles de Caroll et al. (2006) et 
de Rudd et Whelan (2006), remettent en cause 

l’existence d’un seul vecteur de cointégration 
entre consommation, revenu et richesse, ainsi 
que la stabilité d’un tel vecteur. Cette remise 
en cause vaut donc même pour les États-Unis 
où cet effet est pourtant le plus communément 
admis. Barrell et Davis (2007) et Muellbauer 
(2008) insistent quant à eux sur les biais liés aux 
variables omises telles que le taux d’intérêt, la 
structure financière ou encore la démographie. 
Enfin, les évolutions futures de la productivité 
affectent simultanément la richesse (grâce à la 
revalorisation des cours boursiers) d’une part et 
l’activité économique et les revenus des ména-
ges d’autre part. La valeur estimée de l’impact 
de la richesse peut donc dépendre de la nature 
des chocs (chocs de productivité ou autres 
chocs) qui ont affecté l’économie sur la période 
d’estimation et elle ne pourrait s’appliquer à 
des périodes exceptionnelles comme la crise 
actuelle.

Un grand nombre de contributions mettent 
cependant en évidence un effet de richesse dans 
les grands pays industrialisés (cf.  tableau  2). 
Les effets de richesse semblent plus importants 
aux États-Unis, au Royaume-Uni et, à un degré 
moindre, en Allemagne, qu’en France ou en 
Italie. Concernant la zone euro, les études sont 
plus récentes du fait de la difficulté à recons-
tituer des séries temporelles suffisamment lon-
gues. Sousa (2009) et Skudelny (2009) trou-
vent une propension marginale à consommer 

Tableau 1
Impact de long terme de la richesse sur la consommation en France

En %

Études
Période 

d’estimation
MPC Élasticité

Totale Financière Immobilière Totale Financière Immobilière

Aviat et al. (2007) 1985 T1-2006 T1 0,4 2,3

Barrell et Davis (2007) 1980 T1-2001 T4 3,1 17,8

Slacalek (2006) 1970 T2-2003 T2 3,2 2,6 2* 18,5 5,5 7,3

Slacalek (2009) 1970 T2-2003 T2 4,6* 2,9 2,3* 26,6 6,1 8,4

Catte et al. (2004) 1979 T2-2002 T1 1,4 0,0 3,0 0,0

FMI (2004) 1982 T1-2003 T4 2,5 0,5 5,3 1,9

Fraisse (2004) 1971 T4-2003 T2 1,6 9,2

Beffy et Monfort (2003) 1978 T1-2000 T4 2,5 14,0

Byrne et al. (2003) 1972 T2-1998 T4 3* 16,3

Bertaut (2002) 1978 T1-1998 T4 4,7 10,0

Boone et al. (2001) 1970 T1-1996 T2 2,5 6,8 4,2 12,3 12,0 13,1

Lecture : selon Aviat et al. (2007) qui estiment une élasticité, une augmentation de 100 % de la richesse implique une augmentation de 
la consommation de 2,3 %. Compte tenu de la valeur moyenne du ratio de richesse sur consommation sur la période 1995-2005, ceci 
est équivalent au fait qu’une hausse de 1 euro de la richesse financière induit une hausse de 0,4 centimes de consommation annuelle. 
Les résultats issus directement des estimations des auteurs sont en gras, les autres valeurs sont calculées selon le principe d’équiva-
lence mentionné dans le texte. * indique que le coefficient est non significativement différent de zéro. MPC désigne les estimations de 
la propension marginale à consommée.
Champ : valeur des effets richesse estimés selon l’approche en propension marginale à consommer (MPC) ou en élasticité.
Source : auteurs cités.
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la richesse financière de respectivement 2,4 à 
3,6 centimes et 0,7 à 1,9 centimes, ce qui cor-
respond à une élasticité de la consommation à 
la richesse financière de 12 à 17 % et 3 à 9 %. 
Le premier auteur se rapproche donc des esti-
mations effectuées pays par pays, au contraire 
du second qui se situe plutôt dans la fourchette 
basse.

La littérature empirique met en lumière le rôle 
des institutions dans l’ampleur de ces effets. Dans 
la lignée de Ludwig et Slok (2004) et de Case et 
al. (2005), Slacalek (2009) montre à l’aide d’es-
timations sur panel qu’il existe une différence 
de propension marginale à consommer statisti-
quement significative entre les pays de la zone 
euro et les pays anglo-saxons. Comprises entre 
1  à 3 centimes d’euro en moyenne tous pays 
confondus, les MPC s’établissent à 6 centimes 
d’euro dans les pays anglo-saxons, à 4 centimes 
d’euro dans les pays hors zone euro dont le mar-
ché hypothécaire est développé, à 3,7 centimes 
d’euro dans les pays où le financement repose 
essentiellement sur les marchés et à moins de 2 
centimes d’euro dans les pays de la zone euro, 
comme dans ceux dont le financement repose sur 
les banques et, d’une manière générale, comme 
dans les pays non anglo-saxons. En Allemagne 
où le financement de l’économie passe par les 
banques, le système de retraite par capitalisa-

tion favorise l’impact de la richesse financière 
sur la consommation.

…et l’effet de la richesse financière 
l’emporte sur celui de la richesse 
immobilière

Par ailleurs, l’effet de richesse financière domine 
l’effet immobilier dans la plupart des pays et 
des estimations. L’élasticité de la consomma-
tion à la richesse immobilière, qui prend donc 
en compte le fait que la richesse immobilière 
représente la majeure partie de la richesse dans 
les grands pays de l’Europe continentale, est 
inférieure à celle à la richesse financière  (2)2. 
Les estimations de Sousa (2009) et Skudelny 
(2009) confirment ce résultat dans la zone euro 
avec un impact non significatif pour le premier 
auteur. La Commission Européenne (2008) se 
concentre uniquement sur l’analyse de l’effet 
de richesse immobilier en zone euro mais cet 
effet n’est pas significatif. Cela est conforme 
aux développements théoriques présentés dans 
l’annexe 1. Slacalek (2009) constate cependant 
que les effets immobiliers sont plus significa-
tifs depuis les années 1990  ; cela s’explique 

2.  L’effet de richesse immobilier est parfois même négatif.

Tableau 2
Impact de long terme de la richesse sur la consommation dans différents pays

En %

Richesse BCN Barrell et al. (2007)
Slacalek 
(2006)

Slacalek 
(2009)

Catte 
et al. (2004)

Byrne 
et al. (2003)

Période 
d’estimation

1980 T1-2001 T4 1970 T2-2003 T2
1972 T2-
1998 T4

États-Unis Totale
Financière
Immobilière

20,2 29,4 23,5
9,7*

- 8,1*

26,8
38,8
86,3*

12,0
6,0

11,3

Royaume-Uni Totale
Financière
Immobilière

10,1 16,6 6,6
21,9
4,1*

8,0
11,9
21,1

17,0
13,0

13,3

Allemagne Totale
Financière
Immobilière

31,0 13,8 15,3 5,2*
113,4

8,6

16,6*
90,7*
9,4*

3,0
0,0

8,9

France Totale
Financière
Immobilière

17,8 20,8 18,5
5,5
7,3*

26,6
6,1
8,4*

3,0
0,0

16,3

Italie Totale
Financière
Immobilière

11,0
7,5

- 0,2
24,8
- 1,3*

-1,4*
32,7
- 2,9*

4,0
9,0

9,5

Espagne Totale
Financière
Immobilière

1,0*
23,9
0,8*

11,3
32,2
11,2

7,0
15,0

Lecture : selon Barrell et Davis (2007), une augmentation de 100 % de la richesse totale implique une augmentation de la consommation 
de 20,2 si l’on ne tient pas compte de la déréglementation financière ou 29,4 % si l’on en tient compte. Pour des raisons de disponibilité 
des données, les propensions moyennes à consommer (MPC) calculées par Slacalek (2006 et 2009) ont été transformées en élasticité à 
l’aide de la valeur moyenne du ratio consommation sur richesse de 1997 à 2005 alors que la période d’estimation est plus ancienne et 
que les données n’ont pas la même source, ce qui peut conduire à les surestimer. * indique que le coefficient est non significativement 
différent de zéro. BCN renvoie aux estimations réalisées par les Banques Centrales Nationales.
Source : auteurs cités.
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vraisemblablement par le développement des 
innovations financières, en particulier de la 
titrisation des créances aux ménages. Skudelny 
(2009) trouve aussi des résultats qui vont dans 
ce sens. Ce dernier mentionne les difficultés 
rencontrées dans les estimations sur panel, soit 
que le prix de l’immobilier n’ait pas d’impact, 
soit que des non linéarités brouillent l’estima-
tion réalisée sur des données portant sur une 
période trop brève.

En dehors du fait qu’elles ne comparent pas 
simultanément les deux grandes catégories 
d’approche, toutes ces études, qu’elles portent 
sur la France ou sur des comparaisons interna-
tionales, ont par ailleurs un défaut en commun. 
Elles estiment en effet uniquement l’impact 
d’un changement permanent de la richesse sur la 
consommation et elles dérivent uniquement un 
équilibre statique de long terme. Or, il est impor-
tant aussi d’apprécier les ajustements à court 
terme qui ramènent à cet équilibre, selon qu’ils 
proviennent de la consommation, du revenu ou 
du prix des actifs (mis en évidence par Lettau et 
Ludvigson (2001) et Whelan (2008)).

Une démarche économétrique reposant 
sur trois notions spécifiques de la 
consommation des ménages…

La démarche adoptée pour démontrer l’exis-
tence d’un effet de richesse en France s’inspire 
de quatre principes.

Premièrement, les deux approches théoriques 
explicitées dans l’annexe 1 ne sont pas équiva-
lentes du fait des variations de prix relatifs des 
actifs. Par conséquent, en dehors du problème 
des préférences individuelles mentionné plus 
haut, le choix de l’une ou de l’autre n’est pas 
neutre. Par ailleurs, leur mise en œuvre simulta-
née permet d’en mettre en évidence l’éventuelle 
convergence et d’apprécier la robustesse des 
résultats.

Deuxièmement, trois concepts de consomma-
tion sont employés. On utilise d’ordinaire la 
notion de dépense totale du ménage. Cependant, 
les revenus des ménages considérés dans cette 
étude et la plupart de celles traitant de ce sujet 
(revenus du travail) n’intègrent pas les revenus 
de la propriété et en particulier les services d’in-
termédiation financière indirectement mesurés 
(SIFIM). Aussi prend-on également en compte 
une variable de consommation nette des servi-
ces financiers  (3). Enfin, les modèles utilisés 
jusqu’ici sont relativement simples et reposent 

sur l’absence de contrainte de crédit et sur une 
hypothèse de fonction d’utilité séparable qui 
ne tient pas compte des éventuelles dépendan-
ces intertemporelles des décisions des agents. 
Or, l’achat d’un bien durable nécessite parfois 
de s’endetter et diminue fortement à la fois la 
capacité d’achat et l’intérêt d’un tel achat pour 
le consommateur dans la période qui suit. Par 
conséquent, ces modèles reflètent davantage la 
consommation de services et de biens non dura-
bles que la consommation totale. De surcroît, la 
consommation de biens durables peut être assi-
milée dans certains cas à de l’épargne et donc à 
de la richesse. Nous travaillons donc sur un troi-
sième concept de consommation qui se limite 
à la consommation de services et de biens non 
durables (4).  3   4 

Troisièmement, ces différentes estimations 
seront effectuées au moyen de techniques éco-
nométriques de cointégration, de manière à esti-
mer non seulement l’équilibre de long terme, 
mais aussi les ajustements de court terme par 
le recours aux modèles vectoriels à correction 
d’erreur. Compte tenu des limites signalées 
précédemment, une attention particulière est 
portée à l’analyse de la stabilité et de la robus-
tesse des résultats par le biais du traitement 
de l’endogénéité, de l’utilisation de différents 
estimateurs, de la prise en compte de variables 
potentiellement omises et de différents tests de 
spécification.

Quatrièmement, une analyse spécifique de la 
crise financière est proposée. La relation de 
cointégration n’est pas modifiée quand on réa-
lise des estimations hors échantillon à partir de 
données récentes, c’est-à-dire que l’équation tes-
tée ne présente pas de résidus aberrants en 2008 
et 2009. Cependant, d’autres éléments comme 
la faiblesse du pouvoir d’achat mais aussi une 
épargne de précaution liée à la progression du 
chômage peuvent expliquer le ralentissement de 
la consommation. Une analyse de contributions 
sera donc finalement proposée pour éclairer 
notre propos.

Pour mener ces analyses, nous utilisons essen-
tiellement des données provenant des comptes 
nationaux trimestriels financiers et non finan-

3.  Les SIFIM sont évalués par les comptables nationaux à partir 
de la différence entre les taux courts et l’inflation et sont par-
ticulièrement erratiques depuis 2000, sans que cela paraisse 
pertinent dans le comportement de consommation. Les services 
financiers, qui incluent les SIFIM, ne représentent que 5 à 7,5 % 
de la consommation totale.
4.  La richesse que nous considérons ici ne prend pas en compte 
le stock de biens durables, faute de données suffisamment lon-
gues pour reconstituer un tel stock. 



ÉCONOMIE ET STATISTIQUE N° 438–440, 2010 121

ciers (Banque de France, 2009 et Insee, 2009). 
Bien que les données soient disponibles sur la 
période 1978-2009, nos estimations sont effec-
tuées sur l’échantillon 1987-2006 et portent sur 
80 observations. Cela permet en effet d’une 
part d’éviter les différents effets de bord dans 
les données et la rupture marquée par la libé-
ralisation financière (suppression de l’encadre-
ment du crédit) en 1985 (5). D’autre part, cela 
s’avère utile pour tester la stabilité des résultats 
en échantillon et hors échantillon. L’analyse de 
la crise est effectuée sur des données incluant 
2009, mais avec des coefficients estimés sur une 
période n’incluant pas la crise.

…confirme l’existence d’un effet de 
richesse plus perceptible à court qu’à long 
terme

La mise en évidence de l’existence d’un effet 
de richesse en France repose sur l’estimation 
du modèle log-linéaire suivant, qui permet de 
déterminer l’élasticité de la consommation 
à la richesse selon que la richesse est ou non 
agrégée :

ct = α + β1at + β2yt + ε ou ct = α + β1ft  
+ β2ht + β3yt + ε � (1),

où c, a, f, h, y sont respectivement le logarithme 
du pouvoir d’achat de la consommation, de la 
richesse agrégée, de la richesse financière, de 
la richesse immobilière et du revenu disponi-
ble. Les variables c, a, f, h et y sont déflatées au 
moyen d’un déflateur cohérent avec le concept 
de consommation considéré. À la différence des 
hypothèses retenues par Lettau et Ludvigson 
(2001), la somme des élasticités de la consom-
mation à la richesse et au revenu (respectivement 
β1 et β2) n’est pas contrainte à un. Nous vérifions 
ensuite dans quelle mesure cette contrainte est 
vérifiée par les données.

On détaille à titre d’exemples le cas de la 
consommation hors services financiers et celui 
de la richesse agrégée.

Il convient tout d’abord de s’assurer de l’exis-
tence d’une relation d’équilibre dans nos don-
nées. Conformément aux tests de racine unitaire 
usuels (test ADF de Dickey-Fuller (1979) et 
test DF-GLS de Elliot, Rothenberg et Stock (6) 
(1996)), les séries en logarithme du volume de 
la consommation, de la richesse agrégée et du 
revenu disponible (respectivement chsf, ahsf et 
yhsf) sont intégrées d’ordre un (cf.  annexe  2, 
tableau A). Après nous être assurés qu’il existe 

au moins une relation de cointégration par le 
biais des tests de Johansen (1995), nous esti-
mons ensuite la relation de long terme. Bien 
que l’estimation par les moindres carrés soit 
super convergente, il est nécessaire de prendre 
en considération l’éventuel biais d’endogé-
néité dans les variables explicatives (richesse, 
revenu), en particulier du fait du petit nombre 
d’observations. On utilise l’estimateur DOLS 
préconisé par Stock et Watson (1993) et utilisé 
dans certaines études précédemment citées. La 
relation de long terme estimée est la suivante :

chsft = α + 0,08ahsft + 0,92yhsft + εt   � (2)

Le résidu de cette relation étant stationnaire, 
cette relation est bien une relation d’équilibre 
pour la consommation. Il est alors possible de 
construire le modèle à correction d’erreur sui-
vant :   5   6

d(chsft) = –0,353εt-1 + 0,009 + 0,233d(yhsft)  
+ 0,102d(ahsft-1) 

–0,012dcho – 0,002dtct-2 – 2  
– 0,793dlog(dhsf) – 0,003dum2001 � (3)

où dtcho est la variation du taux de chômage 
non corrélée à la variation du pouvoir d’achat 
du revenu disponible (7)7 et mesure l’épargne de 
précaution, dtc celle de l’euribor (8)8 réel, dhsf est 
le déflateur de la consommation hors services 
financiers, marquant un effet d’encaisses réel-
les (9)9, et dum2001 une variable muette qui vaut 
0 avant 2001 et 1 ensuite  (10)10. On remarquera 
que la réaction de la consommation à une hausse 
de la richesse est plus vive à court terme qu’à 
long terme : l’impact d’une hausse de 100 % de 
la richesse sur la consommation correspond à 
une hausse de 12 % à l’horizon de deux trimes-
tres et à seulement 7 % à long terme.

Les résidus de la relation de cointégration ont 
des propriétés satisfaisantes de stationnarité, y 

5.  En particulier, Boone et al.(2001) et Barrel et Davis (2007) ont 
montré l’impact de la déréglementation financière en France. 
6.  Le choix du nombre de retards retenu est effectué à partir des 
critères usuels (AIC, SC, HQ, FPE). 
7.  Plus précisément, il s’agit du résidu de l’équation suivante : 
d(tcho) = a + βd(yhsf) + e. 
8.  L’Euribor est, avec l’Eonia, l’un des deux principaux taux de 
référence du marché monétaire de la zone euro.
9.  Cet effet est assez usuel dans les estimations pour la France : 
les ménages cherchent à maintenir le pouvoir d’achat de leur 
patrimoine et une hausse de l’inflation les amène à augmenter 
leur épargne et donc diminuer leur consommation.
10.  Cette rupture n’est pas significative dans l’équation de long 
terme. Une explication possible en sont les innovations financiè-
res et en particulier la hausse de l’apport de liquidité consécutif 
au financement par crédit de l’habitat présentée au graphique D 
qu’elles ont permis.
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compris quand on prolonge le calcul jusqu’en 
2010 (cf. graphique II). En revanche, les résidus 
de l’équation de court terme sont assez forte-
ment négatifs à la fin de 2006 et au début de 
2007, ce qui signifie que l’équation a tendance à 
surestimer la variation de la consommation sur 
cette période.

Un effet de richesse de long terme robuste

La littérature sur les effets de richesse souligne 
leur manque de robustesse. Cela incite à tester la 
robustesse des effets mis en évidence plus haut. 
Dans un premier temps, nous présentons à cette 
fin plusieurs estimations des effets de richesse 
en variant l’approche (élasticité ou MPC) et la 
définition des variables ( richesse agrégée ou 
non, différents concepts de consommation men-
tionnés plus haut). Dans un second temps, nous 
testons d’autres spécifications.

En dehors de l’approche en élasticité décrite par 
l’équation (1), la littérature propose une estima-
tion des effets de richesse en MPC, conformé-
ment à l’équation (6) de l’annexe 1. On estime 
dans ce cas l’une des deux relations suivantes 
selon que la forme adoptée pour la richesse dans 
la spécification est agrégée ou non :

  

�
(4)

où α est une constante et β, b1 et β2 sont les 
propensions marginales à consommer respecti-
ves de l’ensemble des actifs détenus (A), de la 
richesse immobilière (H) et de la richesse finan-
cière (F). On distingue de plus trois sortes de 
consommation (consommation totale, hors ser-
vices financiers et hors biens durables).

Pour toutes ces approches, il convient de s’as-
surer de l’existence d’une relation d’équilibre 
dans nos données. Tester l’existence d’une ou 
plusieurs relations de cointégration dans les 
relations (1) et (4) nécessite au préalable de 
déterminer l’ordre d’intégration de nos séries. 
Conformément aux tests de racine unitaire 
usuels, les séries en logarithme sont pour la plu-
part intégrées d’ordre un, tout comme les séries 
de ratios de la consommation sur le revenu 
ou de la richesse sur le revenu (cf.  annexe  2, 
tableau B). Le ratio de la consommation totale 
sur le revenu est cependant stationnaire, ce qui 

exclut l’existence de toute relation de coin-
tégration. Surtout, le logarithme du pouvoir 
d’achat de la richesse immobilière et le ratio de 
la richesse immobilière sur le revenu (en niveau 
et en différence) semblent faire état d’un ou de 
plusieurs points de rupture (structural breaks). 
Pour se prémunir contre d’éventuels problèmes 
de biais de rejet dans les tests de racine unitaire 
usuels (l’hypothèse nulle de racine unitaire peut 
alors être acceptée à tort), nous testons l’ordre de 
ces séries au moyen du test de Lee et Strazicich 
(2003, 2004), (cf. annexe 2, tableau C). La par-
ticularité de ce test fondé sur le maximum de 
Lagrange est de prendre en compte de manière 
endogène l’existence de ruptures structurelles 
éventuelles (une ou deux) à la fois sous l’hypo-
thèse nulle de racine unitaire et sous l’hypothèse 
alternative. À la mise en œuvre de ce test, il 
apparaît cette fois que les séries représentant le 
ratio de la richesse immobilière sur le revenu et 
le logarithme de la richesse immobilière déflatée 
par le déflateur de la consommation hors biens 
durables sont intégrées d’ordre un à 5  %. La 
richesse immobilière déflatée par le déflateur de 
la consommation excluant les SIFIM demeure 
néanmoins toujours intégrée d’ordre deux.

Dans la lignée de Johansen (1995), nous testons 
ensuite l’existence d’au moins une relation de 
cointégration dans un modèle vectoriel autoré-
gressif (VECM) en calculant les statistiques de 

Graphique II
Résidus à court et à long terme

Lecture  : le résidu de l’équation de court terme est celui de 
l’équation (3), c’est-à-dire l’écart entre la variation du logarithme 
de la consommation observée et celle modélisée par l’équation. 
Le résidu de l’équation de long terme est celui de l’équation (2), 
c’est-à-dire l’écart entre les logarithmes des consommations 
respectivement observée et modélisée par l’équation. Au qua-
trième trimestre 2002, le logarithme de la consommation obser-
vée a été inférieur de 0,02 à celui de la consommation modélisé. 
Cela signifie que la consommation a été inférieure d’environ 2 % 
à la consommation modélisée.
Source : calculs des auteurs.



ÉCONOMIE ET STATISTIQUE N° 438–440, 2010 123

la valeur propre maximale et de la trace. Quels 
que soient les concepts de consommation rete-
nus, il existe au moins une relation de cointé-
gration telle que définie par la relation (4). Pour 
les approches en élasticités, il existe deux rela-
tions de cointégration entre la consommation, 
le revenu disponible, la richesse financière et la 
richesse immobilière (11).

Enfin, nous estimons les équations à l’aide 
de différentes méthodes. Outre l’estimateur 
DOLS, une approche vectorielle à correc-
tion d’erreur permet également de prendre en 
compte l’endogénéité potentielle. L’estimateur 
du maximum de vraisemblance (ML) dérivé par 
Johansen (1995) est tout naturellement utilisé 
à cette fin. De manière moins conventionnelle, 
nous avons recours également à une estimation 
d’un VECM par Moindre Carrés Généralisés 
(GLS system approach dans la terminolo-
gie anglo-saxonne). En effet, Brüggemann et 
Lütkepohl (2005) ont montré que cet estima-
teur possède de meilleures propriétés que l’es-
timateur du maximum de vraisemblance lors-
que l’on utilise de petits échantillons ou dans 
des situations où l’estimateur ML conduit à 
des estimations très variables (et à des valeurs 
extrêmes des coefficients). Ces auteurs ont par 
ailleurs montré que la comparaison et l’éven-
tuelle convergence des deux estimateurs étaient 
des indicateurs de robustesse des estimations 
(cf. tableaux 3 et 4). Le nombre de retards rete-
nus dans les VECM repose sur le calcul des 
critères de sélection déjà évoqués précédem-
ment. Lorsque les critères divergent, le nombre 
de retards choisi est celui qui permet d’obtenir 
l’estimation la plus robuste et la plus réaliste 
(cf. annexe 2, tableau D).

La robustesse et la stabilité des estimations pré-
sentées ci-dessus sont testées. Nous nous assu-
rons de la stabilité des relations de cointégration 
en procédant à des tests récursifs sur les valeurs 
propres puis de la stabilité des estimations par 
le test du  CUSUM fondé sur la somme cumu-
lée du carré des résidus récursifs (CUmulated 
SUM en anglais, cf.  annexe  2, graphique). Les 
tests d’autocorrélation des résidus (Portmanteau 
et LM), d’hétéroscédasticité (ARCH) et de nor-
malité (Jarque Bera) attestent de la robustesse 
des résultats à toute déviation des hypothèses 
fondamentales du modèle linéaire (cf. annexe 2, 
tableau D). Le test LM de Breush Godfrey n’a des 
propriétés satisfaisantes qu’en ce qui concerne 
l’autocorrélation d’ordre faible, particulièrement 
dans des systèmes de faible dimension. À l’in-
verse, le test du Portmanteau est approprié dans 
les cas d’autocorrélation d’ordre élevé. Bien que 
les estimations soient en règle générale satisfai-
santes, les statistiques obtenues montrent cepen-
dant une certaine hétérogénéité. Si l’on opère une 
comparaison sur la base des estimations VECM 
(ML), la spécification portant sur la consomma-
tion hors services financiers présente des résidus 
légèrement meilleurs, que la richesse soit11 ou non 
désagrégée. La qualité des estimations en élasti-
cité de type VECM semble donc particulièrement 
satisfaisante même si la somme des coefficients 
(non contrainte) est plutôt de l’ordre de 0,85 que 
de 1. Les estimations analogues en DOLS ou en 
VECM (GLS) présentent des résidus normaux 

11.  Les estimations comportant deux relations de cointégration 
donnant des résultats économiquement peu réalistes, nous nous 
limiterons ensuite aux estimations n’en comportant qu’une. Cela 
revient à supposer que la présence d’une constante ou d’une 
tendance linéaire suffit à ramener à une spécification en une 
seule équation. 

Tableau 3
Estimations de long terme non contraintes (approche en propension marginale à consommer 
(MPC))

Méthode d’estimation OLS DOLS ML GLS

Richesse agrégée

Richesse 1
Richesse 2

1,83 (0,73)
3,06 (1,22)

1,73*** (0,69)
2,83*** (1,38)

1,79*** (0,72)
3,27*** (1,31)

0,44*** (0,17)
1,33 (0,53)

Richesse décomposée

Richesse immobilière 1
Richesse immobilière 2
Richesse financière 1
Richesse financière 2

0,83 (0,33)
0,79 (0,32)
4,55 (1,82)

11,93 (4,77)

4,33*** (1,73)
1,74*** (0,70)
4,43*** (1,77)
9,71*** (3,88)

2,76*** (1,10)
0,96 (0,38)

4,40*** (1,76)
9,51*** (3,80)

2,73*** (1,09)
0,85 (0,34)

4,58*** (1,83)
9,8*** (3,92)

Lecture : *, ** et *** indiquent les degrés de significativité à 10 %, 5 % et 1 % respectivement. Les chiffres entre parenthèses donnent 
l’augmentation de la consommation annuelle en centimes d’euros induite par une augmentation de la richesse de un euro.
1 : ratio de consommation de biens non durables ; 2 : ratio de consommation excluant les services financiers.
OLS renvoie aux estimations par moindres carrés ordinaires, DOLS désigne les estimations par moindre carrés dynamiques, ML désigne 
les estimations des modèles vectoriels à correction d’erreur par maximum de vraisemblance et GLS renvoie aux estimations des modèles 
vectoriels à correction d’erreur par moindre carrés généralisés.
Champ : valeurs des estimations de long terme non contraintes des effets richesse calculées selon l’approche en propension marginale 
à consommer (MPC).
Source : données Insee et Banque de France.
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mais soulèvent des problèmes d’autocorrélation 
d’ordre faible. Pour ce qui est des estimations 
en MPC, elles présentent dans l’ensemble les 
mêmes caractéristiques. Dans tous les cas, les 
estimations des effets de richesse agrégée pré-
sentent des résidus de meilleure qualité.

Sur le plan de la stabilité économétrique, les esti-
mations qui portent sur une même approche et 
qui reposent sur un même concept de consomma-
tion semblent relativement similaires quelle que 
soit la méthode d’estimation retenue. En particu-
lier, les estimations par ML et GLS sont relati-
vement proches, ce qui atteste de leur robustesse 
si l’on se réfère aux travaux de Bruggemann et 
Lütkepohl (2005). La volatilité des coefficients 
selon les approches semble cependant moindre 
dans le cas des estimations log-linéaires (élasti-
cité) ce qui tend à confirmer que ce type d’ap-
proche se prête mieux aux estimations écono-
métriques que celle en MPC. Les estimations 
par DOLS, notamment, mettent en évidence des 
résultats tout à fait robustes dans le cas de l’ap-
proche en élasticité, puisque la somme des coef-
ficients est très proche de l’unité. On peut penser 
qu’il s’agit là de la traduction des propriétés de 
l’estimateur DOLS (faible dispersion et erreur 
quadratique moyenne plus faible que les estima-
tions ML (Stock et Watson, 1993)) en échantillon 
fini de taille moyenne à petite.

Concernant l’approche en élasticité, nous avons 
choisi de ne pas contraindre la somme des 
élasticités de la consommation à la richesse et 
au revenu à être égale à un dans les résultats 
présentés plus haut. En effet, cette contrainte 
ne se justifie pas quand on considère une par-
tie seulement de la consommation, telle que 
la consommation hors biens durables ou hors 
services financiers (12)12. L’instauration de cette 
contrainte a un impact différent sur les estima-
tions de l’effet de richesse selon les approches. 
Dans les cas où elle est vérifiée par les données, 
les estimations sont peu modifiées. Dans les cas 
où elle n’est pas acceptée par les données, les 
estimations de l’effet de richesse sont révisées 
à la baisse (13)13. Cela est particulièrement mar-
qué pour les VECM traitant de la consomma-
tion hors biens durables lorsque la richesse est 
agrégée, ainsi que pour les VECM traitant de la 
consommation hors services financiers, que la 
richesse soit ou non agrégée (cf. tableau 5).

Par ailleurs, on procède à des tests sur varia-
bles omises en ajoutant des variables exogènes 

12.  À titre d’exemple, le logarithme de la consommation hors 
biens durables est intégré avec celui de la consommation totale 
avec une élasticité de 0,9, ce qui explique que la somme des élas-
ticités de la consommation au revenu et à la richesse soit faible.
13.  Cet exercice a été réalisé sur les approches en DOLS et en 
VECM-ML.

Tableau 5
Estimations de long terme (approche en 
élasticité avec la somme de ces dernières 
contrainte à un)

Méthode d’estimation DOLS ML

Richesse agrégée

Richesse 1
Revenu 1
Richesse 2
Revenu 2
Richesse 3
Revenu 3

0,05
0,95
0,10
0,90
0,05
0,95

0,01
0,99
0,00
1,00
0,10
0,90

Richesse décomposée

Immobilière 1
Immobilière 2
Immobilière 3
Financière 1
Financière 2
Financière 3
Revenu 1
Revenu 2
Revenu 3

0,04
0,02
0,02
0,03
0,08
0,02
0,93
0,89
0,96

0,05
0,00
0,06
0,13
0,03
0,11
0,82
0,97
0,84

Lecture : 1 : consommation de biens non durables ; 2 : consom-
mation excluant les services financiers 3 : consommation totale.
DOLS désigne les estimations par moindres carrés dynamiques 
alors que ML désigne les estimations des modèles vectoriels à 
correction d’erreur par maximum de vraisemblance
Champ  : valeurs des estimations de long terme des effets 
richesse calculées selon l’approche en élasticité, la somme des 
élasticités étant contrainte à un.
Source  : données Insee et Banque de France  ; calcul des 
auteurs.

Tableau 4
Estimations de long terme non contraintes 
(approche en élasticité)

Méthode d’estimation DOLS ML GLS

Richesse agrégée

Richesse 1
Revenu 1
Richesse 2
Revenu 2
Richesse 3
Revenu 3

0,09**
0,83***
0,08**
0,92***
0,11***
0,66***

0,08***
0,58***
0,07***
0,67***
0,1***

0,75***

0,09
0,53***
0,08***
0,65***
0,11***
0,75***

Richesse décomposée

Immobilière 1
Immobilière 2
Immobilière 3
Financière 1
Financière 2
Financière 3
Revenu 1
Revenu 2
Revenu 3

0,05***
0,08***
0,08***
0,11***
0,11***
0,08***
0,73***
0,65***
0,63***

0,06***
0,06***
0,08***
0,1***

0,12***
0,09***
0,63***
0,66***
0,62***

0,06***
0,06***
0,08***
0,12***
0,13***
0,09***
0,62***
0,64***
0,6***

Lecture : *, ** et *** indiquent les degrés de significativité à 10 %, 
5  % et 1  % respectivement. 1  : consommation de biens non 
durables ; 2 : consommation excluant les services financiers ; 3 : 
consommation totale.
DOLS désigne les estimations par moindre carrés dynamiques, 
ML désigne les estimations des modèles vectoriels à correction 
d’erreur par maximum de vraisemblance et GLS renvoie aux esti-
mations des modèles vectoriels à correction d’erreur par moin-
dre carrés généralisés.
Champ : valeurs des estimations de long terme non contraintes 
des effets richesse calculées selon l’approche en élasticité
Source : données Insee et Banque de France



ÉCONOMIE ET STATISTIQUE N° 438–440, 2010 125

au vecteur des régresseurs telles que le taux 
de chômage, sa variation, le taux de défaut 
des crédits aux ménages ou le taux d’intérêt. 
L’introduction de ces variables ne modifie pas 
significativement l’effet de richesse. En outre, 
l’ajout des années 2007 à 2010 à l’échantillon 
de départ n’amène aucun changement signi-
ficatif de la taille des effets de richesse. Au 
contraire, le test de cointégration de la série 
de richesse immobilière est plus significatif et 
par conséquent les relations d’équilibre entre 
la consommation et la richesse sont plus faci-
lement mises en évidence.

Enfin, nous avons vérifié que les coefficients 
associés aux effets financiers et immobiliers sont 
significativement différents au moyen d’un test 
de restriction sur les paramètres de type Wald 
(cf. annexe 2, tableau E). Bien que les probabi-
lités de rejet de l’hypothèse d’homogénéité des 
coefficients soient légèrement plus élevées dans 
le cas des estimations en élasticités, les résultats 
confirment que les effets de richesse financiers 
et immobiliers sont d’ampleur différente ainsi 
que l’on pouvait s’y attendre.

Nos estimations s’avèrent donc stables, compa-
tibles avec la réalité économique et présentent 
des signes et des ordres de grandeur relative-
ment conformes à l’intuition.

Sur le court terme, les ajustements entre 
la consommation, le revenu et la richesse 
s’opèreraient davantage par le biais du 
revenu que celui de la richesse

À partir des estimations des VECM, il est pos-
sible d’expliciter quelles sont les grandeurs 
macroéconomiques qui corrigent les désajus-
tements par rapport à la relation de cointégra-
tion. Les vecteurs des coefficients d’ajustement 

associés à chaque relation de long terme sont 
présentés dans le tableau 6 (14).

À titre d’exemple, l’écriture du VECM complet 
dans le cas de l’estimation de l’effet de richesse 
en MPC (consommation hors biens durables) 
est la suivante :    14

avec d l’opérateur de différence première, 
Conso1 la consommation hors biens durables, 
RDB le revenu disponible hors revenus de la 
propriété et t l’indice temporel. On retrouve 
bien le coefficient –  0,38 associé à la relation 
de cointégration de long terme, le nombre de 
retards (3) donné dans le tableau D de l’an-
nexe  2 ainsi que la relation de cointégration 
de long terme qui indique un effet de richesse 
agrégé de 1,79 centime.

14.  La dynamique de court terme d’un VECM est définie par 
l’impact de l’écart aux relations de cointégration sur la variation 
des variables expliquées, mais aussi l’impact des variations des 
variables expliquées retardées entre elles. Compte tenu du nom-
bre de retards retenu dans les estimations, le nombre de ces 
coefficients est très grand (12 = 3 variables expliquées, consom-
mation, revenu, richesse * 5-1 dans le cas de 5 retards). Nous ne 
donnons qu’un seul exemple complet, le tableau 6 ne reprenant 
que l’impact des résidus de la relation de cointégration.

Tableau 6
Coefficients des résidus de la relation de cointégration dans les relations de court terme

Consommation Richesse Revenu

Approche en MPC

Consommation Biens non durables
Hors services financiers

- 0,19*
- 0,38*

0,001
- 0,0007

Approche en élasticité

Consommation Biens non durables
Hors services financiers
Totale

- 0,24*
- 0,24*
- 0,07

0,56***
0,25
0,27

0,66***
0,66*
0,72*

Lecture : *, ** et *** indiquent le seuil de significativité à 10 %, 5 % et 1 % respectivement. On a fait figurer les coefficients d’ajustement 
de la relation de cointégration, c’est-à-dire la dynamique d’ajustement de la consommation vers son niveau d’équilibre. Les valeurs 
associées au revenu sont d’amplitude plus importante que celles associées à la consommation et à la richesse : cela signifie que toute 
déviation de la cible de long terme est corrigée avant toute chose par un ajustement dans le revenu.
Champ : valeurs des coefficients de court terme associés à la relation de cointégration.
Source : données Insee et Banque de France.
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Les modèles spécifiés en élasticité montrent 
que le coefficient d’ajustement de la richesse 
est significatif dans seulement un cas (consom-
mation de services et de biens non durables) et 
est toujours inférieur à celui du revenu qui est 
pour sa part significatif dans les trois modèles. 
De plus, dans les modèles spécifiés en MPC, 
le ratio richesse sur revenu ne s’ajuste pas 
(cf. tableau 6).

Cette analyse est complétée par une analyse 
de décomposition de variance dans le sillage 
des travaux de Lettau et Ludvigson (2004) 
(cf.  encadré 2). L’idée de cette décomposition 
est de mesurer la volatilité d’une variable selon 
qu’elle répond à des chocs transitoires ou per-
manents. Ce sont uniquement ces derniers qui 
vont entraîner des modifications structurel-
les des comportements des ménages. Ici, on 
mesure quelle part de la variance du revenu, 
de la richesse et de la consommation répond à 
des chocs permanents. Lettau et Ludvigson ont 
montré que si les variations de la consommation 
et de la richesse ne répondent pas à des chocs 
permanents, l’estimation de long terme n’est 
plus complètement valide puisqu’elle ne prend 
pas en compte les chocs transitoires.

Bien que les résultats de cette analyse divergent 
légèrement selon les concepts de consommation 
retenus, l’exercice de décomposition de variance 
permet d’avancer quelques conclusions. Comme 
Lettau et Ludvigson l’ont montré, la consom-

mation est principalement une fonction des 
chocs permanents occasionnés par le revenu et 
la richesse. Après 10 périodes, moins de 1 %, 
2 % et 8 % de la variance de la croissance de 
la consommation totale, hors biens durables ou 
hors services financiers sont imputables à des 
chocs transitoires (cf. tableau 7). Ce sont aussi 
des chocs permanents qui expliquent très majo-
ritairement la variance de la richesse. On peut 
donc penser que les chocs permanents de la 
richesse sont reliés aux chocs permanents de la 
consommation, ce qui va dans le sens d’un effet 
de richesse robuste. Par ailleurs, contrairement 
au cas américain, la variance dans la croissance 
du revenu est imputable aux chocs transitoires.

Les deux analyses précédentes montrent que 
toute déviation de court terme des différentes 
variables par rapport à leur tendance commune 
de long terme est corrigée prioritairement par 
des ajustements dans le revenu disponible. Cela 
s’inscrit dans la lignée des travaux menés en 
Allemagne (voir Hamburg et al. (2008) mais 
s’oppose aux travaux américains menés par 
Lettau et Ludvigson (2004). Dans ce dernier 
cas, ce sont des variations du prix des actifs 
qui corrigent à court terme toute déviation de la 
relation d’équilibre.

Afin d’éclairer les raisons de ces différences 
avec les États-Unis, nous avons cherché à éva-
luer dans quelle mesure l’évolution de court 
terme des prix d’actifs (cours boursiers, rende-

Encadré 2

ANALYSER L’IMPACT DES CHOCS SUR UN SYSTÈME

Lettau et Ludwigson (2004) ont été les premiers à sou-
ligner l’importance d’une analyse de l’impact des 
chocs (notamment dans leur degré de persistance) 
dans l’étude de la dynamique des effets de richesse. 
Bien qu’il soit difficile d’identifier l’origine des chocs 
d’un système, ainsi que l’a mis en évidence Cochrane 
(1994), il est possible de différencier les chocs selon 
leur nature, comme l’ont montré Gonzalo et NG (2001). 
Leur méthode permet d’isoler les chocs permanents  
( ) et transitoires ( ) en considérant les conditions 

suivantes  :  et 

 

=

 

0. 

Conditionnellement au nombre de relations cointégran-
tes du système (r), les auteurs proposent une orthogo-
nalisation des résidus en deux étapes. Dans la première, 
les n  -  r chocs permanents sont séparés des chocs 
transitoires. Pour ce faire, il convient tout d’abord de 
partir de la représentation de Wold de notre système 
ΔYt = C(L)et. Ensuite, le vecteur ut de chocs permanents 
et transitoires est donné par la transformation des 

résidus suivante  :  avec 

 et . Dans la seconde étape, 

il faut rendre les chocs permanents et transitoires 
mutuellement orthogonaux. Bien que plusieurs métho-
des alternatives soient exploitables, les auteurs choisis-
sent d’appliquer une décomposition de Choleski à la 
covariance du vecteur des innovations . Il 
est finalement possible d’exprimer la croissance de cha-
que variable du système (c’est-à-dire du vecteur Yt) 
comme une fonction de chocs permanents et transitoi-
res orthogonaux :

 

où D(L) = C(L)G-1.

Pour une présentation plus détaillée de ces démonstra-
tions, on se reportera à Gonzalo et Ng (2001).
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Tableau 7
Décomposition de la variance des erreurs selon leur nature

Période c y a

  P T P T P T

Consommation totale

1 1 0 0,047 0,953 1 0

2 0,972 0,028 0,13 0,87 1 0

3 0,977 0,023 0,195 0,804 0,999 0,001

4 0,978 0,022 0,27 0,73 0,998 0,001

5 0,981 0,019 0,342 0,658 0,998 0,001

6 0,983 0,017 0,41 0,59 0,999 0,001

7 0,985 0,015 0,472 0,528 0,998 0,001

8 0,986 0,013 0,527 0,473 0,999 0,001

9 0,988 0,012 0,576 0,424 0,998 0,001

10 0,989 0,011 0,618 0,382 0,999 0,001

11 0,99 0,01 0,655 0,345 0,999 0,001

Consommation hors biens durables

1 0,835 0,165 0,499 0,501 1 0

2 0,901 0,098 0,648 0,353 0,964 0,036

3 0,931 0,07 0,701 0,299 0,972 0,028

4 0,948 0,052 0,734 0,265 0,978 0,022

5 0,96 0,04 0,758 0,242 0,983 0,017

6 0,968 0,033 0,777 0,223 0,986 0,014

7 0,973 0,027 0,792 0,208 0,989 0,011

8 0,977 0,023 0,805 0,196 0,991 0,01

9 0,98 0,02 0,815 0,185 0,991 0,008

10 0,982 0,018 0,825 0,175 0,993 0,007

11 0,984 0,016 0,833 0,167 0,994 0,007

Consommation hors services financiers

1 0,594 0,406 0,501 0,499 1 0

2 0,717 0,283 0,702 0,298 0,997 0,003

3 0,77 0,23 0,763 0,237 0,996 0,004

4 0,81 0,19 0,807 0,193 0,996 0,005

5 0,839 0,161 0,835 0,165 0,995 0,005

6 0,861 0,139 0,855 0,145 0,995 0,004

7 0,879 0,121 0,871 0,129 0,996 0,004

8 0,893 0,107 0,883 0,117 0,996 0,004

9 0,905 0,095 0,893 0,107 0,997 0,003

10 0,915 0,085 0,902 0,099 0,997 0,003

11 0,923 0,077 0,908 0,091 0,997 0,003

Lecture : P représente le choc permanent et T le choc transitoire. c, y et a désignent respectivement la consommation, le revenu et la 
richesse agrégée. Par exemple, lorsqu’on se base sur la consommation totale, 100 % de la variance de la consommation (c) est expliquée 
par un choc permanent à la première période.
L’exercice a été réalisé à partir du logiciel Gauss via le code écrit initialement par Serena Ng.
Champ : parts de la variance de la consommation, des actifs, et du revenu expliquée par un choc transitoire ou permanent.
Source : données Insee et Banque de France, code Gauss de Serena Ng.

ment net des actions, prix immobiliers) est 
expliquée par le résidu des relations de cointé-
gration que nous avons présentées ci-dessus et 
éventuellement par d’autres variables caracté-
ristiques des évolutions des prix d’actifs aux 
États-Unis. Nous suivons en cela la méthodolo-
gie initiée par Hamburg et al. (2008). Au total, 
pour chacune des relations de cointégration, six 
spécifications différentes ont été testées sur sept 
horizons différents à partir de la régression sui-

vante : . 

Nous présentons dans le tableau 8 les résultats 
obtenus avec la relation de cointégration (2) 
(15)15.

Le prix des actifs français (cours boursiers ou prix 
de l’immobilier) n’est pas déterminé par le résidu 
de la relation de cointégration entre la consom-
mation, le revenu et la richesse, ou alors il ne l’est 
que très faiblement (cf. tableau 8). Pour les prix 

15.  Les autres résultats sont disponibles sur demande.
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Tableau 8
Dynamique des prix d’actifs en fonction du résidu de la relation de cointégration

Horizon temporel 
en trimestres, noté k

1 2 4 8 12 16 20

Cours boursiers : 

αk
0,92 2,02 6,03 10,02 4,55 - 2,04 - 5,03

t-stat 0,98 1,31 2,66 2,99 1,08 - 0,42 - 1,04

R2 0,01 0,02 0,07 0,09 0,01 0 0,01

Rendement net des actions : 

αk
0,93 2,02 6,32 10,47 4,61 - 0,82 - 1,69

 t-stat 0,98 1,3 2,71 3,15 1,1 - 0,17 - 0,35

R2 0,01 0,02 0,08 0,11 0,01 0 0

Prix immobiliers : 

αk
- 0,13 - 0,26 0 1,45 2,72 4,18 8,26

t-stat - 0,75 - 0,79 0,01 1,32 1,83 2,05 3,64

R2 0,01 0,01 0 0,02 0,04 0,05 0,16

Cours boursiers français et États-Uniens : et 

αk
0,66 1,38 2,92 3,47 3,71 5,48 5,53

t-stat 1,15 1,48 2,07 1,7 1,64 2,06 2,03

βk
1,05 1,06 1,06 1,12 1,17 1,14 1,07

t-stat 12,46 12,58 12,25 12,74 14,09 13,76 13,32

R2 0,64 0,64 0,66 0,69 0,72 0,71 0,72

Cours boursiers français et cay aux Etats-Unis :  et 

αk
1,06 2,01 5,74 8,96 2,45 - 0,61 - 1,29

t-stat 1,1 1,28 2,48 2,67 0,63 - 0,15 - 0,33

βk
- 0,38 0,01 0,84 3,2 8,09 11,17 13,83

t-stat - 0,76 0,01 0,7 1,88 4,1 5,36 6,67

R2 0,02 0,02 0,08 0,13 0,19 0,28 0,39

Lecture : estimation de l’équation  pour différentes valeurs de x et de indEU.

Champ  : la relation de cointégration retenue ici est celle obtenue par l’élasticité de la consommation hors services financiers et la 
richesse totale, estimée par moindres carrés dynamiques. Les coefficients sont estimés sur la période 1987 à 2006 et le résidu est recal-
culé sur les données des comptes nationaux incluant le premier trimestre 2010.
Source : calculs des auteurs. Les cours boursiers sont issus des principaux indicateurs économiques de l’OCDE, les prix de l’immo-
bilier issus de l’Insee sont rétropolés avec l’indicateur de la FNAIM (cf. graphique B de l’encadré 1). Le rendement net est obtenu par 
différence avec le taux d’intérêt long. Pour plus de détails sur l’indicateur cay utilisé, se reporter au site http ://faculty.haas.berkeley.edu/
lettau/data/cay_q_10Q2.txt. Cet indicateur est calculé jusqu’au deuxième trimestre 2010.

immobiliers, seule une ou deux des 19 relations 
de cointégration testées s’avèrent significatives, 
et cela sur un ou deux horizons. La significativité 
est plus fréquente pour les cours boursiers. Ceci 
marque une différence par rapport aux résultats 
obtenus par Lettau et Ludvigson (2004), où le R2 
de l’équation équivalente à la première équation 
dans le tableau est supérieur à 0,5 alors qu’il est 
inférieur à 0,1 dans le cas français. Cela est en 
partie expliqué par le caractère international des 
cours boursiers : la présence d’une variable retra-
çant le marché actions des États-Unis améliore 
immédiatement et de façon décisive la qualité de 
la régression.

Ainsi, le moindre recours des ménages aux mar-
chés financiers, le fait qu’ils ajustent peu leur por-

tefeuille, et l’importance plus grande des cours 
boursiers mondiaux limitent l’ajustement des 
prix d’actifs nationaux aux déviations de la rela-
tion d’équilibre entre consommation, revenu et 
richesse.

Lors de la crise financière de 2008, la 
contribution à court terme de la richesse  
à la consommation a été négative

L’analyse du système revenu/consommation/
richesse est enfin menée sur la période récente 
et le court terme. Comme nous l’avons souli-
gné plus haut, le prolongement de l’échantillon 
au-delà de 2006 ne fait pas apparaître de rup-
ture des comportements. Plus précisément, les 
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Graphique III
Résidus des équations de différentes 
fonctions de consommation

Lecture  : le résidu retenu ici est l’écart entre la variation du 
logarithme de la consommation en volume observée et celle 
modélisée par l’équation. L’équation avec effet de richesse est 
l’équation (3), celles du modèle Mésange et Mascotte sont celles 
présentées dans les documents de travail de ces modèles, rées-
timées avec les dernières données disponibles sur une période 
n’incluant pas la crise. Au troisième trimestre 2002, la variation 
du logarithme de la consommation observée a été supérieure de 
0,005 à celle modélisée par le modèle Mascotte, ce qui revient 
à un taux de croissance trimestriel de la consommation observé 
supérieur d’environ 0,5 % à celui modélisé.
Source : calculs des auteurs.

seuls comportements spécifiques concernent 
non la crise des subprimes, mais la fin de l’an-
née 2006 et le début de l’année 2007. Lors de 
la crise récente, la relation de long terme de 
l’approche que nous privilégions (2) est res-
tée compatible avec les données effectivement 
réalisées, même quand elle est calculée hors 
échantillon jusqu’au premier trimestre 2010, 
ainsi que le montre le graphique  II  (16). Les 
performances de notre équation de court terme 
s’avèrent en outre assez proches de celles d’un 
certain nombre de spécifications usuellement 
utilisées dans les modèles macroéconométri-
ques de prévision et en particulier des équa-
tions de consommation des modèles Mascotte 
et Mésange (voir respectivement Baghli et 
al. (2004) et Klein et Simon (2010)), même 
réestimées avec des données plus récentes 
(cf. graphique III).

La relative stabilité de la relation de cointégra-
tion par rapport à son historique est tout d’abord 
due au fait que la période qui précède la crise 
(de fin 2006  à début 2007) a été marquée par 
une consommation des ménages plutôt basse 
par rapport au niveau de leur richesse et de leur 
revenu. À l’inverse, en 2008, la consommation 
est restée élevée. D’une part, elle a été supé-

rieure à ce que les déterminants de l’équation 
prédisaient. D’autre part, le pouvoir d’achat 
de la richesse totale des ménages a diminué 
de 5 % entre son pic et son creux, et celui du 
revenu hors revenus de la propriété, de 0,2 %. 
Ces baisses sont relativement faibles au regard 
de la baisse des cours boursiers, supérieure à 
50 %. Cela s’explique par la faible proportion 
du patrimoine des ménages sensible à la varia-
tion du prix des actifs (cf. encadré 1) et même 
à celle du PIB, qui a décru d’environ 3 %. En 
particulier, le pouvoir d’achat des ménages a 
été soutenu par les baisses d’impôts et la bonne 
tenue de la masse salariale durant la crise : les 
rémunérations et le volume d’emplois ont en 
effet réagi à la baisse avec un délai habituel, 
mais ils ont été supérieurs à leurs déterminants 
habituels au moment de la reprise, en particu-
lier en 2009. En outre, le pouvoir d’achat de 
la richesse financière des ménages et de leur 
revenu sont repartis à la hausse, soutenus par la 
reprise des cours boursiers, les baisses d’impôts 
et la baisse des prix à la consommation induite 
par le repli du prix du pétrole au début 2009. 
À la fin de l’année 2009, le pouvoir d’achat de 
la richesse totale des ménages était à peu près 
inférieur de 2 % à son niveau de la fin 2007 tan-
dis que celui du revenu avait progressé dans le 
même temps de plus de 2,5 %. Au total, l’ajus-
tement de long terme de la consommation lié à 
l’effet de richesse aurait été relativement limité, 
de l’ordre de quelques dixièmes de pourcentage 
en niveau.  16    

Cependant, à court terme, la consommation 
surréagit à un choc de richesse. Aussi la contri-
bution totale de la richesse à la variation de la 
consommation, telle que mesurée par l’équation 
(3), est-elle assez fortement négative en 2008 
et 2009, l’effet cumulé dépassant légèrement 
0,5 point (cf. graphique IV). Cet effet est plus 
important que lors de la récession du début des 
années 1990, qui constitue le seul autre épisode 
de crise identifié sur la période d’analyse où la 
richesse a contribué négativement à la consom-
mation  (17)17. Elle pourrait y contribuer positi-
vement en 2010, en raison de son rebond mais 
aussi de la compensation de la surréaction qui a 
eu lieu dans un premier temps.

16.  Cela est également le cas de toutes les relations de long 
terme décrites plus haut.
17.  La contribution de la richesse à la croissance annuelle 
moyenne de la consommation sur la période 1987-2009 est posi-
tive, de l’ordre de 0,3 point.
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Graphique IV
Contribution à la variation de la consommation hors services financiers – élasticité non contrainte

Lecture : en 2009, la croissance de 0,3 % de la consommation est expliquée par différents facteurs selon l’équation (3). La baisse de 
l’inflation contribue pour 1,1 %, la croissance du revenu pour 0,7 %, les résidus pour 0,6 %, la hausse du chômage pour - 1,6 % et la 
baisse de la richesse totale pour - 0,3 %.
Champ : contribution à la croissance annuelle de la consommation des différentes variables explicatives de l’équation (3).
Source : calcul des auteurs.

En guise de conclusion : des effets de 
richesse moins accusés en France  
et en Italie qu’aux États-Unis ou  
au Royaume-Uni

Au terme de ces analyses, il est possible de 
conclure dans le cas français à l’existence d’ef-
fets de richesse significatifs mais d’ampleur 
modérée. Les deux principales voies d’approches 
utilisées (MPC et élasticités) vont toutes deux 
dans ce sens. En se basant sur l’approche MPC, 
une diminution (augmentation) d’un euro de la 
valeur totale des actifs conduit à une réduction 
(augmentation) d’un centime en moyenne de la 
consommation annuelle des agents, celle-ci étant 
considérée comme permanente. En utilisant le 
rapport d’équivalence mentionné précédemment 
(ratio richesse moyenne sur consommation cal-
culé sur la période 1995-2005), cette perte cor-
respond à une élasticité de 5 à 8 % (variation en 
pourcentage de la consommation à la suite d’un 
doublement de la richesse). L’élasticité que 
nous estimons directement à partir du modèle 
log-linéaire est un peu supérieure, de l’ordre 
de 8 à 11 % pour la richesse agrégée (équiva-
lente à une MPC d’environ deux centimes). 
On relève donc une relative convergence des 
résultats, quelle que soit l’approche théorique 
sous-jacente. En considérant cette fois les élas-
ticités différenciées, l’effet de richesse immo-
bilier apparaît plus faible (environ 6  % soit 2 
centimes) que l’effet financier (environ 10  %, 
soit 4 centimes). La faible ampleur des effets 

de richesse français est conforme aux intui-
tions théoriques et aux précédents travaux, de 
même que la supériorité de l’effet financier. Par 
ailleurs, la moindre importance de l’effet immo-
bilier contribue à réduire l’effet de richesse total 
car le patrimoine immobilier représente la plus 
grande part du patrimoine total des Français. 
Nos résultats révèlent en outre que toute dévia-
tion de la cible de long terme est principalement 
corrigée par des ajustements du revenu dispo-
nible des ménages. Les coefficients associés 
à l’ajustement de la richesse à court terme ne 
sont en effet significatifs (et ce, faiblement) que 
dans une seule régression. Ils s’avèrent être de 
surcroît toujours inférieurs aux coefficients du 
revenu. Une décomposition de la variance fait 
apparaître que la consommation réagit pour 
l’essentiel aux chocs permanents du revenu et 
de la richesse.

Si l’on se réfère aux études empiriques préexis-
tantes, les effets de richesse que nous avons 
mis en évidence dans le cas français s’avèrent 
plus modérés que ceux trouvés aux États-Unis 
ou au Royaume-Uni. Ils sont en revanche rela-
tivement proches de ceux estimés en Italie. 
Cette faiblesse relative des effets de richesse 
en France et en Italie n’est pas surprenante  : 
le système financier repose dans les deux pays 
davantage sur l’intermédiation bancaire que sur 
les marchés, contrairement à ce qui se passe 
aux États-Unis et au Royaume-Uni. Concernant 
l’impact de la richesse immobilière, les analy-
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ses de la Banque centrale européenne (BCE) 
(2009) montrent qu’en France, comme dans la 
zone euro, les conditions des crédits à l’habitat 
en dehors des taux d’intérêt étaient plus restric-
tives et les hypothèques rechargeables moins 
répandues qu’aux États-Unis et au Royaume-
Uni, bien que des innovations financières aient 
été introduites récemment. Finalement, nos 
résultats conduisent à estimer que les effets de 
richesse se situent au milieu de la fourchette 
donnée par les études récentes sur l’économie 
française. Ils auraient ainsi un ordre de grandeur 
non négligeables (supérieurs à 2 %) mais modé-
rés (inférieurs à 15 %). Les divergences de résul-
tats tiennent sûrement à des différences telles 
que celles ayant trait à la période d’estimation 
suivant qu’elle recouvre ou non la déréglemen-
tation financière. Cette libéralisation a vraisem-
blablement induit de nombreux changements 
dans la sphère financière (privatisations qui ont 
augmenté les possibilité de détention directe et 
indirecte d’actions, création des organisations 
de placement collectif en valeurs mobilières 
(OPCVM)) et est intervenue simultanément à 
des changements de la politique du logement. 
De surcroît, le fait que la somme des élasticités 
n’a pas été contrainte à un dans nos spécifica-
tions (cette contrainte n’est pas acceptée par les 

données dans de nombreux cas, ce qui est nor-
mal quand on analyse une partie seulement de la 
consommation) ou la date à laquelle nous avons 
calculé le ratio consommation/richesse pour la 
conversion MPC/élasticité, ou encore la prise 
en compte de plusieurs estimateurs différents 
expliquent également les divergences entre les 
estimations des coefficients. Concernant les 
ajustements de court terme, nos résultats indi-
quent que les ménages français ont un compor-
tement similaire à celui de leurs homologues 
allemands (Hamburg et al., 2008). En revan-
che, ces comportements diffèrent de ceux des 
ménages américains : pour ces derniers, ce sont 
les prix d’actifs qui s’ajustent en priorité à un 
écart des variables à leur relation de long terme 
(Lettau et Ludvigson, 2004).

Il reste bien des voies à explorer pour amélio-
rer notre connaissance des mécanismes et des 
comportements en période de crise : notamment 
chercher à savoir si la crise financière n’a pas 
généré des comportements non linéaires, en 
particulier vis-à-vis des prix immobiliers. Une 
approche complémentaire à partir de données 
microéconométriques permettrait également de 
dresser un portrait du type d’agent le plus sensi-
ble à l’effet de richesse.� •
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Annexe 1____________________________________________________________________________________

Au-delà du fait que le prix des actifs financiers intègre de 
l’information sur l’activité future, les revenus futurs des 
ménages et donc leur consommation, la théorie écono-
mique justifie que la richesse des ménages détermine 
directement leur consommation. Ces approches théo-
riques peuvent se scinder en deux grands courants. La 
première approche, la plus ancienne, est déduite de la 
résolution du programme du consommateur. Elle met 
en lumière les sources potentielles d’instabilité de cette 
relation de long terme ainsi que les caractéristiques par-
ticulières de la richesse immobilière. À l’opposé, l’ap-
proche la plus récente ne nécessite pas d’hypothèses 
a priori sur les paramètres de la fonction d’utilité des 
ménages. Elle a été développée par Lettau et Ludvigson 
((2001) et (2004)), au prix de nombreuses hypothèses, 
dans le but de savoir quelle(s) variable(s) s’ajustai(en)t, 
de la consommation, des revenus ou de la richesse (prix 
des actifs) dans le cas d’un déséquilibre dans la relation 
de long terme entre ces trois variables.

Modèles basés sur la fonction de consommation

Dans la théorie du revenu permanent initiée par Friedman 
(1957) ou du cycle de vie développée par Brumberg et 
Modigliani (1954), le consommateur est supposé ration-
nel. Il maximise son utilité compte tenu de sa contrainte 
budgétaire sans contrainte de liquidité (il peut emprun-
ter à volonté dans la mesure où son patrimoine brut est 
supérieur à ses crédits à la fin de sa vie). En s’inspirant 
largement de Bonnet et Dubois (1995) et Muellbauer 
et Lattimore (1995), cela s’écrit de manière formelle 
comme :

 � (1)

avec C la consommation à la date t en volume, Pt le prix 
à la consommation à la date t, An

t la richesse de la fin de 
période t en valeur (richesse nominale), it le taux d’intérêt 
nominal de la période t, Yt le pouvoir d’achat du revenu 
hors revenu de la propriété perçu au cours de la période 
t, U la fonction d’utilité et δ le taux d’escompte psycho-
logique.

En l’absence d’incertitude sur la durée de vie et de motif 
pour laisser un patrimoine après son décès, le consom-
mateur ne laisse aucune richesse à la date T si bien que 
An

T = 0. Afin de simplifier les écritures, le taux d’intérêt réel 
sera supposé constant. Les deux contraintes budgétaires 
peuvent donc se simplifier en une seule équation :

 � (2)

où A-1 désigne le pouvoir d’achat de la richesse à la 
période t-1 et r le taux d’intérêt réel.

La résolution par la méthode du Lagrangien aboutit à 
une condition de premier ordre (ou équation d’Euler) sur 
l’évolution de la consommation C :

LES BASES THÉORIQUES DE L’EFFET DE RICHESSE

 � (3)

Le système des équations (2) et (3) ne peut se résoudre 
analytiquement sans hypothèses supplémentaires. Si on 
suppose que la fonction d’utilité est isoélastique, soit :

 � (4)

avec ρ > -1.

Le programme du consommateur se résout alors et l’on 
obtient le profil de la consommation suivant :

 � (5)

L’élasticité intertemporelle de substitution 

mesure alors, avec le taux d’escompte, la sensibilité 
des choix intertemporels à la variation des prix relatifs. 
Compte tenu de la contrainte budgétaire,

 � (6)

avec

�

 (7)

La consommation est donc proportionnelle à la richesse 
détenue à la fin de la période précédente (effet de 
richesse) et à la valeur actualisée de l’ensemble des 
revenus du travail que l’on qualifie de richesse humaine. 
L’ampleur de l’effet de richesse diminue quand l’hori-
zon de placement du consommateur T se raccourcit et 
quand le taux d’intérêt réel r augmente. La propension 

à consommer  évolue entre 1 et , 

inférieur à 1, quand l’horizon de placement tend vers l’in-
fini. À titre d’illustration, Altissimo et al. (2005) situent des 
valeurs admissibles de propension à consommer entre 
3 et 10 centimes par an pour une hausse de la richesse 
de 1 euro.

Spécificités de la richesse immobilière

Alors que les ménages ne retirent aucune utilité liée à 
la détention d’un actif non immobilier en dehors de sa 
valeur, les propriétaires-occupants profitent d’un service 
de logement issu de leur patrimoine immobilier. Cette 
spécificité modifie les effets de richesse attendus.

Muellbauer (2009) montre que la hausse du prix de l’im-
mobilier peut même aboutir à une baisse de la consom-
mation totale dans le modèle simple suivant. On note 
Ch la consommation en service de logement et Cxh la 
consommation hors service de logement. Si l’on sup-
pose que le prix relatif ph du service de logement par 
rapport à la consommation hors service de logement 
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est constant au cours du temps, alors on peut utili-
ser le théorème d’agrégation de Hicks et considérer la 
consommation hors logement au cours de la vie dans 
son ensemble, tout comme celle de service de loge-
ment. L’équation (6) devient alors :

 � (8)

Dans le cas d’une modification du prix relatif du service 
du logement, on obtient :

 � (9)

où dA-1 = dph × H, H étant le patrimoine immobilier. Il 
s’ensuit :

 � (10)

Dans un modèle plus développé d’équilibre général 
à générations imbriquées à la Yaari-Blanchard, Buiter 
(2008) montre que ni la consommation hors service de 
logement ni celle de service de logement ne dépendent 
de la valeur fondamentale du prix de l’immobilier. En 
revanche, elles peuvent être sensibles aux bulles immo-
bilières.

L’intuition est que chacun doit se loger. La consomma-
tion des propriétaires peut progresser lors d’une aug-
mentation des prix, mais celle des locataires ou futurs 
propriétaires, doit alors diminuer. Les prix de l’immobilier 
jouent donc un rôle sur la distribution de la richesse mais 
pas nécessairement sur la consommation totale (voir 
Muellbauer (2008) et Buiter (2008)).

Ces résultats ne prennent pas en compte d’éventuelles 
imperfections des marchés financiers. Les contraintes 
de crédit peuvent modifier l’influence des prix immobi-
liers sur la consommation dans deux directions différen-
tes :

les contraintes de crédits pour les primo-accédants --
les amènent à épargner l’apport personnel requis pour 
acquérir leur premier logement. Cet apport étant pro-
portionnel à la valeur de l’acquisition, une hausse des 
prix immobiliers entraîne une augmentation de l’apport 
personnel et une baisse de la consommation. L’Italie 
était un bon exemple de ce mécanisme. Il est à noter 
que ces contraintes de crédit n’affectent pas la capacité 
des ménages à lisser leur consommation au cours du 
cycle ;

dans certains pays comme les États-Unis ou le --
Royaume-Uni, il est possible d’utiliser le logement en 
garantie de prêt à la consommation. Dans ce cas, une 
hausse des prix de l’immobilier soutient la consomma-
tion.

Enfin, d’autres caractéristiques, qui peuvent concerner 
tous les actifs, immobiliers ou financiers, ont aussi un 
impact sur la propension à consommer des ménages. 
Mishkin (2007) suggère que les mouvements des prix 
immobiliers sont, plus souvent que le prix des autres 
actifs, déconnectés des évolutions de la productivité 
de l’ensemble de l’économie et dépendent souvent des 
effets de contrainte d’offre, ce qui induirait une propen-
sion à consommer plus faible pour la richesse immo-
bilière que pour la richesse financière. La taxation, le 
caractère plus ou moins liquide des actifs et la volatilité 

des prix peuvent aussi modifier le comportement des 
ménages (1)1. La présence de coût de transaction (taxa-
tion, illiquidité), notamment pour l’immobilier, tendrait 
à diminuer la réponse des consommateurs aux petits 
chocs mais à l’amplifier pour des chocs importants 
(Cocco, 2005). Par ailleurs, le niveau moyen de richesse 
des détenteurs d’un actif influe sur la propension à 
consommer cet actif en particulier. Ainsi, les détenteurs 
d’actions ayant un niveau de revenu supérieur à celui des 
propriétaires dans l’immobilier, la propension à consom-
mer la richesse en actions pourrait être inférieure à celle 
à consommer la richesse immobilière Au total, les modè-
les théoriques suggèrent un impact positif de la richesse 
financière sur la consommation mais ne permettent pas 
de trancher sur l’ampleur relative des effets de richesse 
financière et immobilière, ni même sur le signe de l’effet 
de richesse immobilière, qui dépendent fortement des 
facteurs institutionnels nationaux cités plus haut.

Modèles basés sur la contrainte budgétaire

L’approche précédente est donc soumise à de très 
nombreuses hypothèses. Lettau et Ludvigson (2001) 
cherchent à dériver une relation de cointégration entre 
la consommation, le revenu et les composantes de la 
richesse à partir de l’expression de la seule contrainte 
budgétaire (2). Campbell et Mankiw (1989) avaient réar-
rangé cette dernière sous sa forme log-linéarisée de 
manière à en extraire l’expression de la richesse totale, 
établissant la relation suivante :

 � (11)

où ct, wt et rt représentent respectivement le logarithme 
de la consommation, du pouvoir d’achat de la richesse 
totale et du rendement brut de la richesse totale 
(actifs financiers, immobiliers et richesse humaine) et 

. L’interprétation de cette équation 
est que le comportement des ménages, donné par le 
ratio de la consommation sur la richesse totale dans le 
membre de gauche (épargne) donne de l’information sur 
leurs anticipations de croissance de la consommation 
et de rendements des actifs situées dans le membre de 
droite de l’équation. Si les variations de consommation 
et le rendement de la richesse sont stationnaires, alors 
il existe une relation de cointégration potentielle entre 
consommation et richesse. Le problème de l’équation 
(11) réside dans le fait que la richesse totale n’est pas 
observable, ce qui rend vaine toute tentative d’investi-
gation économétrique. L’apport de Lettau et Ludvigson 
(2001), popularisée sous la dénomination d’appro-
che cay, est d’avoir modifié la précédente équation en 
adoptant plusieurs hypothèses sur la richesse humaine 
et les actifs. En supposant que la richesse totale est 
une moyenne pondérée des deux sortes de richesse 
avec une part approximativement constante ω dans 
la richesse totale et que les revenus du travail courant 
déterminent la richesse humaine, ce qui est une hypo-
thèse extrêmement forte, l’équation (11) peut être réé-
crite sous la forme suivante, où zt est une variable sta-
tionnaire de moyenne nulle :

1.  En France, les propriétaires-occupants ne paient pas d’impôt 
sur le revenu sur les services de logement qu’ils se fournissent 
à eux-mêmes et ont pu même bénéficier de déductions fisca-
les liées au versement des intérêts d’emprunts immobiliers. A 
contrario les transactions immobilières sont taxées.
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� (12)

Bien que la part wt soit non observable, il est néan-
moins à présent possible d’estimer économétrique-
ment la relation exprimée (voir Lettau et Ludvigson 
(2004)). Le principal apport de cette approche est d’es-

timer conjointement les dynamiques de long et court 
terme de la consommation, du revenu et de la richesse 
et de mettre en évidence que les déséquilibres de long 
terme ne sont pas corrigés uniquement par les varia-
tions de la consommation. En particulier, elle rationa-
lise les approches empiriques qui estimaient les effets 
de richesse avec une richesse lissée comme mesure 
des variations jugées permanentes par les consomma-
teurs.
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Annexe 2____________________________________________________________________________________

La plupart des données sont issues des comptes trimes-
triels (cf. tableau A). Les taux d’intérêt créditeurs immo-
biliers sont ceux appliqués aux nouveaux crédits, la plu-
part des taux d’intérêt créditeurs immobiliers étant fixes 

en France. Les séries de taux d’intérêt MFI débutant en 
2003, elles ont été rétropolées à partir de différentes 
séries arrêtées, voir notamment Boutillier et Rousseaux 
(2005).

Les données

Tableau A
Source des données

Nom des séries Dénomination complète Sources

Consommation Dépenses de consommation des ménages Comptes nationaux trimestriels, Insee

Revenu des ménages revenu disponible (B6) à l’exclusion des 
revenus de la propriété nets (d40) et loyers 
imputés (partie de b2)

Comptes nationaux trimestriels, Insee

Déflateur de la consommation Déflateur de dépenses de consommation des 
ménages

Comptes nationaux trimestriels, Insee

Richesse financière nette Actifs financiers des ménages nets de dettes Comptes nationaux trimestriels financiers, 
Banque de France

Richesse immobilière Actifs non financiers : terrains bâtis et loge-
ments

Comptes de patrimoine, Insee (*)

Intérêts payés pour les prêts 
immobiliers

Intérêts payés pour les prêts immobiliers Données des comptes bancaires annuels 
converties en données trimestrielles (**)

Taux d’intérêts créditeurs pour 
les prêts immobiliers

Taux d’intérêts créditeurs pour les prêts 
immobiliers

Données monétaires de la Banque de France

Taux de défaillance des ménages Créances douteuses / total des credits aux 
ménages

Données monétaires de la Banque de France

Taux de chômage Taux de chômage au sens du BIT Insee

Lecture : (*) la conversion en données trimestrielles est réalisée à partir d’un indice de prix immobiliers ; (**) les données sont converties 
sans utiliser un indice comme guide, voir Demuynck et al. (2008), Kierzenkowski et Oung (2007), Wilhelm (2005).

Tests de racine unitaire et tests de robustesse

Tableau B
Tests de racine unitaire usuels

Variables
Dickey- Fuller Augmenté Dickey Fuller- GLS Conclusion

Constante
Constante / 
tendance

Constante
Constante / 
tendance

Log consommation 0,05 (- 9,10) - 0,98 (- 9,05) 1,18 (- 8,66) - 1,00 (- 9,06) I(1)

Log consommation D - 1,02 (- 5,65) - 1,84 (- 5,64) - 1,14 (- 2,94) 2,81 (- 0,88) I(1)

Log consommation F - 0,06 (- 9,38) - 1,07 (- 9,32) - 1,05 (- 9,29) 5,14 (- 8,87) I(1)

Log richesse financière réelle - 1,44 (- 8,23) - 2,44 (- 8,27) 1,90 (- 8,06) - 1,85 (- 8,12) I(1)

Log richesse financière réelle D - 1,69 (- 8,38) - 2,58 (- 8,43) - 1,71 (- 8,50) 1,80 (- 8,22) I(1)

Log richesse financière réelle F - 1,47 (- 8,12) - 2,53 (- 8,16) - 1,85 (- 8,02) 1,84 (- 7,98) I(1)

Log richesse immobilière réelle 0,52 (- 1,65) - 1,57 (- 2,10) - 2,05 (- 1,79) 0,43 (- 1,63) I(2) ?

Log richesse immobilière totale D - 0,23 (- 0,99) - 0,08 (- 1,50) - 1,75 (- 1,67) - 2,13 (- 1,70) I(2) ?

Log richesse immobilière totale F 1,61 (- 1,44) - 1,67 (- 1,66) - 2,09 (- 1,68) - 0,13 (- 0,96) I(2) ?

Log richesse totale 0,96 (- 5,83) - 0,27 (- 5,93) 1,37 (- 5,87) - 1,43 (- 5,97) I(1)

Log richesse totale D 2,54 (- 2,43) 0,87 (- 8,19) 6,36 (- 2,45) - 1,41 (- 2,73) I(1)

Log richesse totale F 1,96 (- 6,21) 0,45 (- 6,59) 3,32 (- 2,26) - 0,92 (- 6,44) I(1)

Log revenu réel - 1,38 (- 12,39) - 1,87 (- 12,43) 1,93 (- 10,96) - 1,34 (- 12,31) I(1)

Log revenu réel D 0,60 (- 4,11) - 1,96 (- 4,18) - 2,02 (- 2,11) - 2,20 (- 3,00) I(1)

Log revenu réel F 0,53 (- 11,04) - 1,22 (- 11,05) 3,37 (- 2,43) - 1,35 (- 10,33) I(1)

Log richesse réelle totale - 1,38 (- 12,40) - 1,87 (- 12,42) - 1,33 (- 12,31) 1,93 (- 10,96) I(1)

Consommation/revenu D - 2,36 (- 12,25) - 3,16 (- 12,24) 0,21 (- 4,54) - 1,72 (- 4,79) I(1)

Consommation/revenu F - 2,25 (- 13,37) - 3,21 (- 13,37) - 2,43 (- 12,95) - 0,45 (- 12,22) I(1)

Richesse totale/revenu 3,74 (- 3,13) 1,49 (- 7,42) 5,77 (- 2,82) - 1,14 (- 7,51) I(1)

Richesse immobilière/revenu - 2,48 (- 2,65) 0,68 (- 2,20) 0,34 (- 2,04) - 2,12 (- 2,65) I(2) ?

Richesse financière/revenu - 1,44 (- 8,17) 2,02 (- 8,16) 0,62 (- 8,20) - 1,84 (- 8,20) I(1)

Lecture : les valeurs expriment les statistiques des tests de racine unitaire (Dickey Fuller Augmenté et Dickey-Fuller GLS) et sont à com-
parer aux valeurs tabulées. Les valeurs entre parenthèses sont les statistiques obtenues pour les différences premières des variables. Les 
résultats en gras indiquent des variables I(2) c’est-à-dire intégrées d’ordre deux. D : biens de consommation non durables ; F : consom-
mation à l’exclusion des services financiers.
Source : données Insee et Banque de France
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Tableau C
Test de racine unitaire avec deux points de rupture de Lee et Strazicich

Variables k Statistique

Richesse immobilière/revenu 0 1997:01, 2004:04 - 9,39

Log richesse immobilière réelle 1 6 1996:01, 2003:02 - 5,76

Log richesse immobilière réelle 2 3 1991:02, 1997:03 - 5,05

Lecture : les statistiques sont calculées pour des variables transformées en différence première. k est le nombre de retards inclus pour 
corriger l’autocorrélation sérielle et  dénombre les points de rupture estimés selon la méthode de Lee et Strazicich. 1 : biens de 
consommation non durables 2 : consommation à l’exclusion des services financiers.
Source : données Insee et Banque de France

Tableau D
Tests de spécification

Élasticité 1   Élasticité 2 

DOLS ML GLS DOLS ML GLS

Richesse décomposée

Portmanteau 0,00 0,00 0,98 0,00 0,55 0,56

LM(4) 0,00 0,18 0,00 0,03 0,23 0,00

LM(8) 0,01 0,93 0,00 0,05 0,39 0,00

JB 0,68 0,00 0,25 0,32 0,44 0,03

ARCH 0,42 0,45 0,42 0,17 0,62 0,46

Retards 1 6 1 2 2 2

Log vraisemblance 256,70 1163,44 1002,74 298,86 1117,65 1093,54

Richesse agrégée

Portmanteau 0,00 0,68 0,95 0,00 0,85 0,22

LM(4) 0,00 0,92 0,00 0,00 0,48 0,03

LM(8) 0,00 0,32 0,01 0,00 0,91 0,06

JB 0,99 0,03 0,39 0,36 0,03 0,07

ARCH 0,15 0,92 0,95 0,00 0,90 0,62

Retards 5 5 1 2 2 1

Log vraisemblance 258,09 975,58 807,20 257,67 912,24 806,91

  MPC 1 MPC 2

DOLS ML GLS DOLS ML GLS

Richesse décomposée

Portmanteau 0,00 0,26 0,67 0,15 0,12 0,01

LM(4) 0,01 0,29 0,00 0,05 0,49 0,00

LM(8) 0,02 0,64 0,00 0,09 0,03 0,00

JB 0,66 0,03 0,68 0,32 0,03 0,02

ARCH 0,06 0,29 0,98 0,76 0,36 0,49

Retards 5 5 5 3 3 1

Log vraisemblance 250,87 1473,56 1368,38 279,40 1469,46 1948,53

Richesse agrégée

Portmanteau 0,00 0,96 0,37 0,00 0,87 0,43

LM(4) 0,00 0,91 0,00 0,00 0,70 0,00

LM(8) 0,00 0,55 0,00 0,00 0,47 0,00

JB 0,08 0,10 0,17 0,26 0,81 0,56

ARCH 0,71 0,37 0,86 0,00 0,51 0,89

Retards 4 3 3 2 2 2

Log vraisemblance 236,44 799,07 768,38 257,67 803,56 784,92

Lecture  : MPC : propension marginale à consommer. Portmanteau et LM désignent respectivement les tests de Portmanteau et du 
multiplicateur de Lagrange de Breush-Godfrey pour tester l’autocorrelation des résidus. Pour ce dernier, la valeur entre parenthèse men-
tionne le nombre de retards retenus. JB se réfère à la statistique de Jarque-Bera pour contrôler la normalité des résidus et ARCH au test 
d’hétéroscédasticité. Tous les résultats sont exprimés sous forme de probabilités. Le test LM est plus adapté au test de l’autocorrélation 
sérielle d’ordre faible, contrairement au test de Portmanteau (voir notamment Lütkepohl, 2008).
Source : données Insee et Banque de France.
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Tableau E
Test de Wald d’égalité des effets richesse financiers et immobiliers

Élasticité 1 Élasticité 2 MPC1 MPC2

Statistique F 0,11 0,05 0,00 0,00

Lecture : MPC : propension marginale à consommer. Sous l’hypothèse nulle de restriction (le modèle contraint et le modèle non contraint 
sont identiques), les coefficients associés aux effets financiers et immobiliers sont égaux. Les valeurs du tableau sont les probabilités 
associées à la statistique F. Ainsi une probabilité inférieure ou égale à 5 % permet de rejeter l’hypothèse nulle d’égalité des effets 
richesse.
Source : données Insee et Banque de France

Test du CUSUM des carrés

A - DOLS, élasticité, consommation hors 
biens durables (décomposée)

B - DOLS, élasticité, consommation hors 
biens durables (agrégée)

C - DOLS, MPC, consommation hors biens 
durables (agrégée)

D - DOLS, MPC, consommation hors bien 
durables (décomposée)
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E - DOLS, élasticité, consommation hors 
services financiers (décomposée)

F- DOLS, élasticité, consommation hors 
services financiers (agrégée)

G - DOLS, MPC, consommation hors services 
financiers (décomposée)

H - DOLS, MPC, consommation hors services 
financiers (agrégée)


