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Consommation, patrimoine des ménages 
et marché immobilier en France

Consumption, household portfolios and the housing market in France

Valérie Chauvin* and John Muellbauer**

Résumé – La consommation et le patrimoine des ménages réagissent à des facteurs com‑
muns (changements des conditions de crédit, des taux d’intérêt, des anticipations de revenus 
ou encore des facteurs démographiques), qui doivent être identifiés pour isoler en creux les 
effets de richesse. Selon un modèle à six équations de la consommation et des actifs nets des 
ménages, la propension marginale à consommer le patrimoine financier est similaire en France, 
aux États‑Unis ou au Royaume‑Uni, mais elle est plus faible et même négative pour le patri‑
moine immobilier. En effet, en France, une hausse des prix immobiliers conduit les ménages 
non propriétaires à économiser davantage, pour constituer un apport personnel ou en prévision 
de loyers plus élevés. Lors de la flambée des prix du logement entre 1996 et 2008, l’impact 
positif sur la consommation de l’augmentation du patrimoine immobilier et d’un accès plus 
facile au crédit a été neutralisé par l’impact négatif de l’augmentation des prix du logement et 
de l’endettement, ce qui a empêché l’amplification des rétroactions, via la consommation, telle 
qu’observée aux États‑Unis.

Abstract – Consumption and wealth co‑move because of shifts in credit conditions, interest 
rates, income expectations or demographics, whose impact should be identified to disentangle 
wealth effects. The findings for France from a 6‑equation model for consumption and the main 
elements of household portfolios are that marginal propensities to consume financial wealth are 
comparable to those in the US or the UK, but housing wealth effects are far weaker, and aggre‑
gate consumption falls with higher house prices relative to income. This is interpreted as the 
need for younger households in France then to save more if they wish to become homeowners, 
while other tenants can expect rents to increase in the future, saving more in consequence. The 
estimates suggest that during the French house price boom between 1996 and 2008, offsets from 
the negative effect of higher house prices and higher debt neutralized the positive effects of 
higher housing wealth and easier credit on consumption, evading the amplifying feedbacks, via 
consumption, of the US boom.
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La crise des subprimes aux États‑Unis, à 
l’origine de la crise financière mondiale, a 

débuté par une surévaluation massive des prix 
des actifs, et notamment de l’immobilier. Cette 
surévaluation a tout naturellement conduit à une 
chute des prix immobiliers, entraînant l’accélé‑
rateur financier dans une phase descendante. La 
baisse des prix immobiliers réduit l’investisse‑
ment résidentiel et la consommation dans les 
pays où l’immobilier sert de garantie aux crédits 
à la consommation, comme les États‑Unis et le 
Royaume‑Uni. Une chute des prix immobiliers 
augmente par conséquent les créances douteuses 
et réduit le capital des banques, ce qui affecte 
leur capacité à accorder des crédits. Le resser‑
rement du crédit se répercute à son tour sur l’in‑
vestissement résidentiel et la consommation des 
ménages, accroissant le chômage et réduisant le 
PIB, ce qui affecte de nouveau la demande en 
logements et le capital des banques.

Au niveau macroéconomique, le rôle de l’effet de 
levier et du marché immobilier dans l’instabilité 
financière a été largement démontré (Cerutti et al., 
2017 ; Mian et al., 2017). Mian et Sufi (2014) ont 
apporté des éléments microéconomiques subs‑
tantiels sur le rôle joué par l’évolution du crédit 
dans la crise des subprimes aux États‑Unis ainsi 
que sur l’effet du niveau élevé d’endettement des 
ménages. Jordà et al. (2016) ont attiré l’attention 
sur le rôle croissant des garanties immobilières 
sur les crédits bancaires dans la plupart des pays 
avancés, ainsi que dans les crises financières. 
Le rapport du FMI d’octobre 2017 (FMI, 2017) 
sur la stabilité financière soulignait aussi le rôle 
déterminant du crédit hypothécaire et d’effets 
non linéaires : les effets sont plus prononcés à de 
hauts niveaux de taux d’endettement, et dans les 
pays où les mouvements de capitaux sont libres 
et les régimes de change fixes.

Beyer et al. (2017) notent l’importance des effets 
de richesse et de l’hétérogénéité, y compris entre 
les pays. Ces effets sont au cœur du modèle multi‑
national en construction de la BCE, pour les cinq 
plus grands États membres de la zone euro. Ce 
modèle s’inscrit ainsi dans la lignée des modèles 
macroéconométriques, très appréciés actuelle‑
ment des banques centrales, qui n’imposent pas la 
rationa lité des comportements micro économiques 
des agents représentatifs comme dans les modèles 
d’équilibre général dynamique stochastique (ou 
DSGE, Dynamic Stochastic General Equilibrium) 
de la Nouvelle économie keynésienne, mais 
accordent plus de place aux observations empi‑
riques. Toutefois, la plupart des versions de ces 
modèles ne font dépendre la consommation que 
de la richesse nette comme mesure de patrimoine 

et ignorent les changements des conditions de 
crédit. La modélisation à équations multiples 
du secteur des ménages, présentée ici pour  
la France, évalue la validité de ces hypothèses.

La France fonctionne‑t‑elle de manière similaire aux 
économies anglosaxonnes, où les fluctuations des 
prix des actifs immobiliers ou financiers entraînent 
des variations de la consommation, ce qui ampli‑
fient les effets de l’accélérateur financier et sont 
partie intégrante du mécanisme de transmission de 
la politique monétaire. Son cadre institutionnel est 
très différent, notamment parce que les possibilités 
de crédits garantis par des biens immobiliers (cré‑
dits hypothécaires rechargeables ou « home equity 
withdrawal ») sont bien plus rares, le régime de 
retraites repose principalement sur un système par 
répartition et la participation aux marchés boursiers 
est bien inférieure. La littérature actuelle, présen‑
tée dans le complément en ligne C1, reconnaît que 
les effets de richesse sont plus faibles en France. 
Toutefois, les estimations macro économiques de 
la propension marginale à consommer (PMC) le 
patrimoine net sont très variables (de 0.4 centime  
à 4.6 centimes par euro supplémentaire de patri‑
moine), reflétant dans une large mesure des pro‑
blèmes de spécification des modèles, tels que 
l’omission de variables de contrôle. Font partie 
de ces variables le revenu permanent (c’est‑à‑dire 
des anticipations de croissance du revenu), et les 
conditions de crédit (dont les fortes variations sont 
documentées dans le complément en ligne C3). 
Sur données microéconomiques, Arrondel et al. 
(2014) mettent en évidence une PMC du patri‑
moine financier dans la partie basse de la four‑
chette, à 0.5 centime par euro, et de fortes disparités  
entre ménages et par type de patrimoine.

Les décisions en matière de consommation, 
d’épargne et de portefeuille sont soumises à des 
chocs communs et à des modifications com‑
munes de l’environnement économique et démo‑
graphique, aussi est‑il important de modéliser 
ces décisions conjointement, à l’aide d’un sous‑ 
système d’équations, dans une approche macro‑
économique. Dans cet article, nous adoptons le 
modèle d’Aron et al. (2012) d’une fonction de 
consommation du revenu permanent « augmen‑
tée du crédit ». Cette représentation recouvre le 
modèle classique du revenu permanent, consi‑
déré comme un cas particulier, mais prend aussi 
en compte les changements liés à la disponibi‑
lité du crédit et à l’hétérogénéité du patrimoine. 
Dans la mesure où il n’existe aucune mesure 
directe de l’accès au crédit sur longue période en 
France, nous utilisons une méthode de variable 
latente pour mesurer les conditions de crédit 
dans un système à six équations visant à estimer 
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la consommation, les crédits immobiliers, les 
crédits à la consommation, les actifs liquides, 
les prix immobiliers et le revenu permanent de 
1981T2 à 2016T4. Cela revient à une transpo‑
sition sur séries temporelles macroéconomiques 
du « canal du crédit déterminé par la demande 
des ménages » de Mian et Sufi (2018).

L’article est structuré comme suit. Le cadre 
théorique sous‑jacent à la détermination éco‑
nométrique de l’équation de consommation est 
présenté. Ensuite, la démarche empirique est 
exposée, avec les spécifications des modèles 
empiriques finalement retenues. Enfin, les prin‑
cipales conclusions sont tirées. L’annexe et les 
compléments en ligne fournissent respective‑
ment des informations sur les données utilisées 
et une revue de littérature plus large.

Théorie macroéconomique,  
fonction de consommation et cadre  
de modélisation

Blanchard (2018) soutient que, par contraste 
avec les modèles d’équilibre général dynamique 
stochastique (« DSGE »), « une modélisation 
partielle de l’équilibre et son estimation sont 
indispensables pour comprendre les mécanismes  
particuliers pertinents pour l’analyse macro‑
économique ». En particulier, Hendry et 
Muellbauer (2018) critiquent les modèles DSGE 
de la Nouvelle économie keynésienne à agents 
représentatifs, qu’ils jugent insuffisants en termes 
de stochastique (incertitude et hétérogénéité 
réduites à un rôle trivial), de dynamique (déca‑
lages clés entre variables négligés), d’équilibre 
général (rétroactions essentielles, telles que celles 
observées lors de la crise financière, ignorées) et de 
contenu keynésien (défauts de coordination sur les 
marchés du travail et de la finance sous‑estimés).

Fonction de consommation

Le revenu de chaque ménage suit une évolution 
incertaine, idiosyncratique et non assurable, et 
cette incertitude interagit avec les contraintes de 
crédit ou de liquidité. Le modèle de l’asymétrie 
d’information, qui a révolutionné la théorie éco‑
nomique dans les années 1970 et valu aux éco‑
nomistes Akerlof, Spence et Stiglitz le prix Nobel 
d’économie, permet d’expliquer cet environne‑
ment économique. Les recherches de Deaton 
(1991, 1992) et de Carroll (1992, 2000, 2001, 
2014), ainsi que la nouvelle génération de modèles 
à agents hétérogènes impliquent que l’horizon 
des ménages est en général hétérogène et très 

court, avec un comportement « au jour le jour » 
même pour les ménages les plus riches (Kaplan 
et al, 2014). Kaplan et al. (2018) ont intégré ces 
caractéristiques dans un modèle DSGE, mais sans 
endogéniser le logement, tandis que Hedlund et 
al. (2017) ont produit un modèle DSGE avec un 
marché immobilier frictionnel. Kaplan et Violante 
(2018) détaillent des implications supplémen‑
taires des modèles à agents hétérogènes, ainsi que 
les limites des modèles existants et les questions 
de recherche encore non résolues, concernant par 
exemple la valorisation des actifs et le risque lié 
au revenu du travail. Ils reconnaissent que les ver‑
sions actuelles de modèle à agents hétérogènes 
de la Nouvelle école keynésienne « négligent 
l’impact potentiellement important des effets de 
richesse sur la consommation des ménages for‑
tunés susceptibles de survenir suite à des varia‑
tions des prix des actifs », question à laquelle le 
présent article apporte des résultats empiriques. 
On observe aussi de plus en plus d’éléments 
empiriques concernant la transmission des poli‑
tiques monétaires par le canal de la trésorerie 
(cash‑flow channel), cohérente avec l’existence 
de contraintes d’hétérogénéité et de liquidité (voir 
La Cava et al. (2016) pour des estimations sur 
données microéconomiques en Australie ; Aron 
et al. (2012) pour des estimations sur données 
macroéconomiques au Royaume‑Uni).

Les contributions de Thaler sur l’économie 
comportementale et le défaut de compétences 
financières (Clark et al., 2017, par exemple) 
contredisent l’hypothèse d’un comportement 
rationnel partagé. Les mécanismes alternatifs 
d’anticipation, l’incertitude radicale et les ruptures 
structurelles, en particulier les changements dans 
la structure des marchés du crédit, n’ont jusqu’à 
présent pas été intégrés aux modèles DSGE uti‑
lisés pour la prise de décision des banques cen‑
trales. En revanche, ils sont bien pris en compte 
dans le modèle d’équilibre partiel quantitatif du 
secteur des ménages estimé sur données agrégées 
présenté ci‑dessous. Pour en déduire des résultats 
en termes d’équilibre général, il serait nécessaire  
d’insérer ce module dans un modèle macro‑
économique plus large, comprenant des méca‑
nismes de rétroaction de la politique économique.

La forme classique la plus simple de modélisa‑
tion de la consommation en fonction du revenu 
permanent est la suivante, utilisant l’approxi‑
mation log‑linéaire comme dans Muellbauer et 
Lattimore (1995) :

ln lnc y y y A yt t t
p

t t t( ) = + ( ) + −α γ0 1  (1)

où c désigne la consommation, y le revenu hors 
revenus de la propriété, y p le revenu permanent 
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hors revenus de la propriété, et A le patrimoine 
net. La propension marginale à consommer le 
patrimoine net est γ.

Si les taux d’intérêt réels sont variables, la théo‑
rie standard de la consommation suggère que le 
taux d’intérêt réel rt  reflète des effets de subs‑
titution intertemporelle et des effets de revenu. 
L’extension de ce modèle pour inclure des 
anticipations de revenu probabilistes implique 
l’introduction d’un élément d’incertitude sur 
les revenus. Le coefficient d’actualisation δ  de 
l’anticipation de la croissance du revenu mesurée 
par ln y yt

p
t( )  devrait alors intégrer une prime 

de risque, donnant ainsi la possibilité que cer‑
tains ménages appliquent dans leurs prévisions 
du futur un facteur d’actualisation plus élevé que 
le taux d’intérêt réel.

Par ailleurs, les différents types d’actifs peuvent 
être associés à des niveaux différents de propen‑
sion marginale à consommer. Première raison : il 
existe une différence fondamentale entre le patri‑
moine immobilier d’un propriétaire occupant 
et les actifs financiers, car avoir un toit permet 
de s’abriter et a une valeur d’utilité en plus de 
sa valeur en tant qu’actif (voir à ce sujet Buiter, 
2010, et Aron et al., 2012). Deuxième raison : en 
présence de contraintes de crédit, le patrimoine 
immobilier peut avoir une fonction de garantie 
de crédit (voir Muellbauer, 2007, ou Aron et al., 
2012, pour plus de détails sur ce sujet). Enfin, 
troisième raison : les actifs financiers illiquides, 
comme le patrimoine immobilier, peuvent être 
soumis à la volatilité des prix des actifs ainsi 
qu’à des restrictions ou des coûts de transaction 
(Kaplan et al., 2014 ; Kaplan et al., 2018).

Enfin, le ratio de la consommation au revenu 
varie en fonction de l’effet des contraintes de 
crédit et de l’âge, voir les résultats empiriques de 
Fesseau et al. (2009) sur l’impact de la structure 
démographique sur la consommation.

La relation de long terme1 de la fonction de 
consommation globale généralisée augmentée 
du crédit est la suivante :

ln lnc y r rl y y

NLA y IFA
t t t t t t t t t

p
t

t t t

( ) = + + + ( )
+ +− −

α α α α

γ γ
0 1 2 3

1 1 2

E

11 3 1

4 1 1 5

y HA y
hp y y demog

t t t t

t t t t

+
+ ( ) +

−

− −

γ
γ ln

 
 

(2)

Où r est le taux d’intérêt réel sur les emprunts et 
rl le taux d’intérêt réel sur les actifs liquides. La 
valeur nette du patrimoine A est remplacée par 
une décomposition en trois entre actifs liquides 
nets de l’endettement2 NLA, actifs financiers illi‑
quides IFA, et patrimoine immobilier brut HA, 

avec des propensions marginales différentes. hp 
désigne un indice des prix de l’immobilier, tan‑
dis que demog représente la proportion d’adultes 
de la classe d’âge précédant la retraite dans la 
population. En prenant en compte des indicateurs 
numériques tels que les indices de conditions de 
crédit (CCI) pour le crédit immobilier (MCCI) et 
pour les crédits à la consommation (CRCCI), il 
est possible de définir chaque paramètre variable 
dans le temps comme une fonction linéaire des 
CCI et de tester des hypothèses sur leurs varia‑
tions dans le temps.12

La constante α0t augmente avec l’accès aux crédits 
quels qu’ils soient, soit que le besoin d’économiser 
pour constituer un apport se réduise, ou que l’allon‑
gement de la durée des crédits à l’habitat améliore 
la trésorerie à court ou moyen terme. Le coeffi‑
cient mesurant l’impact du ratio des prix immo‑
biliers au revenu sur la constitution d’un apport 
personnel pour un achat immobilier, γ4t, devrait 
devenir moins fortement négatif lorsque les exi‑
gences concernant cette constitution deviennent 
moins strictes. Toutefois, un assouplissement de 
la contrainte relative au service de la dette peut 
augmenter la proportion de ménages soumis à une 
contrainte d’apport personnel. Lorsque l’accès aux 
crédits garantis par un bien immobilier augmente, 
le coefficient mesurant la propension marginale à 
consommer le patrimoine immobilier, γ3t, devrait 
augmenter également. Les anticipations de crois‑
sance des revenus futurs, reflétées par Et ln(ypt/yt), 
devraient avoir une influence sur la consommation 
plus importante lorsque les contraintes de crédit 
se réduisent, tandis que l’incertitude du revenu 
devrait avoir une influence inverse. Il est égale‑
ment possible que la sensibilité de la consomma‑
tion au taux d’intérêt réel sur les emprunts, α1t, soit 
affectée par les conditions de crédit.

Dans l’équation de consommation (2), la 
consommation est homogène à long terme au 
revenu et au patrimoine : si ces deux variables 
sont multipliées par deux, la consommation l’est 
également. Le coefficient de long terme de ln y 
est fixé à 1. Cela signifie que les questions d’en‑
dogénéité des revenus soulevées par Hall (1978) 
ne se posent pas pour la mesure des effets à long 
terme du revenu et du patrimoine.

1. La version dynamique inclut un ajustement de court terme, avec la 
variation du taux de chômage (comme proxy de l’incertitude des revenus), 
des revenus et des taux d’intérêt. Des modèles de ce type ont été estimés 
pour le Royaume-Uni, les États-Unis et le Japon dans Aron et al. (2012), 
pour le Canada dans Muellbauer et al. (2015), pour l’Afrique du Sud dans 
Aron et Muellbauer (2013), et pour l’Allemagne dans Geiger et al. (2015).
2. Il est possible de dissocier la valeur nette du patrimoine en quatre 
éléments principaux, avec un coefficient distinct pour l’endettement. Les 
résultats empiriques étayent le choix de déduire l’endettement des actifs 
liquides mais pas celui de déduire l’endettement du patrimoine immobilier 
brut, parfois évoqué dans la littérature.
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Au regard de l’incertitude sur le choix du bon 
modèle parmi différents modèles concurrents, 
l’approche de Bontemps et Mizon (2008) a 
été suivie : ils recommandent de construire un 
modèle global, générant chacun des modèles en 
concurrence avec des restrictions testables de 
paramètres spécifiques. Par exemple, l’équation 
(1) est un cas particulier de l’équation (2) avec 
un certain nombre de restrictions. Comme indi‑
qué dans la partie empirique, les données contre‑
disent fortement ces restrictions.

Modélisation du portefeuille des ménages

Le portefeuille des ménages constitue un facteur 
explicatif majeur de la consommation. L’indice 
des prix immobiliers ainsi que les crédits à l’ha‑
bitat, les crédits à la consommation et les actifs 
liquides sont endogénéisés dans ce modèle. Ils 
sont déterminés par les revenus actuel et per‑
manent (avec un coefficient positif, +), par les 
conditions de crédit (+ pour l’endettement et les 
prix immobiliers, ‑ pour les actifs liquides), par 
l’incertitude (‑) et par les caractéristiques de la 
répartition par classe d’âge de la population. Ils 
sont également déterminés par les opportunités 
d’arbitrage, représentées ici par les taux d’intérêt 
correspondants, réels ou nominaux (‑ pour l’en‑
dettement et les prix immobiliers, + pour les actifs 
liquides) et par l’évolution des autres actifs (dont 
l’impact est ambigu, selon que les actifs sont 
complémentaires ou substituables)3. Les équa‑
tions des prix immobiliers et des crédits à l’habi‑
tat comprennent également les coûts d’usage et 
de transaction des biens immobiliers (‑). Le cadre 
de modélisation de l’indice des prix immobiliers 
et des crédits à l’habitat est détaillé ici, les équa‑
tions sur le crédit à la consommation et les actifs 
liquides le sont dans le complément en ligne C5.

L’équation des prix des logements est basée 
sur l’inversion d’une fonction log‑linéaire de 
la demande, dans laquelle les prix des loge‑
ments, rhp, sont déterminés par la demande des 
ménages, conditionnée par le stock de logements 
de la période précédente.

ln � � ln ln �� (ln�

�

rhp h h nmr h user h y hs

h E
t t t t t t t t

t t

= + + + ( )
+

−0 1 2 3 1

4 lln /

�
�

�

y y h demog h LA y

h IFA y h spillover
t
p

t t t t

t t t

( ) + +

+ +
−

− −

5 6 1

7 1 8 11 9+ h transt�

 
(3)

Ici, h0t devrait augmenter avec les conditions du 
crédit immobilier. Le taux nominal des crédits à 
l’habitat est nmr, et le coût d’usage, mesuré par le 
taux d’intérêt moins l’appréciation anticipée plus 
une prime de risque, est noté user. Le paramètre 
h3, coefficient du log du ratio du revenu au stock 
de logements, mesure l’opposé de l’inverse de 

l’élasticité de la demande de logement aux prix. 
L’élasticité au revenu de la demande de logement 
est contrainte à 1. Le coefficient h4t représente 
l’impact du revenu permanent rapporté au revenu 
actuel, un impact aussi présent dans la fonction 
de consommation. Les termes restants repré‑
sentent respectivement les effets de la démogra‑
phie, des actifs financiers liquides et illiquides, 
des marchés immobiliers étrangers, des coûts de 
transaction et de l’incertitude du revenu3.

Les crédits à l’habitat et ceux à la consommation 
sont déterminés par l’objet respectif de l’endette‑
ment, c’est‑à‑dire les prix immobiliers et la solu‑
tion de long terme de la fonction de consommation 
décrite dans l’équation (2). Une augmentation des 
prix immobiliers devrait augmenter la demande 
de crédits à l’habitat car, à niveau de demande de 
logement égal, des prix immobiliers plus élevés 
nécessitent un niveau d’endettement plus élevé :
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(4)

La libéralisation des marchés du crédit devrait 
affecter cette relation de long terme de plusieurs 
manières, correspondant globalement aux effets 
décrits pour la consommation. Un effet positif 
direct sur l’endettement est à attendre de la libé‑
ralisation du crédit sous ses différents aspects qui 
comprennent aussi bien l’assouplissement des 
contraintes relatives à l’apport personnel et au 
service de la dette dans les années 1980 ou encore 
l’allongement de la durée des crédits immobiliers 
dans les années 2000, réduisant également les 
mensualités. Par conséquent, m0t devrait aug‑
menter avec MCCI, même si les crédits gagés sur 
l’immobilier sont restés marginaux en France. Il 
est possible que les taux d’intérêt réels prennent 
davantage d’importance dans un contexte de libé‑
ralisation, par exemple en augmentant l’impact 
négatif de m2t, tandis que les taux d’intérêt nomi‑
naux pourraient avoir un impact plus faible, rédui‑
sant l’impact négatif de m1t. Les anticipations de 
revenu pourraient gagner en importance après la 
libéralisation, modifiant m3t. L’augmentation des 
prix des logements par rapport au revenu devrait 
augmenter la demande de crédits à l’habitat, et 
ce d’autant plus si la libéralisation conduit à un 
assouplissement des exigences d’apport person‑
nel, modifiant m4t. Les facteurs démographiques, 
les ratios des actifs sur le revenu et les coûts de 

3. Avouy-Dovi et al. (2014) montrent comment les actifs financiers peu‑
vent être complémentaires ou substituables dans une modélisation du 
portefeuille des ménages en France détaillée en six catégories. Les actifs 
liquides sont substituables aux autres types d’actifs, à l’exception des 
assurances et fonds de retraite.
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transaction sont représentés par les quatre termes 
suivants de (4). Dans la mesure où le financement 
bancaire devient moins limité par les dépôts des 
ménages dans un régime moins strict, m6t peut 
varier dans le temps.

Résultats empiriques

Au total, six équations sont estimées de façon 
conjointe par le maximum de vraisemblance sur 
les données trimestrielles de 1981 à 2016, rela‑
tives à  la consommation, les prix immobiliers, les 
crédits à l’habitat, les crédits à la consommation, 
les actifs liquides4, et le revenu permanent (enca‑
dré), tandis que les conditions de crédit pour les 
crédits à la consommation comme pour les cré‑
dits à l’habitat sont estimées en tant que variables 
latentes5. Ces équations comportent potentiel‑
lement une part importante d’effets démogra‑
phiques non stationnaires. L’identification de ce 
qui relève des variables latentes ou des phéno‑
mènes démographiques est un exercice difficile. 
Heureusement, il existe des informations tirées 
de sources institutionnelles ou autres sur la nature 
et les dates de libéralisation des marchés de cré‑
dit, ainsi que des études antérieures sur le sens 
des effets de taux d’intérêt et de revenu sur les 
prix immobiliers et le patrimoine des ménages. 
Des informations micro‑économiques sur les 
montants d’endettement et d’actifs liquides des 
ménages par classe d’âge, ainsi que sur les taux 
d’épargne des ménages (et donc sur les ratios 
entre consommation et revenu) par classe d’âge 
servent également à fixer des restrictions de signe 
et des limites supérieures des coefficients des 
variables démographiques.

Estimations de deux indicateurs  
de conditions de crédit

Il n’existe pas de données mesurant directement 
les conditions de crédit en France avant 2003. 
Cet article adopte une « approche par variables 
latentes » dans laquelle les indicateurs de condi‑
tions de crédit des crédits à la consommation et à 
l’habitat sont approximés au moyen de fonctions 
« splines » tenant compte des informations de 
sources institutionnelles sur la libéralisation des 
marchés du crédit. Les deux indices sont définis 
comme une combinaison linéaire de variables 
muettes en ogive, effectuant une transition en 
douceur de zéro à un sur huit trimestres, et des 
taux d’inflation retardés, facteur pertinent pour le 
crédit à la consommation. Lorsque le risque d’in‑
flation (représenté par le taux d’inflation annuel 
retardé) est élevé, les prêteurs sont moins enclins 

à accorder des crédits par crainte de rendements 
négatifs. Par conséquent, le mouvement de 
désinflation qui s’est véritablement enclenché en 
1984 a dû probablement assouplir les contraintes 
de crédit. Au total, 13 variables muettes ont été 
utilisées pour représenter la forme de l’indice des 
conditions du crédit à l’habitat MCCI (et 6 pour 
l’indice CRCCI du crédit à la consommation) tel 
que représenté dans la figure I (voir aussi le com‑
plément en ligne C2).45

Contrairement à la consommation et aux actifs 
liquides, le stock de crédit à la consommation 
augmente à partir de niveaux extrêmement bas en 
1981. Il est donc peu plausible d’utiliser la même 
forme linéaire de CRCCI, déterminant potentiel 
de chacune de ces variables, dans les trois équa‑
tions. Ainsi, alors que CRCCI est introduit dans 
les autres équations de manière linéaire, il est 
introduit dans l’équation du crédit à la consom‑
mation comme suit : ln 0 5. +CRCCIt( ). Tandis 
que pour les autres variables (en log), l’impact 
marginal est constant, pour la variable crédits à 
la consommation (en log), l’impact marginal de 
CRCCI diminue au fur et à mesure que CRCCI 
augmente (figure I).

Si les crédits de consommation augmentaient 
déjà fortement auparavant, l’encadrement du cré‑
dit a été assoupli en 1984, lorsque l’indice MCCI 
a commencé à progresser fortement. La dérégula‑
tion s’est accentuée encore dans les années 1980, 
lorsque les deux indices ont augmenté. Au début 
des années 1990, comme dans beaucoup d’autres 
pays, certaines banques françaises ont été mises 
en difficulté par des créances douteuses liées, en 
partie à un excès de crédits aux promoteurs immo‑
biliers à la fin des années 1980, à la décélération 
du revenu nominal des ménages résultant de la 
politique monétaire désinflationniste, et aussi 
aux tensions provoquées par les hausses de taux 
d’intérêt liées à la réunification de l’Allemagne. 
On observe de 1991 à 2016 une corrélation néga‑
tive forte entre la part des créances douteuses 
dans le total des crédits au secteur privé, retar‑
dée d’un an, et notre estimation de l’indice MCCI 
(figure II). Cette relation est particulièrement 
forte lors des resserrements des conditions de 
crédit en 1991‑1996 et en 2010‑2014.

Vers la fin des années 1990, lorsque la situation 
des banques s’est rétablie, les flux de crédit ont 
progressé, la concurrence sur les marchés du 

4. Pour l’estimation des équations de crédit à la consommation et d’actifs 
liquides, voir le complément en ligne C5.
5. Duca et Muellbauer (2013) désignent ce type de système d’équations 
sous le nom de Latent Interactive Variable Equation System (LIVES).
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Encadré –  L'équation de prévision du revenu permanent : modélisation et estimations

Comme indiqué par Campbell (1987), l’anticipation de 
croissance du revenu se définit comme une moyenne 
mobile du revenu réel par habitant anticipé sur dix ans 
avec un taux d’actualisation δ , qui constitue une mesure 
du revenu permanent, moins le revenu courant.

Le log du ratio du revenu permanent hors revenus de la 
propriété sur le même revenu courant s’écrit :

ln ln lny y E y yt
p

t s
k s

t t s s
k s

t( ) = ∑( ) ∑( ) −=
−

+ =
−

1
1

1
1δ δ

Le facteur d’actualisation trimestriel est fixé à δ  = 0.95.

Le revenu permanent anticipé est déterminé par une ten‑
dance linéaire coudée, rendant compte de la révision à la 
baisse des anticipations de croissance après la crise finan‑
cière mondiale, des variables économiques et démogra‑
phiques. Cette approche peut être considérée comme une 
forme réduite des effets anticipés sur les revenus futurs 
du stock de capital et de la productivité totale des facteurs 
ainsi que des déviations cycliques autour des capacités 
de production. En indiquant entre parenthèses les signes 
théoriques des coefficients, les déterminants comprennent 
les variations des taux d’intérêt nominaux et réels (‑), le 
revenu réel par habitant courant (‑) (du fait du retour à la 
tendance), les variations du log du revenu réel par tête 
(indiquant potentiellement une dynamique de croissance) 
(+), les anticipations sur le niveau de vie futur tirées d’en‑
quête auprès des ménages (+), le taux de chômage (‑) 
(par ex. parce qu’il affaiblit le pouvoir de négociation sala‑
riale des employés), le log de l’indice boursier en termes 
réels (+) (car il indique les anticipations de croissance de 
la productivité et il est l’un des moteurs du capital d’inves‑
tissement qui augmente les capacités à l’avenir), le log du 
cours du pétrole réel (‑) et le log du taux de change réel (‑) 
(qui indique une dégradation de la compétitivité), et enfin 
la proportion de la population en âge de travailler dans la 
population totale (+).

Les variables concernées ont été choisies tout d’abord 
en menant une opération de sélection de modèles sur les 
données de 1972 à 2016 pour prévoir le revenu sur des 
horizons de 1, 4 et 8 trimestres, en intégrant une tendance 
coudée aux alentours de 2009. Cette opération suggère la 
pertinence de retards plus longs que ceux normalement 
envisagés dans les prévisions économétiques. Dans la 
mesure où le revenu permanent est une moyenne mobile 
du revenu futur, il est plausible que les moyennes mobiles 
de ses déterminants soient également pertinentes et un 
grand nombre des variables sont intégrées sous cette 
forme. Les estimations de paramètres sont présentées 
dans le tableau A et l’ajustement est présenté dans la 
figure A. Les longs retards indiqués pour un grand nombre 
de variables sont conformes à l’hypothèse d’une lente évo‑
lution du stock de capital, en réaction aux influences éco‑
nomiques sur l’investissement. Du fait de ces longs retards, 
les résidus sont fortement autocorrélés, bien que le modèle 
semble saisir les fluctuations cycliques de façon satisfai‑
sante. La qualité de l’ajustement n’est pas recherchée à 
tout prix cependant, car il est inévitable que les ménages 
commettent de graves erreurs de prévision : l’objectif est 
plutôt de capturer ce qu’aurait été leur perception, sur la 
base des informations auxquelles ils avaient facilement 
accès. Alors que la crise financière était difficilement pré‑
visible, l’impact des variations répétées de taux d’intérêt, 
de cours des actions, des cours pétroliers, des taux de 
change et du chômage pouvait être raisonnablement éva‑
lué. Les ménages pouvaient en effet bénéficier des avis de 
professionnels des prévisions, d’économistes, de banques 
centrales ou d’organisations telles que le FMI ou l’OCDE.

Pour prendre en compte la croissance du revenu au‑delà 
de la fin de l’échantillon en 2016, deux méthodes alter‑
natives ont été envisagées. L’une utilise des prévisions 
d’Oxfordeconomics.com selon lesquelles la croissance de 
la tendance future est de l’ordre de 1.2 % ; l’autre suppose 
une croissance linéaire de la tendance du revenu réel par 

Figure A
Log du ratio (revenu permanent) / revenu courant - valeurs effectives en comparaison des valeurs 
ajustées et ajustées modifiées utilisées dans l'équation de consommation
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crédit a augmenté avec l’anticipation de la mise 
en place de la monnaie unique et, comme indi‑
qué dans les compléments en ligne C3 et C4, 
les conditions de titrisation des crédits se sont 
assouplies, tandis que la durée des crédits immo‑
biliers s’est allongée (de 11.8 années en moyenne 
en 1989 à 14.3 années en 1999 et 18.4 années 
en 2009). Compte tenu du service de la dette 
mensuel maximal autorisé aux ménages par les 
banques, du niveau des taux d’intérêt et de celui 
des revenus, ces assouplissements ont représenté 
une augmentation de près de 20 % de la capacité 
d’emprunt des ménages.

On observe ainsi une libéralisation considérable 
des crédits immobiliers dès la fin des années 1990 
avant un nouveau recul en 2010 consécutif à la 
remontée de la part des créances douteuses. Il 
semble qu’il n’y ait pas eu beaucoup de change‑
ment dans la disponibilité des crédits à la consom‑
mation depuis 1990 environ (figures I et II).

Consommation

La forme générale de l’équation de consom‑
mation est définie par l’équation (2). La vitesse 

Tableau A
Estimation du modèle de prévision du revenue permanent

Variable dépendante = log (revenu permanent / revenu courant)
1981 T2 ‑ 2016 T4 1981 T2 ‑ 2008 T3

Coefficient t‑ratio Coefficient t‑ratio
Variables
Constante 1.74 37.3*** 1.68 18.7***
Tendance 0.00318 34.1*** 0.00299 21.8***
Tendance coudée à partir de 2009Q4, valeur présente actualisée ‑ 0.00200 22.3*** ‑ 0.00231 ‑ 5.4***
Log (revenu réel par tête) ‑ 1.10 ‑ 42.4*** ‑ 1.02 ‑ 39.5***
Variation sur 4 trimestres du log (revenu réel par tête) 0.17 6.0*** 0.11 3.2***
Log pop. en âge de travailler / population totale 0.59 0.59
Anticipations du niveau de vie futur à partir des enquêtes 0.0052 3.8*** 0.0040 1.1
Taux d’intéret réel ma4t‑1 ‑ 0.08 ‑ 0.08
Taux d’intérêt réel ma4t‑5 ‑ 0.19 ‑ 6.3*** ‑ 0.18 ‑ 7.1***
Taux d’intérêt réel ma4t‑9 ‑ 0.19 ‑ 7.1*** ‑ 0.18 ‑ 7.9***
Variation sur 4 trimestres du taux d’intérêt des bons du Trésor ‑ 0.073 ‑ 9.2*** ‑ 0.027 ‑ 1.6*
Variation sur 4 trimestres du taux d’intérêt des bons du Trésort‑4 ‑ 0.041 ‑ 6.7*** ‑ 0.016 ‑ 1.2
Log cours des actions en termes réelst‑1 0.015 7.3*** 0.013 5.9***
Taux de chômage ma4t‑1 ‑ 0.0034 ‑ 5.5*** ‑ 0.0020 ‑ 2.2**
Taux de chômage ma4t‑5 ‑ 0.0022 ‑ 4.3*** ‑ 0.0014 ‑ 3.4***
Log cours du pétrole en termes réels ma4t‑1 ‑ 0.0071 ‑ 5.5*** ‑ 0.0044 ‑ 2.5**
Log cours du pétrole en termes réels ma4t‑5 ‑ 0.0059 ‑ 4.2*** ‑ 0.0058 ‑ 3.7***
Log taux de change réel ma4t‑1 ‑ 0.038 ‑ 4.5*** ‑ 0.032 2.2**
Log taux de change réel ma4t‑5 ‑ 0.033 ‑ 3.0*** ‑ 0.045 ‑ 3.5***
Diagnostic
Écart‑type de l’équation 0.00184 0.00161
DW 0.54 0.42
R2 0.992 0.993

Note : les t‑ratios sont corrigés de l’hétéroscédasticité et de l’autocorrelation.
Significativité statistique aux niveaux de 10 %, 5 % ou 1% notée respectivement *, **, ou ***.
Source : Insee, Banque de France ; calculs des auteurs.

habitant allant de 0.6 % à 1 % par an. Les résultats sont 
robustes à ces hypothèses alternatives, et une hypothèse 
de croissance de 0.8 % est retenue.

Si le retournement de conjoncture économique consécutif à 
la crise financière mondiale (impliquant un changement de 
tendance) avait été pleinement anticipé, alors, considérant 
l’horizon temporel de 10 ans, les anticipations des ménages 
auraient commencé dès 2000 à intégrer le changement de 
tendance qui a débuté en 2009. Pour s’adapter aux données, 
le modèle de revenu permanent intègre la valeur actualisée 
du changement de tendance qui a débuté en fin 2009. Il est 

peu vraisemblable que, les ménages n’aient pas pu disposer 
de ces informations en temps réel, aussi le revenu perma‑
nent généré jusqu’au T3 de 2009 omet cette composante 
du modèle économétrique. Nous supposons ensuite que les 
anticipations des ménages ont progressivement intégré la 
révision à la baisse de la tendance de croissance sur les 
8 trimestres suivants de sorte qu’elles étaient complètement 
ajustées à partir du T4 de 2011. L’incidence de cet ajus‑
tement est que les ménages ont progressivement eu une 
vision trop optimiste du revenu permanent avant 2009. Cela 
est visible dans la figure A, qui suggère que les ménages 
ont surestimé le revenu permanent d’environ 3 % en 2009.

Encadré (suite)



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 171

Consommation, patrimoine des ménages et marché immobilier en France 

Figure I
Indices estimés des conditions de crédit immobilier et à la consommation en France

- 0.4

- 0.2

 0

 0.2

 0.4

 0.6

 0.8

 1

 1.2

1985 1990 1995 2000 2005 2010 2015

Indice des conditions de crédit immobilier Indice des conditions de crédit à la consommation

Source : Insee ; calculs des auteurs (voir complément en ligne C2).

Figure II
Ratio des créances douteuses (moyenne mobile sur 8 trimestres, retardée de 2 trimestres)  
et indice estimé des conditions de crédit immobilier
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Source : Insee ; Banque de France ; calculs des auteurs (voir complément en ligne C2).

d’ajustement estimée, de 0.56, est élevée, indiquant 
une réaction vive de la consommation à ses facteurs 
déterminants de long terme (tableau 1). La princi‑
pale différence par rapport aux estimations pour les 
États‑Unis et le Royaume‑Uni porte sur l’influence 
des prix immobiliers et du patrimoine immobilier.

Le taux d’intérêt réel est introduit sous la forme 
d’une moyenne pondérée des taux d’intérêt réels 
des crédits à la consommation et des crédits à 
l’habitat, avec pour pondération les ratios cor‑
respondants d’endettement (retardé) au revenu. 
Il a un effet négatif très significatif. Le ratio du 
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revenu permanent au revenu courant présente un 
coefficient légèrement supérieur à 1/2, et donc 
très inférieur à l’hypothèse classique du revenu 
permanent d’un ratio de 1, et ce bien que le revenu 
permanent comprenne déjà par construction un 
horizon bien plus court. Le coefficient des actifs 
liquides nets est substantiellement plus élevé que 
celui du patrimoine financier illiquide, ce dernier 
comprenant un élément d’épargne pour la retraite 
plus important6. La restriction selon laquelle le 
coefficient de la dette est l’opposé de celui des 
actifs liquides est facilement acceptée. La faible 
ampleur apparente de l’effet du patrimoine finan‑
cier illiquide, avec une propension marginale à 
consommer (PMC) de 0.022, est due en partie à 
l’inclusion de la variable de contrôle du revenu 
permanent, qui est fortement affectée par le mar‑
ché boursier7. Ces résultats sont cohérents avec 
ceux obtenus sur données microéconomiques en 
France. En se basant sur les Enquêtes Patrimoine 
et Budget de famille en France, Arrondel et al. 
(2014) trouvent une PMC le patrimoine financier 
allant de 0 pour les ménages les plus fortunés 
détenant principalement des actifs illiquides, à 
0.11 pour les ménages les moins fortunés déte‑
nant principalement des actifs liquides.

Le ratio patrimoine immobilier / revenu a un 
impact positif, mais avec une PMC (0.013) 
inférieure à celle des actifs financiers illiquides, 
et contrebalancé par un effet inverse fort de la 
variable de log(prix immobiliers / revenu). Ces 
deux mesures sont assez corrélées, de sorte qu’il 
n’existe pas d’estimation très précise de leurs 
coefficients séparés. Si l’on omet l’effet négatif 
du ratio prix immobiliers / revenus, l’effet du 
ratio patrimoine immobilier/revenu devient non 
significatif, avec un t de Student inférieur à 1 sans 
que les autres coefficients soient sensiblement 
affectés. On répond ainsi à la question de savoir 
s’il existe un effet global du patrimoine immobi‑
lier sur la consommation en France : l’interpréta‑
tion la plus simple est que cet effet existe pour les 
propriétaires, mais qu’il est contrebalancé par un 
effet inverse pour les locataires, dont les loyers 
augmentent et/ou qui doivent épargner plus 
pour constituer un apport personnel. Cette hypo‑
thèse est confirmée par Arrondel et al. (2014), 
qui mettent en évidence sur données micro‑
économiques une PMC le patrimoine immobilier 
allant de 0.007 à 0.011 pour les propriétaires.

L’interaction entre les conditions du crédit 
immobilier et le log (prix immobiliers / revenu) 
s’avère négative et à la limite de la significati‑
vité. Ce résultat souligne l’importance de diffé‑
rencier la contrainte de l’apport personnel des 
autres contraintes pesant sur les emprunteurs. 

Un assouplissement de la première uniquement 
est susceptible de générer un coefficient positif 
sur l’interaction. Un assouplissement des autres 
aurait probablement pour effet d’inciter une 
grande partie des primo‑acheteurs potentiels à 
épargner davantage à apport personnel donné, 
ce qui induirait un effet négatif de l’interaction. 
Toutefois, les conséquences globales pour la 
consommation de cette spécification plus com‑
plexe sont presque les mêmes que celles décrites 
ci‑dessous pour la période de 1996 à 2008. 
L’estimation de l’impact des facteurs démogra‑
phiques sur la consommation, étant donné les 
autres variables de contrôle, alors que le patri‑
moine est probablement lui‑même influencé par 
des facteurs démographiques, soulève probable‑
ment un problème de « régression fallacieuse » 
car la plupart des variables démographiques 
sont intégrées d’ordre 2678. Les études transver‑
sales tendent à montrer que les taux d’épargne 
par classe d’âge sont les plus élevés pour les 
ménages dans la tranche d’âge précédant la 
retraite, ce qui suggère d’utiliser la proportion 
d’adultes dans cette classe d’âge, définie comme 
la proportion de personnes âgées de 40 à 59 ans 
plus 0.4 fois celle de 60 à 64 ans, car l’âge de la 
retraite était de 60 ans sur la plus grande partie de 
notre échantillon. Le coefficient de cette variable 
représente approximativement la différence entre 
le taux d’épargne du reste des adultes et celui de 
ce groupe (environ 40 % de la population adulte). 
Il semble difficile de croire que ce nombre pour‑
rait être supérieur à un plafond de 0.49. Entre 
1981 et 2016, l’augmentation de 3 % de cette 
proportion de la population signifierait alors un 
recul de 1.2 % du ratio de la consommation au 
revenu. Le coefficient librement estimé se situe 
dans un intervalle d’un écart‑type autour de ‑ 0.4, 
aussi nous calibrons le coefficient à cette valeur.

Le coefficient de l’indice des conditions du crédit 
immobilier est normalisé à 1 dans l’équation des 
prix immobiliers. Lorsque l’indice MCCI entraîne 
une croissance de + 1 % des prix immobiliers, 
alors son impact sur la consommation est estimé à 

6. Le coefficient estimé est de 0.14. Toutefois, le ratio des actifs liquides 
nets sur le revenu présente une tendance à la baisse forte. En introdui‑
sant un faible effet de tendance lié par exemple à l’augmentation de l’es‑
pérance de vie des personnes âgées de 60 ans et plus (ce qui devrait 
également réduire le ratio de la consommation sur le revenu), on peut 
facilement admettre un coefficient de 0.12, proche des estimations pour 
les États-Unis et le Royaume-Uni. Heureusement, une telle modification 
n’a que peu d’effet sur les autres estimations.
7. Ces observations sont cohérentes avec Poterba (2000), qui avance 
que les prétendus effets de richesse estimés dans des fonctions de con‑
sommation excluant les contrôles liés au revenu anticipé, relèvent à la fois 
d’effets de richesse bien réels et d’anticipations.
8. i.e. qui nécessitent d’être différenciées deux fois pour être stationnaires.
9. Les données transversales montrent un éventail plus resserré des taux 
d’épargne par classe d’âge. Ces données ne représentent qu’un guide 
approximatif car les différences brutes dans le taux d’épargne selon l’âge 
sont influencées par les différences de richesse.
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+ 0.06 %, toutes choses égales par ailleurs. Dans 
l’équation des crédits à la consommation, le terme 
de ln 0 5. +CRCCIt( ) présente un coefficient nor‑
malisé à 1. Pour les valeurs élevées de CRCCI, 
une augmentation entraînant une croissance de 
1 % du crédit à la consommation implique une 
croissance de la consommation de 0.08 %, toutes 
choses égales par ailleurs. Les contributions de 
long terme des deux indices de conditions de cré‑
dit au log du ratio de la consommation au revenu 
sont représentées dans la figure III‑A.

De 1983 à 1990, l’accès accru au crédit à la 
consommation aurait augmenté le ratio de la 
consommation au revenu d’environ 6 %, selon 
les estimations, tandis que celui au crédit à 
l’habitat l’aurait augmenté de 2.5 %. Toutefois, 
l’effet opposé induit par l’augmentation du ratio 
de l’endettement global au revenu, reflété dans 
la baisse du ratio d’actifs liquides nets (après 
déduction de l’endettement), s’élève à environ 
3 % sur cette période.

De 1996 au pic du marché immobilier et de la 
disponibilité du crédit à l’habitat en 2008, l’aug‑
mentation de l’accessibilité du crédit à l’habitat 

représente une augmentation directe du log du 
ratio de la consommation sur le revenu d’envi‑
ron 2.5 %, et une augmentation indirecte par 
le biais du patrimoine immobilier à hauteur de 
3.5 %. Toutefois, ce phénomène est contreba‑
lancé presque intégralement par un effet négatif 
de 3.5 % de la hausse des prix immobiliers par 
rapport au revenu et par un effet négatif de 2.5 % 
de la baisse des actifs liquides nets par rapport au 
revenu, principalement due à l’augmentation de 
l’endettement des ménages.

Le Royaume‑Uni et les États‑Unis ont également 
connu une libéralisation du crédit à l’habitat et une 
forte hausse du patrimoine immobilier de 1996 à 
2007. Des baisses du ratio des actifs liquides nets 
de l’endettement sur le revenu ont également été 
observées aux États‑Unis et au Royaume‑Uni 
avec des effets négatifs sur la consommation 
similaires à ceux constatés en France (voir Duca 
et Muellbauer, 2013, et Hendry & Muellbauer, 
2018). Toutefois, les moindres exigences en 
termes d’apport personnel et les possibilités plus 
grandes d’utiliser les biens immobiliers comme 
garantie (crédits hypothécaires rechargeables ou 
« home equity withdrawal ») ont généré un effet 

Figure III‑A
Effets à long terme sur le logarithme consommation / revenu en France
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net sur la consommation positif et sensible aux 
États‑Unis et au Royaume‑Uni, contrairement à 
ce que l’on voit en France.

La figure III‑B montre les contributions considé‑
rables des ratios du revenu permanent et du patri‑
moine financier illiquide au revenu courant, ainsi 
que des taux d’intérêt réels, qui ont augmenté 
dans les années 1980 et baissé après le milieu des 
années 1990. La part croissante des adultes dans 
la classe d’âge précédant la retraite se reflète 
dans l’évolution démographique.

La propension à consommer peut dépendre du 
type de revenu. Ceci est pris en compte sous la 
forme d’une moyenne pondérée du log du revenu 
disponible des ménages conventionnel (HDI) et 
du log du revenu hors revenus de la propriété, 
avec des pondérations de ω et 1 – ω. La pon‑
dération estimée de log HDI est de 0.5. Puisque 
la variable HDI comprend les revenus de la pro‑
priété, la pondération implicite de la composante 
revenus de la propriété (immobilière et finan‑
cière) du revenu est d’environ 0.33, contre 0.67 
pour la composante hors revenus de la propriété10.

La dynamique de court terme concerne cinq 
variables : la variation trimestrielle du log (revenu 
réel) prend un coefficient négatif, ce qui suggère 

que la consommation prend en compte un mélange 
du revenu courant et de celui du trimestre précé‑
dent. La variation sur quatre trimestres du taux de 
chômage a un effet négatif significatif, ce qui est 
comparable aux résultats observés dans d’autres 
pays, voir Aron et al. (2012). L’inflation sur les 
deux années précédentes a un effet négatif1011. Les 
« primes à la casse » sont très significatives, avec 
un effet positif, compensé par un effet négatif au 
cours du trimestre suivant la fin de la mesure12. 
La variation annuelle du taux d’imposition sur 
les transactions immobilières a un effet négatif 
significatif sur la consommation. La spécification 
comprend également trois variables muettes13, 
qui peuvent représenter d’autres chocs, dus par 
exemple à des grèves massives ou à des inonda‑
tions. Les résultats sont robustes à l’exclusion des 

10. Si l’on ne retient que les revenus hors revenus de la propriété, alors 
tous les coefficients des variables de richesse augmentent. Cela n’est pas 
surprenant puisque les revenus de la propriété omis sont clairement asso‑
ciés à la propriété des actifs. L’impact négatif du ratio du prix immobilier 
sur le revenu augmente.
11. Il est peu probable que ce phénomène puisse relever d’un effet d’en‑
caisses réelles car il est déjà fortement pris en compte dans le terme pat‑
rimoine liquide net/revenu. Cela peut être un indicateur supplémentaire de 
l’incertitude sur le revenu réel ou prendre en compte un rôle mineur des 
taux d’intérêt nominaux, compte tenu de l’impact fort des taux d’intérêt 
réels dans l’équation.
12. Diverses « primes à la casse » ont été mises en place sur des sous- 
périodes de 1994-1998 et de 2009-2013. Elles avaient pour objectif de 
stimuler l’industrie automobile en proposant une subvention pour la mise à 
la casse d’un ancien modèle lors de l’achat d’une automobile neuve.
13. Pour 1984T4, 1993T1 et 1995T2.

Figure III‑B
Effets à long terme sur le logarithme consommation / revenu en France
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variables muettes, cependant le patrimoine illi‑
quide est un peu moins significatif. Les tests de sta‑
bilité des paramètres, par exemple en menant les 
estimations à partir de 1986T1 au lieu de 1981T2, 
ou en prolongeant les estimations jusqu’au T3 de 
2008 en omettant la crise financière mondiale, 
corroborent les estimations reportées ici. La deu‑
xième colonne présente les estimations sur un 
échantillon qui s’arrête au 2008T314.

La dernière colonne du tableau 1 présente les esti‑
mations de la fonction consommation lorsqu’on 
exclut les deux indicateurs des conditions de crédit. 
La vitesse d’ajustement chute de 0.55 à 0.2 tandis 
que le R2 baisse de 0.71 à 0.57. Le coefficient du 
log du ratio des prix immobiliers au revenu change 
de signe et devient positif, tandis que celui du ratio 
patrimoine immobilier sur le revenu devient néga‑
tif, alors même qu’aucun des deux n’est plus signi‑
ficatif. Les propensions marginales à consommer 
les actifs liquides nets et les actifs financiers illi‑
quides augmentent toutes deux et sont beaucoup 
moins bien déterminées. L’orientation de ces biais 
peut à chaque fois être interprétée en termes de 
corrélations avec les conditions de crédit omises. 
Si l’on introduit de manière forcée les effets de 
richesse dans un unique ratio du patrimoine net 
sur le revenu en omettant le ratio du prix du loge‑
ment sur le revenu, le résultat est encore pire, car 
l’estimation du coefficient du patrimoine net est 
négative. Il n’est pas étonnant que les estima‑
tions précédentes des fonctions de consomma‑
tion en France mettent en évidence des effets de 
richesse instables (Chauvin & Damette, 2011). 
Conformément à la théorie avancée dans Hendry 
et Muellbauer (2018), la contrainte d’une unique 
variable de patrimoine net et l’omission des chan‑
gements de conditions du crédit correspondent à 
une grave erreur de spécification, en particulier 
dans les économies qui ont connu des évolutions 
marquées de marché du crédit.

Les estimations comparables des effets de long 
terme sur la consommation des conditions de 
crédit et du patrimoine pour l’Allemagne, le 
Royaume‑Uni et les États‑Unis sont présentées 
dans le tableau 2. En Allemagne, aucun effet du 
patrimoine immobilier comme collatéral n’est mis 
en évidence. En revanche, l’effet négatif du log 
prix immobiliers / revenu est comparable à celui 
estimé pour la France. De plus, la légère varia‑
tion des conditions de crédit entraîne des effets 
plus réduits qu’en France. Au Royaume‑Uni et 
aux États‑Unis, l’interaction des conditions du 
crédit immobilier et du ratio patrimoine immobi‑
lier / revenu est cruciale, ce qui suggère l’absence 
d’un effet de patrimoine immobilier comme col‑
latéral avant la libéralisation du crédit à l’habitat.

Prix immobiliers

Dans l’équation des prix immobiliers, l’effet de 
l’indicateur des conditions du crédit immobilier 
est identifié à une constante près. Cette constante 
est choisie de façon à normaliser cet effet à un 
en début d’échantillon. La vitesse d’ajustement 
trimestrielle estimée est de 0.12, similaire à celle 
observée en Allemagne dans Geiger et al. (2016) 
(tableau A2‑1). L’élasticité des prix immobiliers 
par rapport au taux nominal des crédits à l’habitat 
est de ‑ 0.38 (t = ‑ 11.5). Il y a également un effet 
de taux d’intérêt dans la mesure du coût d’usage, 
qui interagit avec les conditions du crédit immo‑
bilier. Lorsque MCCI est égal à zéro, l’effet du 
coût d’usage n’est pas significatif. Ces résultats 
sont cohérents avec le fort effet de coût d’usage 
estimé par Duca et al. (2011, 2016) sur les prix 
de l’immobilier aux États‑Unis, du fait de l’im‑
portance des effets de levier dans ce pays.

La variable du coût d’usage est décrite en 
annexe 1. Elle intègre des coûts de transaction 
importants qui sont motivés par la faible mobilité 
en France. L’appréciation relative des prix immo‑
biliers des autres pays, retardée d’un trimestre, ne 
ressort pas de façon significative.

L’effet du ratio du revenu sur le stock de loge‑
ment net est très significatif et conforme aux 
« estimations centrales » de Meen (2001). De fait, 
le log de cette mesure a un coefficient librement 
estimé à près de 2 et nous imposons cette restric‑
tion, en considérant que l’élasticité aux prix de 
la demande globale de logement en France est 
de ‑ 1/2. Cette élasticité est un peu inférieure à 
celle des estimations pour le Royaume‑Uni, voir 
Cameron et al. (2006), et considérablement infé‑
rieure à celles des estimations pour l’Allemagne, 
voir Geiger et al. (2016)1415. L’hypothèse d’un coef‑
ficient égal et opposé pour le log du revenu et le 
log du stock immobilier, impliquant une élasti‑
cité de la demande de logement au revenu de un, 
est acceptée par les données, ce qui est générale‑
ment le cas avec cette approche16. Le poids relatif 
du log revenu permanent par rapport au revenu 
courant, de 0.52, est proche de celui de 0.55 éta‑
bli pour la fonction de consommation.

14. Dans la mesure où l’estimation des effets démographiques de long 
terme nécessite de longs échantillons, les coefficients reflétant la propor‑
tion d’adultes dans la classe d’âge précédant la retraite dans l’équation de 
la consommation, et ceux reflétant le log population en âge de travailler 
dans l’équation du revenu permanent sont fixés à leur valeur estimée sur 
l’échantillon complet.
15. Cela est probablement lié à la prédominance de Paris dans la structure 
de l’économie française, par contraste avec l’économie allemande beaucoup 
moins centralisée avec ses nombreux pôles métropolitains, offrant ainsi 
davantage d’opportunités de substitution dans la localisation géographique.
16. Ce modèle ne permet pas d’estimer l’élasticité de l’offre de logement 
par rapport aux prix car le stock de logements est considéré comme fixe.
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Les derniers éléments de la solution de long 
terme sont deux variables démographiques qui 
se trouvent aussi dans l’équation des crédits à 
l’habitat : le nombre d’enfants par adulte et la 
proportion d’adultes dans la tranche d’âge pré‑
cédant la retraite. D’une part, un nombre plus 
élevé d’enfants par adulte suggère un accroisse‑
ment du nombre de familles, ce qui augmente la 
demande de logement. D’autre part, les données 
transversales d’Arrondel et al. (2016) montrent 
que les crédits à l’habitat sont les plus élevés pour 

les ménages dans les classes des 40‑49 ans et des 
50‑59 ans. Pour éviter de donner une importance 
disproportionnée aux facteurs démographiques, le 
coefficient du nombre d’enfants par adulte, et celui 
de la proportion des 40 à 60‑64 ans ont été limités 
à 2 et 3 respectivement. Ces valeurs sont com‑
prises dans un intervalle d’un écart‑type autour de 
la valeur du coefficient estimé librement.

Les effets de court terme comprennent l’accéléra‑
tion sur deux trimestres de la part de la population 

Tableau 1
Estimations de la solution à long terme de la fonction de consommation en France

Variable dépendante = D ln ct Symbole
1981 T2 ‑ 2016 T4 1981 T2 ‑ 2008 T3 1981 T2 ‑ 2016 T4 

Hors CCI(a)

Coefficient t-ratio Coefficient t-ratio Coefficient t-ratio
Vitesse d'ajustement λ 0.56*** 11.1 0.63*** 10.3 0.20*** 5.0
Coefficients à long terme de log c / y
Constante α0 0.08* 1.7 0.12** 2.2 ‑ 0.11 ‑ 0.9
Indice des conditions de crédit immobilier : MCCI α0c 0.064*** 5.3 0.078*** 4.8 0 Fix
Indice des conditions de crédit à la consommation : CRCCI α00c 0.058*** 5.4 0.066*** 4.9 0 Fix
Taux d'intérêt réel t, (pondération par l’endettement/revenu) α1 ‑ 0.72*** ‑ 7.5 ‑ 0.65*** ‑ 4.8 ‑ 1.17*** ‑ 4.0
Anticipation de croissance du revenu futur : E ln (yperm/y)t α3 0.55*** 9.9 0.59*** 11.3 0.48*** 3.1
Actifs liquides netst‑1 / yt γ1 0.14*** 4.4 0.13*** 4.3 0.18** 2.0
Actifs financiers illiquidest‑1 / yt γ2 0.022*** 3.3 0.017*** 3.4 0.040** 2.3
Patrimoine immobiliert‑1 / revenut‑1 γ3 0.013** 2.2 0.015*** 2.7 ‑ 0.013 ‑ 0.9
Log prix immobilierst‑1 / revenut‑1 γ4 ‑ 0.062** ‑ 2.5 ‑ 0.081*** ‑ 3.1 0.070 1.2
Proportion d’adultes dans la classe d'âge précédant l’âge 
de la retraite γ5 ‑ 0.4 fixe ‑ 0.4 fixe ‑ 0.4 fixe

Pondération du revenu disponible des ménages ω 0.5 fixe 0.5 fixe 0.5 fixe
Diagnostic
Écart‑type de l’équation 0.00324 0.00306 0.0390
DW 1.93 1.86 1.85
R2 0.705 0.760 0.573

(a) En excluant les deux indicateurs de conditions de crédit.
Note : significativité statistique aux niveaux de 10 %, 5 % ou 1% notée respectivement *, **, ou ***. Estimation selon le maximum de vraisemblance 
d'un système à 6 équations avec le logiciel TSP (Time Series Processor) 5.1 Les écart‑types des équations correspondent aux erreurs quadra‑
tiques moyennes (RMSE) des résidus.
Source : Banque de France ; Insee ; OCDE ; calculs des auteurs.

Tableau 2
Estimations des conditions de crédit et des effets de richesse à long terme en Allemagne, au Royaume-Uni 
et aux États-Unis.

Variable dépendante = D ln ct Symbole
Estimation pour 

l’Allemagne
1981 T3 ‑ 2012 T4

t‑ratio
Estimation pour le 

Royaume‑Uni
1967 T3 ‑ 2005 T4

t‑ratio
Estimation pour les 

États‑Unis américaine 
1971 T4 ‑ 2011 T1

t‑ratio

Indice des conditions de crédit immobilier : MCCI α0c 0.073 5.8 0.050 3.6 ‑ ‑
Indice des conditions de crédit à la consommation : 
CRCCI α00c 0.024 1.0 ‑ ‑ 0.089 7.7

Actifs liquides netst ‑1 / yt γ1 0.09 4.1 0.11 8.0 0.10 7.6
Actifs financiers illiquidest ‑1 / yt γ2 0.016 2.5 0.022 8.0 0.017 8.6
Patrimoine immobiliert ‑1 / revenut ‑1 γ3c 0.001 0.1 ‑ ‑ ‑ ‑
MCCI*Patrimoine immobiliert ‑1 / revenut ‑1 γ3c 0.043 10.3 0.055 5.4
Log prix immobilierst ‑1 / revenut ‑1 γ4 ‑ 0.069 ‑ 3.2 ‑ ‑ ‑ ‑

Note : estimation pour l'Allemagne à partir d’une version spécifique de l'équation de Geiger et al. (2016) ; estimation pour le Royaume‑Uni d'après 
Aron et al. (2012) ; estimation pour les États‑Unis d'après Duca et Muellbauer (2013).
Source : documents cités.
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âgée de 25 à 40 ans et celle du taux de chômage. Il 
est à noter que ces variables sont également incluses 
dans la dynamique de court terme de l’équation 
des crédits à l’habitat, mais en prenant en compte 
leur variation plutôt que leur accélération.

Dans la mesure où la persistance de l’apprécia‑
tion des prix immobiliers est déjà intégrée dans le 
coût d’usage, la dynamique des prix immobiliers 
de court terme est prise en compte au moyen de 
l’accélération retardée du log du prix nominal de 
l’immobilier. La dynamique de court terme com‑
prend également la variation annuelle des coûts 
de transaction, dont le niveau n’est pas significa‑
tif, et quelques variables muettes. Celles‑ci repré‑
sentent les trois trimestres suivant la faillite de 
Lehman Brothers.

La figure IV‑A montre que la combinaison de la 
baisse des taux d’intérêt nominaux et de la libérali‑
sation des conditions du crédit explique en grande 
partie la tendance à la hausse des prix immobi‑
liers réels depuis 1985, tandis que les restrictions 
du crédit expliquent l’essentiel des baisses entre 
1990 et 1996 et après 2010. L’évolution démo‑
graphique, sous la forme de la baisse du nombre 
d’enfants par adulte, et l’augmentation de l’offre 
de logement par rapport au revenu et à la popu‑
lation, expliquent la baisse des prix immobi‑
liers réels au début des années 1980, malgré la  
baisse des taux d’intérêt (figure IV‑B). L’évolution 

démographique explique également pour moitié 
la hausse après 1995, lorsque la part croissante des 
adultes dans la classe d’âge précédant la retraite a 
fait plus que compenser la baisse continue mais 
modérée du nombre d’enfants par adulte.

Si l’on exclut le terme MCCI de l’équation des 
prix du logement, on observe un effondrement 
de la vitesse d’ajustement, de 0.12 à 0.026, une 
forte dégradation de l’ajustement de l’équation et 
de l’autocorrélation des résidus. Sans les restric‑
tions, un grand nombre des effets de long terme 
estimés seraient absurdes. Pour permettre de 
définir une solution de long terme raisonnable, 
les coefficients essentiels sont calibrés comme 
indiqué dans le tableau et les facteurs démogra‑
phiques incluent aussi la proportion d’adultes 
âgés de 25 à 44 ans. Les résultats sont cohérents 
avec ceux des études recensées dans le complé‑
ment en ligne C1 excluant les conditions de crédit, 
ce qui montre la fragilité extrême des paramètres 
estimés, et aboutit dans un grand nombre de cas à 
des élasticités estimées dont l’ordre de grandeur 
est très éloigné de la vraisemblance économique. 
Même en calibrant les données démographiques 
et l’impact des taux d’intérêt, le coefficient libre‑
ment estimé sur le log revenu / stock de logement 
grimperait d’une valeur de 2 à un niveau absurde 
de 12 (ce qui correspondrait à une très faible élas‑
ticité de la demande au prix), tandis que la vitesse 
d’ajustement baisserait encore.

Figure IV‑A
Effets à long terme sur le logarithme des prix immobiliers réels en France
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Encours de crédit à l’habitat

Miles (1992) et Brueckner (1994) étudient les 
décisions d’emprunt et d’épargne pour un inves‑
tissement immobilier ou financier ainsi que les 
conséquences de l’assouplissement du rationne‑
ment du crédit sur l’encours de crédits à l’habi‑
tat. Toutefois, il y a peu de travaux d’économétrie 
systématiques sur l’endettement des ménages, 
comme le montrent les revues de la littérature 
de Fernandez‑Corugedo et Muellbauer (2006) et 
Meen (1990). En France, comme dans la plupart 
des économies développées, les crédits à l’habi‑
tat représentent la majeure partie (de 70 à 80 %) 
de l’endettement total des ménages.

Considérant la longue durée des crédits à l’habi‑
tat, l’encours de crédits correspondant s’ajuste 
assez lentement aux facteurs de long terme, 
avec une vitesse d’ajustement trimestrielle de 
0.077 (t = 15.8) (tableau A2‑2). Cette estimation 
n’est pas très éloignée de celles autour de 0.065 
pour le Royaume‑Uni de Fernandez‑Corugedo 
et Muellbauer (2006). Dans la solution de long 
terme de l’équation de l’encours de crédit à l’habi‑
tat, le log des taux d’intérêt nominaux des crédits 
immobiliers présente un coefficient très important 
de ‑ 0.46 (t = ‑ 16.6). Cet effet très fort est cohé‑
rent avec l’utilisation par les banques du ratio du 
service de la dette comme principal critère de prêt 
(complément en ligne C4). Dans le cas extrême 
où chaque emprunteur se situerait au niveau 
d’emprunt maximum permis par le plafond du 

service de la dette, le coefficient du taux d’inté‑
rêt nominal serait de ‑ 1. Ni le taux d’intérêt réel 
ni une mesure du coût d’usage du logement ne 
s’avèrent significatifs, même si le coût d’usage a 
une influence indirecte par le biais de son impact 
sur les prix immobiliers. Sans surprise, les condi‑
tions du crédit immobilier ont un effet très impor‑
tant, avec un coefficient de 0.59. L’effet du ratio 
des prix immobiliers sur le revenu varie fortement 
avec les conditions du crédit immobilier, mettant 
en évidence un effet d’interaction très significatif.

Aucune influence du patrimoine financier liquide 
ou illiquide ni du revenu permanent sur l’en‑
cours de crédits à l’habitat n’a pu être détectée, 
et une élasticité au revenu de un est acceptée par 
les données. Les coûts de transactions immobi‑
lières ont un effet négatif clair sur l’endettement. 
L’évolution démographique a un impact impor‑
tant, comme le suggèrent les données interna‑
tionales récentes sur les taux d’investissement 
immobilier de Monnet et Wolf (2016) interprétées 
comme une mesure de la demande de logement. 
Le nombre d’enfants par adulte et le nombre 
d’adultes dans la classe d’âge précédant la retraite 
(comme défini ci‑dessus) ont tous deux un impact 
direct positif fort, qui s’ajoute à leur rôle indirect 
via les prix immobiliers. Cet impact direct est 
calibré à 1.5 fois l’impact dans l’équation du prix 
du logement, ce qui est une restriction acceptable 
et inférieure à la valeur librement estimée. Dans 
la dynamique de court terme, la variation (mais 
non le niveau) de la part de la classe d’âge de 25 à 

Figure IV‑B
Effets à long terme sur le logarithme des prix immobiliers réels en France
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44 ans a un effet positif très significatif (t = 12.4). 
La dynamique de court terme comprend un effet 
négatif de la variation du taux de chômage sur les 
deux trimestres précédents (t = ‑ 3.2).

Les figures V‑A et V‑B, qui donnent les contri‑
butions à la solution de long terme, montrent 
que l’assouplissement des conditions du crédit 
immobilier, la baisse des taux nominaux des 

Figure V‑A 
Effets à long terme sur le logarithme encours de crédit immobilier / revenu en France
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Figure V‑B
Effets à long terme sur le logarithme encours de crédit immobilier / revenu en France
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crédits immobiliers, l’interaction de la libérali‑
sation du crédit avec le ratio des prix immobi‑
liers sur le revenu et les facteurs démographiques 
sont essentiels pour comprendre l’essor du ratio 
de l’encours de crédits immobiliers au revenu. 
On observe une influence positive modeste de la 
baisse des coûts de transaction (figure V‑B) et un 
effet notable de l’évolution démographique, en 
particulier lié à la baisse du nombre d’enfants par 
adulte, compensé en partie par l’augmentation de 
la proportion d’adultes dans la classe d’âge pré‑
cédant la retraite.

Si l’on omet l’indice des conditions du crédit 
immobilier de l’équation de l’encours de de 
crédits correspondant, la vitesse d’ajustement 
baisse, mais de manière modeste uniquement, 
tandis que l’écart‑type de l’équation augmente. 
L’équation devient dominée par le ratio des prix 
immobiliers sur le revenu, qui constitue claire‑
ment une approximation des conditions de crédit 
omises, même si le log du taux nominal des cré‑
dits immobiliers reste très significatif.

*  * 
*

Les fonctions de consommation des modèles 
économétriques (non DSGE) actuels utilisés par 
les banques centrales réduisent l’impact du por‑
tefeuille de ménages à celui du seul patrimoine 
net et négligent les changements des conditions 
de crédit. Seule une petite partie des interactions 
entre les secteurs des ménages et de la finance est 
ainsi jugée pertinente. Les résultats empiriques 
du présent article, obtenus avec les données sta‑
tistiques trimestrielles de la France entre 1981 
et 2016, contredisent fortement ces hypothèses 
simplificatrices.

La consommation et le patrimoine des ménages 
réagissent à des facteurs communs (changements 
des conditions de crédit, des taux d’intérêt, des 
anticipations de revenus ou encore des facteurs 
démographiques), qui doivent être identifiés 
pour isoler correctement, en creux, les effets de 
richesse et mettre en lumière toutes les répercus‑
sions directes et indirectes de la politique moné‑
taire sur la consommation. Pour distinguer les 
facteurs communs déterminant la consommation 
et la composition du patrimoine des ménages de 
simples relations causales, il est nécessaire de 
modéliser les principales composantes du patri‑
moine des ménages, en particulier les prix immo‑
biliers, qui dérivent de la demande immobilière 
pour un stock de logements donné. Le modèle 

développé ici comprend par conséquent des 
équations pour évaluer la consommation, les prix 
immobiliers, l’endettement immobilier, le crédit 
à la consommation, les actifs liquides et le revenu 
permanent. Les variables de contrôle couvrent 
aussi les conditions de crédit applicables aux 
crédits immobiliers comme non immobiliers, 
estimées comme des variables latentes com‑
munes à plusieurs équations, les taux d’intérêt, 
les anticipations de revenu ainsi que les facteurs 
démographiques.

Les modèles macroéconométriques estimés 
jusqu’ici, qui excluent les deux indicateurs de 
conditions de crédit, donnent des explications 
peu satisfaisantes des évolutions de la consom‑
mation, des prix immobiliers et du crédit à la 
consommation. L’interprétation de ces deux 
variables latentes comme des indicateurs de dis‑
ponibilité du crédit est cohérente avec de nom‑
breux éléments. La libéralisation financière a 
assoupli les conditions du crédit immobilier en 
France à partir de 1984. Par la suite, les variations 
de ces conditions de crédit présentent une cor‑
rélation négative forte avec celles des créances 
douteuses des banques. Le revenu permanent 
influe fortement sur la consommation mais, du 
fait que le revenu de chaque ménage suit une 
évolution incertaine, idiosyncratique et non assu‑
rable, le revenu courant joue aussi un rôle. En 
France, la propension marginale à consommer 
le patrimoine financier est comparable à celle 
observée aux États‑Unis, au Royaume‑Uni et 
en Allemagne, avec une propension marginale à 
consommer les actifs liquides nets de l’endette‑
ment très supérieure à celle des actifs financiers 
illiquides. Toutefois, comme en Allemagne, 
l’impact du patrimoine immobilier ou des garan‑
ties immobilières est globalement très inférieur à 
celui estimé aux États‑Unis ou au Royaume‑Uni, 
en raison de l’absence d’hypothèque rechar‑
geable (« home equity withdrawal »). La BCE 
(2009) souligne ce phénomène comme un fac‑
teur majeur expliquant le haut niveau d’hétéro‑
généité entre les pays en termes de patrimoine 
immobilier ou d’effets des garanties immo‑
bilières sur la consommation. Arrondel et al. 
(2014) corroborent ces résultats, en mettant en 
évidence un faible effet de richesse immobilière 
chez les propriétaires français à partir de don‑
nées microéconomiques. De plus, les estima‑
tions présentées ici suggèrent un effet négatif de 
la hausse des prix immobiliers sur la consomma‑
tion globale. Ce résultat peut être interprété de la 
manière suivante : compte tenu des réglementa‑
tions financières relativement strictes en France, 
une hausse des prix immobiliers par rapport au 
revenu oblige les ménages plus jeunes à épargner 
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davantage s’ils envisagent d’accéder à la pro‑
priété, tandis que les autres locataires anticipent 
une hausse des loyers et épargnent davantage 
pour y faire face.

Lors de l’envolée des prix immobiliers en 
France entre 1996 et 2008, le léger effet de 
richesse positif sur la consommation et l’impact 
de l’assouplissement des conditions du crédit 
immobilier ont ainsi été compensés par l’impact 
négatif de la hausse des prix du logement et de 
l’endettement. La France est donc très différente 
des économies anglo‑saxonnes où les crédits à 
la consommation garantis par un bien immobi‑
lier et les crédits hypothécaires rechargeables 
(« home equity loans ») génèrent un fort impact 
du patrimoine immobilier sur la consommation. 
En conséquence, et en dépit de la hausse des prix 
immobiliers, la France n’a pas connu d’envo‑
lée de la consommation à l’anglo‑saxonne, où 
l’effet de l’accélérateur financier par le biais 
des crédits garantis par un bien immobilier s’est 
avéré puissant et déstabilisant. Un autre élément 
caractéristique du boom des prix immobiliers 
aux États‑Unis était une surévaluation des prix 
du logement liée à des anticipations extrapo‑
latives, probablement accrue par les niveaux 

élevés d’effet de levier. Les données empiriques 
montrent que la surévaluation des prix immobi‑
liers liée à des anticipations extrapolatives est 
restée relativement limitée en France, ce qui 
est cohérent avec la relative rigueur de la régle‑
mentation qui limite l’endettement des ménages 
français. Cela suggère que ce facteur constitue 
un risque réduit pour la stabilité financière.

Les prix immobiliers dépendent des taux d’inté‑
rêt et bien sûr, du revenu et de l’offre de loge‑
ment. De plus, la consommation comme les 
revenus des ménages réagissent tous deux aux 
taux d’intérêt, ce qui signifie que les taux d’inté‑
rêt et les revenus sont des sources potentielles 
de fragilité pour les marchés de l’immobilier 
résidentiel et des crédits immobiliers en France. 
Toutefois, la transmission monétaire par les actifs 
financiers illiquides est beaucoup plus limitée, 
vraisemblablement car les montants détenus sont 
plus faibles en France qu’aux États‑Unis ou au 
Royaume‑Uni. Ces conclusions suggèrent que 
cette modélisation du secteur immobilier, inté‑
grée à un modèle économétrique plus large per‑
mettant de simuler différents scénarios, est utile 
pour étudier différentes questions de politique 
monétaire, y compris la stabilité financière. 
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Consommation, patrimoine des ménages et marché immobilier en France 

ANNEXE 1 ____________________________________________________________________________________

DONNÉES, DÉFINITIONS ET SOURCES

c : désigne la consommation par tête définie comme la consomma‑
tion totale hors services financiers, à prix constants et déflatée par la 
population (source : comptabilité nationale, Insee – Institut National 
de la Statistique et des Études Économiques).

y : désigne le revenu par tête comme moyenne géométrique du 
revenu disponible des ménages et du revenu disponible hors revenus 
de la propriété (source : comptabilité nationale, Insee).

LA : désigne les actifs liquides, qui recouvrent les espèces (pièces et 
billets), les dépôts sur compte courant, les comptes épargne liquides, 
les titres de créance à court terme et les fonds de placement à court 
terme (source : comptes nationaux financiers, Banque de France)17. 

NLA : désigne les actifs liquides nets de l’endettement (source : 
comptes nationaux financiers, Banque de France).

IFA : désigne les actifs financiers illiquides, qui recouvrent tous les 
actifs financiers à l’exception des actifs liquides tels que définis ci‑des‑
sus (source : comptes nationaux financiers, Banque de France).

HA : désigne les actifs immobiliers bruts, publiés dans les statis‑
tiques annuelles depuis 1978. Ils comprennent les logements et les 
terrains en construction (sources : comptabilité nationale, Insee).

mdebt : désigne les crédits à l’habitat destinés aux ménages 
(source : Banque de France). Une série sur une longue période a 
été constituée par Wilhelm (2005). Les crédits hypothécaires au sens 
juridique strict constituent une minorité des crédits immobiliers en 
France et ne font pas l’objet de statistiques publiées fréquemment. 
De fait, la plupart des crédits immobiliers sont garantis par un orga‑
nisme spécialisé qui mutualise les risques sur les revenus (62 % des 
nouveaux crédits en 2011 selon l’Autorité de contrôle prudentiel et de 
résolution – ACPR –, autorité française de régulation des banques et 
compagnies d’assurance). De ce fait, la plupart des crédits ne sont 
pas garantis par des biens immobiliers, mais par les revenus des 
ménages emprunteurs. Toutefois, lorsqu’un crédit immobilier n’est 
pas remboursé, un ménage peut se trouver obligé de vendre sa mai‑
son. De ce fait, l’impact sur le marché immobilier peut ne pas être très 
différent de celui d’un crédit hypothécaire.

cdebt : désigne le crédit à la consommation, qui recouvre toutes 
les formes de découvert de carte de crédit, de prêts personnels, de 
découverts et de crédits destinés à l’achat de biens durables autres 
que des biens immobiliers (source : Banque de France). 

hp et rhp : désignent respectivement les prix immobiliers et les 
prix immobiliers réels (source : OCDE) : il existe un indice des prix 
immobiliers officiel pour toute la France, corrigé des effets de qua‑
lité et constitué d’après les données de notaires, depuis 1996 uni‑
quement (Gouriéroux & Laferrère, 2009). Auparavant, le seul indice 
officiel existant était un indice parisien publié par l’Insee depuis 1980. 
L’OCDE publie un indice basé sur un indice annuel élaboré par Friggit 
(2010) sur la base des informations de vente répétées. Avant 1997, 
les variations du log des prix immobiliers annuels réels à t – 1 sont 
remplacées par leurs valeurs ajustées par régression de la crois‑
sance sur les crédits à l’habitat, l’inflation et le revenu et les données 
retardées de quatre trimestres de la variation annuelle du log des prix 
immobiliers réels.

rdepr : désigne le rendement des actifs liquides mesuré par une 
moyenne pondérée du taux d’intérêt réel sur les comptes épargne 
réglementés (source : Banque de France), d’un taux nul pour les 
dépôts non générateurs d’intérêt (ce qui est la règle en France) et le 
taux d’intérêt après impôt sur les fonds communs de placements du 
marché monétaire (lesquels ont été développés plus tôt en France 

que dans la plupart des autres pays européens en raison d’avantages 
fiscaux) (source: Bernard & Berthet, 2015).

ncr et rcr : désignent les taux d’intérêt nominal et réel sur les crédits 
à la consommation. Les taux d’intérêt sur les crédits à la consomma‑
tion sont constitués par la moyenne à pondération égale des taux sur 
les découverts et des prêts à la consommation proprement dit mesu‑
rés par une enquête sur les taux d’intérêt des institutions financières 
monétaires (MIR) harmonisée au niveau de la zone euro depuis 2003 
(source : Banque de France). Avant cette date, ils ont été rétropolés à 
partir de la moyenne des taux minimum et maximum.

nmr : désigne le taux d’intérêt nominal des crédits à l’habitat ajusté 
le cas échéant de l’allègement fiscal sur les intérêts versés au titre de 
crédits pour la résidence principale. Les taux d’intérêt sur les crédits 
immobiliers recouvrent ceux des nouveaux prêts accordés par les 
banques à un taux fixe, selon l’enquête sur le coût du crédit (source : 
Banque de France). Avant 1980, ils ont été rétropolés à partir de la 
moyenne des taux minimum et maximum. Les données sur les allè‑
gements fiscaux sont tirées de la comptabilité nationale du secteur 
immobilier (source : ministère du Logement).

user : désigne le coût d’usage, défini comme le taux d’intérêt réel 
des crédits à l’habitat après impôt moins la plus‑value réelle antici‑
pée, plus des coûts de transaction annualisés estimés à 4.5 %1718 de 
la valeur et une prime de risque variable dans le temps. La prime de 
risque variable dans le temps est définie par la volatilité des variations 
annuelles des prix immobiliers réels sur les quatre dernières années, 
avec une pondération dégressive avec l’éloignement dans le temps : 
(ad4lrhp + 0.7* ad4lrhp(‑ 4)+ (0,7**2)* ad4lrhp(‑ 8) + (0,7**3)*ad4l‑
rhp(‑12)) / (1 + 0,7 + (0,7**2) + (0,7**3)), où ad4lrhp désigne la valeur 
absolue de la variation annuelle du log prix immobiliers réels.

demog : désigne les facteurs démographiques, représentés par des 
statistiques annuelles publiées à chaque 1er janvier (source : Insee). 
Ces données ont été complétées par interpolation et retardées en 
tant que besoin. Dans le modèle du revenu permanent, la démogra‑
phie joue sur la proportion de la population en âge de travailler de 
chaque classe d’âge, mesurée comme une moyenne sur 8 trimestres 
glissants, par rapport à la population totale.

h : désigne le stock de logements, reconstitué de manière récursive, 
selon le principe de l’inventaire permanent, à partir des données de 
stock de logements à prix courants (sources : comptabilité nationale, 
Insee). Le niveau est déterminé d’après la valeur du stock en 2010. La 
formation brute de capital fixe désigne la FBCF immobilière en volume 
et le taux de dépréciation est celui utilisé dans la comptabilité nationale.

θ : désigne l’incertitude du revenu, estimée par la variation du taux de 
chômage sur quatre trimestres dans l’équation de la consommation, 
et par les variations sur deux trimestres dans les autres équations.

trans : désigne les coûts de transaction d’après « valeur‑immobilier‑ 
France » (source : ministère du Logement).

L’impact des primes à la casse est calculé d’après Adda et Cooper 
(2000) pour la première période, et extrapolé à partir de la relation 
aux immatriculations de véhicules pour la seconde période.

17. Comme la consommation et le revenu, tous les éléments de patri‑
moine sont déflatés par le déflateur de la consommation et la population.
18. Pour une transaction donnée, les coûts réels, y compris les coûts 
de déménagement, sont bien plus élevés. La distribution de la valeur 
actualisée sur quelques années de propriété peut vraisemblablement être 
de l’ordre de 4.5 %. Ce chiffre est cohérent avec les faibles niveaux de 
mobilité en France.
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ANNEXE 2 ____________________________________________________________________________________

ESTIMATIONS DES ÉQUATIONS DE PRIX DU LOGEMENT ET D’ENCOURS DE CRÉDITS À L’HABITAT

Tableau A2‑1
Estimation d'une solution à long terme de l'équation des prix immobiliers en France

Variable dépendante = D ln hpt Symbole
1981 T2 ‑ 2016 T4 1981 T2 ‑ 2008 T3 1981 T2 ‑ 2016 T4  

Hors MCCI(a)

Coefficient t‑ratio Coefficient t‑ratio Coefficient t‑ratio

Vitesse d'ajustement 0.123*** 12.6 0.126*** 10.3 0.026*** 10.8

Coefficients à long terme

Constante h0 ‑ 5.95*** ‑ 51.8 ‑ 14.0*** ‑ 38.9 ‑ 8.8*** ‑ 25.9

Indice des conditions de crédit immobilier : MCCI h0c 1 fix 1 fix 0 fix

Log taux nominal sur les crédits immobiliers h1 ‑ 0.38*** ‑ 12.4 ‑ 0.39*** ‑ 9.1 ‑ 0.38 fix

Log coût d'usage*MCCI h2 ‑ 0.07*** ‑ 2.8 ‑ 0.14* ‑ 1.8 ‑ 0.87*** (a) ‑ 8.4

Coefficient sur la prime de risque du coût d'usage h2a 0.63*** 12.0 0.72*** 10.2 0.96*** 16.5

Log (revenu réel / stock de logement) h3 2 fix 2 fix 2 fixe

Revenu permanent / actuel h4 0.52*** 3.8 0.41*** 2.7 0.52 fixe

Nombre d’enfants par adulte h5a 2 fixe 2 fixe 3 fixe
Nombre d’adultes dans la classe d’âge précédant 
l’âge de la retraite/total adultes h5b 3 fixe 3 fixe 4 fixe

Nombre d’adultes 25‑44 ans / total adultes h5c 0 fixe 0 fixe 2.2*** 3.2
Diagnostic

Écart‑type de l’équation 0.00234 0.00235 0.00482

DW 1.83 1.72 0.84

R2 0.973 0.969 0.887
(a) Sans interaction avec MCCI.
Note : significativité statistique aux niveaux de 10 %, 5 % ou 1% notée respectivement *, **, ou ***. Estimation selon le maximum de vraisemblance 
d'un système à 6 équations avec le logiciel TSP (Time Series Processor) 5.1 Les écart‑types des équations correspondent aux erreurs quadra‑
tiques moyennes (RMSE) des résidus.
Source : Banque de France ; Insee ; calculs des auteurs.

Tableau A2‑2
Estimations de la solution à long terme de l'équation d’encours de crédits immobiliers hypothécaires

Variable dépendante = D ln mdebtt Symbole
1981 T2 ‑ 2016 T4 1981 T2 ‑ 2008 T3 1981 T2 ‑ 2016 T4  

Hors MCCI
Coefficient t-ratio Coefficient t‑ratio Coefficient t-ratio

Vitesse d'ajustement π 0.077*** 15.8 0.088*** 3.3 0.057*** 10.8
Coefficients à long terme de log (mdebt réel / y)

Constante m0 ‑ 2.7*** ‑ 27.9 ‑ 2.9*** ‑ 25.5 ‑ 7.1*** ‑ 4.7
Indice des conditions de crédit : MCCI m0c 0.59*** 12.2 0.55*** 10.5 0 ‑ 
Log taux nominal sur les crédits immobiliers m1 ‑ 0.46*** ‑ 16.6 ‑ 0.38*** ‑ 10.4 ‑ 0.59*** ‑ 12.3
Log (prix immobiliers / y) m4 0 ‑ 0 ‑ 0.97 14.9
MCCI x log (prix immobiliers / y) m4c 0.70*** 5.6 0.86*** 5.4 0 ‑ 
Effet composite des facteurs démographiques 
de l'équation des prix immobiliers m5 1.5 fix 1.5 fix 1.5 fix

Coûts de transaction m9 ‑ 2.9*** ‑ 4.2 ‑ 3.9*** ‑ 2.7 ‑ 5.1*** ‑ 4.4
Diagnostic
Écart‑type de l’équation 0.00322 0.00327 0.00374
DW 2.10 2.21 1.77
R2 0.902 0.906 0.870

Note : significativité statistique aux niveaux de 10 %, 5 % ou 1% notée respectivement *, **, ou ***. Estimation selon le maximum de vraisemblance 
d'un système à 6 équations avec le logiciel TSP (Time Series Processor) 5.1 Les écart‑types des équations correspondent aux erreurs quadra‑
tiques moyennes (RMSE) des résidus.
Source : Banque de France ; Insee ; OCDE ; calculs des auteurs.


