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Introduction 
Le logement : un bien espace‑temps 
Housing: A space‑time good 

Alain Trannoy*

Résumé – Le logement est le bien capital dans tous les sens du terme pour les 
ménages, en même temps bien de consommation par le flux de services qu’il pro‑
digue et élément constitutif essentiel du patrimoine pour les propriétaires. Capital 
aussi, car représentant plus qu’un quart des dépenses de consommation des ménages, 
une hausse des loyers ou des prix a tout de suite des répercussions très importantes 
sur le niveau de vie, sur les choix de localisation, sur les mobilités, sur les choix 
d’épargne. Le logement est capital également car il est unique comme élément d’un 
espace‑temps, espace et temps absolument indissociables pour l’occasion. Tous ces 
thèmes trouvent un écho dans ce numéro spécial riche d’approches et de perspec‑
tives différentes qui apportent de précieuses informations sur nombre de questions 
en suspens.

Abstract – Housing is a crucial good for households, both as a consumer good 
via the flow of services it fosters, and as an essential component of a homeowner’s 
wealth. It is also crucial because it accounts for more than a quarter of household’s 
expenses, and an increase in rent or property prices instantly has a major impact 
on their living standards, choice of location, mobility, and savings options. Finally, 
housing is also crucial because it is unique as an element of space‑time, space and 
time that cannot be separated in this instance. These themes are examined in this 
special issue, with a variety of approaches and different perspectives, providing 
valuable information on a number of outstanding issues.

Codes JEL / JEL Classification : R31, R38 
Mots‑clés : logement, espace‑temps, inégalité, mobilité, localisation, politique publique, 
marchés locaux
Keywords: housing, space‑time, inequality, mobility, localization, public policy, local markets
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Pourquoi le logement ? L’économiste peut avancer mille raisons parmi les‑
quelles on peut citer que c’est le premier poste du budget des ménages, le pre‑

mier élément du patrimoine, un bien essentiel qui conditionne la pauvreté et les 
inégalités, un marqueur de la ségrégation, un vecteur crucial de la crise financière 
de 2008, enfin parce que son prix n’a pas cessé de monter depuis le milieu des 
années 1990. L’économie du logement est devenue un sujet à part entière en France 
et il faut s’en féliciter. En témoigne d’une part la parution de ce numéro spécial  
d’Economie et Statistique / Economics and Statistics et d’autre part le récent numéro 
des Annals of Economics and Statistics. Il faut saluer ces efforts éditoriaux qui mani‑
festent une volonté de combler le retard en matière de connaissance scientifique par 
rapport à d’autres pays avancés, et en particulier par rapport aux États‑Unis. Il est 
d’ailleurs symptomatique qu’Economie et Statistique / Economics and Statistics se 
soit ouvert à de nombreuses contributions d’économistes européens pour l’occasion. 
À l’évidence, les dix études réunies ne pouvaient pas adopter le même angle de vue. 
Avant de resituer chaque article dans sa problématique, une originalité capitale du 
logement sur le plan conceptuel doit être soulignée. Le logement est un élément d’un 
espace‑temps, absolument indissociables pour l’occasion. 

Le logement est le seul bien qui ne peut être défini que par une localisation et une 
occupation du sol, un terrain qui est un facteur rare. Il demande nécessairement une 
consommation de terre. En même temps, le logement est un bien durable qui se 
définit par un flux de consommation et un stock de capital. D’où la dimension dyna‑
mique. Le logement est un élément d’un espace‑temps, et ces deux éléments sont 
indissociables. La théorie microéconomique réserve une place d’honneur à l’analyse 
temporelle, beaucoup moins à la théorie spatiale, même si elle a ses lettres d’honneur 
avec l’analyse remarquable de Von Thünen en 1826, qui peut être considérée comme 
la première analyse microéconomique, avant même celle d’Augustin Cournot. Mais 
une analyse complète du logement demande de connecter une analyse spatiale et une 
analyse dynamique et c’est ce qui rend l’analyse à la fois difficile et passionnante. 
Ces allers‑retours spatio‑temporels sont importants. 

D’une part, des évènements et donc le temps, vont être cristallisés, stockés dans le 
prix du sol. Une illustration en est donnée par la crise de 2007 qui a touché les dif‑
férents territoires d’une façon différente. La désindustrialisation a connu une accélé‑
ration qui a dévasté nombre de territoires et entraîné une chute des prix du foncier et  
de l’immobilier où les personnes, en plus de perdre leur emploi, ont vu une partie de 
la valeur de leur patrimoine se volatiliser. Alors qu’au même moment les habitants 
des grandes métropoles voyaient le prix de leur logement bondir à la faveur d’une 
société post‑industrielle où nombre de pays occidentaux (les États‑Unis, la Grande 
Bretagne et la France) se spécialisent dans les phases de design, de marketing et de 
commercialisation des produits, délaissant la phase de production aux économies en 
développement et aux pays émergents. Ces opérations de conception se concentrent 
dans les métropoles pour profiter d’effets d’agglomération sous la forme d’échange 
d’idées qui se nourrissent de contacts individuels denses et variés. 

Inversement, une rareté ou une abondance de terre peut impacter à long terme le 
devenir économique d’une région urbaine. Par exemple en France, la côte d’Azur, 
coincée entre la mer et les Alpes souffre d’un manque de terrains disponibles qui 
contribue à bloquer son expansion, alors qu’une ville comme Nantes, l’une des plus 
dynamiques de France, a la chance de disposer d’une réserve foncière importante 
tout près du centre‑ville. C’est d’ailleurs ce qui explique en partie les résultats un peu 
surprenants au premier abord obtenus par Dorothée Brécard, Rémy Le Boennec 
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et Frédéric Salladarré qui trouvent au moyen d’un modèle hédonique une assez 
faible valorisation des biens environnementaux (proximité des stations de transport 
en commun, qualité de l’air, etc.) dans cette ville, alors même qu’elle est considé‑
rée comme un exemple d’un volontarisme écologique. La chance de pouvoir dispo‑
ser d’une offre de logements assez bon marché grâce à une ambitieuse politique de 
social et proche du centre avec l’Île de Nantes, et la relative homogénéité de la ville 
bloquent un mécanisme de différentiation des valorisations. 

Cette lecture spatio‑temporelle est au cœur de la démarche de l’article de 
Jean‑Sauveur Ay, Mohamed Hilal, Julie Le Gallo et Jean Cavailhès qui offre 
une plongée remarquable sur la compréhension des mécanismes d’évolution du prix 
du terrain à bâtir dans le neuf. Le terrain représente en moyenne 30 % du coût total 
de la construction d’une maison individuelle et la surface de plancher représente 
en moyenne 15 % de la superficie du terrain. En lien avec les résultats d’une autre 
étude de ce numéro, celle de Thomas Balcone et Anne Laferrère, sur laquelle nous 
revenons ci‑après, il est avéré que le prix du terrain à bâtir a augmenté plus vite que 
celui du bâti pour les nouvelles constructions dans un passé récent. C’est d’ailleurs 
un fait récemment documenté par Knoll, Schularick et Steger (2017) que l’inflation 
immobilière est gouvernée par la hausse des valeurs foncières dans la plupart des 
pays avancés. Cela pourrait suggérer qu’une politique plus généreuse en matière de 
permis de construire serait de nature à freiner la hausse des prix des terrains à bâtir et 
qu’une partie de la hausse immobilière est simplement entretenue par une politique 
malthusienne en termes de délivrance de permis de construire. Mais ce n’est pas 
exactement la voie qui est suivie ici. Les quatre auteurs estiment un modèle structurel 
où le prix du terrain à bâtir dépend de la construction mesurée à la fois en termes de 
nombre de logements autorisés, de surfaces de plancher autorisées et de superficies 
de terrain autorisées. Cette construction est instrumentée par des variables relatives 
à la nature des terrains, à leur topographie, au coût d’opportunité agricole ainsi qu’à 
la présence de friches industrielles. Le choix de la première variable et en particulier 
la proportion de terrains argileux retient à juste titre l’attention. En effet les terrains 
argileux sont des terrains plus instables et qui renchérissent le coût de construction 
et sans possibilité aucune de causalité inverse : le prix des terrains à bâtir n’a pas pu 
augmenter la proportion de terrains argileux. Ces quatre variables sont des variables 
d’offre et l’on sait que pour identifier la pente d’une courbe de demande, il faut 
essayer de détecter des variations exogènes de l’offre pour pouvoir « glisser le long 
d’une courbe de demande ». Les auteurs de l’étude obtiennent alors une demande  
de logement des ménages très élastique aux prix des terrains. L’élasticité de la 
demande inverse de terrains est de l’ordre de 0.3 (en valeur absolue), et donc l’élas‑
ticité de la demande est supérieure à 3. Une confirmation est bien apportée au fait 
qu’une dérégulation totale de l’offre de terrains constructibles, certes une solution 
à bannir pour des raisons écologiques, permettrait de s’assurer que la hausse de la 
demande résidentielle est résorbée sans hausse des prix. L’article de Thomas Balcone 
et Anne Laferrère documente en sens contraire une demande de logement qui « ne 
cale pas » facilement et privilégie aussi une grille d’analyse spatio‑temporelle.

La France se caractérise par une intervention publique lourde dans le secteur du 
logement, en matière de régulation, de financement et d’imposition et ces différents 
types d’intervention fourmillent de dispositifs dont on peut vouloir évaluer l’effi‑
cacité. Les incessants changements de la politique publique en France constituent 
à cet égard une aubaine pour réaliser des études d’impact de par leur différentiation 
spatiale ou de la spécificité des marchés locaux de l’habitat. L’article de Guillaume 
Bérard et Alain Trannoy utilise une nouvelle base de données mise à disposition 
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des chercheurs par le CGEDD, la base MEDOC complétée par la base Fidji, pour 
mesurer l’impact de la hausse survenue en 2014 des droits de mutation à titre oné‑
reux (DMTO) qu’acquitte l’acquéreur d’un bien immobilier. Les départements ont 
eu le loisir à partir du premier janvier 2014 d’augmenter la part départementale de 
ces taux d’au plus 0.7 % du montant de la transaction (de 3.8 à 4.5 %). Comme ils ne 
l’ont pas tous fait et surtout pas tous en même temps, cela ouvre la voie à une expé‑
rience naturelle. Les auteurs obtiennent un vigoureux effet d’anticipation des ventes 
le mois précédent plus que compensé par une baisse du nombre de transactions les 
trois mois suivants la hausse de la taxe. Toutefois, l’effet net est d’une amplitude 
assez faible, estimée à environ 15 000 transactions non réalisées au niveau national 
du fait de la hausse de la fiscalité, soit 1.5 % du nombre annuel total des transactions. 
Cela confirme une demande de logements assez résiliente, estimée cette fois‑ci sur 
le marché secondaire de l’ancien. Au total, cette faible élasticité au prix est assez 
normale pour un bien de base, un bien considéré comme indispensable, mais au‑delà, 
c’est un bien qui conditionne le bien‑être d’une façon capitale et les ménages sont 
sans doute plus prêts à sacrifier l’alimentation ou l’habillement en cas de difficultés 
financières qu’à rogner leurs ambitions immobilières.

Le logement conjointement avec les dépenses de chauffage et d’éclairage est  
de loin le premier poste dans le budget des ménages avec plus de 26 %, le double de 
l’alimentation1. De ce fait, toute augmentation de son prix ou du loyer a un impact 
important en termes de niveau de vie. À cela s’ajoute un facteur qualitatif. Le loge‑
ment est un bien primaire, un bien de base reconnu comme tel dans la déclaration 
universelle des droits de l’homme, et dans la charte des droits fondamentaux de 
l’Union européenne. Dans sa décision du 19 janvier 1995, le Conseil constitutionnel 
a considéré que « la possibilité de disposer d’un logement décent est un objectif 
à valeur constitutionnelle ». Le Droit au logement opposable (DALO) est affirmé 
dans la loi Besson. La question des inégalités et de la pauvreté est donc corrélative‑
ment liée à l’occupation d’un logement ou à l’absence d’un logement, par exemple 
pour les SDF. Le travail présenté dans ce numéro spécial par Carole Bonnet,  
Bertrand Garbinti et Sébastien Grobon revient sur ce thème des inégalités envi‑
sagé sous le prisme de l’inégalité à l’accession à la propriété. Le taux de propriétaires 
parmi les jeunes ménages modestes de 25 à 44 ans a été réduit de moitié entre 1973 
et 2013 (16 % contre 32 %). L’intérêt de l’étude est de montrer que beaucoup de 
facteurs y ont contribué, et d’abord un certain nombre de changements structurels 
dont le fait que ces ménages modestes habitent maintenant beaucoup plus dans les 
grandes villes où le prix du sol constitue une barrière, alors que 40 ans auparavant, 
nombre d’entre eux habitaient la campagne où ils étaient propriétaires. Cette dimi‑
nution de la petite propriété rurale est un phénomène important et souvent passé 
sous silence. Si le désir de devenir propriétaire est presque unanimement répandu et 
parfaitement légitime, la propriété constitue un frein à la mobilité accentuée par des 
coûts de transactions élevés. Dans une économie mouvante, encourager les ménages 
modestes à devenir propriétaires peut se révéler un cadeau empoisonné. En revanche, 
faire en sorte que leur budget logement ne soit pas trop lourd dans le budget des 
plus modestes est une politique qui ne freine pas leur mobilité. Cette question de la 
mobilité des jeunes ménages est d’ailleurs abordée par l’étude de Kees Dol et Harry 
van der Heijden sur le cas des Pays‑Bas où ils documentent un accroissement de 
la mobilité, particulièrement des jeunes propriétaires avant la crise de 2008. Cette 
mobilité accrue a été stoppée net par la crise qui a affecté notamment les ménages 
fortement endettés.

1. Données 2015, source Eurostat.

https://fr.wikipedia.org/wiki/19_janvier
https://fr.wikipedia.org/wiki/Janvier_1995
https://fr.wikipedia.org/wiki/1995_en_droit
https://fr.wikipedia.org/wiki/Conseil_constitutionnel_(France)
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On pressent que les différentes sociétés réagissent à ce dilemme de savoir comment 
intervenir sur le marché du logement d’une façon différente, en accord peut‑être 
avec des schémas politico‑philosophiques. On connaît la célèbre distinction formu‑
lée par Esping‑Andersen (1990), entre les régimes libéraux (les pays anglo‑saxons), 
sociaux‑démocrates (pays nordiques et les Pays‑Bas) et corporatistes (Allemagne, 
France). Dans les premiers, la couverture sociale est limitée à un filet de sécurité, 
et au‑delà, pour l’essentiel, la responsabilité individuelle prévaut, les seconds pri‑
vilégient les transferts universels, et enfin les troisièmes sont plus tournés vers une 
solidarité à l’intérieur de certains cercles, la famille, les salariés, le monde agri‑
cole, etc. Indiscutablement, c’est une grille de lecture intéressante mais à l’intérieur 
d’un pays, plusieurs sources d’inspiration peuvent coexister dans un même pays. 
Par exemple, la logique du mouvement HLM est indiscutablement universaliste, en 
revanche celle du « 1 % logement » est inspirée par une logique corporatiste. Il est 
possible donc que la grille de lecture soit différente ou simplement plus complexe 
pour le logement. Kemeny (1995) a proposé une grille de lecture plus simple où il 
oppose les marchés locatifs duaux, où les pauvres sont cantonnés dans le parc social 
qui leur est réservé, et les marchés locatifs intégrés où le parc privé et le parc social 
se font concurrence et obéissent à la même régulation. En fait, se rejoue l’opposi‑
tion classique entre vision libérale et social‑démocrate de la société. En matière de 
logement, la France historiquement se situe dans le second groupe de pays et le mou‑
vement social HLM est très attaché à cette vision. L’étude de Christophe André et 
Thomas Chalaux se propose d’établir une nouvelle typologie sur l’ensemble des 
pays de l’OCDE, qui restent assez disparates en termes de niveau de vie, à partir 
d’une nouvelle base de données de cette institution constituée à cet effet, Affordable 
Housing Database (AHD), qui sera de toute façon d’une très grande utilité pour 
les chercheurs en sciences sociales. Un enseignement de cette base de données est 
que les pays socio‑démocrates du Nord de l’Europe, les Pays‑Bas, le Danemark, la 
Suède, l’Islande, la Norvège sont des pays où les propriétaires (y compris accédants 
à la propriété) sont devenus majoritaires et constituent désormais entre 50 % et 70 %. 
De plus, les ménages accédants constituent en termes de statut d’occupation la caté‑
gorie dominante et représentent autour de 40 % de la population. Des répercussions 
ou corrélations en termes socio‑politiques sont à attendre, le statut de propriétaire 
étant porteur de valeurs plus conservatrices qui s’inscrivent par exemple dans la sup‑
pression des droits de succession en Suède depuis 2005, la suppression de l’impôt 
sur le patrimoine au Danemark en 1997 et une remontée des inégalités dans ces pays. 

Le logement d’ailleurs constitue le premier vecteur d’épargne des Français, deux‑tiers 
de la valeur de leur patrimoine est constitué de logement, de même que le crédit à 
l’habitat constitue 85 % du crédit aux particuliers. Ainsi, une baisse de la valori‑
sation du patrimoine immobilier, lors d’un retournement du marché immobilier, a 
des répercussions immédiates en termes macroéconomique, comme l’ont révélé la 
crise des subprimes aux États‑Unis, et la crise immobilière irlandaise ou espagnole.  
Un des canaux majeurs du lien contemporain entre finance et macroéconomie passe 
par le logement, et c’est heureux qu’un des articles de ce numéro spécial, proposé 
par Valérie Chauvin et John Muellbauer, contribue à sa compréhension pour la 
France en montrant que l’accélérateur financier a été plus faible dans notre pays 
qu’aux États‑Unis et au Royaume‑Uni dans la période marquée par le grand envol 
des prix de l’immobilier (1996‑2008). Les effets de richesse financière sont com‑
parables sur la consommation à ceux observés aux États‑Unis et au Royaume‑Uni. 
En revanche, les effets de richesse immobilière sont plus faibles en France que dans 
ces deux pays, compte tenu de l’absence de prêts accordés sur la valeur de son patri‑
moine immobilier (crédits hypothécaires rechargeables, home equity withdrawal).  
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Une des particularités de l’actif immobilier est en effet d’être un actif qu’il est pos‑
sible d’acquérir avec l’argent que l’on n’a pas. Sur le marché du neuf, il n’y a rien 
à redire que l’on puisse emprunter pour investir, car la constitution du patrimoine 
individuel contribue à la formation brute de capital fixe. Sur le marché de l’ancien, 
c’est plus discutable puisqu’il ne s’agit que de l’échange d’un actif entre deux 
ménages. Les appels de marge sur les marchés des actions, en exigeant des verse‑
ments supplémentaires en cas de dépréciation, ont ruiné et éliminé les petits porteurs 
lors de la crise de 1929 et sont depuis sévèrement encadrés. Ils reposaient alors sur 
un mécanisme d’achat d’actions à crédit (avec une couverture faible) proche d’un 
emprunt immobilier sur le marché de l’ancien. Le statut hybride du logement, bien 
de consommation et bien capital, et les frictions nombreuses sur ce marché rendent 
les autorités monétaires beaucoup moins regardantes sur les emprunts immobiliers, 
alors qu’à l’évidence, le levier de l’endettement peut entretenir un cycle haussier et 
fragiliser en cas de retournement nombre de ménages, voire certaines institutions 
financières. L’endettement sur le marché de l’ancien introduit un facteur de risque 
macroéconomique longtemps négligé et qu’une politique macroprudentielle rigou‑
reuse peut seule limiter. Il est heureux à cet égard que l’article proposé par Thomas 
Balcone et Anne Laferrère compare l’évolution des prix immobiliers dans l’ancien 
et le neuf. En accord avec la compréhension du rôle du crédit, le marché de l’ancien 
est plus volatile que le marché du neuf. Il répercute plus brutalement les à‑coups de 
la politique du crédit, et en l’occurrence le grand resserrement du crédit de 2009. 
Cet article participe aussi à une réflexion sur les indices de prix qui sont les ther‑
momètres du marché du logement. Le progrès dans la précision et l’exactitude du 
thermomètre est essentiel pour ne pas faire d’erreur de diagnostic sur l’évolution du 
marché du logement. C’est d’autant plus vrai en France en raison de la déconnection 
marquée dans notre pays entre l’évolution des loyers et des prix depuis la fin des  
années 1990, un puzzle spécifique bien fait pour susciter la curiosité des écono‑
mistes. Avant de s’atteler à sa compréhension, il est crucial de s’assurer qu’il ne 
résulte pas d’un artefact. 

À cet égard, l’étude réalisée par Robert J. Hill, Michael Scholz, Chihiro Shimizu, 
et Miriam Steurer qui comparent plusieurs méthodes hédoniques et autres utilisées 
dans les différents pays de l’Union Européenne sur le plan théorique et les testent 
sur les données de prix de deux grandes agglomérations extra‑européennes, Sydney 
et Tokyo, contient des éléments précieux. En plus de recommander l’utilisation de 
méthodes hédoniques, par rapport à celle de dire d’experts, la méthode mise au point 
par l’Insee et qui sert de mode de calcul dans l’indice Notaires‑Insee, est recomman‑
dée par sa simplicité d’utilisation et du fait qu’elle donne lieu à des résultats plus 
stables sur des petits échantillons. Au‑delà de la fierté légitime que peut apporter le 
fait de voir validée une méthode concoctée par les équipes de l’Insee, ce résultat est 
important à un double titre. D’abord pour indiquer que la déconnection des prix par 
rapport au loyer n’est pas un mirage statistique dans notre pays. Ensuite parce que 
cet indice peut être utilisé pour apprécier l’évolution des prix sur les marchés locaux. 
Or les marchés immobiliers sont des marchés locaux, et la France des petites villes 
constitue autant de marchés distincts avec peu de transactions annuelles. 

L’approfondissement de la méthode hédonique constitue également le thème choisi 
par Amélie Mauroux. Le modèle théorique de Rosen (1974) postule une hypothèse 
d’information parfaite quant aux différentes caractéristiques qui importent pour 
l’existence de prix d’équilibre de chacun des biens différenciés que constitue chaque 
logement. L’auteure teste cette hypothèse pour un risque environnemental, en l’oc‑
currence le risque d’inondation. La mise en œuvre d’une disposition réglementaire, 
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l’obligation d’information des acquéreurs et locataires (IAL) intervenue en 2006, 
constitue l’occasion de mener à bien une quasi‑expérience naturelle. Seuls les biens 
situés au rez‑de‑chaussée sont impactés par ce choc informationnel mais ils le sont 
d’une façon importante, avec une baisse de valorisation de 9 %. Ce type d’étude 
pourrait être prolongé par une analyse coûts‑bénéfices des avantages à réaliser des 
investissements publics pour limiter le risque d’inondation (voir par exemple une 
analyse coûts‑bénéfices s'appuyant sur une estimation hédonique dans Gravel et al., 
2006).  

Ce numéro enrichit considérablement notre connaissance dans nombre de direc‑
tions et nul doute qu’il contribuera à éclairer les décideurs politiques et à stimuler 
l’intérêt des chercheurs et des étudiants pour ce domaine, qui est à la croisée de tant  
d’approches différentes en économie. 
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L e logement est un besoin fondamental
reconnu comme un droit de l’Homme 

dans de nombreuses constitutions nationales 
et déclarations internationales, notamment la 
Déclaration universelle des droits de l’Homme 
et la Charte des droits fondamentaux de l’Union 
européenne. L’accès à un logement abordable 
de bonne qualité est essentiel pour atteindre des 
objectifs étendus de politique sociale, notam‑
ment la lutte contre la pauvreté et le renfor‑
cement de l’égalité des chances, l’inclusion 
sociale et la mobilité, ainsi que la santé et le 
bien‑être. Néanmoins, un nombre important de 
ménages dans les pays de l’OCDE et de l’UE 
sont encore confrontés à une surcharge du coût 
du logement, vivent dans des habitations suroc‑
cupées ou même sont sans domicile. Les ten‑
dances mondiales à l’urbanisation, la hausse 
du prix du logement et l’augmentation des iné‑
galités de revenus ont tendance à exacerber les 
difficultés de logement. Ces dernières années, 
la faible croissance des revenus, le chômage 
élevé et les réductions de dépenses publiques 
ont encore aggravé la situation des plus vulné‑
rables dans de nombreux pays où le rétablis‑
sement de l’accès à un logement abordable 
de bonne qualité pour tous représente un défi 
majeur pour les décideurs politiques. 

Dans ce contexte, l’OCDE a élaboré la base de 
données sur le logement abordable (Affordable 
Housing Database, AHD), qui rassemble des 
informations transnationales des États membres 
de l’OCDE et de l’UE sur les caractéristiques 
du marché du logement, les conditions de loge‑
ment et les politiques publiques, afin d’aider les 
gouvernements à apprécier l’accès à un loge‑
ment abordable de bonne qualité et de renfor‑
cer la base de connaissances pour l’évaluation 
des politiques. L’efficacité et l’efficience des 
mesures de politique du logement dépendent 
du contexte dans lequel elles sont mises en 
œuvre et des interactions avec des structures 
et politiques sociales et économiques élargies. 
Par conséquent, l’évaluation des résultats et de 
l’impact potentiel des politiques du logement 
nécessite une approche systémique. Les sys‑
tèmes de logement varient considérablement 
entre les pays de l’OCDE et de l’UE, ce qui 
rend difficiles les comparaisons internationales 
et l’analyse comparative. L’identification de 
groupes de pays avec des systèmes de loge‑
ment globalement similaires permet à la fois 
d’évaluer la performance relative de différents 
systèmes en termes de caractéristiques de loge‑
ment et de comparer les pays avec leurs pairs 
les plus pertinents. Nous utilisons dans cet 
article les informations incluses dans la base 

AHD pour déduire une typologie des systèmes 
de logement basée sur les caractéristiques et les 
conditions du marché du logement, au moyen 
d’une analyse en composantes principales 
(ACP) et d’une classification hiérarchique. 
Cette approche nous permet d’avoir une vision 
complète des caractéristiques de logement dans 
tous les pays et de comprendre comment dif‑
férents indicateurs du logement sont reliés les 
uns aux autres.

Notre analyse de base couvre 25 pays et 
34 variables. Sept pays, pour lesquels nous dis‑
posons de moins de variables, ont ensuite été 
ajoutés. Nous avons identifié quatre groupes 
de pays : deux groupes comprennent les éco‑
nomies les plus avancées de l’OCDE, où les 
habitants bénéficient en général de conditions 
de logement relativement bonnes, même si cer‑
tains segments de population rencontrent des 
difficultés pour accéder à un logement décent 
et abordable. Les deux groupes se distinguent 
principalement par la structure des statuts d’oc‑
cupation et par le niveau d’endettement des 
ménages. Le premier, qui comprend la plupart 
des pays d’Europe du Nord (dont l’Allemagne), 
ainsi que les États‑Unis et la Suisse, se carac‑
térise par une part importante de propriétaires 
accédants des niveaux élevés d’endettement 
des ménages et une proportion relativement 
élevée de locataires du secteur privé. Le second, 
qui comprend une grande partie de l’Europe 
continentale occidentale (dont la France), avec 
l’Irlande et le Royaume‑Uni, se caractérise par 
des parts plus importantes de propriétaires non 
accédants et de locataires du secteur social. Les 
deux groupes restants bénéficient de conditions 
de logement moins favorables. L’un, avec des 
conditions de logement intermédiaires, com‑
prend une partie de l’Europe du Sud et des pays 
de l’Europe centrale et orientale (PECO), tan‑
dis que le groupe présentant les conditions de 
logement les plus défavorables est exclusive‑
ment composé de PECO.

La base de données comporte des informations 
quantitatives sur le contexte du marché du loge‑
ment, les conditions de logement et l’endet‑
tement des ménages pour la plupart des pays, 
mais souvent les définitions des variables dif‑
fèrent d’un pays à l’autre, et les informations sur 
les politiques sont qualitatives et fragmentaires, 
ce qui limite la portée d’une analyse systéma‑
tique des données. Néanmoins, l’examen des 
informations sur les politiques au sein et entre 
les groupes de pays précédemment déterminés 
nous permet d’identifier certaines similitudes et 
différences dans les politiques du logement.
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Construire une typologie des systèmes de logement 

La suite de l’article est organisée comme suit : 
la section suivante passe brièvement en revue 
la littérature sur les systèmes de logement ; 
la troisième section décrit la nouvelle base 
de données de l’OCDE sur le logement abor‑
dable ; la quatrième section déduit la typologie 
des systèmes de logement à partir de l’ACP et 
la classification hiérarchique et décrit les prin‑
cipales particularités des groupes de pays en 
termes de caractéristiques et de politiques du 
logement ; la cinquième section discute des 
résultats et conclut.

Systèmes de logement : une brève 
revue de la littérature

Cet article est avant tout une étude empirique 
visant à établir une typologie des systèmes 
de logement dans les pays de l’OCDE et de 
l’UE pour éclairer les décisions de politique. 
Néanmoins, les théories peuvent mettre en évi‑
dence les forces qui ont façonné les systèmes 
de logement et donner des indications sur leur 
possible évolution future. Il existe un fossé 
majeur dans le domaine de la recherche com‑
parative sur le logement, entre les théories de 
la convergence et celles de la divergence. Les 
théories de la convergence supposent que les 
pays ont tendance à suivre un processus de 
développement similaire et que les différences 
dans les systèmes de logement reflètent prin‑
cipalement différentes étapes du développe‑
ment économique (Donnison, 1967 ; Donnison  
& Ungerson, 1982). Alors que l’industriali‑
sation, l’urbanisation et le développement de 
l’État providence ont renforcé le rôle des gou‑
vernements dans le logement et ont conduit à 
l’émergence d’un important secteur locatif 
social dans de nombreux pays industrialisés, 
les sociétés post‑industrielles devraient généra‑
lement converger vers un modèle de propriété 
dominante, avec un secteur locatif social rési‑
duel (Harloe, 1995). Néanmoins, et malgré 
l’impact des facteurs mondiaux sur le marché 
du logement (par exemple, urbanisation, ten‑
dance à la baisse des taux d’intérêt, déréglemen‑
tation des marchés hypothécaires et pression 
sur les finances publiques), les spécificités des 
pays restent marquées (Steinmetz, 2015). Les 
théories de la divergence insistent sur le rôle 
des structures sociales et des choix idéolo‑
giques pour façonner les systèmes de logement 
(Kemeny & Lowe, 1998 ; Van der Hejden, 2013 
et leurs références) et elles ont encouragé depuis 
les années 1990 la recherche sur les typologies 
des systèmes de logement (Hoekstra, 2010).

Deux théories de la divergence ont été particu‑
lièrement influentes : la théorie du régime de 
l’État providence d’Esping‑Andersen (1990) 
et la théorie des systèmes locatifs de Kemeny 
(1992, 1995). Esping‑Andersen distingue 
trois régimes typiques idéaux d’État provi‑
dence : le régime libéral, dépendant fortement 
des marchés et avec une intervention limitée 
de l’État (principalement limitée à un filet de 
sécurité sociale), le régime social‑démocrate 
caractérisé par des services publics universels 
de grande qualité, et le régime corporatiste, 
avec une implication relativement élevée de 
l’État dans l’action sociale (mais pas sur une 
base universelle) et un rôle important joué 
par la famille et les organisations à but non 
lucratif. Les États‑Unis et le Royaume‑Uni 
sont des exemples de régimes libéraux, des 
régimes socio‑démocratiques sont présents 
dans les pays nordiques et les régimes corpo‑
ratistes incluent la France et l’Allemagne. Il 
est important de noter que la typologie d’Es‑
ping‑Andersen repose sur la sécurité sociale et 
les retraites, la santé et l’éducation, mais pas 
sur le logement, souvent considéré comme 
le « pilier bancal » de l’État providence 
(Torgensen, 1987), car pour la majorité des 
ménages, il provient du marché. Néanmoins, 
la typologie d’Esping‑Andersen est devenue 
une référence courante dans la recherche com‑
parative sur le logement (Hoekstra, 2010 ; Van 
der Heijden, 2013). Kemeny distingue les sys‑
tèmes locatifs intégrés, où les logements loca‑
tifs privés et sociaux se concurrencent et sont 
soumis à des réglementations similaires, et les 
systèmes locatifs duaux, où les segments privé 
et social sont strictement séparés, ce dernier 
étant destiné essentiellement aux ménages à 
faible revenu. Les systèmes duaux sont carac‑
téristiques des pays anglo‑saxons, et ils sont 
également présents en Belgique, en Finlande, 
en Italie et en Norvège. Les systèmes inté‑
grés sont présents en Autriche, au Danemark, 
en France, en Allemagne, aux Pays‑Bas, en 
Suède et en Suisse (Kemeny, 2006). Kemeny 
suppose que si les politiques encouragent la 
propriété, le coût d’achat des maisons limi‑
tera les possibilités d’augmenter les impôts 
pour financer l’action sociale. Il postule donc 
une relation négative entre propriété et action 
sociale (Kemeny, 2005)1. On suppose souvent 
que les structures idéologiques et de pouvoir 
qui façonnent les systèmes d’action sociale 

1. L’action sociale basée sur l’accumulation d’actifs, qui suppose que les 
ménages pourraient assumer la responsabilité de leur protection sociale 
(en particulier à la retraite) en accumulant des actifs, plutôt qu’en comptant 
sur des transferts publics, a également été largement discutée dans la 
littérature et les cercles politiques (Doling & Ronald, 2010).
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aboutiraient à des caractéristiques de répar‑
tition similaires pour les logements et dans 
d’autres domaines d’action sociale. Cependant, 
le système de logement peut soit renforcer soit 
contrecarrer l’influence du système d’action 
sociale (Stephens & Fitzpatrick, 2007) et 
l’application des cadres d’Esping‑Andersen 
et de Kemeny dans la recherche comparative 
sur le logement pose d’importantes difficul‑
tés, notamment parce que les systèmes ont 
évolué depuis la création de ces typologies et 
que leur couverture géographique est limitée  
(Stephens, 2016).

Les typologies d’Esping‑Andersen et de 
Kemeny n’ont que rarement été confrontées aux 
données sur le logement. Hoekstra (2003) tra‑
duit la typologie de l’État providence en carac‑
téristiques du marché du logement et constate 
que la typologie d’Esping‑Andersen s’applique 
bien aux Pays‑Bas dans les années 1980, mais 
moins dans les années 1990, car les change‑
ments de politiques du logement n’ont pas suivi 
l’évolution du système d’intervention sociale 
entre les deux périodes. Hoekstra (2005) 
étend l’analyse à 12 pays de l’UE, et ajoute un 
groupe méditerranéen à la typologie d’Esping‑ 
Andersen. Il effectue une classification hiérar‑
chique basée sur six variables liées au statut 
d’occupation, au type et à la qualité du loge‑
ment. Il n’identifie que deux groupes, dont l’un 
contient les pays méditerranéens et le second 
tous les autres, avec des différences limitées 
entre les trois régimes sociaux d’origine sur les 
variables relatives au logement incluses dans 
l’analyse. Castles (1998) a testé l’hypothèse 
de Kemeny d’une relation négative entre pro‑
priété et action sociale sur 20 pays de l’OCDE. 
Il a constaté une corrélation négative entre le 
taux de propriété et diverses mesures d’action 
sociale, quoique légèrement plus faible en 1990 
qu’en 1960 (Kemeny, 2005). Hoekstra (2009) 
évalue la typologie de Kemeny avec des don‑
nées sur la répartition des statuts d’occupa‑
tion, la qualité du logement, la répartition des 
revenus des locataires et les niveaux de loyer 
du Panel communautaire de ménages (PCM) 
pour la Belgique, l’Irlande et le Royaume‑Uni  
(supposés être représentatifs des systèmes loca‑
tifs duaux) et pour l’Autriche, le Danemark et 
les Pays‑Bas (supposés représenter les sys‑
tèmes locatifs intégrés)2. Il apporte un soutien 
raisonnable à la typologie de Kemeny, malgré 
la présence de signes de convergence entre les 
deux systèmes locatifs.

Dewilde (2017) examine si les régimes de 
logement dans 15 pays d’Europe occidentale 

peuvent être définis par leurs caractéristiques 
chez les jeunes et les personnes âgées à faible 
revenu. En utilisant les données du PCM, elle 
effectue deux classifications hiérarchiques, 
respectivement pour 1995 et 2012.2 L’analyse 
de 2012 contient trois pays de plus que celle 
de 1995, mais les différences sont relative‑
ment faibles entre les deux périodes. En 2012, 
quatre groupes de pays sont identifiés : les 
pays à marché locatif unitaire avec une dette 
hypothécaire élevée et un important parc loca‑
tif abordable (Danemark, Pays‑Bas, Norvège, 
Suède) ; les pays à marché locatif dual, mais un 
parc de logements abordables assez important 
et une dette hypothécaire modérée (Autriche, 
Finlande, Allemagne, Royaume‑Uni) ; les 
pays favorisant traditionnellement l’accès à 
la propriété à travers des prêts hypothécaires 
bénéficiant d’une aide de l’État (Belgique, 
France, Irlande, Portugal, Espagne) ; les pays 
méditerranéens où la propriété (non en acces‑
sion) est élevée (Grèce, Italie). Dewilde et De 
Decker (2016) étendent l’analyse à l’évolution 
des inégalités des conditions de logement. 
Ils observent que dans les pays à régimes de 
logement très « marchandisés », les ménages 
à faible revenu rencontrent davantage de pro‑
blèmes d’accessibilité mais bénéficient de 
meilleures conditions de logement, et que 
l’accessibilité a diminué au fil du temps pour 
les ménages à faible revenu et pour les loca‑
taires du secteur locatif privé par rapport aux 
ménages à revenu intermédiaire en Europe 
occidentale, une tendance qui peut s’expli‑
quer par une « financiarisation » accrue du 
logement et une baisse de l’offre de logements 
locatifs privés3.3

La nouvelle base de données  
de l’OCDE sur le logement abordable

Dans l’ensemble des pays de l’OCDE, les 
ménages à faible revenu sont de plus en plus 
confrontés à des coûts de logement élevés et à 
une mauvaise qualité du logement, en termes 
d’espace de vie disponible, d’adéquation des 
conditions sanitaires et de qualité de voisinage 
(Salvi del Pero et al., 2016). Par conséquent, 

2. Hoekstra (2009) n’inclut pas la France dans l’analyse. La France 
appartiendrait au système locatif dual, avec une nette distinction entre le 
logement social et le marché locatif privé.
3. Il n’y a pas de définition unique évidente de la marchandisation du 
logement (Doling, 1999 ; Dewilde & De Decker, 2016). Une caractérisation 
possible du logement « marchandisé » est un régime où le logement est 
essentiellement alloué par le marché et où l’accès est lié à la capacité à 
payer. La « financiarisation » fait référence à la dépendance accrue des 
marchés du logement vis‑à‑vis des marchés financiers mondialisés par le 
biais de financements hypothécaires (Aalbers, 2008).
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Encadré – Couverture de la base de données de l’OCDE sur le logement abordable et échantillons 
utilisés dans les analyses

La base de données de l’OCDE sur le logement abordable 
comprend 39 pays. Cependant, pour certains d’entre eux, 
les informations sont rares. Différents échantillons sont 
donc utilisés dans ce document, reflétant la disponibilité des 

données et les compromis entre le nombre de pays inclus  
dans les analyses et l’ensemble de variables prises en 
compte. Le tableau A résume les échantillons utilisés dans 
les graphiques, les tableaux et les analyses statistiques.

Tableau A

Pays Code 
ISO

Statut  
d’occupation  
du logement 

(Fig. I)

Charge  
du coût du 
logement 
pour les 

locataires 
(Fig. II‑A)

Taux de  
suroccupation  

(Fig. II‑B)

Indicateurs 
de politique 
(Fig. III, IV)

Échantillon 
de base  

(Fig. V, VI, VII ;  
Tab. 1‑A, 2)

Échantillon 
étendu 

(Fig. VIII ; 
Tab. 1‑B)

Échantillon 
avec de bonnes 

conditions de 
logement et une 
couverture des 

politiques (Tab. 3) 

Allocations  
de 

logement 
(Tab. 4)

Allemagne DEU X X X X X X X X
Australie AUS X X   X    X
Autriche AUT X X X X X X X X
Belgique BEL X X X  X X  X
Bulgarie BUL X X X X    X
Canada CAN X X  X     
Chili CHL X X X X  X  X
Chypre1 CYP X X X X  X  X
Corée KOR X  X X    X
Croatie CRO X X X X  X  X
Danemark DNK X X X  X X  X
Espagne ESP X X X X X X X X
Estonie EST X X X X X X X X
États‑Unis USA X X X X X X X X
Finlande FIN X X X X X X X X
France FRA X X X X X X X X
Grèce GRC X X X X X X X X
Hongrie HUN X X X X X X X X
Irlande IRL X X X  X X X X
Islande ISL X X X  X X  X
Italie ITA X X X X X X  X
Japon JPN  X X X    X
Lettonie LVA X X X X X X X X
Lituanie LTU X X X X  X  X
Luxembourg LUX X X X X  X  X
Malte MLT X X X X  X  X
Mexique MEX X X X X  X   
Norvège NOR X X X X X X X X
Nouv‑Zélande NZL    X    X
Pays‑Bas NLD X X X X X X X X
Pologne POL X X X X X X X X
Portugal PRT X X X X X X X X
Rép. slovaque SVK X X X X X X X X
Rép. tchèque CZE X X X X X X X X
Roumanie ROM X   X    X
Royaume‑Uni GBR X X X X X X X X
Slovénie SVN X X X X X X X X
Suède SWE X X X X X X X X
Suisse CHE X X X X X X X X
Nb de pays  37 36 35 35 25 32 21 37

(a) Chypre fait référence à la zone sous le contrôle effectif du gouvernement de la République de Chypre, c’est‑à‑dire la partie Sud de l’île.
Source : OCDE, Base de données de sur le logement abordable (AHD).
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l’OCDE a été mandatée par ses pays membres 
pour élaborer de nouveaux outils afin d’éva‑
luer l’efficacité et l’efficience des différentes 
approches en matière de logement abordable. 
La première phase du projet a identifié les 
principaux défis auxquels les ménages sont 
confrontés pour accéder à un logement abor‑
dable de bonne qualité, les principaux instru‑
ments de politique du logement mis en place 
par les pays de l’OCDE et le degré de recou‑
vrement avec les politiques sociales. Dans 
une deuxième phase, l’OCDE a élaboré, avec 
le soutien de la Commission européenne, une 
nouvelle base de données en ligne, la base de 
données de l’OCDE sur le logement abordable 
(AHD), publiée début 20174. Ce nouvel outil 
vise à aider les pays à mesurer l’accès à un 
logement abordable de bonne qualité et à ren‑
forcer la base de connaissances nécessaire à 
l’évaluation des politiques, en fournissant des 
indicateurs comparables entre les pays sur les 
caractéristiques de logement et les pratiques 
de politique du logement. La base AHD com‑
prend 39 pays de l’OCDE et de l’UE, mais 
dans de nombreux cas, les informations sont 
incomplètes. La couverture limitée des don‑
nées est particulièrement problématique dans 
les pays non européens, ce qui limite les pos‑
sibilités d’analyse comparative entre les conti‑
nents. Bien que l’utilisation d’instruments de 
politique générale soit documentée pour la 
plupart des pays, les détails des politiques, 
qui sont essentiels pour assurer la comparabi‑
lité, ne sont souvent disponibles que pour un 
ensemble limité de pays. Par conséquent, dif‑
férents échantillons de pays sont utilisés dans 
ce document, en fonction de la disponibilité 
des données (voir encadré). 

Les informations contenues dans la base AHD 
proviennent de différentes sources de l’OCDE, 
d’autres bases de données internationales et 
nationales facilement disponibles et, pour 
certains sujets, d’un questionnaire spécifique. 
Plus précisément, les données ont été extraites 
des sources suivantes de l’OCDE : base de 
données des comptes nationaux des pays, base 
de données sur le prix du logement, base de 
données sur les dépenses sociales (SOCX) 
et modèles Impôts‑Prestations. En outre, les 
indicateurs relatifs au statut d’occupation, à 
l’accessibilité et à la qualité du logement pro‑
viennent des microdonnées disponibles dans 
les statistiques de l’Union européenne sur le 
revenu et les conditions de vie (EU‑SILC) 
et dans les enquêtes nationales auprès des 
ménages. Enfin, les indicateurs sur les instru‑
ments de politique du logement et les niveaux 

associés d’aide publique, ainsi que sur les 
personnes sans domicile, ont été déterminés 
à l’aide d’informations quantitatives et qua‑
litatives recueillies au moyen d’un question‑
naire soumis aux fonctionnaires et spécialistes 
des ministères de tous les pays membres de 
l’OCDE,4 ainsi que ceux de Bulgarie, Croatie, 
Chypre5, Lituanie, Malte et Roumanie6. 
Trente‑cinq pays ont répondu au question‑
naire, au moins partiellement.

La base AHD comprend des indicateurs cou‑
vrant trois aspects principaux : le contexte du 
marché du logement, les conditions de loge‑
ment et les politiques publiques en faveur 
d’un logement abordable. La première par‑
tie contient des données sur le parc total de 
logements, le nombre de logements par mil‑
lier d’habitants, la répartition des logements 
entre zones urbaines et zones rurales, la part 
de logements vacants et la construction rési‑
dentielle, pour des années sélectionnées (2000, 
2010, 2013 et 2015 ou dernière année dispo‑
nible). Les prix des logements, les loyers, 
les ratios prix/revenus sont disponibles, mais 
seulement sous forme d’indices, et non pas en 
niveau réel. La répartition des ménages selon 
les statuts d’occupation est également dispo‑
nible (figure I), même si des différences de 
définitions limitent la comparabilité des don‑
nées entre les pays, notamment en matière de 
location. En particulier, il existe de grandes 
différences dans la part des logements loca‑
tifs privés du secteur marchand et du sec‑
teur social (Crook & Kemp, 2014). Dans les 
pays à systèmes locatifs intégrés et disposant 
d’un important parc de logements apparte‑
nant à des associations de logement, comme 
au Danemark et aux Pays‑Bas, tous les loca‑
taires sont classés comme locataires du secteur 
privé, car les données de la base EU‑SILC ne 
permettent pas de distinguer selon le type de 
location. De même, l’important parc de loge‑
ments locatifs municipaux suédois, même 
s’il joue un rôle important dans le logement 
des ménages à faible revenu, n’est pas classé 
comme logement social car les logements sont 
généralement attribués en fonction de listes 

4. http://www.oecd.org/social/base‑de‑donnees‑logement‑abordable.htm. 
Cette page web contient des informations sur les sources de données, 
la comparabilité entre les pays et, le cas échéant, des données brutes 
ou des informations descriptives. Ce point est particulièrement important, 
car les données collectées au niveau national peuvent s’appuyer sur des 
définitions qui ne sont pas harmonisées entre les pays.
5. Dans cet article, Chypre fait référence à la zone sous le contrôle effectif 
du gouvernement de la République de Chypre, c’est‑à‑dire la partie sud 
de l’île.
6. Le sous‑groupe Indicateurs (SGI) du Comité de la protection sociale 
de la Commission européenne a également contribué à recueillir des 
informations pour les membres de l’Union européenne non membres de 
l’OCDE.

http://www.oecd.org/fr/social/base-de-donnees-logement-abordable.htm
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Figure I
Répartition des statuts d’occupation du logement, 2014 ou dernière année disponible
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Remarque  : les calculs de l’OCDE sont basés sur l’enquête européenne sur le revenu et les conditions de vie (EU‑SILC) et sur les enquêtes 
nationales. Dans les pays à systèmes locatifs intégrés et disposant d’un important parc de logements appartenant à des associations de logement, 
comme au Danemark et aux Pays‑Bas, tous les locataires sont classés comme locataires du secteur privé, car les données de la base EU‑SILC 
ne permettent pas de distinguer selon le type de locataire. De même, l’important parc de logements locatifs municipaux suédois n’est pas classé 
en logement social. Pour plus de détails, voir http://www.oecd.org/fr/social/base‑de‑donnees‑logement‑abordable.htm.
Note de lecture : en Suisse, la répartition des statuts d’occupation du logement est la suivante : environ 5 % de propriétaires non accédants, 
35 % de propriétaires accédants, 55 % de locataires dans le secteur privé, 3 % de locataires dans le secteur subventionné et 2 % dans d’autres 
catégories.
Champ : 37 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD).

Figure II
Coût du logement et taux de suroccupation pour les ménages à faible revenu
 A – Charge du coût du logement pour les locataires B – Taux de suroccupation
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Remarque : la charge du coût du logement se rapporte à la charge médiane de location en pourcentage du revenu disponible dans le quintile 
inférieur de la distribution de revenu. Le taux de suroccupation se rapporte à la proportion de foyers locataires en suroccupation dans le quintile 
inférieur de la distribution de revenu. Les calculs de l’OCDE sont basés sur l’enquête européenne sur le revenu et les conditions de vie (EU‑SILC) 
et sur les enquêtes nationales. Pour plus de détails, voir http://www.oecd.org/fr/social/base‑de‑donnees‑logement‑abordable.htm.
Champ : respectivement 36 et 35 pays pour les panels A et B (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD).
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d’attente plutôt que selon des critères liés aux 
besoins (Pittini & Laino, 2012). Les réglemen‑
tations et la domination des propriétaires à but 
non lucratif dans ces systèmes locatifs intégrés 
ont tendance à abaisser le niveau du loyer et 
à augmenter la sécurité du statut d’occupation 
par rapport aux marchés dominés par les pro‑
moteurs privés. La base de données contient 
également des informations par quintile de 
revenus. Enfin, la structure des ménages et les 
conditions de vie sont décrites pour différentes 
tranches d’âge. Compte tenu de la portée de cet 
article, en particulier de son approche transver‑
sale, de la disponibilité et de la comparabilité 
des données, nous utilisons uniquement les 
données de cette partie de la base AHD rela‑
tives au statut d’occupation et au pourcentage 
de personnes âgées de 15 à 29 ans vivant chez 
leurs parents.

Les données de la seconde partie de la base 
AHD portent sur les conditions de vie en termes 
d’accessibilité, de qualité des logements et 
d’exclusion du logement. L’accessibilité est 
mesurée par la charge du coût du logement 
(par rapport au revenu) et les taux de surcharge 
(proportion des ménages dépensant plus de 
40 % de leur revenu en logement) pour dif‑
férents types de ménages. La figure II montre 
que pour les locataires du quintile inférieur 
de la distribution des revenus de nombreux 
pays, la charge du coût du logement est éle‑
vée, de même que les taux de suroccupation. 
Les taux d’endettement des ménages par rap‑
port aux revenus issus de la base de données 

des comptes nationaux de l’OCDE complètent 
les mesures de coût du logement, qui sont 
influencées pour les propriétaires par les dif‑
férences de structures de remboursement des 
prêts hypothécaires7. Les indicateurs de qua‑
lité du logement de la base AHD comprennent 
les caractéristiques physiques des logements, 
les équipements (par exemple, présence de 
toilettes), l’espace de vie disponible (par 
exemple, nombre de pièces) et la privation 
de logement8.8 Ces mesures aident à identifier 
l’incidence des conditions de logement les plus 
mauvaises, mais il faudrait davantage d’indica‑
teurs pour comparer plus largement la qualité 
des logements dans les économies avancées, 
par exemple sur les dimensions de qualité et 
d’entretien des bâtiments, d’efficacité éner‑
gétique, d’isolation acoustique, de qualité de 
voisinage et de distance avec les équipements 
publics. Les indicateurs d’accessibilité et de 
qualité du logement nécessitent non seulement 
des informations détaillées sur le logement, 
mais aussi sur le revenu et la composition du 
ménage (comme l’âge et le nombre de per‑
sonnes). Ces indicateurs sont présents dans les 
enquêtes auprès des ménages : EU‑SILC pour 
les pays européens, sauf l’Allemagne, où une 
enquête nationale est utilisée, de même que 

7. Les données concernent la dette totale des ménages et non pas la 
dette hypothécaire. Toutefois, celle‑ci représente en moyenne environ les 
deux tiers de la dette des ménages dans les pays de l’OCDE.
8. La privation de logement définit une habitation qui : a un toit qui fuit, 
des murs, des sols ou des fondations humides, ou des châssis de fenêtre 
ou un sol qui pourrit ; n’a ni baignoire ni douche ; n’a pas de toilettes à 
usage exclusif du ménage ; est considérée comme trop sombre.

Figure III
Vue d’ensemble des instruments de politique du logement. Nombre de pays adoptant chaque type  
de politique
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Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD).
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dans les pays non européens9. Le pourcentage 
de personnes sans domicile est disponible pour 
certains pays, mais la définition des personnes 
sans domicile varie considérablement d’un 
pays à l’autre, ce qui rend les comparaisons 
internationales difficiles.

La troisième partie de la base AHD donne 
un aperçu des mesures de politique qui sou‑
tiennent directement l’accès à un logement 
abordable. Les indicateurs de politique sont 
basés sur les réponses des spécialistes des pays 
au questionnaire 2016 de l’OCDE sur le loge‑
ment social et abordable (QuASH). La base 
comporte un large éventail d’informations sur 
les mesures de politique et des détails sur les 
programmes nationaux, les différents types 
d’aide aux propriétaires, les critères d’éligi‑
bilité aux allocations de logement et les taux 

de paiement, le parc de logements sociaux et 
la construction neuve, ainsi que les agences et 
la gouvernance du secteur du logement social. 
La figure III donne une vue d’ensemble de 
l’utilisation des instruments de politique du 
logement dans les différents pays. La plupart 
des pays versent des allocations de logement 
et disposent de logements locatifs sociaux. De 
plus, de nombreux pays soutiennent l’acces‑
sion à la propriété, notamment par des avan‑
tages fiscaux.9

Les instruments de politique peuvent être des 
compléments ou des substituts. Par exemple, 

9. Pour plus de détails, voir http://www.oecd.org/social/base‑de‑donnees‑ 
logement‑abordable.htm ; Dewilde (2015) présente une évaluation utile 
des forces et des faiblesses des données de la base EU‑SILC pour les 
études sur le logement.

Figure IV
Analyse des correspondances multiples sur les instruments de politique du logement
 A – Variables de l’ACM  B – Pays de l’ACM
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Description des variables Étiquette
Subventions aux acquéreurs grants_hb
Prêts hypothécaires subventionnés et garanties aux acquéreurs sub_mor
Allègement hypothécaire pour les propriétaires surendettés relief_mor
Allègement fiscal pour l’accession à la propriété relief_tax
Subventions pour le développement de la propriété abordable sub_aff_ho
Allocations de logement ha
Logement locatif social srh
Subventions pour le développement du logement locatif abordable (autre que le logement social) sub_aff_r
Note de lecture : (0) et (1) se rapportent à l’absence/l’existence de la politique dans le pays. Par exemple, ha(0) désigne l’absence d’allocations 
de logement. Le pourcentage indiqué sur chaque axe se rapporte au pourcentage de variance expliquée par l’axe.
Champ : 35 pays (cf. encadré). 
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.

http://www.oecd.org/fr/social/base-de-donnees-logement-abordable.htm
http://www.oecd.org/fr/social/base-de-donnees-logement-abordable.htm
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les allocations de logement accordées aux 
locataires du secteur locatif privé et le loge‑
ment social peuvent, dans une certaine mesure, 
être considérées comme des substituts. Depuis 
les années 1980, les gouvernements de nom‑
breux pays de l’OCDE ont privilégié les allo‑
cations de logement par rapport au logement 
social, notamment pour réduire les coûts en 
capital, améliorer l’égalité d’accès au loge‑
ment et réduire les freins à la mobilité rési‑
dentielle. Les programmes d’allègement sur 
les emprunts hypothécaires et les instruments 
encourageant l’emprunt pour l’accession à la 
propriété, comme la déductibilité des intérêts 
hypothécaires ou les prêts hypothécaires sub‑
ventionnés, peuvent être des compléments, 
car un endettement plus élevé génère une 
vulnérabilité des ménages aux chocs écono‑
miques, ce qui augmente la pertinence des 
programmes d’allègement. Pour étudier les 
associations entre les instruments de politique 
du logement, nous avons effectué une analyse 
des correspondances multiples (ACM) sur 
les huit indicateurs binaires indiquant la pré‑
sence ou l’absence de politiques spécifiques 
dans chaque pays (figure IV). Les corrélations 
obtenues entre les facteurs et les composantes 
principales déduites des caractéristiques du 
marché du logement et des indicateurs des 
conditions de logement seront ensuite exami‑
nées pour évaluer les relations entre les poli‑
tiques et les caractéristiques de logement. Le 
premier facteur, qui explique près de 30 % de 
la variance de l’ensemble de données, est asso‑
cié à la variété des instruments de politique 
utilisés. Les pays qui utilisent le plus d’ins‑
truments de politique apparaissent sur le côté 
gauche de l’axe, tandis que ceux qui utilisent 
peu d’instruments se trouvent sur le côté droit. 
Le second facteur, qui explique environ 18 % 
de la variance, est plus difficile à interpréter. 
La partie supérieure est associée à l’existence 
d’allègement d’emprunt hypothécaire pour 
les propriétaires surendettés et à l’absence 
de subventions pour le développement d’une 
propriété abordable, de prêts hypothécaires 
subventionnés et de garanties pour les acqué‑
reurs. La partie inférieure est associée à l’ab‑
sence de logement social, d’allègement fiscal 
pour l’accession à la propriété et d’allègement 
hypothécaire pour les propriétaires surendet‑
tés, ainsi qu’à l’existence de subventions pour 
le développement d’une propriété abordable. 
Par conséquent, les pays en haut du graphique 
ont tendance à proposer un allégement fiscal 
et un filet de sécurité aux propriétaires, mais 
pas de subventions. Ceux qui se trouvent 
dans le bas du graphique se caractérisent par 

l’absence de logements sociaux, mais utilisent 
les subventions pour promouvoir une propriété 
abordable. Au total, les associations entre les 
instruments de politique du logement ne per‑
mettent pas d’identifier des tendances claires.

Cette analyse est limitée entre autres par le 
fait qu’elle utilise uniquement des variables 
binaires, qui représentent l’existence des ins‑
truments, mais pas l’intensité de leur utilisa‑
tion et les différences de conception entre les 
pays. Malheureusement, la couverture des 
indicateurs quantitatifs pour chaque pays est 
trop restreinte pour permettre une analyse 
systématique des corrélations. Dans de nom‑
breux pays, les données actuellement dispo‑
nibles ne permettent pas une évaluation fiable 
de la part des dépenses publiques directement 
consacrées à différentes politiques. Alors que 
les informations sur certains instruments, 
comme les allocations de logement, couvrent 
un large échantillon de pays, d’autres, comme 
les dépenses pour le logement social, sont 
fragmentaires. Une autre raison du manque de 
tendance claire des associations de politiques 
peut être la présence d’instruments qui se che‑
vauchent, notamment liés au poids du passé et à 
la persistance d’anciens instruments lorsque de 
nouveaux instruments sont introduits.

Une typologie des systèmes  
de logement

Pour identifier les principales caractéristiques 
des systèmes de logement, une ACP a été réa‑
lisée sur des variables représentant le contexte 
du marché du logement, les conditions de 
logement et l’endettement des ménages. Pour 
éviter les distorsions liées à l’échelle, les 
variables ont été normalisées sur une moyenne 
égale à zéro et une variance unitaire. Une clas‑
sification hiérarchique a ensuite été utilisée 
pour regrouper des pays aux profils similaires. 
Enfin, afin d’éclairer les principales caractéris‑
tiques des systèmes de logement, nous testons 
les différences des moyennes des indicateurs 
inclus dans l’analyse entre les groupes de 
pays. Nous examinons également les valeurs 
des indicateurs de politique des différents 
groupes de pays, bien que de manière moins 
systématique, car les informations sont moins 
complètes que pour les variables incluses dans 
l’ACP. Notre analyse de base porte sur 25 pays, 
pour lesquels nous disposons de 34 variables, 
couvrant les caractéristiques les plus impor‑
tantes d’un système de logement. Une analyse 
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Figure V
Analyse en composantes principales sur les systèmes de logement : cercle de corrélation
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Description des variables Étiquette
Charge de coût du logement des locataires en pourcentage de revenu disponible  

Global hcb_r
Quintile inférieur hcb_r_bq
Troisième quintile hcb_r_3q

Taux de surcharge du coût du logement parmi les locataires du secteur privé à faible revenu hcor_rp
Nombre moyen de pièces par membre du foyer  

Propriétaires sans prêt room_oo
Propriétaires avec prêt hypothécaire room_om
Locataires (secteur privé) room_rp
Propriétaires sans prêt, quintile inférieur room_bq_oo
Locataires (secteur privé), quintile inférieur room_bq_rp

Taux de suroccupation  
Quintile inférieur ocr_bq
Troisième quintile ocr_3q
Quintile supérieur ocr_tq
Ménages à revenu faible et intermédiaire, propriétaires, quintile inférieur ocr_o_bq
Ménages à revenu faible et intermédiaire, propriétaires, troisième quintile ocr_o_3q
Ménages à revenu faible et intermédiaire, locataires, quintile inférieur ocr_r_bq
Quintile inférieur, âge inférieur à 18 ans ocr_bq_b18
Quintile inférieur, âge de 18 à 64 ans ocr_bq_18_64
Quintile inférieur, âge supérieur à 64 ans ocr_bq_o64

Proportion de ménages pauvres sans toilettes à usage exclusif wift
Population affectée par des privations de logement  

Quintile inférieur hdp_bq
Troisième quintile hdp_3q

Structure du statut d’occupation  
Propriétaires sans prêt ten_oo
Propriétaires avec prêt hypothécaire ten_om
Locataires (secteur privé) ten_rp
Locataires (secteur subventionné) ten_rs
Autres ten_oth
Propriétaires, quintile inférieur own_bq
Propriétaires sans prêt, quintile inférieur ten_bq_oo
Propriétaires avec prêt hypothécaire, quintile inférieur ten_bq_om
Locataires (secteur privé), quintile inférieur ten_bq_rp
Locataires (secteur subventionné), quintile inférieur ten_bq_rs
Autres, quintile inférieur ten_bq_oth

Part des 15‑29 ans vivant chez leurs parents youth_par
Dettes du ménage en pourcentage de revenu disponible flh_ydh
Note de lecture : la variable hdp_3q (population privée de logement dans le troisième quintile) présente une corrélation de 0.64 avec la première 
composante principale et une corrélation nulle avec la deuxième composante principale. Le pourcentage indiqué sur chaque axe se rapporte au 
pourcentage de variance expliquée par l’axe.
Champ : 25 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 201824

plus étendue, basée sur un ensemble restreint 
de variables, nous a permis de classer, quoique 
de manière plus hypothétique, sept pays dans 
les groupes identifiés lors de notre analyse de 
base. Nous avons éliminé 7 des 39 pays inclus 
dans la base AHD, car leurs données sont trop 
fragmentaires pour permettre une analyse per‑
tinente (cf. encadré).

L’ACP révèle une première composante prin‑
cipale très forte (axe horizontal), qui explique 
près de 60 % de la variance de l’ensemble de 
données et oppose une importante propriété 
sans prêt, mais avec des conditions de loge‑
ment relativement médiocres, à un endette‑
ment plus important et à la location privée, 
mais avec des conditions de logement globa‑
lement meilleures. Le cercle de corrélation 
(figure V) montre que la plupart des variables 
sont fortement corrélées à l’axe.

Du côté droit de l’axe, nous observons des 
taux élevés de suroccupation et de privation 
de logement, une proportion élevée de jeunes 
vivant chez leurs parents, ainsi qu’une part 
élevée de propriétaires sans prêt, même dans 

la partie inférieure de la distribution des reve‑
nus. Du côté gauche de l’axe, les logements 
ont davantage de pièces, une grande partie des 
ménages sont des propriétaires avec des prêts 
hypothécaires – souvent fortement endettés 
– ou des locataires du secteur locatif privé – 
souvent avec une charge élevée du coût du 
logement. La deuxième composante principale 
(axe vertical) explique un peu moins de 10 % 
de la variance globale. Elle différencie essen‑
tiellement les pays où les ménages à faible 
revenu sont principalement logés dans le sec‑
teur locatif privé, des pays où une part impor‑
tante des ménages à faible revenu est logée 
dans des logements locatifs sociaux. Sans sur‑
prise, une part importante des ménages à faible 
revenu logés dans le secteur locatif privé tend 
à être associée à des taux de suroccupation 
plus élevés. Les autres composantes princi‑
pales représentent une part trop faible de la 
variance pour fournir des informations signi‑
ficatives dans l’analyse.

Le tracé des pays sur la carte définie par 
les deux premières composantes princi‑
pales révèle des schémas clairs (figure VI). 
Quatre pays d’Europe de l’est se situent à 

Figure VI
Analyse en composantes principales sur les systèmes de logement : cartographie des pays
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Note de lecture : LVA (Lettonie) est éloignée sur la droite du premier axe et proche du deuxième axe, ce qui implique des conditions de logement 
relativement médiocres et une proportion relativement élevée de propriétaires sans prêt (les principaux déterminants du premier axe) et une 
position moyenne en termes de mélange entre logement locatif privé et social (le principal déterminant du deuxième axe).
Champ : 25 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.
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l’extrémité droite du premier axe, qui est asso‑
cié à des conditions de logement relativement 
médiocres et à une proportion élevée de pro‑
priétaires sans prêt. Ceci est cohérent avec les 
revenus relativement faibles selon les normes 
de l’OCDE et de l’UE et avec le fait que les 
politiques qui ont suivi la transition des écono‑
mies socialistes vers les économies de marché 
ont permis à la plupart des ménages d’accéder 
à la propriété. Cependant, une grande partie 
du parc de logements était de mauvaise qua‑
lité et peu de ménages avaient les moyens 
d’investir dans la rénovation. En allant vers la 
gauche de l’axe horizontal, se situent d’autres 
pays d’Europe de l’est, ainsi que de certains 
pays méditerranéens, avec des conditions de 
logement intermédiaires et des taux de pro‑
priété élevés, à l’exception de la République 
tchèque, dont la transition n’a pas suivi celle 
des autres pays d’Europe de l’est, avec une 

part plus importante de locataires par rapport 
aux autres pays de la région (Hegedüs et al., 
2011). Les pays de l’OCDE les plus riches se 
situent à la gauche de l’axe vertical, qui est 
associé à des habitations plus grandes et à une 
structure plus diversifiée de statut d’occupa‑
tion, avec davantage de propriétaires ayant 
des prêts hypothécaires et de locataires dans 
le secteur locatif privé. Le quadrant supérieur 
gauche regroupe les pays nordiques – à l’ex‑
ception de la Finlande – et les Pays‑Bas, ainsi 
que l’Allemagne, la Suisse et les États‑Unis. 
Les pays nordiques et les Pays‑Bas, outre leurs 
similitudes socio‑économiques, partagent cer‑
taines caractéristiques communes du marché 
du logement et hypothécaire, notamment une 
dette hypothécaire élevée et un parc loca‑
tif assez important. L’Allemagne et la Suisse 
disposent de la plus forte proportion de loca‑
taires du secteur privé en Europe. Malgré un 

Figure VII
Classification hiérarchique des systèmes de logement sur l’échantillon de base : dendrogramme
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Remarque : dans les pays à systèmes locatifs intégrés et disposant d’un important parc de logements appartenant à des associations de loge‑
ment, comme au Danemark et aux Pays‑Bas, tous les locataires sont classés comme locataires dans le secteur privé, car les données de la base 
EU‑SILC ne permettent pas de distinguer selon le type de locataire. De même, l’important parc de logements locatifs municipaux suédois n’est 
pas classé comme logement social.
Note de lecture : le dendrogramme présente le regroupement hiérarchique des pays et utilise la méthode de Ward et les distances euclidiennes. 
La Hongrie, la Pologne, la République slovaque et la Lettonie partagent de fortes similitudes et l’autre groupe le plus comparable est constitué de 
la République tchèque, de la Grèce, de l’Italie, de l’Estonie et de la Slovénie. 
Champ : 25 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 201826

Tableau 1
Moyennes des variables par groupe de pays

Variables

A. Échantillon de base B. Échantillon étendu

Global 
(25)

Ouest 
(8)

Nord  
(8)

Sud‑
Centre 

(5)
Est  
(4)

Global 
(32)

Ouest 
(9)

Nord  
(9)

Sud‑
Centre 

(7)
Est  
(7)

Charge de coût du logement des ménages en pourcentage de revenu disponible, locataires
Global 0.23 0.24 0.27 0.22 0.13 0.22 0.22 0.27 0.22 0.14
Quintile inférieur 0.33 0.33 0.39 0.35 0.17 0.33 0.30 0.38 0.41 0.20
Troisième quintile 0.19 0.20 0.21 0.20 0.12 ‑  ‑ ‑ ‑ ‑ 
Taux de surcharge du coût  
du logement pour les locataires  
du secteur privé à faible revenu

0.37 0.44 0.38 0.40 0.18 0.38 0.42 0.38 0.42 0.27

Nombre moyen de pièces par membre du foyer
Propriétaires sans prêt 2.41 2.72 2.89 1.90 1.50 2.34 2.71 2.92 1.94 1.53
Propriétaires avec prêt hypothécaire 1.82 1.95 2.25 1.43 1.19 1.78 1.99 2.23 1.53 1.19
Locataires (secteur privé) 1.74 1.93 2.06 1.44 1.09 1.75 2.10 2.04 1.51 1.15
Propriétaires sans prêt, quintile inférieur 2.68 3.04 3.14 2.19 1.66 2.60 3.07 3.18 2.20 1.68
Locataires (secteur privé), quintile inférieur 1.69 1.85 2.05 1.36 1.09  ‑ ‑ ‑ ‑ ‑ 
Taux de suroccupation
Quintile inférieur 0.19 0.11 0.14 0.21 0.40 0.19 0.08 0.15 0.20 0.36
Troisième quintile 0.11 0.04 0.04 0.15 0.32 0.12 0.03 0.04 0.13 0.31
Quintile supérieur 0.07 0.02 0.01 0.09 0.25 0.07 0.02 0.01 0.08 0.23
Ménages à revenu faible et intermé‑
diaire, propriétaires, quintile inférieur 0.11 0.03 0.05 0.14 0.33 0.12 0.03 0.05 0.12 0.31

Ménages à revenu faible et intermé‑
diaire, propriétaires, troisième quintile 0.08 0.02 0.02 0.12 0.28 0.09 0.02 0.02 0.10 0.28

Ménages à revenu faible et intermé‑
diaire, locataires, quintile inférieur 0.31 0.19 0.20 0.41 0.64 0.32 0.14 0.21 0.36 0.64

Quintile inférieur, âge inférieur à 18 ans 0.29 0.17 0.17 0.39 0.67 0.30 0.12 0.17 0.36 0.65
Quintile inférieur, âge de 18 à 64 ans 0.26 0.16 0.19 0.31 0.52 0.26 0.11 0.19 0.29 0.49
Quintile inférieur, âge supérieur à 64 ans 0.09 0.04 0.03 0.12 0.27 0.09 0.03 0.03 0.11 0.23
Proportion de ménages pauvres sans 
toilettes à usage exclusif 0.05 0.02 0.01 0.05 0.19 0.07 0.02 0.01 0.05 0.25

Population privée de logement
Quintile inférieur 0.02 0.01 0.00 0.01 0.11 0.03 0.00 0.00 0.01 0.14
Troisième quintile 0.00 0.00 0.00 0.00 0.02 0.01 0.00 0.00 0.00 0.05
Structure du statut d’occupation
Propriétaires sans prêt 0.42 0.38 0.16 0.62 0.75 0.46 0.42 0.18 0.56 0.76
Propriétaires avec prêt hypothécaire 0.27 0.28 0.43 0.12 0.10 0.24 0.27 0.42 0.13 0.09
Locataires (secteur privé) 0.21 0.18 0.37 0.13 0.06 0.19 0.15 0.35 0.16 0.06
Locataires (secteur subventionné) 0.05 0.11 0.02 0.03 0.02 0.05 0.11 0.03 0.04 0.02
Autres 0.05 0.04 0.02 0.10 0.06 0.06 0.06 0.02 0.10 0.08
Propriétaires, quintile inférieur 0.51 0.46 0.36 0.63 0.78 0.54 0.49 0.36 0.57 0.79
Propriétaires sans prêt, quintile inférieur 0.39 0.34 0.15 0.57 0.73 0.43 0.38 0.16 0.51 0.76
Propriétaires avec prêt hypothécaire, 
quintile inférieur 0.12 0.12 0.20 0.05 0.05 0.11 0.12 0.20 0.06 0.04

Locataires (secteur privé), quintile inférieur 0.31 0.27 0.56 0.17 0.08 0.28 0.22 0.56 0.21 0.06
Locataires (secteur subventionné), 
quintile inférieur 0.09 0.20 0.04 0.04 0.04 0.08 0.19 0.04 0.05 0.03

Autres, quintile inférieur 0.08 0.07 0.04 0.16 0.10 0.10 0.09 0.04 0.16 0.12
Part des 15‑29 ans vivant chez leurs 
parents 0.61 0.60 0.50 0.71 0.70 ‑ ‑ ‑ ‑ ‑ 

Dettes du ménage en pourcentage  
de revenu disponible 1.32 1.34 1.97 0.83 0.57 ‑ ‑ ‑  ‑ ‑ 

Note de lecture : les chiffres indiqués dans le tableau correspondent aux moyennes de chaque indicateur pour le groupe de pays identifié.
Champ : 25 pays pour la partie de gauche, 32 pays pour la partie de droite (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données de sur le logement abordable (AHD).
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Tableau 2
Test de différences pour les moyennes des variables entre les groupes

Ouest  
vs  

Nord

Ouest  
vs 

Sud‑Centre

Ouest  
vs  
Est

Nord  
vs 

Sud‑Centre

Nord  
vs  
Est

Sud‑Centre  
vs  
Est

Charge de coût du logement pour les ménages en pourcentage de revenu disponible, locataires

Global  *** *** **
Quintile inférieur  ** *** **
Troisième quintile  ** *** **
Taux de surcharge du coût du logement pour les locataires du 
secteur privé à faible revenu  ** ** **

Nombre moyen de pièces par membre du foyer

Propriétaires sans prêt  *** *** *** *** *
Propriétaires avec prêt hypothécaire * *** *** *** ***  
Locataires (secteur privé)  *** *** *** *** **
Propriétaires sans prêt, quintile inférieur  *** *** *** *** *
Locataires (secteur privé), quintile inférieur  *** *** *** ***  
Taux de suroccupation

Quintile inférieur  ** *** *** ***
Troisième quintile  *** *** *** *** ***
Quintile supérieur  *** *** *** *** ***
Ménages à revenu faible et intermédiaire, propriétaires, quintile 
inférieur  *** *** *** *** ***

Ménages à revenu faible et intermédiaire, propriétaires, 
troisième quintile  *** *** *** *** ***

Ménages à revenu faible et intermédiaire, locataires, quintile 
inférieur  *** *** *** *** ***

Quintile inférieur, âge inférieur à 18 ans  *** *** *** *** ***
Quintile inférieur, âge de 18 à 64 ans  *** *** ** *** ***
Quintile inférieur, âge supérieur à 64 ans  *** *** *** *** ***
Proportion de ménages pauvres sans toilettes à usage  
exclusif  *** *** ***

Population privée de logement

Quintile inférieur  *** *** ***
Troisième quintile  *** *** ***
Structure du statut d’occupation

Propriétaires sans prêt *** *** *** *** *** ***
Propriétaires avec prêt hypothécaire *** *** *** *** ***  
Locataires (secteur privé) *** * *** ***  
Locataires (secteur subventionné) *** *** ***  
Autres  ** *** *  
Propriétaires, quintile inférieur ** *** *** *** *** **
Propriétaires sans prêt, quintile inférieur *** *** *** *** *** ***
Propriétaires avec prêt hypothécaire, quintile inférieur ** * * *** ***  
Locataires (secteur privé), quintile inférieur *** ** *** ***  
Locataires (secteur subventionné), quintile inférieur *** *** ***  
Autres, quintile inférieur  ** ***  
Part des 15‑29 ans vivant chez leurs parents * * *** ***  
Dettes du ménage en pourcentage de revenu disponible ** * ** *** ***  

Remarque : *, ** et *** désignent respectivement une probabilité de 10 %, 5 % et 1 % d’égalité des moyennes.
Note de lecture : le tableau présente la signification des tests d’égalité de moyenne entre les groupes de pays ; par exemple, la charge moyenne 
globale de coût du logement des ménages dans les pays du groupe Ouest n’est pas significativement différente de celle des pays du groupe Nord, 
mais elle est significativement différente au seuil de 1 % de celle des pays du groupe Est.
Champ : 25 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données de sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.
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taux assez élevé d’accession à la propriété, les 
États‑Unis hébergent une partie importante de 
leur population sur le marché locatif privé et 
leur niveau de revenu moyen est élevé, ce qui 
explique leur position sur le graphique10. Les 
pays du quadrant inférieur gauche – et l’Au‑
triche, qui est proche de la limite – semblent 
un peu plus hétérogènes. De manière cohérente 
avec l’interprétation de la seconde composante 
principale (axe vertical) opposant principale‑
ment la location sociale à la location privée, la 
plupart de ces pays ont un parc de logements 
sociaux important, bien que ce ne soit pas le 
cas du Portugal et de l’Espagne.

Pour aller plus loin, nous avons réalisé une 
classification hiérarchique afin de classer les 
pays en groupes homogènes. L’analyse uti‑
lise les mêmes variables standardisées que 
dans l’ACP ainsi que la méthode de Ward, qui 
maximise la variance entre groupes de pays 
par rapport à la variance au sein du groupe de 
pays. Le dendrogramme (figure VII) suggère 
que l’échantillon peut être divisé en quatre 
groupes de pays. Le premier groupe comprend 
une grande part de l’Europe continentale occi‑
dentale (Autriche, Belgique, France, Portugal 
et Espagne), l’Irlande et le Royaume‑Uni, 
ainsi que la Finlande. Le reste de l’Europe du 
nord est classé dans le deuxième groupe, qui 
comprend le Danemark, l’Islande, la Norvège 
et la Suède, ainsi que l’Allemagne et les 
Pays‑Bas, la Suisse et les États‑Unis. Le troi‑
sième groupe comprend les pays méditerra‑
néens qui ne font pas partie du premier groupe 
(Italie et Grèce) et certains pays d’Europe 
centrale et orientale (République tchèque, 
Estonie, Slovénie), le reste de ces pays consti‑
tuant le quatrième groupe (Hongrie, Lettonie, 
Pologne et République slovaque). Pour facili‑
ter la présentation des résultats, nous nomme‑
rons désormais les groupes de pays « Ouest », 
« Nord », « Sud‑Centre » et « Est » respec‑
tivement. Globalement, la classification est 
conforme à nos attentes, d’après les infor‑
mations sur les marchés du logement et les 
institutions dont nous disposons. Néanmoins, 
quelques remarques sur des cas spécifiques 
sont à formuler avant de passer à des analyses 
plus détaillées. La Finlande est classée dans 
le premier groupe plutôt qu’avec les autres 
pays nordiques car elle compte davantage de 
propriétaires sans prêt, un ratio plus faible 
d’endettement des ménages par rapport à leurs 
revenus et davantage de logements locatifs 

sociaux1011. Les pays méditerranéens se répar‑
tissent dans deux groupes, ce qui reflète sur‑
tout le nombre moyen de pièces plus faible et 
les taux de suroccupation plus élevés en Grèce 
et en Italie par rapport au Portugal et à l’Es‑
pagne. Ces deux derniers pays comptent éga‑
lement une proportion légèrement plus élevée 
de propriétaires ayant des prêts hypothécaires 
et des niveaux plus élevés d’endettement des 
ménages. Les PECO sont principalement 
classés dans deux groupes différents selon 
le nombre moyen de pièces et les taux de 
suroccupation.

Afin de mieux comprendre les facteurs qui 
différencient les groupes de pays, nous 
avons testé la signification des différences de 
moyenne concernant le contexte du marché du 
logement, les conditions de logement et les 
variables d’endettement entre les groupes, en 
utilisant des tests classiques de Student. Le 
tableau 1 présente les moyennes de variable 
par groupe de pays et le tableau 2 présente les 
résultats des tests pour chaque variable et paire 
de groupes de pays.

Les groupes « Ouest » et « Nord », qui incluent 
les économies les plus avancées de l’OCDE, 
sont clairement différenciés par la structure du 
statut d’occupation et le niveau d’endettement 
des ménages, mais les différences de condi‑
tions de logement sont généralement insi‑
gnifiantes. Seul le nombre de pièces pour les 
propriétaires ayant des prêts hypothécaires est 
nettement plus élevé dans le groupe « Nord » 
que dans le groupe « Ouest », mais seulement 
au seuil de significativité de 10 %. A l’inverse, 
les différences des variables de statut d’occu‑
pation sont généralement significatives au 
moins au seuil de 5 % et souvent de 1 %. Dans 
le groupe « Nord », davantage de proprié‑
taires ont des prêts hypothécaires, les niveaux 
d’endettement des ménages sont plus élevés 
de même que le nombre de locataires du sec‑
teur privé par rapport au groupe « Ouest », qui 
compte davantage de propriétaires sans prêt 
et de locataires du secteur social. Les diffé‑
rences de structure des statuts d’occupation 

10. Les systèmes de logement de l’Australie, du Canada et de la 
Nouvelle‑Zélande partagent certaines similitudes avec ceux des 
États‑Unis, notamment en termes de structure du statut d’occupation. 
Malheureusement, il n’a pas été possible d’inclure ces pays dans l’ana‑
lyse, car trop de variables manquent dans la base AHD. Les autres pays 
anglo‑saxons inclus dans l’analyse, l’Irlande et le Royaume‑Uni, diffèrent 
nettement des États‑Unis, notamment par leur parc locatif social relative‑
ment important.
11. Comme indiqué ci‑dessus, les logements détenus par les municipa‑
lités suédoises et les associations danoises et néerlandaises de logement 
ne sont pas classés en tant que logements sociaux, même s’ils jouent un 
rôle important dans le logement des ménages à faible revenu.



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 29

Construire une typologie des systèmes de logement 

Figure VIII
Classification hiérarchique des systèmes de logement sur l'échantillon étendu : dendrogramme
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Remarque : dans les pays à systèmes locatifs intégrés et disposant d’un important parc de logements appartenant à des associations de loge‑
ment, comme au Danemark et aux Pays‑Bas, tous les locataires sont classés comme locataires dans le secteur privé, car les données de la base 
EU‑SILC ne permettent pas de distinguer selon le type de locataire. De même, l’important parc de logements locatifs municipaux suédois n’est 
pas classé comme logement social.
Note de lecture : le dendrogramme présente le regroupement hiérarchique des pays et utilise la méthode de Ward et les distances euclidiennes.
Champ : 32 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.

Tableau 3
Corrélations entre les conditions de logement, les politiques et le PIB

Conditions de 
logement, axe 1

Conditions de 
logement, axe 2

Instruments de 
politique, axe 1

Instruments de 
politique, axe 2

Instruments de politique, axe 1 0.326 0.039  

Instruments de politique, axe 2 0.210 ‑ 0.104   

PIB par habitant, PPA (dollars internationaux courants) ‑ 0.784*** 0.025 ‑ 0.279 ‑ 0.318

PIB par habitant (dollars courants) ‑ 0.800*** 0.107 ‑ 0.308 ‑ 0.245
Remarque : *** désigne une corrélation non nulle au niveau de confiance de 99 %. Les corrélations ont été calculées sur l’ensemble de pays pour 
lesquels les conditions de logement et les indicateurs de politique sont disponibles. Les axes Conditions de logement sont les deux premiers axes 
de l’ACP sur les variables représentant le contexte du marché du logement, les conditions de logement et l’endettement des ménages. Les axes 
Instruments de politique sont les deux premiers axes de l’ACM sur les huit indicateurs binaires montrant la présence ou l’absence de politiques 
spécifiques dans chaque pays.
Champ : 21 pays (cf. encadré).
Source : OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.

sont similaires entre les deux groupes de 
pays, dans l’ensemble de la population et 
dans le quintile inférieur de la répartition des 
revenus. La part de jeunes vivant chez leurs 
parents est plus faible dans le groupe « Nord » 
(au seuil de 10 %), ce qui peut, dans une cer‑
taine mesure, refléter un accès plus facile aux 
prêts hypothécaires et des options de location 

plus variées. Les différences de moyenne des 
variables sur les conditions de logement entre 
les groupes autres que les groupes « Ouest » et  
« Nord » sont généralement significatives, 
le plus souvent au seuil de 1 %. Le nombre 
de pièces par logement est plus faible 
pour tous les statuts d’occupation dans le 
groupe « Sud‑Centre » que dans les groupes  
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Tableau 4 
Caractéristiques des allocations de logement entre les pays

Pays

Dépenses 
publiques   
(2015 ou 

dernière valeur, 
% du PIB)

Proportion de ménages  
bénéficiant d’une allocation  

de logement (2014, %)
Proportion de statut d’occupation des ménages à faible revenu  

bénéficiant d’allocations de logement  (2014, %)

Quintile 
inférieur 3e quintile

Propriétaires 
non  

accédants
Propriétaires 
accédants

Locataires 
(secteur 

privé)

Locataires 
(secteur  

subventionné)
Autres

Allemagne 0.48        

Australie 0.27     
Autriche 0.16 16.40 1.15 0.00 0.00 70.52 23.44 6.04
Belgique  0.82 0.06   
Bulgarie 0.10 0.00 0.00   
Chili 0.01     
Chypre1 0.02 3.93 3.34   
Corée 0.06     
Croatie 0.24 5.43 0.21 54.10 0.63 10.12 6.51 28.64
Danemark 0.48 35.43 9.35 6.42 0.00 93.58 0.00 0.00
Espagne 0.01 1.79 0.90   
Estonie 0.04 5.57 1.35 56.74 0.00 9.19 5.30 28.77
États‑Unis 0.10     
Finlande 0.82 53.18 8.66 7.10 2.72 34.35 55.01 0.82
France 0.83 49.43 17.77 1.24 6.88 57.29 33.92 0.67
Grèce  0.00 0.07   
Hongrie 0.00 28.05 5.55 67.16 15.43 1.67 8.14 7.60
Irlande 0.21 49.50 24.96 47.51 6.44 14.10 29.88 2.07
Islande  37.02 31.29 0.47 43.27 28.02 28.25 0.00
Italie  2.94 1.14 7.62 7.38 42.02 35.20 7.77
Japon 0.12     
Lettonie 0.08 23.02 4.63 62.26 0.40 12.28 14.49 10.58
Lituanie 0.06 6.83 1.45 78.45 4.35 0.00 8.40 8.80
Luxembourg  9.69 12.38 2.96 64.57 0.00 32.47 0.00
Malte 0.01 34.89 11.48 40.41 8.19 3.26 39.95 8.20
Norvège 0.09 11.16 0.35 8.36 19.09 53.43 2.34 16.78
Nouv‑Zélande 0.48     
Pays‑Bas 0.47 44.65 1.80 0.18 0.00 99.69 0.00 0.13
Pologne 0.05 7.13 0.84 35.83 2.47 12.69 2.28 46.73
Portugal 0.01 3.63 10.32   
Rép. slovaque  0.66 0.00   
Rép. tchèque 0.27 13.76 1.24 28.42 2.17 60.44 6.93 2.05
Roumanie  0.00 0.00   
Royaume‑Uni 1.41 29.06 13.23 0.00 0.27 28.50 71.23 0.00
Slovénie  3.89 0.33   
Suède 0.45 32.75 1.47 6.87 9.73 80.16 0.77 2.47
Suisse  1.87 0.55      

Champ : 37 pays (cf. encadré).
Source: OCDE, Base de données sur le logement abordable (AHD) ; calculs des auteurs.

« Ouest » et « Nord » et encore plus faible 
dans le groupe « Est ».

La suroccupation apparaît cohérente avec ces 
résultats, les taux les plus élevés apparaissant 

dans le groupe « Sud‑Centre » et en particu‑
lier dans le groupe « Est ». La situation est 
particulièrement critique pour les revenus du 
quintile inférieur. Dans le groupe « Est », près 
d’un logement sur cinq n’a pas de toilettes, 
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alors que cette proportion est négligeable dans 
les pays des autres groupes, à l’exception de 
l’Estonie. Le taux de privation de logement 
est également relativement élevé dans le 
groupe « Est », où il est supérieur à 10 % dans 
le quintile des revenus inférieurs, alors qu’il 
est inférieur à 1 % dans les autres groupes de 
pays12. La charge du coût du logement pour les 
locataires du secteur privé est similaire dans 
tous les groupes de pays, à l’exception du 
groupe « Est », où elle est plus faible, l’intérêt 
de cette différence étant limité compte tenu de 
la faible proportion des locations privées dans 
les pays de ce groupe. En effet, environ 85 % 
des ménages sont propriétaires dans ces pays 
et la plupart d’entre eux sans prêt. La structure 
du statut d’occupation est relativement simi‑
laire dans le groupe « Sud‑Centre », bien que 
la part des propriétaires sans prêt soit légère‑
ment inférieure.

Un certain nombre de pays n’ont pas été 
intégrés dans notre typologie de base, car 
cela aurait limité l’ensemble des indicateurs 
qui pouvaient être inclus dans l’analyse. 
Néanmoins, les variables disponibles pour 
sept de ces pays permettent une classification 
pertinente de leur système de logement. Par 
conséquent, nous réaliserons désormais notre 
ACP et notre classification hiérarchique sur 
un ensemble restreint de variables, en aban‑
donnant le ratio d’endettement des ménages 
par rapport à leurs revenus, la charge du coût 
du logement pour les locataires du troisième 
quintile de revenus, le nombre moyen de 
pièces par membre du ménage pour les loca‑
taires du secteur privé dans le quintile de reve‑
nus inférieur et la proportion de jeunes vivant 
chez leurs parents, mais en incluant sept autres 
pays, à savoir le Chili, la Croatie, Chypre, la 
Lituanie, le Luxembourg, Malte et le Mexique. 
L’omission des variables n’a qu’un impact 
mineur sur les résultats de l’ensemble initial 
de pays, seule l’Autriche changeant de groupe 
pour passer de « Ouest » à « Sud‑Centre », 
principalement en raison de la suppression de 
la part des jeunes vivant chez leurs parents. 
L’affectation des pays supplémentaires aux 
groupes identifiés dans l’analyse de base 
semble plausible : la Croatie, la Lituanie et le 
Mexique rejoignent le groupe « Est », le Chili 
le groupe « Sud‑Centre », le Luxembourg le 
groupe « Nord », et Chypre et Malte le groupe 
« Ouest » (figure VIII).

Passons maintenant aux liens entre les struc‑
tures du marché du logement et les conditions 
de logement d’une part et les politiques du 

logement d’autre part. La corrélation entre 
la première composante principale de l’ACP, 
qui peut être interprétée comme mesurant les 
conditions de logement (des valeurs négatives 
indiquant de meilleures conditions), et les 
deux premiers facteurs de l’analyse des cor‑
respondances multiples (ACM) sur les indi‑
cateurs de politique présentés sur la figure IV 
n’est que d’environ 0.3 et 0.2 respectivement, 
et n’est pas statistiquement significative, ce 
qui suggère une relation faible entre le cadre 
politique et les caractéristiques de logement 
(tableau 3). Comme le premier facteur de 
l’ACM peut être interprété comme un indi‑
cateur de la variété des instruments de poli‑
tique utilisés par un pays (des chiffres négatifs 
impliquant une plus grande variété), la corré‑
lation positive avec la première composante 
principale suggère une relation entre la portée 
des politiques de logement et les conditions de 
logement, mais elle n’est pas statistiquement 
significative. Il est intéressant de noter que la 
corrélation entre les conditions de logement et 
le PIB par habitant est proche de 0.8 et qu’elle 
est fortement significative, ce qui souligne 
l’influence du niveau de vie général sur les 
conditions de logement. Cette analyse syn‑
thétique des relations entre les conditions de 
logement et le cadre politique basée sur l’ana‑
lyse factorielle révèle une image un peu floue 
et la nécessité d’une analyse plus qualitative.12

La nature binaire des indicateurs de dispo‑
nibilité pour les huit types d’instruments de 
politique du logement inclus dans l’ACM est 
une limite forte, car l’étendue et le montant 
dépensé pour des mesures de politique simi‑
laires peuvent varier considérablement d’un 
pays à l’autre. Malheureusement, la plupart des 
indicateurs quantitatifs inclus dans la base de 
données de l’OCDE sur le logement abordable 
ne sont disponibles que pour un ensemble rela‑
tivement restreint de pays, la seule exception 
concernant les variables relatives aux alloca‑
tions de logement. Cela empêche une analyse 
quantitative systématique. Par conséquent, 
nous avons procédé de manière plus qualita‑
tive, en essayant d’analyser les caractéristiques 
des politiques entre les différents groupes de 
pays identifiés ci‑dessus, même si la petite 
taille de l’échantillon ne permet pas de réali‑
ser des comparaisons statistiques pertinentes 

12. Les taux de personnes sans domicile n’ont pas été inclus dans  
l’analyse car les données sont fragmentaires et les définitions ne sont pas 
homogènes entre les pays. Les données disponibles ne montrent pas de 
schéma clair entre nos groupes de pays. Cependant, des taux relative‑
ment élevés de personnes sans domicile ont tendance à prévaloir dans 
les pays anglo‑saxons.
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sur les proportions de pays mettant en œuvre 
chaque mesure de politique du logement13.

Sur les quatre instruments de politique du 
logement utilisés dans la grande majorité des 
pays de l’échantillon, nous notons quelques 
différences entre les groupes. Seules la 
République slovaque et la Slovénie n’offrent 
pas d’allocations de logement. Les pays des 
groupes « Est » et « Sud‑Centre » dépensent 
une très faible part de leur PIB en allocations 
de logement, à l’exception de la République 
tchèque (tableau 4)14. Alors que tous les pays 
des groupes « Ouest » et « Nord » offrent des 
allocations de logement, les montants enga‑
gés diffèrent considérablement. Malgré les 
récentes réductions des allocations de loge‑
ment, le Royaume‑Uni y consacre 1.4 % de 
son PIB, de loin le montant le plus important 
de l’OCDE. Parmi les facteurs à l’origine de 
ce chiffre élevé figurent des loyers élevés, 
une proportion relativement élevée de loca‑
taires du secteur privé, une grande inégalité 
des revenus, des mécanismes de fixation des 
loyers pour les logements abordables (plus 
de 70 % des bénéficiaires des allocations de 
logement sont des locataires du secteur sub‑
ventionné) et la conception de l’aide gou‑
vernementale aux ménages à faible revenu. 
La Finlande et la France dépensent environ 
0.8 % de leur PIB en allocations de logement, 
en partie pour aider les locataires du secteur 
social. Les pays méditerranéens du groupe 
« Ouest », qui ont des taux élevés de propriété, 
dépensent un montant négligeable en alloca‑
tions de logement. L’Autriche et l’Irlande se 
situent dans une position intermédiaire15. La 
moitié des pays du groupe « Nord », à savoir 
le Danemark, l’Allemagne, les Pays‑Bas et la 
Suède, ont des dépenses relativement élevées 
d’allocations de logement, proches de 0.5 % 
de leur PIB. Ceci est cohérent avec des États 
providence étendus et des marchés locatifs 
intégrés qui accueillent une grande partie de 
la population. Les dépenses en allocations 
de logement sont faibles en Norvège et aux 
États‑Unis, en partie en raison des taux élevés 
de propriété16.

Après les allocations de logement, les instru‑
ments de politique les plus largement utilisés 
sont le logement social, l’allègement fiscal 
pour l’accession à la propriété, les prêts hypo‑
thécaires subventionnés et les garanties aux 
acquéreurs. Les intérêts hypothécaires peuvent 
être déduits du revenu imposable dans tous 
les pays du groupe « Nord », à l’exception  

de l’Allemagne.1314 Les recettes fiscales perdues 
associées peuvent être substantielles, repré‑
sentant 0.5 % du 1516PIB aux États‑Unis et 
plus de 2 % aux Pays‑Bas17. La déductibilité 
des intérêts hypothécaires est également dis‑
ponible dans les pays du groupe « Ouest », à 
l’exception de la France et du Royaume‑Uni18. 
Dans les autres groupes, les intérêts hypothé‑
caires ne sont déductibles fiscalement que dans 
environ la moitié des pays. Les prêts hypothé‑
caires subventionnés et les garanties ne pré‑
sentent pas un schéma clair entre les groupes, 
bien qu’ils soient habituels dans les PECO et 
souvent absents dans les pays méditerranéens. 
La plupart des pays ont des logements loca‑
tifs sociaux, même si ce statut d’occupation 
a décliné au cours des dernières décennies. 
La construction étant relativement limitée 
dans la plupart des pays, la taille du parc de 
logements sociaux reflète principalement les 
évolutions historiques. Au sein de notre échan‑
tillon, seules l’Autriche et la France dépensent 
nettement plus de 0.1 % de leur PIB en aides 
publiques pour le logement locatif social (res‑
pectivement 0.4 % et 0.3 %)19.

Les quatre autres instruments de politique sont 
utilisés par moins de la moitié des pays. Les 
subventions aux acquéreurs immobiliers sont 
les plus importantes au Chili (0.45 % du PIB) 
et dans une bien moindre mesure en Autriche, à 
Chypre et à Malte (environ 0.1 % du PIB). Les 
subventions pour le développement de la pro‑
priété et des logements locatifs abordables sont 
largement absentes des groupes « Sud‑Centre » 
et « Est ». Aucune tendance nette n’est visible 
dans les autres groupes, bien que ces subven‑
tions se retrouvent dans la plupart des pays 
anglo‑saxons (y compris l’Australie, le Canada 
et la Nouvelle‑Zélande). La moitié des pays du 

13. En effet, les tests de Fisher ne permettent pas de détecter des  
différences statistiquement significatives de proportion de pays utilisant un 
instrument de politique particulier entre les groupes.
14. Les dépenses relativement élevées en allocations de logement en 
Croatie reflètent en grande partie des montants élevés d’abattement sur 
les coûts des services associés au logement.
15. Les données ne sont pas disponibles pour la Belgique.
16. En outre, le montant dépensé en bons de logement aux États‑Unis 
est limité par le fait qu’ils ne sont pas des droits. Les données sur les 
dépenses ne sont pas disponibles pour l’Islande et la Suisse, mais les pro‑
portions de bénéficiaires suggèrent des dépenses relativement élevées 
pour la première et de faibles dépenses pour la seconde.
17. Depuis 2013, la déductibilité des intérêts sur les nouveaux prêts aux 
Pays‑Bas est limitée aux prêts hypothécaires dont le remboursement du 
principal est régulier sur une période maximale de 30 ans. En outre, le 
taux d’allègement fiscal est progressivement réduit sur les prêts existants 
et sur les nouveaux (Kierzenkowski et al., 2014). 
18. Depuis 2013, l’Espagne a supprimé la déductibilité des intérêts pour 
les nouveaux prêts hypothécaires (FMI, 2015). 
19. L’Australie, la Corée et la Nouvelle‑Zélande, qui ne sont pas intégrées 
dans notre analyse de données en raison d’une disponibilité insuffisante 
des données, dépensent également des montants importants en loge‑
ments sociaux (respectivement 0.3 %, 0.5 % et 0.3 % de leur PIB).
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groupe « Nord » ont des programmes d’allège‑
ment hypothécaire pour les propriétaires suren‑
dettés, tandis que cette proportion est proche 
d’un quart dans les autres groupes. Bien que 
les programmes d’allègement soient les plus 
répandus dans le groupe « Nord », les dépenses 
consacrées à ceux‑ci sont les plus élevées en 
Hongrie, qui a connu une grave crise hypothé‑
caire après la dépréciation de sa devise en 2008, 
une grande partie des prêts étant libellés en 
euros ou en francs suisses.

Discussion et pistes de recherches 
futures

La classification des systèmes de logement 
d’après les indicateurs de la base AHD identi‑
fie clairement quatre groupes de pays. Les pays 
sont en grande partie classés selon les conditions 
de logement et la structure des statuts d’occupa‑
tion. Les conditions de logement sont fortement 
corrélées au PIB par habitant et tendent à être 
relativement médiocres en Europe centrale et 
orientale, même s’il existe des différences signi‑
ficatives au sein de la région, qui se reflètent 
dans les regroupements différents de notre ana‑
lyse20. Notre classification de certains PECO 
avec des pays d’Europe du Sud est cohérente 
avec les similitudes des structures de logement 
et d’action sociale entre ces pays, identifiées par 
Mandič et Mrzel (2017), à l’exception toutefois 
de la République tchèque. Le cas des PECO 
semble également être une autre illustration de 
la relation inverse entre les conditions de loge‑
ment et l’accessibilité pour les ménages à faible 
revenu identifiée par Dewilde et De Decker 
(2016) en Europe occidentale. En moyenne, les 
conditions de logement relativement médiocres 
sont assorties d’un niveau d’accessibilité rela‑
tivement élevé dans les PECO, en partie parce 
que de nombreux ménages sont propriétaires 
non accédants21. En raison des politiques mises 
en œuvre pendant la transition des économies 
socialistes vers les économies de marché, la pro‑
priété domine largement dans ces pays, mais le 
parc de logements est généralement de mauvaise 
qualité et les ménages ont tendance à avoir des 
ressources limitées pour investir dans la rénova‑
tion. L’amélioration des conditions de logement 
reste donc un enjeu majeur dans cette région  
(Rosenfeld, 2015)22.

Notre regroupement des autres pays est glo‑
balement cohérent avec les résultats de la lit‑
térature, même si notre échantillon de pays et 
notre nombre de variables sont plus importants 

que dans la plupart des autres études. Notre 
groupe « Nord »202122 comprend le groupe social‑ 
démocrate d’Esping‑Andersen, mais aussi 
un certain nombre de pays plus disparates 
avec des marchés locatifs privés relativement 
importants. Ces pays ont pour caractéristique 
commune des marchés locatifs largement inté‑
grés au sens de Kemeny. Dans ces systèmes, les 
loyers ont tendance à être modérés et la sécu‑
rité du statut d’occupation est élevée, condui‑
sant généralement à de meilleures conditions 
de logement pour les locataires que sur les 
marchés duaux. À première vue, il est quelque 
peu surprenant de trouver les États‑Unis dans 
ce groupe. Les limites déjà mentionnées de la 
variable de statut d’occupation, qui masquent 
les différences entre locataires des secteurs 
privé et subventionné dans certains pays 
peuvent peut‑être l’expliquer23. De même, du 
fait de la limitation des données, nous n’avons 
pas pu inclure d’autres pays qui partagent cer‑
taines caractéristiques communes de logement 
avec les États‑Unis, comme l’Australie, le 
Canada et la Nouvelle‑Zélande. L’intégration 
de données sur la qualité des logements et du 
voisinage dans lequel ils sont situés contri‑
buerait probablement aussi à différencier les 
États‑Unis des autres pays du groupe « Nord ». 
Des travaux supplémentaires seront néces‑
saires à cet égard. Néanmoins, il convient éga‑
lement de noter qu’au‑delà des similitudes des 
régimes d’action sociale, les États‑Unis et le 
Royaume‑Uni ont des systèmes de logement 
différents (par exemple un important parc de 
logements sociaux et des dépenses élevées 
d’allocations de logement au Royaume‑Uni ; 
un allègement fiscal généreux sur les intérêts 
hypothécaires aux États‑Unis). Il n’est donc 
pas surprenant que ces pays appartiennent à 
des groupes différents.

Si la distinction entre le groupe « Nord » et le 
groupe « Ouest » est largement cohérente avec 
la typologie de Kemeny, on observe quelques 
différences. Dans la typologie de Kemeny, 
l’Autriche et la France ont des marchés loca‑
tifs intégrés, tandis que la Norvège a un mar‑
ché locatif dual. Cependant, les arguments en 
faveur d’une classification du marché locatif 

20. Notre regroupement des PECO diffère légèrement des groupes iden‑
tifiés par Soaita et Dewilde (2017), qui réunissent les États baltes dans un 
groupe spécifique et tous les autres PECO inclus dans notre étude dans 
un autre groupe.
21. L’accessibilité est cependant problématique pour les locataires dans 
de nombreuses grandes villes des PECO.
22. Une dimension importante qui n’est pas incluse dans notre analyse, 
mais qui renforce le diagnostic est l’efficacité énergétique, qui est particu‑
lièrement faible dans les PECO et qui peut entraîner des coûts énergé‑
tiques élevés pour les ménages.
23. En particulier au Danemark, aux Pays‑Bas et en Suède.
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français comme étant intégré sont faibles à 
l’heure actuelle. La part des ménages dans 
les logements locatifs privés et dans les sub‑
ventionnés est respectivement de l’ordre 
de 24 % et 14 %, et le marché privé est peu 
réglementé. L’Autriche est difficile à classer, 
compte tenu notamment des fortes spécifi‑
cités de la politique du logement de la com‑
mune de Vienne par rapport au reste du pays 
(Reinprecht, 2007). Sur les 15 pays d’Europe 
occidentale communs aux deux études, nous 
trouvons des similitudes entre nos groupes et 
ceux de Dewilde (2017) basés sur des don‑
nées de 2012, y compris l’identification d’un 
groupe scandinave, qui comprend également 
les Pays‑Bas et une distinction entre les pays 
méditerranéens, le Portugal et l’Espagne étant 
regroupés avec la Belgique, la France et l’Ir‑
lande, tandis que la Grèce et l’Italie forment 
un groupe distinct. Il est intéressant de noter 
que la classification hiérarchique réalisée par 
Dewilde sur les données de 1995 réunit tous 
les pays méditerranéens, tout comme la clas‑
sification de Hoekstra (2005), qui utilise des 
données de 2000 et 2001. Ceci suggère que 
les pays méditerranéens ont divergé depuis 
le début des années 2000. La classification de 
Dewilde diffère de la nôtre sur plusieurs points. 
L’Allemagne est regroupée avec l’Autriche, la 
Finlande et le Royaume‑Uni, plutôt qu’avec 
les pays scandinaves. Ce groupe se distingue 
d’un autre contenant des pays de notre groupe 
« Ouest » (Belgique, France, Irlande, Portugal 
et Espagne). La scission au sein de notre 
groupe « Ouest » dans l’analyse de Dewilde 
s’explique par de meilleures conditions de 
logement et une charge inférieure du coût du 
logement pour les ménages jeunes et âgés du 
deuxième groupe de Dewilde (qui inclut l’Al‑
lemagne). L’accent mis par Dewilde sur les 
ménages jeunes et âgés semble expliquer un 
regroupement légèrement différent du nôtre, 
avec un groupe de plus pour une couverture 
comparable en termes de pays. À l’inverse, 
Hoekstra (2005), qui utilise six variables plus 
générales liées au statut d’occupation, au type 
et à la qualité du logement, ne distingue que 
deux groupes parmi 12 pays européens, l’un 
rassemblant les pays méditerranéens et l’autre 
incluant les pays appartenant à nos groupes 
« Nord » et « Ouest ».

L’analyse des politiques est limitée par les 
données manquantes plus nombreuses que 
sur le contexte du marché du logement, les 
conditions de logement et l’endettement 
des ménages, ainsi que par la nature quali‑
tative d’une grande partie des informations 

disponibles. Le champ de l’analyse statis‑
tique systématique en est limité. Néanmoins, 
les données de la base AHD fournissent une 
image utile, quoique partielle, des politiques 
du logement dans les pays de l’OCDE et de 
l’UE. Premièrement, les groupes de pays que 
nous avons identifiés à partir du contexte du 
marché du logement, des conditions de loge‑
ment et de l’endettement des ménages ne pré‑
sentent pas de spécificités claires dans leur 
panoplie de politiques. La plupart des pays 
utilisent une grande variété d’instruments de 
politique. Cela peut être dû au poids du passé, 
car certains instruments sont difficiles à sup‑
primer lorsque de nouveaux instruments sont 
introduits, à la diversité des problèmes à trai‑
ter, ce qui peut nécessiter de nombreux instru‑
ments ou à des incohérences dans les systèmes 
de logement des recouvrements de politiques. 
Le recueil de données et des études supplé‑
mentaires seront nécessaires dans ce domaine. 
Deuxièmement, les instruments de politique 
les plus largement utilisés sont les instruments 
visant la demande, en particulier les alloca‑
tions de logement et l’aide aux acquéreurs de 
logement, par le biais d’allégements fiscaux et 
d’autres types de subventions hypothécaires. 
La plupart des pays offrent des logements 
sociaux, mais le parc n’a récemment augmenté 
que dans quelques pays de l’OCDE (Salvi del 
Pero et al., 2016)24. Les instruments orientés 
sur la demande présentent des avantages par 
rapport aux subventions du côté de l’offre, en 
particulier en termes d’impact sur la mobilité 
résidentielle et professionnelle, d’égalité d’ac‑
cès et de facilité d’administration. Toutefois, 
si la hausse de la demande de logements 
locatifs induite par l’allocation de logement 
ne s’accompagne pas d’un accroissement de 
l’offre de logements, les loyers augmentent. 
Cela peut notamment se produire dans les 
régions avec de fortes contraintes physiques 
ou réglementaires sur la construction de loge‑
ments. En effet, les données internationales 
suggèrent que les subventions du côté de la 
demande n’ont généralement pas déclenché 
la réponse de l’offre anticipée par les déci‑
deurs politiques. L’accent mis sur les allo‑
cations de logement pour aider les ménages 
à faible revenu en Australie, au Canada, en 
Nouvelle‑Zélande et au Royaume‑Uni depuis 

24. Entre 2000 et 2015, le nombre de logements locatifs sociaux a aug‑
menté en Autriche, en République tchèque, en Estonie, en France, au 
Japon (2000‑2013), aux Pays‑Bas, en Nouvelle‑Zélande (2000‑2013) et 
en Norvège. Dans la moitié de ces pays, la part des logements locatifs 
sociaux a cependant diminué en proportion du parc total de logements. 
Les hausses ont été fortes en République tchèque et en Estonie, mais à 
partir de très faibles niveaux de départ (base de données de l’OCDE sur 
les logements abordables).
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les années 1980 ou 1990 s’est accompagné 
de difficultés croissantes pour les ménages à 
faible revenu à accéder à un logement adéquat, 
les politiques ayant peut‑être accordé trop peu 
d’attention aux problèmes du côté de l’offre 
(Maclennan, 2005). Les politiques favorisant 
l’aide du côté de la demande ont généralement 
été incapables de stimuler l’offre, exacerbant 
les problèmes d’accessibilité et la ségrégation 
sociale dans de nombreuses économies avan‑
cées (Lawson & Milligan, 2007)25. Des études 
montrent que les allocations de logement aug‑
mentent les loyers en Finlande (Kangasharju, 
2010 ; Viren, 2013), en France (Laferrère & 
Le Blanc 2004 ; Fack, 2005), au Royaume‑Uni 
(Gibbons & Manning, 2006) et aux États‑Unis 
(Susin, 2002). Néanmoins, les bons de loge‑
ment aux États‑Unis semblent avoir fourni un 
logement de qualité équivalente à un coût bien 
moindre que l’aide au financement de pro‑
jets de logement (Olsen & Zabel, 2014). On 
observe des signes de capitalisation des allè‑
gements fiscaux sur les intérêts hypothécaires 
dans les prix des logements dans un panel de 
17 pays de l’OCDE26 (Andrews, 2010), dans 
un échantillon de pays européens27 et aux 
États‑Unis (Damen et al., 2016) et dans des 
études par pays aux Pays‑Bas (Brounen & 
Neuteboom, 2008), en Suède (Berger et al., 
2000) et aux États‑Unis (Capozza et al., 1996). 
L’allègement fiscal des intérêts hypothécaires 
tend à être socialement régressif, la part de 
propriétaires augmentant généralement avec 
le revenu (Andrews et al., 2011), et à aug‑
menter la dette des ménages, qui a fortement 
évolué à la hausse au cours des deux dernières 
décennies, créant des vulnérabilités pour les 
ménages, le système financier et l’économie 
au sens large (André, 2016). Enfin, la crise des 
subprimes aux États‑Unis a montré les limites 
des politiques visant à promouvoir la propriété 
des ménages à faible revenu par l’assouplisse‑
ment des normes de crédit. Plus généralement, 
la supériorité largement supposée de la pro‑
priété sur la location en termes monétaires aux 
États‑Unis a été remise en question (Beracha & 
Johnson, 2012). La base AHD fournit une base 
de connaissances pour de nouvelles études 
afin d’améliorer la conception et l’évaluation 
des politiques de logement. Elle peut notam‑
ment être utilisée pour examiner comment les 
mesures de politique affectent les diverses 
caractéristiques du logement (par exemple, 
les conditions de logement, l’accessibilité, la 
volatilité des prix, la dette hypothécaire et le 
patrimoine immobilier) dans différents sys‑
tèmes de logements. L’élargissement de sa 
couverture en termes d’indicateurs et de pays 

permettrait une analyse statistique plus sys‑
tématique. Compte tenu de l’impact durable 
des politiques sur l’accessibilité et la qualité 
du logement, la photographie des politiques 
du logement à un moment donné dans la base 
AHD devrait être élargie à la dimension tem‑
porelle pour permettre une évaluation com‑
plète des politiques du logement. D’autres 
pistes de recherche comprennent l’étude des 
liens entre les dimensions présentes dans la 
base AHD et les structures du marché hypo‑
thécaire, ainsi que des facteurs influençant 
l’offre de logements, notamment l’aménage‑
ment du territoire.252627 

25. L’étude porte sur la Belgique, le Canada, le Danemark, la France, 
l’Allemagne, l’Irlande, les Pays‑Bas, la Nouvelle‑Zélande, la Suisse, le 
Royaume‑Uni et les États‑Unis.
26. Australie, Canada, Danemark, Finlande, France, Allemagne, Italie, 
Irlande, Japon, Pays‑Bas, Nouvelle‑Zélande, Norvège, Espagne, Suède, 
Suisse, Royaume‑Uni et Etats‑Unis.
27. Belgique, Danemark, Finlande, Pays‑Bas, Norvège, Suède et 
Royaume‑Uni.
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L’article de C. André et T. Chalaux

Le point de départ de « Construire une typologie 
des systèmes de logement  pour éclairer les poli‑
tiques dans les États membres de l’OCDE et de 
l’UE » est la publication en 2017 de la base de 
données de l’OCDE sur le logement abordable 
(AHD, Affordable Housing Database)1, qui a été 
développée pour aider les pays à assurer le suivi 
de l’accès au logement abordable de bonne qua‑
lité, et renforcer la base de connaissances pour 
évaluer les politiques. La base de données com‑
prend des indicateurs des pays de l’OCDE et des 
États membres de l’UE, regroupés selon trois 
dimensions principales : le contexte du marché 
du logement, les conditions de logement et les 
politiques publiques en matière de logement 
abordable.

L’article propose une deuxième étape pour 
rendre cette base de données opérationnelle : la 
construction d’une typologie des systèmes de 
logement, utilisant l’analyse en composantes 
principales et des techniques de classification 
(clusters) basées sur les caractéristiques du mar‑
ché du logement et les indicateurs des conditions 
de logement de la base de données complétées 
par d’autres données de l’OCDE, notamment 
sur l’endettement des ménages. L’objectif d’une 
telle typologie est de fournir un outil que les 
chercheurs peuvent d’abord utiliser pour décrire 
et regrouper les principales caractéristiques des 
systèmes de logement dans les différents pays, 
et éventuellement pour évaluer l’importance 
relative des conditions économiques et d’autres 
facteurs dans le succès de certaines politiques du 
logement.

L’article suit un chemin assez bien tracé, en par‑
ticulier dans le contexte européen, pour lequel 
il existe déjà diverses typologies (notamment 
Epsing‑Andersen, 1990 ; Kemeny, 1992,  1995 ; 
Kemeny & Lowe, 1998). Ces approches ont été 
utilisées pour mettre en évidence la convergence 
ou la divergence des politiques et des résultats en 
matière de logement, ainsi que le rôle des struc‑
tures sociales et des choix idéologiques sur ces 
résultats, notamment dans la perspective des sys‑
tèmes de protection sociale et des caractéristiques 
du secteur locatif. Ici, les auteurs prennent néan‑
moins un certain recul par rapport à ces débats et 
ne cherchent qu’à identifier les tendances et les 
attributs des regroupements qui émergent. En tant 
que telle, leur typologie est un outil pour d'autres 
recherches plutôt que pour tirer, à ce stade, des 
conclusions, par exemple sur des questions telles 
que la dépendance au passé ou les mérites relatifs 
des différents systèmes identifiés.

La méthodologie utilisée pour élaborer la typo‑
logie est simple et bien mise en œuvre, mais 
elle est utilisée d’une manière particulièrement 
prudente et exhaustive. Les données utilisées 
proviennent principalement de la nouvelle base 
de données qui se concentre sur trois domaines 
principaux : le contexte du marché du logement 
(une utilisation intéressante du terme marché?) ; 
les conditions de logement, en termes d’acces‑
sibilité financière, de qualité et, dans une cer‑
taine mesure, d’accès au logement, mais en se 
concentrant sur le sans‑abrisme ; les politiques 
publiques, notamment le soutien financier selon 
le statut d’occupation des logements, l’offre 
de logements sociaux, et la législation sur les 
loyers et la sécurité d’occupation. Il y a mani‑
festement des lacunes, voire des inexactitudes, 
dans les données recueillies auprès des experts 
nationaux, en particulier sur des questions plu‑
tôt générales, dont la formulation peut ne pas 
être claire pour l’expert du pays qui remplit le 
formulaire, ou lorsque le pays en question uti‑
lise des définitions et des variables qui lui sont 
propres. Certaines définitions particulièrement 
difficiles – telles que la situation du logement 
social en Suède – sont identifiées. Dans l’en‑
semble, la base de données constitue une riche 
source d’informations, mais qui ne peuvent être 
que le point de départ pour mener des recherches 
sur un pays donné ou des analyses comparatives 
sur des questions particulières. Toutefois, à ce 
stade, André et Chalaux cherchent uniquement à 
savoir si les données permettent d’identifier des 
groupes de pays qui peuvent être clairement dis‑
tingués les uns des autres grâce à des techniques 
statistiques.1

De tels regroupements sont en effet identifiés, sur 
la base de vingt‑cinq pays membres de l’OCDE. 
La typologie qui en résulte est généralement 
cohérente avec d’autres recherches – lesquelles, 
dans l’ensemble, utilisent moins de variables et 
un plus petit nombre de pays, principalement 
européens. Quatre groupes se dégagent de l’ana‑
lyse : « le Nord », qui couvre la majeure partie de 
l’Europe du nord, dont l’Allemagne et la Suisse, 
mais aussi les États‑Unis, caractérisés par des 
niveaux élevés de logement locatif privé et un 
endettement généralement élevé des ménages ; 
« l’Ouest », avec la France, le Royaume‑Uni, 
l’Irlande et les pays du sud‑ouest européen ainsi 
que la Finlande et l’Autriche, où le taux de pro‑
priété est relativement élevé et le logement social 
plus fréquent ; « le Centre‑Sud », qui compte des 
pays méditerranéens comme l’Italie et la Grèce, 

1. Base de données de l’OCDE sur le logement abordable (2017) :  
http://www.oecd.org/social/affordable‑housing‑database.htm

http://www.oecd.org/social/affordable-housing-database.htm
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ainsi que les pays d’Europe de l’est comme la 
République tchèque, l’Estonie et la Slovénie 
– où les niveaux élevés de propriété sans hypo‑
thèque dominent – bien que pour des raisons 
différentes ; et « l’Est » , avec la Hongrie, la 
Lettonie, la Pologne et la Slovaquie – qui se dis‑
tingue également par un taux de propriété sans 
hypothèque élevé, mais aussi par des conditions 
de logement plus mauvaises. Les deux derniers 
groupes sont clairement différenciés par l’ana‑
lyse statistique mais possèdent de nombreux 
points communs. Sept autres pays pour lesquels 
les données sont plus limitées sont ensuite ajou‑
tés, sans modifier le tableau de base.

Il est intéressant de noter l’importance du sta‑
tut d’occupation du logement dans la typologie. 
Cela soulève certaines questions d’interprétation, 
notamment en ce qui concerne l’inclusion de 
l’Allemagne et des États‑Unis dans la catégorie 
Nord. Cela peut s’expliquer en partie par le fait 
que d’autres pays anglo‑saxons comme l’Aus‑
tralie, le Canada et la Nouvelle‑Zélande ne sont 
pas inclus dans l’analyse en raison du manque 
de données dans l’ADH. Cependant, le problème 
de fond est que si ces pays ont des proportions 
relativement élevées de locations dans le sec‑
teur privé, les caractéristiques de leurs systèmes 
locatifs sont complètement différentes (avec une 
régulation des loyers et une sécurité d’occupa‑
tion illimitée en Allemagne – comme c’est le cas 
pour la plupart des pays du groupe, tandis que 
les États‑Unis se distinguent par des locations de 
courte durée et des loyers généralement déter‑
minés par le marché) (Whitehead et al., 2012 ; 
Scanlon & Whitehead, 2014). Les résultats sou‑
lèvent au moins trois questions en ce qui concerne 
leur robustesse – et donc la suite à donner à la 
typologie. Premièrement, bien que, comme nous 
l’avons déjà mentionné, la typologie soit généra‑
lement cohérente avec les recherches antérieures 
employant des méthodologies semblables, elle 
diffère quelque peu d’autres classifications repo‑
sant davantage sur la gouvernance, les cadres 
réglementaires et une approche économique que 
sur des variables propres au logement. Dans ce 
contexte, par exemple, Milestone in European 
Housing Finance (Lunde & Whitehead, 2016) 
identifie cinq catégories – anglo‑saxonne ; scandi‑
nave, largement définie pour inclure les Pays‑Bas 
et parfois la France ; systèmes corporatistes, 
notamment l’Allemagne et l’Autriche ; pays de 
l’ancien bloc de l’Est ; et Europe du Sud. Ce type 
d’approche placerait presque certainement les 
États‑Unis dans une catégorie différente, celle des 
anglo‑saxons, plutôt que celle des Allemands. De 
même, la France se trouverait dans la catégorie 
Europe du Nord.

Deuxièmement, le niveau approprié d’analyse 
à des fins de typologie est‑il celui du système 
de logement (comme cela est sous‑entendu ici) 
ou, étant donné que le logement est tellement 
affecté par des facteurs macroéconomiques et 
autres, les variables spécifiques du système de 
logement devraient‑elles être complétées, voire 
remplacées, par davantage de variables reflétant 
le contexte dans lequel sont prises les décisions 
de logement ? De ce point de vue, il convient de 
noter que l’analyse des corrélations fait apparaître 
une relation beaucoup plus forte entre le PIB par 
habitant et les conditions de logement qu’entre 
les politiques du logement et ces conditions 
– mais également que le PIB par habitant n’est 
pas étroitement lié à l’utilisation des instruments 
politiques. Troisièmement, la typologie est‑elle 
susceptible de rester stable dans le temps ? Là 
encore, le financement du logement apporte 
un exemple. Dans Lunde et Whitehead (2014, 
2016), les groupes sont identifiés au début et à 
la fin de la période, en fonction non seulement 
de l’évolution des systèmes financiers mais aussi 
des résultats obtenus depuis la crise financière 
mondiale. Il n’est pas surprenant que les raisons 
du succès ou de l’échec des politiques de loge‑
ment, pour les groupes actuels, bien que reflétant 
dans une certaine mesure la catégorisation ini‑
tiale, varient grandement tant au sein des groupes 
identifiés qu’entre ces derniers. Les recherches 
qui se concentrent sur la position d’un seul pays 
ou d’un plus petit nombre de pays dans une typo‑
logie globale montrent également que les résul‑
tats sont souvent imprévisibles sur la base de la 
typologie initiale (Tutin & Vorms, 2014 ; Priemus 
& Whitehead, 2014 ; Scanlon et al., 2011).

Il est important de souligner que les auteurs ne 
revendiquent rien de plus que de montrer qu’une 
catégorisation statistique claire peut être établie 
à partir de de l’AHD. Il appartient à d’autres 
chercheurs d’utiliser ce matériau pour l’étude de 
questions particulières relatives au logement.

Le présent commentaire donne maintenant deux 
exemples de recherche pour lesquels les données 
et la typologie pourraient constituer des intrants 
utiles – l’un pour lequel certaines des données 
de l’AHD ont déjà été utilisées et l’autre dont le 
potentiel pourrait être considérable à mesure que 
la base de données sera élargie.

Les filets de sécurité  
pour les accédants à la propriété

Dans le cadre d’une étude sur l’évolution des 
filets de sécurité pour les prêts hypothécaires 
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au Royaume‑Uni (Williams et al., 2017), leur 
fonctionnement a été examiné dans un certain 
nombre de pays de l’OCDE. Notre point de 
départ était les données de l’AHD, qui four‑
nissent des informations sur les allocations de 
logement pour tous les statuts d’occupation 
des logements et sur les dépenses publiques en 
faveur de l’accession à la propriété.

Utilisation de la base de données  
sur le logement abordable

La base de données sur le logement abordable 
a montré qu’environ 33 pays de l’OCDE, dont 
25 situés en Europe, avaient mis en place cer‑
taines formes d’allocations de logement pour les 
ménages à faible revenu dans le secteur loca‑
tif. Cependant, seulement la moitié de ces pays 
avaient mis en place des allocations de logement 
pour les propriétaires‑occupants à faible revenu2 
(dont 12 des 25 pays européens). Un autre pays 
(le Danemark) n’en proposait que pour les per‑
sonnes âgées ; un autre, la Suisse, proposait des 
allocations uniquement dans certains cantons.

La base de données3 distingue les dépenses 
publiques d’aide financière aux accédants en trois 
catégories : (i) les subventions – qui visent princi‑
palement à faciliter l’accès à la propriété pour les 
primo‑accédants ; (ii) les subventions et garanties 
hypothécaires qui visent à réduire les coûts des 
taux d’intérêt en fournissant un soutien poten‑
tiel et (iii) les allègements fiscaux sur les crédits 
hypothécaires pour les accédants surendettés, 
avec des aides et diverses mesures pour éviter la 
saisie des logements des ménages en difficulté 
financière. Les données montrent que 8 pays euro‑
péens4, ainsi que le Canada, la Nouvelle‑Zélande 
et les États‑Unis, utilisent des formes de garantie 
hypothécaire, mais celles‑ci favorisent l’accès à 
la propriété surtout parce qu’elles réduisent les 
risques pour les prêteurs. Seuls 8 pays – l’Austra‑
lie, la Hongrie, l’Irlande, le Japon, les Pays‑Bas, 
la Norvège, le Portugal et les États‑Unis – ont 
effectivement répondu à la question sur l’aide 
aux emprunteurs en difficulté financière5. Ils ont 
décrit des régimes particuliers, notamment des 
aides pour le paiement des intérêts hypothécaires, 
des aides pour le remboursement des arriérés, des 
reports de paiements, le rachat de crédit et des sys‑
tèmes de transformation de prêts hypothécaires en 
loyers, permettant d’éviter la perte du logement. 
L’analyse montre également qu’il n’est pas facile 
de classer les types de support par catégorie ; de 
nombreux pays disposent d’un grand nombre 
d’outils d’intervention (qui ne sont pas tous listés) 
sans qu’il soit possible d’obtenir des informations 
sur le niveau des aides fournies.

Quelques exemples plus détaillés2345

Nous avons également interrogé divers experts 
nationaux sur le cas de leur pays en ce qui 
concerne trois groupes de politiques : les 
approches traditionnelles mises en place par les 
politiques publiques pour soutenir les revenus 
ou prendre en compte les changements dans 
les circonstances individuelles ; les mesures à 
court terme mises en place par le gouvernement 
et/ou les professionnels du secteur lorsque le 
marché hypothécaire connaissait des problèmes 
majeurs ; et les changements réglementaires à 
long terme visant à garantir que les accédants 
puissent maintenir leur hypothèque lorsque les 
circonstances changent.

Les réponses des experts ont montré que les allo‑
cations de logement ne sont généralement pas 
accessibles aux propriétaires occupants. Le cas 
de ces ménages relève plutôt des politiques plus 
générales de soutien du revenu – mais aussi des 
initiatives des professionnels du secteur. Toutefois, 
dans de nombreux pays d’Europe occidentale, les 
niveaux de prestations de chômage, en particulier 
celles qui sont liées aux niveaux de revenus anté‑
rieurs, sont relativement élevés et sont donc consi‑
dérés comme supprimant la nécessité de mesures 
spécifiquement liées aux coûts des emprunts 
hypothécaires (Ditch et al., 2001).

En matière de réponse aux crises, les pays 
semblent se répartir en trois grandes catégories : 

• les pays, tels que l’Allemagne, la République 
tchèque, le Canada et, dans une moindre mesure, 
la France, la Slovénie et la Suède, qui ont connu 
peu de problèmes d’emprunts hypothécaires dans 
le passé et où la crise financière mondiale a eu peu 
d’effet sur le marché. Dans ces pays, peu ou rien 
n’a changé en ce qui concerne la façon dont l’in‑
dividu est traité face à des problèmes inattendus ;

• ceux ayant connu des crises – notamment 
l’Australie, le Portugal et la Suède, mais aussi le 
Royaume‑Uni – où les politiques mises en place 
en réponse semblaient relativement adéquates 
après la crise financière mondiale ;

2. Ces allocations étaient largement répandues dans les groupes de 
l’OCDE, dont l’Autriche, Chypre, la République tchèque, la Finlande, 
la France, la Grèce, la Lettonie, la Norvège, la Pologne, la Suède et le 
Royaume‑Uni.
3. Cf. tableau PH2‑1 Dépenses publiques en subventions et soutien 
financier à l’accession à la propriété.
4. Cf. tableau PH2‑1.2 Croatie, Estonie, Finlande, Lettonie, Luxembourg, 
Pays‑Bas, Suède et Royaume‑Uni.
5. Cf. tableau PH2.1.3 Allégement fiscal hypothécaire pour les pro‑
priétaires surendettés : aperçu des mesures existantes.
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• les pays – allant des extrêmes comme l’Es‑
pagne et de l’Irlande, mais incluant aussi des 
pays plus stables comme les Pays‑Bas et les 
États‑Unis – qui ont souffert de graves pro‑
blèmes sur le marché du logement associés 
à des difficultés économiques et financières 
plus fondamentales à la suite de la crise finan‑
cière mondiale. Dans ces pays, les gouverne‑
ments mettent généralement en place diverses 
mesures, souvent précipitées, pour limiter les 
saisies, restructurer les paiements hypothécaires 
et parfois transférer le ménage ou le logement 
dans le secteur locatif.

Enfin, l’évolution de la réglementation en 
matière de macro‑stabilisation depuis 2008 a 
été relativement comparable d’un pays à l’autre. 
L’accent a surtout été mis sur la limitation de la 
capacité des prêteurs d’accorder des prêts à plus 
haut risque, ou d’en accroître le coût pour les 
institutions de crédit. Ces contraintes affectent 
à leur tour la distribution de crédit hypothécaire 
et ont donc un impact sur les risques futurs. 
Cela pourrait réduire la nécessité de mettre en 
place des filets de sécurité, du moins en ce qui 
concerne le marché hypothécaire.

Dans l’ensemble, les données suggèrent que, 
lorsque les paiements des intérêts d’emprunts 
hypothécaires ont du retard, l’approche la plus 
courante consiste à s’assurer que des négocia‑
tions entre le prêteur hypothécaire et l’emprun‑
teur débouchent sur la rééchelonnement des 
paiements, par exemple pour prolonger l’hypo‑
thèque et reporter les paiements à une période 
où l’emprunteur sera en mesure de payer. Les 
subventions aux particuliers sont rares et, 
lorsqu’elles existent, elles peuvent devoir être 
financées par les professionnels du secteur.

Pertinence à l’égard de la typologie

Il y a probablement trois messages principaux 
à retenir en relation avec la typologie d’André 
et Chalaux :

• les exemples présentés suggèrent que le rôle 
des pressions économiques et des politiques 
macroéconomiques est important, relativement 
aux politiques du logement, dans la détermina‑
tion des résultats en matière de logement ;

• ils suggèrent également que, si la typologie est 
basée principalement sur le marché du logement 
et les variables de la politique du logement, elle 
risque d’être assez instable face aux change‑
ments macroéconomiques. Ainsi, par exemple, 

dans le contexte du financement du logement 
examiné ici, il est extrêmement peu probable 
que les États‑Unis et l’Allemagne fassent par‑
tie du même groupe, tandis que la France et 
l’Autriche ressemblent aux deux autres pays du 
groupe « occidental » ;

• troisièmement, la base de données elle‑même 
ne peut pas – et n’est pas destinée à – fournir 
le niveau de détail qui permettrait l’analyse de 
questions précises en matière de logement, mais 
elle est un point de départ utile, comme c’était le 
cas dans la recherche présentée ici.

L’accès à la propriété des jeunes ménages

On aurait pu s’attendre à ce qu’un autre projet 
entrepris pour l’OCDE en 2017, sur la question 
de savoir si les changements apportés à la régle‑
mentation hypothécaire ont eu un impact sur 
la capacité des jeunes d’accéder à la propriété 
(Whitehead & Williams, 2017), ait pu s'appuyer 
sur la base de données sur le logement abor‑
dable. Dans la pratique, cependant, les données 
les plus pertinentes de l’OCDE proviennent des 
Panorama de la société (OCDE, 2016 et années 
antérieures), qui comprennent des informations 
sur la proportion de jeunes de moins de 30 ans 
vivant avec leurs parents et sur les taux d’em‑
ploi de ce groupe.

Les données font apparaître que, dans 23 pays, 
la proportion de jeunes de moins de 30 ans 
vivant avec leurs parents était supérieure à la 
moyenne de l’OCDE (un peu moins de 60 %) 
en 2014. Elles montrent également que sept 
des neuf premiers pays se trouvaient dans les 
groupes « Centre‑Sud » et « Est » de la typo‑
logie d’André et Chalaux, les deux autres étant 
l’Espagne et le Portugal. Il est important de 
noter que la proportion de jeunes adultes vivant 
avec leurs parents dans les pays de l’OCDE a 
augmenté depuis 2007, l’Italie, la Hongrie, la 
Grèce et la France étant parmi ceux qui ont 
enregistré les plus fortes augmentations. Les 
données sur les taux d’emploi des jeunes sug‑
gèrent une situation similaire – le nombre d’em‑
plois occupés par ce groupe d’âge a diminué de 
8 % en moyenne depuis 2007 ; mais la baisse 
a été d’un quart ou plus dans sept pays, tous 
sauf un (l’Irlande) étant des pays où la hausse 
de la part de jeunes vivant avec leurs parents a 
été la plus importante, et tous appartenant aux 
groupes « Centre‑Sud » et « Est » de la typo‑
logie d’André et Chalaux. Ces résultats ont 
sans aucun doute été l’une des raisons pour les‑
quelles la recherche a été commandée.
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Dans la pratique, cependant, la base de données 
sur le logement abordable ne présentait que peu 
d’intérêt pour ce projet particulier, à l’exception 
des données sur les politiques d’accession à la 
propriété, qui ont permis d’identifier certaines 
politiques favorisant l’accès à la propriété. En 
particulier, les informations sur la réglementation 
sont limitées au secteur locatif. En conséquence, 
la recherche reposait dans une large mesure sur 
des données provenant d’autres sources et sur les 
experts nationaux, ainsi que les données statis‑
tiques et autres qu’ils pouvaient fournir.

Une fois de plus, une typologie spécifique a 
été élaborée dans cette recherche, distinguant 
les pays en fonction de l’ampleur de l’impact 
de la crise financière mondiale, de l’évolution 
des prêts et de la mesure dans laquelle la régle‑
mentation hypothécaire avait changé – allant 
de pays comme l’Allemagne et la Slovénie où 
la réglementation était pratiquement inchan‑
gée et où les prêts avaient augmenté depuis la 
crise financière mondiale à des pays comme la 
Grèce et la Hongrie où les prêts étaient toujours 
quasiment inexistants et où les changements de 
réglementation étaient  plus généraux ; entre ces 
deux extrêmes, les autres pays se sont davan‑
tage concentrés sur la réglementation du crédit 
immobilier, avec des conséquences sur le niveau 
du crédit et les conditions d’octroi.

L’un des principaux problèmes tenait au niveau 
de l’apport personnel requis. De ce point de vue, 
il y a quatre raisons distinctes pour lesquelles il 
est devenu plus difficile d’épargner en vue d’une 
acquisition, outre les changements  de la régle‑
mentation : l’augmentation des loyers privés 
rend la possibilité d’épargner plus difficile pour 
les propriétaires potentiels ; les revenus réels, 
notamment ceux des jeunes, ont souvent dimi‑
nué, ce qui rend l’épargne plus difficile ; les taux 
d’intérêt versés aux épargnants ont diminué, ce 
qui compromet les possibilités d’atteindre un 
niveau donné d’apport personnel ; le prix des 
logements a souvent augmenté et les exigences 
d’apport personnel sont donc plus élevées. 
L’importance de l’aide parentale s’est nettement 
accrue, mais dans un certain nombre de pays où 
le chômage est élevé et les revenus en baisse, la 
capacité familiale a également diminué.

Même si, dans la plupart des pays, les gens par‑
viennent à épargner pour atteindre le niveau 
requis d’apport personnel (lui‑même augmenté 
par la réglementation), il reste nécessaire d’avoir 
un emploi permanent afin d’obtenir un emprunt 
hypothécaire. Mais la proportion de jeunes béné‑
ficiant de la sécurité de l’emploi est en baisse. 

Un groupe croissant de propriétaires occupants 
potentiels n’aurait donc généralement pas été en 
mesure d’accéder à la propriété.

D’autres problèmes sont liés à la capacité de 
remboursement : le chômage et la précarité de 
l’emploi ont augmenté rapidement, surtout chez 
les jeunes, tandis que les revenus réels ont sou‑
vent baissé. Dans ces conditions, la location 
devient un choix logique en raison de sa flexi‑
bilité. De même, les attitudes individuelles à 
l’égard du risque semblent être devenues plus 
prudentes. Il semble donc que la demande ait 
diminué plutôt que d’avoir été limitée unique‑
ment par la réglementation. 

Dans l’ensemble, donc, bien que la réglemen‑
tation ait un impact direct sur l’accès au crédit 
hypothécaire dans la plupart des pays inclus 
dans l’analyse, il existe de nombreuses autres 
raisons pour lesquelles les ménages plus jeunes 
ont plus de difficultés à accéder à la propriété 

Conclusions

« Construire une typologie des systèmes de 
logement pour éclairer les politiques des États 
membres de l’OCDE et de l’UE » présente de 
nombreuses qualités. L’une des plus impor‑
tantes est de contribuer à faire connaître la 
nouvelle base de données de l’OCDE sur le 
logement abordable, addition notable aux 
données offertes par l’OCDE, à un plus large 
public. Même si l’AHD présente manifestement 
quelques lacunes, sa diffusion incitera très pro‑
bablement les pays membres à améliorer leurs  
propres données.

La typologie présentée par André et Chalaux 
– fondée sur l’analyse en composantes princi‑
pales et les techniques de classification – identifie 
quatre groupes de pays de l’OCDE. Cependant, 
le résultat le plus immédiatement important est 
peut‑être une simple analyse des corrélations, 
qui suggère que les facteurs du marché sont 
beaucoup plus étroitement corrélés aux résultats 
que les politiques du logement. Cela peut s’ex‑
pliquer en partie par des lacunes des données 
– en particulier, il n’existe aucune information 
sur l’ampleur des interventions publiques, et les 
données disponibles suggèrent que toutes les 
formes d’intervention n’ont pas été répertoriées. 
Mais cela reflète également l’opinion partagée 
par de nombreux chercheurs, selon laquelle le 
logement est plus affecté par l’environnement 
économique au sens large que par des interven‑
tions spécifiques au logement.
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Cependant, il est important de souligner que les 
techniques utilisées ne sont pas basées sur des 
hypothèses et ne disent rien des causalités. La 
plus grande question dans ces conditions est 
donc de savoir si les variables retenues dans 
l’analyse constituent un bon point de départ pour 
des analyses plus approfondies au niveau des 
individus. Les deux autres recherches sur des 
questions spécifiques discutées dans le présent 
document utilisent ainsi les données de l’OCDE 
comme point de départ, mais passent ensuite à 
une analyse plus qualitative qui génère des typo‑
logies spécifiques aux questions traitées plutôt 
que basées sur les données comme celle présen‑
tée par André et Chalaux.

Il est moins évident que la typologie spécifique 
générée puisse être utilisée à d’autres fins que 
comme un point de départ pour la discussion. 
Bien qu’elle soit plutôt cohérente avec des 
typologies antérieures plus « politiques » (par 
exemple Esping‑Andersen, 1990 ; Kemeny, 
1992, 1995 ; Kemeny & Lowe, 1998), cela peut 

en soi être un sujet de préoccupation car la réalité 
du logement a changé rapidement depuis que ces 
typologies ont été élaborées. On peut s’attendre 
à ce que les typologies changent avec le temps, 
et aussi à mesure que de nouvelles variables sont 
prises en compte dans leur construction.

Le fait que les variables économiques et sociales 
plus générales semblent plus déterminantes que 
des variables spécifiques au logement sur les 
résultats en matière de logement suggère une 
approche quelque peu différente pour le choix 
des variables. De même, lorsque la question trai‑
tée est plus spécifique, comme c’est le cas pour 
les deux travaux de recherche présentés ici, on 
s’attendrait à ce que des données spécifiques 
soient utilisées et qu’il en résulte une classifica‑
tion différente. Par‑dessus tout, l’article d’An‑
dré et Chalaux a le grand mérite de fournir une 
analyse statistique très minutieuse de données 
nouvelles, qui sera utile au développement de 
travaux comparatifs de qualité sur les marchés et 
les politiques du logement. 
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Délivrer des permis de construire pour diminuer  
le coût du foncier ? Une estimation par la demande 
de terre constructible en France

Does issuing building permits reduce the cost of land? An estimation based 
on the demand for building land in France

Jean‑Sauveur Ay*, Jean Cavailhès*, Mohamed Hilal* et Julie Le Gallo*

Résumé – Alors que la valeur agrégée des terrains bâtis est passée de 45 % à près de 260 % du 
produit intérieur brut en France entre 1998 et 2006, pour se stabiliser après la crise, les contraintes 
réglementaires sur la construction sont invoquées pour expliquer cette hausse du prix du foncier qui 
pèse sur le coût de production des logements neufs. Nous analysons l’impact de la délivrance de per­
mis de construire sur la diminution du prix du foncier. Nous proposons d’abord un modèle théorique 
d’affectation de ménages hétérogènes (en termes de préférences) à des terrains à bâtir hétérogènes 
(en termes de localisation) pour étudier les effets de la construction sur le prix des terrains. Nous 
estimons ensuite la demande inverse de terrains à bâtir en instrumentant la construction (en quan­
tité) par des variables instrumentales relatives à la nature des terrains, à leur topographie, au coût 
d’opportunité agricole ainsi qu’à la présence de friches industrielles. Une hausse de 1 % du nombre 
de permis délivrés entraîne une baisse modérée du prix des terrains de 0.3 % en moyenne. L’effet, 
différencié selon le type de construction considérée, croît avec la proximité des zones denses.

Abstract – While the aggregate value of constructed land rose from 45% to nearly 260% of gross 
domestic product in France between 1998 and 2006, stabilising after the crisis, regulatory con‑
straints on construction are used to explain the rise in land prices, which are weighing on produc‑
tion costs for new housing units. We analyse to what extent the issuance of building permits reduces 
the price of land. We first propose a theoretical model for assigning heterogeneous households 
(in terms of preferences) to heterogeneous building plots (in terms of location) to study the effects 
of construction on the price of land. We then estimate the inverse demand for building land by  
instrumenting construction (quantity) by instrumental variables relating to the nature of the 
land, to its topography, to the agricultural opportunity cost and to the presence of industrial 
brownfields. A 1% increase in the number of permits issued resulted in a moderate decrease in 
land prices of 0.3%, on average. The effect, which differs according to the type of construction, 
increases with proximity to dense zones.
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Entre 1998 et 2006, la valeur agrégée des 
terrains supportant des bâtiments est pas­

sée de 45 % à 257 % du produit intérieur brut, 
et s’est stabilisée à des niveaux légèrement infé­
rieurs depuis la crise (222 % en 2016)1. Cette 
inflation du foncier touche toutes les écono­
mies avancées et contribue au niveau macro­
économique à environ 80 % de l’inflation de 
l’immobilier observée depuis la Seconde Guerre 
mondiale (Knoll et al., 2017). Cette inflation est 
un enjeu économique et politique majeur, direc­
tement responsable de la hausse du poids du 
logement dans le budget des ménages, avec des 
implications fortes sur le pouvoir d’achat hors 
logement et la répartition de la richesse (Bonnet 
et al., 2015).

Les solutions proposées pour contenir cette 
inflation s’articulent principalement autour 
du développement de la construction – l’aug­
mentation de la quantité de logements visant à 
entrainer une baisse de leur prix. Compte tenu 
du poids croissant du foncier, la terre apparaît 
comme le facteur le plus limitant, qui subit 
l’inflation la plus marquée, et donc comme le 
levier naturel pour augmenter l’offre de loge­
ment. Cependant, ce levier fait l’objet d’une 
forte controverse entre ses partisans (Repentin 
& Braye, 2005 ; Atelier parisien d’urbanisme, 
2007 ; Trannoy & Wasmer, 2013 ; Fondation 
Abbé Pierre, 2016) et ses opposants (Bisault, 
2009 ; Société d’aménagement foncier et d’éta­
blissement rural, 2018 ; Courtoux & Claveirole, 
2015 ; Fondation pour la nature et l’homme, 
2016). L’absence de consensus provient à la 
fois de la remise en cause du diagnostic d’un 
déficit d’offre (Cornuel, 2017) et de la nécessité 
de prendre en compte les effets induits de l’arti­
ficialisation sur l’agriculture, l’environnement 
et les conditions de vie (Béchet et al., 2017). 
Nous proposons d’aborder cette controverse au 
travers de la localisation des terrains construc­
tibles et de leur adéquation aux préférences 
des ménages. L’hétérogénéité du foncier et son 
immobilité étant des facteurs déterminants de 
sa rareté relative (Ay, 2011 ; Cavailhès et al., 
2011b), il s’agit d’étudier dans quelle mesure 
la construction doit s’adapter à la demande 
pour qu’elle puisse effectivement se traduire en 
baisse du prix des terrains à bâtir.

Dans la littérature, les relations entre la construc­
tion et le prix de la terre constructible sont sou­
vent abordées sous l’angle de l’offre (Gyourko 
& Molloy, 2015). Les travaux se distinguent 
selon une offre définie en termes de nombre de 
logements produits par le secteur de la construc­
tion ou en termes de superficies autorisées à la 

construction par les politiques foncières. Les 
premiers travaux font référence, plus ou moins 
explicitement, au concept de fonction de pro­
duction de logements, où la terre est un input, 
pour estimer dans quelle mesure la construction 
réagit au prix de la terre (Epple et al., 2010 ; 
Combes et al., 2016b). Saiz (2010) propose 
une estimation de l’élasticité­prix de l’offre de 
logements aux États­Unis sur la base de varia­
tions exogènes de la demande mesurée en 
termes démographiques. Il apparaît en outre 
que ces élasticités dépendent de la distribution 
des pentes des terrains au sein des métropoles. 
Caldera et Johansson (2013) proposent une caté­
gorisation des pays de l’OCDE selon la réacti­
vité de la construction aux prix de l’immobilier. 
Les pays d’Amérique du Nord apparaissent les 
plus réactifs (élasticité supérieure à 1), les pays 
d’Europe continentale les plus rigides (élasticité 
inférieure à 0.5) alors que les pays d’Europe du 
Nord tiennent une position intermédiaire. Pour 
la France, la valeur estimée est de 0.36, un résul­
tat récemment étayé par Chapelle (2017) qui 
obtient le même ordre de grandeur. Les seconds 
travaux sur les politiques foncières (pour des 
revues de la littérature, voir Duranton & Puga, 
2015 ; Glaeser & Gyourko, 2018) montrent 
généralement que la régulation de l’usage du 
sol, par la restriction de l’offre de terrains à bâtir, 
augmente le prix de la terre et réduit le volume 
de construction. Les résultats de cette littérature, 
centrée sur les régulations de l’usage des sols, 
différent selon la politique étudiée (Grieson 
& White, 1981), la stratégie empirique utili­
sée (Quigley & Rosenthal, 2005) et les effets 
mesurés (Turner et al., 2014). Ces travaux ont 
des échos en France et alimentent la littérature 
académique (Lecat, 2006 ; Levasseur, 2013 ; 
Geniaux et al., 2015) et professionnelle (Bénard, 
2007 ; Charmes, 2007 ; Comby, 2015).1

Nous analysons ici l’effet de la construction 
sur le prix des terrains à bâtir sous l’angle de la 
demande qui émane des ménages à la recherche 
d’un terrain pour construire un logement. La 
pertinence de cet angle d’attaque repose sur 
deux points principaux. D’une part, dans le 
contexte français, la demande d’un permis de 
construire est un préalable réglementairement 
nécessaire à la construction, souvent effectué 
simultanément à l’achat du terrain. La présence 
d’une transaction foncière permet d’observer le 
prix de la terre qui correspond au coût du fon­
cier pour la construction. D’autre part, le choix 
de traiter les marchés fonciers sous l’angle de 

1. Insee, Comptes de patrimoine en 2016, https://www.insee.fr/fr/statistiq
ues/2832716?sommaire=2832834.
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la demande permet de mettre en œuvre une 
méthode d’identification basée sur des varia­
tions exogènes de la construction effective. 
Alors que les approches usuelles d’estimation 
de la demande en terrains à bâtir reposent sur 
des méthodes de type hédonique, qui valo­
risent à la marge les caractéristiques des ter­
rains et négligent la construction (Kuminoff 
et al., 2013), nous utilisons le cadre théorique 
d’un modèle d’affectation issu de l’analyse du 
marché du travail (Sattinger, 1993). Ce type de 
modèle a été appliqué récemment au marché 
immobilier par Landvoigt et al. (2014), nous 
l’appliquons au marché de la terre construc­
tible où le prix des terrains est issu de l’équi­
libre entre la demande de foncier des ménages 
et une offre que nous considérons exogène. À 
partir d’une méthodologie similaire, Hilber 
et Vermeulen (2016) utilisent des différences 
régionales et une réforme de la régulation fon­
cière en Angleterre pour estimer l’impact que 
les contraintes locales pesant sur l’offre ont sur 
la relation entre les revenus moyens locaux et le 
prix du foncier.

Notre approche empirique se focalise sur le 
marché de la terre dont la destination est la 
construction tde maisons individuelles. Nous 
mobilisons les bases de données Sit@del2 
(1974­2015) sur les permis délivrés et l’enquête 
EPTB (2006­2014) sur les prix du foncier, 
conjointement à des données sur les sols, la 
topographie, les coûts d’opportunité agricoles 
(la valeur de la production agricole à laquelle 
on renonce en destinant les terrains au loge­
ment) et sur la présence d’anciens sites indus­
triels. Nous estimons économétriquement une 
équation de demande inverse de terrains, où les 
quantités construites sont instrumentées par des 
variations exogènes de l’offre. Les permis et les 
prix résultent à la fois des effets d’offre et de 
ceux de la demande, qu’il s’agit ici de distin­
guer. La théorie économique considère l’élas­
ticité­prix de la demande comme négative car, 
pour une fonction de demande donnée, augmen­
ter la quantité de terre offerte devrait entraîner 
une diminution de son prix. Ce sont les effets 
attendus d’un choc d’offre en équilibre partiel. 
À l’inverse, pour une offre donnée, un choc  
de demande consistant à augmenter la quantité 
de terre demandée devrait entraîner une aug­
mentation du prix si l’élasticité­prix de l’offre 
est positive. Cette simultanéité due à l’équilibre 
de marché se manifeste par un grand nombre 
de constructions dans les localisations prisées 
et chères, et cela indépendamment de l’offre 
(Geniaux et al., 2015). Cette corrélation com­
plique l’estimation des effets propres associés 

aux variations de l’offre. Aussi, nous propo­
sons une approche par variables instrumentales 
où les quantités construites sont projetées sur 
des variations exogènes de la disponibilité des 
terrains, l’exogénéité de l’offre étant entendue 
comme l’indépendance vis­à­vis des prix. Nous 
mobilisons pour cela des variables présentes 
dans la littérature empirique (la nature du sol, 
la topographie) et d’autres variables plus ori­
ginales (le coût d’opportunité agricole et les 
friches industrielles).

La section qui suit décrit les données, la sui­
vante présente le modèle théorique. Il montre 
d’une part que le prix des terrains diminue avec 
le nombre de permis de construire accordés et, 
d’autre part, que cette élasticité de la demande 
est d’autant plus négative que la localisation 
des terrains correspond aux préférences des 
ménages. L’analyse empirique confirme les 
résultats du modèle théorique avec une élasticité 
négative de l’ordre de ­ 0.3. Cette estimation 
(prise en valeur absolue) est significativement 
supérieure dans les communes du neuvième 
décile de densité (à partir de 387.1 hab./km²) 
par rapport à celles du premier décile (en des­
sous de 26.5 hab./km²).

Données

La population d’intérêt, soit les terrains pour les­
quels le prix est observé, correspond au champ 
de l’enquête EPTB, à savoir les parcelles de terre 
qui appartiennent à un particulier et qui ont reçu 
un permis de construire pour une maison indivi­
duelle en secteur diffus (hors lotissements, voir 
encadré 1). Pour la période 2006­2014, l’empile­
ment des observations EPTB conduit à un échan­
tillon de 873 823 observations. Pour 315 825 
d’entre elles (36.1 %), les dépositaires n’ont pas 
acheté le terrain qui a fait l’objet du dépôt ou 
n’ont pas répondu à la question sur le prix de la 
terre. Le géoréférencement permet néanmoins de 
les cartographier (figure I‑A). Des recherches non 
reportées sur l’enquête Logement de l’Insee de 
2013 font apparaître que pour environ 10 % des 
maisons construites, les propriétaires ont obtenu 
le terrain suite à un héritage ou une donation. 
Cette raison ne semble donc pas suffisante pour 
expliquer la perte de plus de 30 % des observa­
tions. Une source additionnelle de sélection tient 
à l’impossibilité de géoréférencer la parcelle, ce 
qui entraîne une perte de 172 817 observations 
(19.8 %). Une dernière source de perte d’obser­
vations tient aux valeurs atypiques que présentent 
certaines variables, principalement sur le prix et 



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 201850

Figure I
Distribution et sélection de l’échantillon d’observations EPTB pour l’analyse économétrique

 A – Échantillon initial (EPTB)	 B	–	Échantillon	final	retenu	pour	les	estimations
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Note : la résolution du raster pour cartographier les observations EPTB est de 4 km. Pour chaque cellule raster, la carte A fait apparaître les 
701 006 observations géoréférencées présentes dans l’échantillon initial (N = 873 823). La carte B fait apparaître les observations utilisées dans 
l’analyse économétrique (N = 279 215). La réduction de la taille de l’échantillon provient de différents éléments : non achat du terrain par le dépo-
sitaire, ou valeurs manquantes ou atypiques sur des variables importantes.
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, traitement des auteurs.

les surfaces. Pour chacune des variables reportées 
dans le tableau 1, nous éliminons 105 966 obser­
vations (12.1 %) dont les valeurs sont extrêmes 
au sens du rapport interquartile, c’est­à­dire que 
la valeur est supérieure/inférieure au quartile 
supérieur/inférieur plus/moins 1.5 fois le rang 
interquartile. Nous obtenons un échantillon final 
de 279 215 observations (31.9 % de la popula­
tion initiale), d’une taille comparable à celle 
retenue dans différents travaux empiriques qui 
utilisent l’EPTB sans mobiliser le géoréférence­
ment cadastral (Vermont, 2016 ; Combes et al., 
2016b). Les distributions spatiales des observa­
tions EPTB utilisées dans les analyses sont pré­
sentées dans la figure I‑B. Bien que limitées au 
secteur diffus, ces observations de prix du foncier 
se concentrent aux alentours des pôles urbains, 
avec une distribution spatiale très proche de celle 
des permis de construire délivrés, telle qu’elle 
apparaît dans la base de données Sit@del2.

Chaque observation de l’échantillon final 
est appariée à des mesures communales de la 
construction issues des permis de construire 
déposés entre 1974 et 2015, tirés d’une extrac­
tion brute de Sit@del2 (voir encadré 1). Cette 
mesure de la construction comprend l’ensemble 
de la construction résidentielle, non seulement 
les maisons individuelles pures résultant d’une 
opération de construction ne comportant qu’un 
seul logement, mais également les maisons 

individuelles groupées résultant d’une opération 
de construction comportant plusieurs logements 
individuels ou un seul logement individuel avec 
des locaux, et les logements collectifs définis 
par l’exclusion des deux premiers. La figure II 
présente le nombre de logements, les surfaces 
de plancher et les superficies de terrain autori­
sées à la construction au niveau national. Elle 
compare l’évolution de la construction dans le 
secteur diffus relativement aux autres secteurs. 
Le nombre total de logements autorisés annuel­
lement entre 1974 et 2016 varie plus que du 
simple au double selon les années, entre 250 000 
au milieu des années 1990 et presque 550 000 
au pic de 2006. L’individuel pur et le collectif 
se croisent comme premier poste de création 
de nouveaux logements, alors que l’individuel 
groupé représente environ trois fois moins de 
logements construits que chacune des modali­
tés précédentes. En termes de surface de plan­
cher, la maison individuelle (pure ou groupée) 
représente près de la moitié de la construction, 
ce qui se comprend par une taille sensible­
ment supérieure des logements par rapport au 
collectif. Cet écart se réduit fortement dans la 
période récente, sous l’effet de la diminution 
de la taille des maisons et de la hausse relative 
de la construction des immeubles. En termes 
de superficies de terrain, l’écart est encore plus 
marqué entre les logements individuels purs et 
les logements collectifs, alors que ces derniers 
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Figure II
Évolution de la construction de 1974 à 2016 selon les permis de construire

A – Nombre annuel de logements autorisés selon le type de 1974 à 2016
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B – Surface annuelle de logements autorisés selon le type de 1974 à 2016
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C	–	Superficie	annuelle	des	terrains	des	logements	autorisés	selon	le	type	de	1974	à	2016
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Note : le total des logements autorisés comprend les trois catégories présentées, ainsi que les logements en résidence, qui sont des logements 
construits par un promoteur pour une occupation par un public très ciblé selon la nature de la résidence, avec mise à disposition de services spé-
cifiques.	Les	valeurs	annuelles	sont	calculées	à	partir	de	l’ensemble	des	permis	de	construire	autorisés,	référencés	à	la	date	de	l’autorisation.	Les	
valeurs pour le nombre de logements et la surface de plancher font l’objet d’une diffusion par le SDES à l’échelle communale depuis 2005 : http://www.
statistiques.developpement‑durable.gouv.fr/donnees‑ligne/r/sitdel2‑donnees‑detaillees‑logements.html.	Les	données	sur	les	superficies	de	terrain	ne	
font l’objet d’aucune diffusion publique mais proviennent des mêmes données brutes sur les permis de construire. Ces dernières surestiment d’un 
niveau	inconnu	les	surfaces	effectivement	artificialisées	à	cause	des	autorisations	non	suivies	de	construction	et	des	grandes	parcelles	cadastrales	
initiales qui ne sont pas entièrement construites. À titre de comparaison, les données du Cerema d’après la DGFiP présentent des surfaces annuelles 
artificialisées	de	l’ordre	de	32.2	milliers	d’hectares	par	an	entre	2006	et	2015,	ce	qui	n’est	pas	éloigné	des	valeurs	présentées	ici.	En	revanche,	les	
données Cerema ont moins de profondeur historique que les données Sit@del2 et ne permettent pas de distinguer le non-résidentiel.
Champ : France métropolitaine.
Source : Sit@del2 (SDES).
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présentent des niveaux proches des logements 
individuels groupés : les maisons individuelles 
comptent pour environ 90 % des superficies 
totales destinées à la construction.

Le tableau 1 présente les statistiques descrip­
tives relatives aux variables de la base consti­
tuée pour l’analyse économétrique. Le prix 
moyen des terrains à bâtir est de 88 euros 
courants par m² pour une surface moyenne 
d’un peu plus de 1 000 m². Le coût moyen de 
construction d’une maison individuelle est de 
1 097 euros par m² pour une surface de plan­
cher moyenne de 127 m². Les caractéristiques 
des maisons sont moins variables dans l’échan­
tillon que les caractéristiques des terrains. Le 
terrain représente en moyenne 30 % du coût 
total de la construction d’une maison indivi­
duelle, et la surface de plancher représente en 
moyenne 15 % de la superficie du terrain. Nous 
utilisons cinq variables qualitatives présentes 

dans l’EPTB : la date d’achat du terrain, la pré­
sence d’une viabilisation du terrain, la présence 
d’un intermédiaire lors de l’achat, la catégorie 
socioprofessionnelle de l’acheteur et son âge au 
moment du dépôt du permis de construire. Les 
statistiques relatives à ces variables sont présen­
tées en annexe, dans le tableau A1.

Le géoréférencement des observations EPTB 
permet un appariement avec un modèle numé­
rique de terrains à 75 mètres de résolution 
(BD ALTI) pour estimer l’altitude et la pente 
des parcelles (encadré 1). Ces caractéristiques  
des terrains sont considérées comme des 
variables de contrôle dans les équations de prix. 
Dans notre stratégie empirique, elles se révèlent, 
par ailleurs, déterminantes pour distinguer les 
variations de prix dues aux caractéristiques des 
parcelles de celles dues à la construction dans la 
commune. Nous utilisons la densité de popula­
tion communale en 1990 (Insee) comme mesure 

Tableau 1
Statistiques descriptives relatives aux variables de la base utilisée dans les régressions 

Nombre d’obs. Moyenne Écart-type Min Max

Prix du terrain (euros courants/m2 de terrain) 279 231 87.8 72.8 5.0 429.9

Coût de la maison (euros courants/m2 de plancher) 279 231 1 096.8 315.5 6.2 7 254.9

Surface du terrain (m2) 279 231 1 027.2 673.0 100.0 4 653.0

Surface de plancher (m2) 279 231 126.9 34.1 50.0 289.0

Part du prix du terrain dans le prix total (%) 279 231 30.9 12.4 0.5 99.4

Part de surface plancher dans surface totale (%) 278 577 16.3 8.7 2.0 99.4

Altitude de la parcelle (m) 279 231 149.3 141.8 0.0 823.5

Pente de la parcelle (%) 279 231 3.9 3.6 0.0 21.3

Densité de population en 1990 (hab/km2)* 279 231 171.3 260.8 1.6 3 766.3

Logements autorisés 1974-2014 (log(nb))* 279 231 6.1 1.2 1.1 9.0

Surface de plancher autorisée 1974-2014 (log(m2))* 279 231 10.9 1.2 5.6 13.5

Superficie	de	terrain	autorisée	1974‑2014	(log(m2))* 279 231 13.5 1.0 7.5 15.9

Superficie	de	terrain	artificialisée	2006‑2015	(log(m2))* 279 215 11.8 1.2 3.0 14.2

Part	de	surface	en	retrait‑gonflement	des	argiles	(%)*	 279 231 22.9 29.4 0.0 100.0

Produit brut standard agricole 2014 (euros/ha)* 279 231 9 553.1 11 477.0 6.0 142 343.0

Part des habitants en pente entre 10 et 15 % (%)* 279 231 5.2 9.3 0.0 100.0

Part des habitants en pente supérieure a 15 % (%)* 279 231 3.0 8.7 0.0 100.0

Nombre d’anciens sites industriels (nb)* 279 231 0.2 0.6 0.0 9.0

* Variables mesurées au niveau communal.
Notes : les six premières variables sont extraites de l’enquête EPTB (SDES). Les variables topographiques sont obtenues par le géoréférence-
ment et l’appariement avec la BD ALTI (IGN). La densité de population en 1990 (Insee) est une variable communale appariée par le code de 
la commune. Les trois premières variables sur les autorisations de construction sont issues de Sit@del2 (SDES), la quatrième variable sur les 
surfaces	artificialisées	provient	du	Cerema	(d’après	la	DGFiP),	elles	sont	également	appariées	par	le	code	de	la	commune.	Les	cinq	dernières	
variables sont utilisées comme variables instrumentales, également appariées à l’échelle communale (voir encadré 3). Elles proviennent res-
pectivement	du	BRGM	 (aléa	 retrait‑gonflement	des	argiles),	 du	SSP	 (recensement	agricole	1988	et	 réseau	d'information	 comptable	agricole	
1989‑2014),	d'un	croisement	des	données	Insee	(données	carroyées	sur	la	population)	et	IGN	(BD	ALTI),	et	enfin	du	BRGM	(Basias, Inventaire 
historique des sites industriels et activités de service).
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.
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Encadré 1 –  Les bases de données EPTB et Sit@del2

Les unités interrogées dans l’enquête sur le prix des 
terrains à bâtir (EPTB) sont les particuliers qui ont reçu 
l’autorisation de construire une maison individuelle. 
La collecte est réalisée par envoi postal. La première 
enquête EPTB couvrant l’ensemble du territoire français 
date de 1985, elle a été arrêtée au niveau national en 
1996. Elle a été relancée en 2006 et est exhaustive sur 
son champ à compter de l’enquête 2010. Nous utilisons 
les données EPTB brutes non redressées 2006-2014 
que nous référençons à la date d’achat du terrain. Les 
données permettent de retracer le prix des terrains 
jusque dans les années 1990, bien que dans presque 
75 % des cas le terrain est acheté l’année de dépôt du 
permis. Le géoréférencement est issu de Sit@del2, 
système d’information et de traitement automatisé des 
données élémentaires sur le logement et les locaux, 
transmis par le Service de la donnée et des études sta-
tistiques (SDES). Les permis 2007-2015 sont géocodés 

à	 l’identifiant	 parcellaire	 en	 utilisant	 les	 informations	
cadastrales (Majic II de la DGFiP).

Le système d’information Sit@del2 contient l’ensemble des 
permis de construire traités par les centres instructeurs. 
Nous retenons uniquement les permis relatifs au résidentiel. 
Les informations sur les mises en chantier et les achève-
ments de travaux étant transmises à l’initiative des pétition-
naires,	elles	se	révèlent	moins	fiables	et	ne	sont	pas	utilisées	
ici. Les données sont prises en date réelle : elles retracent 
les autorisations à la date réelle de l’événement et non au 
moment de sa remontée au SDES. Ces données sont nettes 
des annulations. L’origine de cette source est administrative, 
avec des limites propres comme des ruptures dans le mode 
de collecte, des variables mal renseignées et des accepta-
tions de permis non suivies de construction. Elle apparaît 
néanmoins	comme	la	source	la	plus	fiable	pour	mesurer	la	
construction à l’échelle communale sur longue période.

principale à la fois de la position de la parcelle 
sur le gradient urbain­rural et de l’accessibilité 
induite aux emplois et aux services. La densité 
est préférée à des critères de positionnement 
vis­à­vis du centre de l’aire urbaine (et de la 
taille de celle­ci) car cette variable présente 
l’avantage de ne pas dépendre d’un découpage, 
en partie arbitraire, du territoire. La valeur de 
cette densité est prise en 1990 afin de limiter 
les corrélations fortuites avec les prix sur la 
période 2007­2015. Les variables relatives à la 
construction sont sommées pour chaque com­
mune sur les 40 dernières années. La construc­
tion est mesurée à la fois en termes de nombre 
de logements autorisés, de surfaces de plancher 
autorisées et de superficies de terrain autorisées, 
et concerne l’individuel pur et groupé ainsi que 
le collectif, car les ménages arbitrent entre ces 
différentes offres de logement. La superficie 
artificialisée sur la période 2006‑2015 est issue 
des changements de destination du parcellaire 
entre espaces naturels, agricoles ou forestiers et 
espaces bâtis au sens de cadastre. Les cinq der­
nières variables du tableau 1 sont des variables 
instrumentales utilisées pour contrôler l’endo­
généité de la construction dans les modèles 
économétriques (présentées plus loin lors de 
l’exposition de la stratégie empirique).

Modèle théorique

Nous considérons un ensemble de ménages qui 
cherchent à acquérir un terrain pour construire un 
logement au sein d’une aire urbaine. Les terrains 
potentiellement constructibles se différencient 

par leur localisation que les ménages valorisent 
de manière différenciée. Nous notons θ ≥ 0 cette 
localisation qui est une mesure unidimension­
nelle de ce que nous décrivons comme la qualité 
des terrains. Les préférences des ménages pour 
cette qualité constituent une seconde dimension 
d’hétérogénéité. L’appariement entre ces deux 
dimensions du marché de la terre constructible 
s’effectue au travers d’un modèle d’affectation 
stylisé, dans la continuité de Landvoigt et al. 
(2014). Nous reprenons le principe de l’affecta­
tion pour l’appliquer à la construction, ce qui est 
nouveau dans cette littérature principalement 
focalisée sur le parc des logements existants.

Chaque ménage cherche un seul terrain de taille 
donnée et maximise son utilité sous contrainte 
de budget. L’utilité dépend de la consommation 
d’une quantité c d’un bien composite au prix 
normalisé à 1 et de la mesure synthétique θ de 
la qualité du terrain acheté. La fonction d’uti­
lité notée U (c, θ) est croissante et concave en 
chacun de ses arguments. En notant p (θ) le prix 
d’un terrain de qualité θ et R le revenu dispo­
nible du ménage, nous substituons la contrainte 
budgétaire saturée à la variable c dans la fonc­
tion d’utilité pour obtenir le programme (1) et  
la condition d’optimalité (2) (nous notons U x'  la 
dérivée partielle de U par rapport à x) : 

max U R p
θ

θ θ− ( )( ){ }, ,
 

(1)

p U U c' ' / ' .θ χθ( ) = ≡ ≥ 0  (2)
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Un choix rationnel correspond donc à l’égali­
sation de la valeur marginale de la qualité d’un 
terrain p' (θ) et du taux marginal de substitution 
(TMS) entre la qualité et le bien composite. 
Cette présentation de la demande pour la qua­
lité est standard dans les approches hédoniques 
appliquées aux logements ou aux terrains à bâtir 
(Kuminoff et al., 2013). En suivant Landvoigt 
et al. (2014), nous notons χ le TMS correspon­
dant à un ménage donné à l’équilibre. À la dif­
férence des analyses usuelles qui considèrent un 
ménage représentatif, ce TMS est hétérogène 
dans la population des acquéreurs potentiels de 
foncier. Il correspond à la qualité consommée à 
l’équilibre et il est distribué dans la population 
selon une fonction de distribution f (χ) de masse 1.

Face à cette demande de foncier constructible et 
de sa qualité, une condition nécessaire pour la 
construction est l’obtention d’un permis. Nous 
supposons que l’obtention du permis s’effectue 
en simultané avec l’achat du terrain pour une 
proportion ρ ∈ [0,1] des ménages. À l’équilibre, 
l’égalisation de l’offre et la demande donne 
la distribution de la construction entre les dif­
férentes localisations au travers de la fonction 
G (θ) = ρ F (χ) qui correspond à la quantité de 
terrains effectivement construits présentant une 
qualité inférieure à θ. La fonction F est la fonc­
tion cumulative correspondant à la distribution 
des préférences des ménages. Cette condition 
d’équilibre décrit une affectation des ménages 
et des terrains de manière à ce qu’à chaque qua­
lité de terrains corresponde un type de ménage. 
Notons par ailleurs que la fonction g (θ), déri­
vée de G (θ), ne s’intègre pas à l’unité car tous 
les terrains ne sont pas construits à l’équilibre. 
Étant donné la stratégie empirique employée, 
cette distribution est supposée exogène.

La structure des prix est ensuite directement 
issue de cette affectation, en cohérence avec 
la rationalité des choix individuels. Plutôt que 
d’exprimer la qualité d’un terrain construit en 
fonction du type de ménage correspondant, il est 
usuel de considérer le type de ménage en fonc­
tion du type de terrain, ce qui permet d’écrire la 
fonction d’affectation (3) comme suit : 

χ θ θ ρ( ) = ( ) 
−F G1 / .  (3)

Cette fonction affecte à chaque qualité de ter­
rain θ le TMS χ (θ) du ménage qui l’occupe à 
l’équilibre. Elle représente l’adéquation entre les 
deux distributions, à la manière d’un diagramme 
Quantile­Quantile (Q‑Q plot) fréquemment 

utilisé en statistique pour comparer deux dis­
tributions. Une représentation de la fonction 
d’affectation pour des distributions spécifiées 
est reportée dans l’encadré 2. En couplant (3) à 
la condition d’optimalité (2), nous obtenons que 
la fonction d’affectation donne le consentement 
marginal à payer la qualité. Notons par ailleurs 
que si les deux distributions sont identiques 
F = G et que l’ensemble des ménages reçoivent 
un permis de construire, les consentements mar­
ginaux à payer sont proportionnels à la qualité 
p' (θ) = θ. Par contre, toujours pour ρ = 1, si la dis­
tribution cumulée de l’offre est plus épaisse que 
la demande, G (θ) > F (χ (θ)), les consentements 
marginaux à payer la qualité sont moins que 
proportionnels à la qualité, et donc plus faibles 
relativement au cas à distributions identiques. 
Ce résultat est dû au fait que l’abondance rela­
tive de terrains de qualité inférieure à θ conduit 
les ménages à accepter des qualités moindres. 
L’encadré 2 présente plus en détails le rôle de 
la distribution des terrains où une même quan­
tité totale est construite mais avec une répartition 
différente le long du support de la distribution de 
la qualité des terrains. Il apparaît ainsi, pour une 
quantité donnée de construction, que l’effet sur le 
prix est d’autant plus fort que les caractéristiques 
de ces terrains sont en adéquation avec les préfé­
rences des ménages (Landvoigt et al., 2014).

En fixant à 0 le prix du terrain correspondant à 
la moins bonne qualité, p (0) = 0, le prix d’un 
terrain de qualité θ s’obtient par intégration des 
consentements marginaux à payer : 

p F G dθ θ ρ θ( ) = ( )



∫ −

0

1
θ

�  / ,  (4)

ce qui permet de déduire certains résultats à 
l’équilibre. Il apparaît ainsi que le prix des ter­
rains est croissant avec la qualité, qu’augmen­
ter la proportion de permis accordés diminue 
le prix des terrains, et que cette diminution est 
croissante en valeur absolue avec la qualité : 

∂ ( )
∂

= ≥

∂ ( )
∂

= ( ) ≤

∂ ( )
∂ ∂

= ×

∫
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p
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ρ θ
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


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






0

 (5)

Une conséquence directe de ce modèle est que 
la construction produit des effets hétérogènes 
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le long du gradient de la qualité. Selon la distri­
bution des consentements marginaux à payer la 
qualité à l’équilibre, une même distribution de 
la construction peut avoir des effets différents 
sur le prix des terrains. Symétriquement, pour 
une même distribution des préférences, la distri­
bution de la construction le long du gradient de 
la qualité peut avoir des effets différents sur le 
prix des terrains. Deux enseignements majeurs 
pour la partie empirique de notre travail peuvent 
être tirés de cette modélisation. D’une part, la 
demande en terrains constructibles ne présente 
pas une élasticité constante comme dans le cas de 
la demande issue de ménages homogènes indif­
férents en tout point de l’espace (Duranton & 
Puga, 2015). L’équation de demande inverse pré­
sente ainsi des interactions entre la quantité et la 
qualité de la construction. D’autre part, le modèle 
théorique suppose l’exogénéité de la construction 
(voir également encadré 2). Or, ce n’est pas le cas 
dans la réalité et la fonction de demande inverse 
ne peut pas être directement estimée sur données 
contextuelles (évolution conjointe des quantités 
et des prix). En effet, l’évolution de la quantité 
de logements disponibles dépend des stratégies 
du côté de l’offre (politiques communales de 
construction), elles‑mêmes influencées par la 
demande locale. Afin de remédier à ce problème 
de simultanéité inhérent à toute analyse d’un 
équilibre de marché sur données contextuelles, 
des variables, ayant une influence sur le niveau 
de construction sans avoir d’impact direct sur le 
prix d’équilibre du foncier, sont utilisées comme 
variables instrumentales. Elles sont présentées 
plus en détails dans la section suivante, et dans 
l’encadré 3 en particulier.

Stratégie empirique

Conformément aux éléments théoriques précé­
dents, nous estimons l’effet de la construction 
sur le prix des terrains constructibles à travers 
le comportement de demande des ménages en 
termes de choix de localisation. Les prix sont 
supposés être déterminés selon une fonction 
de demande inverse qui fait dépendre le prix 
unitaire des terrains de la construction offerte 
comme suit : 

p q q Wit c i c i c i c i it

u i t it

= ⋅ + ⋅ + ⋅ × + +

+ +
( ) ( ) ( ) ( )

( )

β θ β β θ λ

α η ε
1 2 3

 

.
 

 

(6)

Les variables relatives au prix par mètre carré 
pit du terrain i à la date t, à la localisation 
θc i( ) et à la construction qc i



( ) sont spécifiées en 

logarithme afin que les coefficients β puissent 
être interprétés comme des élasticités. Ces élas­
ticités sont définies conditionnellement à un 
vecteur de caractéristiques des terrains noté Wit,  
à des indicatrices annuelles qui contrôlent les 
effets macro­économiques conjoncturels ηt 
(croissance du PIB, taux d’intérêt ou inflation) 
et des effets fixes spatiaux αu i( ) qui contrôlent 
pour l’hétérogénéité spatiale non observée à 
l’échelle des aires urbaines ou des zones d’em­
ploi selon les spécifications2. La construction à 
l’équilibre et le gradient de qualité sont mesurés 
à l’échelle communale et appariés par la loca­
lisation c(i) des observations de prix. Le choix 
de l’échelle communale correspond à l’échelle 
de délivrance des permis de construire. Malgré 
la présence d’effets fixes spatiaux, d’autres seg­
mentations spatiales des choix de localisation 
seraient possibles (voisinages de communes, 
zones tampons, etc.). En l’absence d’a priori 
théorique, la construction est mesurée en termes 
de nombre de logements construits, de surfaces 
de plancher construites et de superficies de ter­
rain construites. Ces valeurs communales sans 
dimension temporelle sont dupliquées pour 
toutes les observations d’une même commune, 
ce qui produit de la corrélation entre elles mais, 
selon les hypothèses usuelles, ne biaise pas 
les coefficients estimés et les erreurs entre les 
observations de communes différentes restent 
non corrélées (Angrist & Pischke, 2008). Les 
erreurs standards sont corrigées en groupant 
(cluster) les résidus estimés à l’échelle c(i) des 
communes. La qualité de la localisation est 
mesurée par la densité de population en 1990 
(en tant que proxy de l’accessibilité aux emplois 
et aux services)3.23

L’interaction de la qualité des terrains θc i( ) 
avec les mesures de la construction qc i



( )  dans 
l’équation de demande inverse permet de 
tester simplement les propriétés du modèle 
théorique reportées dans les équations (5). 
Ainsi, la décroissance avec la qualité des ter­
rains de l’élasticité de la demande inverse 

2. Une aire urbaine est un ensemble de communes, d’un seul tenant et 
sans enclave, constitué par un pôle urbain (unité urbaine) et par des com‑
munes rurales ou unités urbaines dont au moins 40 % de la population 
résidente ayant un emploi travaille dans le pôle ou dans des communes 
attirées par celui‑ci (https://www.insee.fr/fr/metadonnees/definition/c2070). 
Une unité urbaine est une commune ou un ensemble de communes pré‑
sentant une zone de bâti continu (pas de coupure de plus de 200 mètres 
entre deux constructions) qui compte au moins 2 000 habitants (https://
www.insee.fr/fr/metadonnees/definition/c1501). Une zone d’emploi est un 
espace géographique à l’intérieur duquel la plupart des actifs résident et 
travaillent, et dans lequel les établissements peuvent trouver l’essentiel de 
la main d’œuvre nécessaire pour occuper les emplois offerts (https://www.
insee.fr/fr/metadonnees/definition/c1361).
3. Des tests de robustesse ont été effectués en utilisant des dis‑
tances‑temps comme mesure de la localisation sans que les résultats ne 
changent, ces estimations sont disponibles sur demande.
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Figure A 
Distribution des terrains construits, affectation des ménages et prix des terrains selon trois scénarios 
de localisation A, B et C

 1 – Distribution des terrains construits  2 – Affectation des ménages aux terrains
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 3 – Prix de la terre constructible 4 – Différences de prix du foncier entre les scénarios
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Note : les trois scénarios de la construction A, B et C diffèrent selon la localisation des terrains à bâtir alors que la distribution des ménages 
est identique (loi uniforme). La quantité totale de terrains à bâtir est normalisée à 1 dans les trois scénarios. Pour simuler les équilibres, le 
rayon de l’aire urbaine est calibré à 20, le coût marginal de déplacement maximal à 100 et le prix du foncier est supposé nul à la frontière de 
l’aire urbaine. Notons que dans la partie 4, les deux courbes inférieures se superposent car les distributions sont symétriques. 
Lecture : dans le scénario A, la distribution spatiale des terrains est uniforme comme les préférences des ménages. Les courbes du scénario 
A	servent	de	référence.	Dans	le	scénario	B,	la	distribution	des	terrains	construits	est	croissante	avec	la	distance	(figure	A‑1).	Cette	surrepré-
sentation	de	la	construction	en	périphérie,	par	rapport	au	scénario	A,	entraîne	une	localisation	plus	éloignée	des	ménages	:	dans	la	figure	
A-2, les ménages qui présentent un coût de transport de 60 sont plus éloignés (12.6 km). La rareté relative des terrains à proximité du centre 
(figure	A‑1)	entraîne	des	prix	plus	élevés	(figure	A‑3).	Ce	différentiel	de	prix	est	d’autant	plus	prononcé	que	l’on	se	rapproche	du	centre	(figure	
A-4). Le scénario C est le symétrique du B avec une surreprésentation de la construction près du centre.

Encadré 2 –  Simulation d’un modèle d’affectation paramétré

Dans la lignée du modèle séminal en économie urbaine 
d’Alonso-Mills-Muth, nous supposons que la qualité θ 
des terrains est la distance d au centre-ville dans une 
aire urbaine de rayon x . Pour des raisons analytiques 
(croissance de la fonction d’affectation) nous mesurons 
la localisation des terrains à partir de la distance à la 
frontière de l’aire urbaine. Le centre-ville est donc loca-
lisé à x = x  et la périphérie à x = 0. Pour favoriser l’intui-
tion,	les	graphiques	de	la	figure	A	admettent	la	distance	
au centre-ville x – x 	en	abscisse	afin	de	faire	apparaître	

les gradients de prix négatifs habituels en économie 
urbaine.

La répartition des terrains existants est ici considérée 
comme exogène car sont comparés des scénarios 
alternatifs de la construction. De même, comme nous 
raisonnons à construction totale identique, la part des 
permis de construire délivrés ρ	est	fixée	à	1	(son	effet	
sur les prix est étudié dans le texte). Le but de cet enca-
dré est de préciser le rôle des différentes distributions de 

 ➔
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l’hétérogénéité. Considérons trois distributions d’équi-
libre de la construction hM correspondant à trois scéna-
rios M = A, B et C. Ils consistent à rendre constructible 
une même quantité de terrains mais selon différentes 
distributions spatiales :

- le scénario A correspond à une distribution uniforme : 
h x xA ( ) = 1/
- le scénario B favorise la périphérie : 
h x x x xB ( ) = −( )2 2/
- le scénario C favorise le centre: h x x xC ( ) = 2 2/

La	figure	A‑1	représente	la	distribution	de	la	construction	
dans ces trois scénarios en fonction de la distance au 
centre de l’aire urbaine. Les ménages sont supposés 
avoir une utilité logarithmique, exclusivement retirée 
de la consommation du bien composite c dont le prix 
est normalisé à 1. Comme dans le modèle plus général 
du	 texte,	 ils	 consomment	 une	 quantité	 fixe	 de	 terrain.	
L’hétérogénéité des préférences est modélisée par 
des coûts unitaires τ de déplacement pour se rendre 
au centre-ville. La distribution des τ est supposée uni-
forme de masse 1 sur 0, τ[ ], et ainsi f τ τ( ) = 1/ .  
Cette hétérogénéité en termes de coût de déplace-
ment correspond à des coûts d’opportunité différents 
du temps passé dans les transports. Les ménages vont 
maximiser l’utilité retirée de la consommation hors ter-
rain et hors déplacements sous la contrainte budgétaire 
R p x x x≥ ( ) + −( ) +τ c , où R est le revenu disponible 
et p (x) le prix du terrain. La contrainte est saturée puis 
substituée dans l’utilité pour obtenir le programme : 

max U x log R p x x x
x

( ) ≡ − ( ) − −( )( ){ }τ .

Chaque ménage est supposé effectuer son choix de 
localisation de manière optimale sous la condition d’opti-
malité p x' ( ) = τ .	Cette	condition	signifie	que	le	consen-
tement marginal à payer pour construire plus près du 
centre-ville est égal au coût marginal des déplacements 
ainsi évités. Comme cela est expliqué dans le texte, la 
fonction d’affectation pour un scénario donné fait cor-
respondre un type de ménage à chaque localisation de 
terrain sur la base de la condition d’équilibre sur le mar-
ché. Ainsi, en notant H xM ( ) les fonctions cumulatives 
associées aux distributions des nouveaux terrains à bâtir 
dans les scénarios M = A, B, C, nous avons : 

τ τ

τ τ

τ τ

A

B

C

x x x

x x x x x

x x x x

( ) = ( )×

( ) = × −( )
( ) = ×( )




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


/
/ ) /

( / ) /

( 2 2

2

Ces fonctions d’affectation sont toutes décroissantes 
avec la distance au centre-ville, comme cela apparaît 
dans	 la	 figure	A‑2.	 Pour	 le	 scénario	A, nous retrou-
vons un résultat mentionné dans le texte, à savoir 
que lorsque les distributions de l’hétérogénéité sont 
identiques, la pente de la fonction d’affectation est 
constante. Ainsi, le scénario B qui offre relativement 
plus de terrains en périphérie présente une fonc-
tion d’affectation moins décroissante. Ce scénario 
implique un éloignement relatif plus important des 
ménages ayant un même coût unitaire de déplace-
ment. Inversement, le scénario C produit une fonction 
d’affectation plus décroissante que le scénario A. Une 
autre manière d’interpréter les fonctions d’affectation 
revient	à	 tracer	une	verticale	dans	 la	figure	A‑2	pour	
se rendre compte que les ménages à une distance 
donnée présentent des coûts unitaires de transport 
supérieurs dans le scénario B puis dans le scénario A 
et	enfin	dans	le	scénario	C.

La condition d’optimalité des choix des ménages 
p x' ( ) = τ  implique que la dérivée du prix d’équilibre par 
rapport à la distance est donnée par la fonction d’affec-
tation. La relation entre le prix et la distance se trouve 
donc par intégration de la fonction d’affectation à une 
distance donnée x : 

p x k x x

p x k x x x x

p x k

A A

B B

C C

( ) = + ×( )
( ) = + × −( )
( ) = +

( / ) /

( / ) /

( /

τ

τ

τ

2

2 3

2

3

xx x x) /×( )








 3 3

Ces fonctions de prix sont décroissantes et convexes 
(voir	 la	figure	A‑3,	avec	 k k kA B C= = = 0 ). Le modèle 
d’affectation permet en outre de retrouver la convexité 
des prix en fonction de la distance au centre-ville sur la 
base de coûts de transport linéaires, un résultat stan-
dard de l’économie urbaine qui possède une forte vali-
dité empirique. Parce qu’habiter proche du centre-ville 
est désirable, la rareté relative de la construction 
proche du centre-ville dans le scénario B conduit à 
des prix supérieurs. En revanche, les trois scénarios  
de construction ont des effets identiques à la frontière de 
l’aire	urbaine	du	fait	de	la	fixation	de	la	part	des	permis	
de construire délivrés ρ à 1 et de la normalisation des 
constantes	 d’intégration	 à	 0.	 La	 figure	A‑4	 reporte	 les	
différences de prix entre les scénarios deux à deux, pour 
chaque distance au centre. Le caractère symétrique des 
distributions implique que les différences de prix entre 
les scénarios A et B sont strictement égales aux diffé-
rences de prix entre les scénarios C et A. Les courbes 
sont donc superposées. 

Encadré 2 –  (suite)

correspond à la restriction β3 0< . La croissance 
des prix avec la qualité correspond à la restriction 
­ β β1 3/ > ( )qc i

 . La négativité de l’élasticité de  
la demande au prix correspond à la restric­
tion ­ β β θ2 3/ < ( )c i , toujours pour β3 0< . 
L’équation (6) utilise les valeurs projetées de la 

construction qc i


( ) plutôt que les valeurs obser­
vées à cause de la simultanéité de ces der­
nières. L’équation est estimée par les doubles 
moindres carrés avec des variables instrumen­
tales tirées des caractéristiques pédologiques 
et topographiques, d’une mesure exogène du 
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coût d’opportunité agricole et de la présence 
d’anciens sites industriels (ces variables sont 
présentées en détail dans l’encadré 3). La vali­
dité de ces instruments provient du fait qu’ils 
influencent la construction sans être déterminés 
par le prix des terrains. L’intuition derrière cette 
stratégie est de rapprocher le modèle empi­
rique du modèle théorique où la construction 
est exogène alors que ce n’est typiquement pas 
le cas dans la réalité. Le tableau 2 ci­dessous 
permet d’évaluer la pertinence des instruments 
pour projeter la construction. Notons que ces 
régressions sont estimées à l’échelle commu­
nale qui correspond à l’échelle d’observation de 
la construction et qu’elles incluent les variables 
de contrôle dont les résultats ne sont pas repor­
tés. Les statistiques de Fisher indiquent que les 
instruments sont forts par rapport aux seuils 
typiquement retenus (environ F = 10, selon 
Angrist et Pischke, 2008). De plus, le signe des 
statistiques t de Student, du même signe que les 

coefficients estimés, montrent que les effets des 
instruments sont cohérents avec les intuitions 
présentées dans l’encadré 3.

Résultats

Les estimations des fonctions de demande 
inverse – prix des terrains fonction de la 
construction, respectivement mesurée en termes 
de nombre de logements autorisés, de surfaces 
de plancher autorisées et de superficies artificia­
lisées selon le Cerema – sont reportées dans les 
tableaux 3, 4, et 5. Les résultats sur les super­
ficies autorisées à la construction sont reportés 
en annexe, dans le tableau A2. Les tableaux 
présentent les coefficients associés à l’équation 
(6), avec et sans les effets fixes spatiaux pour 
des spécifications avec et sans interaction avec 
la localisation des terrains. Pour l’ensemble des 
modèles sans effets fixes spatiaux (colonnes (1) 

Tableau 2
Statistiques de Fisher et de Student sur les variables instrumentales

Variables dépendantes
Nombre de logements Surfaces de plancher Surfaces	artificialisées Surfaces de terrain

Sans	effets	fixes	spatiaux	 F = 154.1*** F = 291.2*** F = 130.5*** F = 265.0***
RGA - 3.819*** - 4.68*** - 1.055 - 10.447***
AGRI - 13.751*** - 13.976*** - 12.304*** - 18.988***
INDUS 9.595*** 13.782*** 8.032*** 7.841***
PENTE - 3.146*** - 12.7*** - 6.277*** - 0.529***
Effets	fixes	aires	urbaines F = 230.7*** F = 354.4*** F = 143.8*** F = 287.6***
RGA - 0.349 - 1.43 - 0.24 - 5.483***
AGRI - 14.591*** - 15.034*** - 8.799*** - 18.637***
INDUS 14.027*** 20.07*** 11.969*** 13.318***
PENTE - 6.207*** - 7.49*** - 7.694*** - 3.862***
Effets	fixes	zones	d’emploi	 F = 129.8*** F = 249.2*** F = 105.3***  F = 167.2***
RGA - 2.327*** - 3.278*** - 2.043*** - 3.06***
AGRI - 13.885*** - 14.643*** - 10.062*** - 17.896***
INDUS 13.679*** 19.729*** 11.504*** 12.878***
PENTE - 5.676*** - 7.046*** - 7.648*** - 3.571***

Note : le tableau reporte les F de Fisher et les t de Student pour 12 régressions, correspondant à 4 mesures de la construction modélisées 
chacune	sans	effets	fixes	spatiaux,	avec	des	effets	fixes	par	aire	urbaine	ou	avec	des	effets	fixes	par	zone	d’emploi.	L’échantillon	correspond	à	
l’ensemble des communes qui contiennent au moins une observation dans EPTB. Dans chacune des régressions, la taille moyenne des terrains, 
la densité de population, l’altitude moyenne, la pente moyenne, et l’année moyenne des observations EPTB sont incluses en contrôle. Les F 
de	Fisher	correspondent	à	des	 tests	de	nullité	 jointe	des	coefficients	associés	aux	 instruments	et	 les	 t	de	Student	à	des	 tests	 individuels	de	
significativité.	La	variable	de	coût	d’opportunité	agricole	(AGRI)	est	positive	pour	l’ensemble	des	communes,	l’aléa	retrait‑gonflement	des	argiles	
(RGA), le nombre d’anciens sites industriels (INDUS) et la part de la population vivant sur des pentes supérieures à 10 % (PENTE) comportent 
respectivement 8111 (34.8 %), 21779 (93.44 %) et 9655 (41.4 %) valeurs nulles qui sont toutefois réparties de manière homogène. Moins de 
3 000 communes ont des valeurs nulles simultanément sur les trois variables. 
Lecture	:	les	statistiques	de	Fisher	rejettent	la	nullité	jointe	des	coefficients	des	instruments	dans	tous	les	cas.	Les	statistiques	de	Student	montrent	
qu’hormis	la	variable	RGA	dans	les	modèles	à	effet	fixe	aires	urbaines,	les	instruments	ont	un	impact	significatif	sur	les	mesures	de	la	construction	
(***	pour	significatif	au	seuil	de	1	%),	impact	négatif	pour	RGA,	AGRI	et	PENTE	et	impact	positif	pour	INDUS.
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), INRA, Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.
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Encadré 3 –  Les variables instrumentales pour la construction

Quatre	variables	instrumentales	sont	supposées	influen-
cer la construction sans être liées au prix des terrains. 
Le nombre d’instruments est ainsi supérieur à celui des 
variables explicatives endogènes à instrumenter : les 
modèles	sont	suridentifiés,	ce	qui	permet	en	particulier	
d’avoir recours à des tests de Sargan pour tester leur 
validité.	La	validité	des	instruments	se	définit	condition-
nellement à la variable explicative endogène utilisée 
pour mesurer la construction et aux contrôles inclus 
dans les régressions. Un même instrument peut se révé-
ler valide pour une certaine mesure de la construction et 
pas pour d’autres. De même, un instrument valide pour 
un	modèle	sans	effets	fixes	peut	se	révéler	invalide	suite	
à	l’inclusion	d’effets	fixes.	C’est	notamment	le	cas	pour	
le coût d’opportunité agricole qui est exogène à l’échelle 
nationale mais est corrélé aux résidus de l’équation de 
prix	à	l’intérieur	des	aires	urbaines	et	des	zones	d’em-
ploi. Les statistiques descriptives pour les instruments 
sont reportées en bas du tableau 1.

L’aléa retrait‑gonflement des argiles (RGA)

L’aléa RGA est une caractéristique des sols qui joue sur 
la construction par des effets de solidité du terrain. Il aug-
mente les coûts de construction et constitue le second 

poste d’indemnisation aux catastrophes naturelles affec-
tant les maisons individuelles. Il provoque donc des 
surcoûts d’assurance alors que son origine naturelle le 
rend insensible aux prix des terrains. C’est une donnée 
de	 la	 construction	 qui	 ne	 peut	 pas	 être	modifiée	dans	
les	 zones	 où	 les	 prix	 sont	 hauts.	 La	 cartographie	 de	
l’aléa RGA est produite par le BRGM et est disponible 
en ligne (http://www.georisques.gouv.fr/dossiers/alea-
retrait‑gonflement‑des‑argiles#/).	 L’aléa	 fort	 concerne	
2 % de la France métropolitaine (soit 10 600 km2), l’aléa 
moyen 15 % (soit 83 800 km2), l’aléa faible 44 % (soit  
241 300 km2).	Les	zones	a priori non argileuses couvrent 
39 % de la France métropolitaine (soit 212 800 km2). 
Nous	 utilisons	 la	 part	 de	 la	 superficie	 communale	 en	
aléa RGA moyen ou fort pour instrumenter la construc-
tion. À notre connaissance, cet instrument est original 
dans la littérature. Étant donné son impact sur les coûts 
de construction et d’assurance, un effet négatif en pre-
mière étape de l’instrumentation est attendu.

La part de la population qui vit en forte pente (PENTE)

Comme l’aléa RGA, la pente des terrains est un frein 
à la construction en raison de son impact sur les coûts 
alors que son origine naturelle en fait un instrument 

 ➔

et (2) dans les tableaux) les instruments utili­
sés sont l’aléa RGA et le coût d’opportunité 
agricole AGRI. Ces instruments sont forts pour 
l’ensemble des spécifications, ils se révèlent 
valides au sens du test de Sargan lorsque la 
construction est mesurée par le nombre de 
logements sans interaction (tableau 3). Pour les 
modèles qui utilisent les mesures Sit@del2 de 
la construction avec des effets fixes spatiaux 
(notés (3) à (6) dans les tableaux), les instru­
ments utilisés sont l’aléa RGA et le pourcentage 
de la population située sur une pente supérieure 
à 10 % PENTE. L’inclusion des effets fixes 
diminue sensiblement la puissance des instru­
ments mais les tests de Sargan ne permettent 
pas de rejeter leur validité pour l’ensemble des 
spécifications (excepté pour le modèle avec 
les superficies autorisées, présenté en annexe, 
tableau A2). Pour les modèles qui utilisent les 
superficies artificialisées du Cerema avec effets 
fixes spatiaux, les instruments utilisés sont les 
habitants en pente PENTE et le nombre d’an­
ciens sites industriels INDUS. Ces instruments 
sont forts au sens du test de Fisher conditionnel 
dans l’ensemble des spécifications, et leur vali­
dité ne peut être rejetée (excepté pour le modèle 
(5) où l’on rejette la validité à 5 % mais pas à 
10 %). Les tableaux reportent également les 
statistiques I de Moran qui permettent de tester 
l’hypothèse nulle d’absence d’autocorrélation 
spatiale des résidus estimés. Elles sont calculées 

à l’échelle des observations EPTB avec une 
matrice de poids spatiaux basée sur la contiguïté 
issue de la triangulation Delaunay. Ils indiquent 
la présence d’une autocorrélation spatiale signi­
ficative, qui diminue toutefois avec l’inclusion 
des effets fixes spatiaux et des interactions. 
L’autocorrélation spatiale des résidus ne remet 
pas en cause la validité des instruments et donc 
l’absence de biais des estimateurs. Ses effets sur 
l’inférence statistique sont contrôlés par l’utili­
sation d’une inférence robuste de type cluster. 
L’autocorrélation indique en revanche la pré­
sence d’effets spatiaux non pris en compte ici 
mais qui pourraient être analysés spécifique­
ment dans de futures recherches.

Les effets des variables de contrôle sont relative­
ment stables entre les spécifications. L’élasticité 
du prix à la superficie des terrains est d’environ 
‑ 0.9 sur les modèles sans effets fixes spatiaux 
et d’environ ­ 0.7 sur les autres. Les élasticités 
en fonction de la densité sont plus hétérogènes 
entre les spécifications mais sont dans tous les 
cas positives (une partie de cette hétérogénéité 
n’est qu’apparente, car liée à la présence d’in­
teraction avec la construction). Cette variable 
capte des effets de qualité de la localisation, au 
travers de la proximité aux emplois et services. 
Une augmentation de 1 % de la densité de popu­
lation augmente le prix unitaire du foncier d’en­
viron 0.7 % dans les modèles avec des effets 
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potentiel. La distribution des pentes à l’échelle nationale 
est calculée en utilisant le modèle BD ALTI, disponible 
à une résolution de 75 mètres sur le site internet de 
l’IGN (http://professionnels.ign.fr/bdalti). La distribution 
des pentes est couplée avec les données de population 
carroyées à 200 mètres de l’Insee (https://www.insee.fr/
fr/statistiques/2520034) pour calculer au niveau commu-
nal la part de la population qui habite sur des pentes 
comprises entre 10 et 15 %, et la part de la population 
qui habite sur des pentes supérieures à 15 %. Une 
procédure similaire visant à renforcer le pouvoir de la 
topographie	pour	 l’identification	est	mise	en	œuvre	par	
Saiz	 (2010).	L’idée	d’utiliser	 la	pente	pour	expliquer	 la	
construction	 est	 également	 présente	 dans	 Burchfield	
et al. (2006) et Hilber et Vermeulen (2016), où elle est 
mesurée comme la différence entre l’altitude maximale 
et l’altitude minimale des unités spatiales, faute de meil-
leures données disponibles. Un effet négatif de cette 
variable est attendu en première étape.

Le produit brut standard agricole exogène (AGRI)

Le logement et l’agriculture sont en concurrence pour 
la ressource rare que constitue le foncier. Il en découle 
que la production agricole qui aurait lieu en l’absence de 
construction de logement constitue un coût d’opportu-
nité	de	cette	construction.	Toutefois,	cet	effet	est	difficile	
à	 mesurer	 car	 la	 construction	 de	 logements	 influence	
l’activité agricole, et donc cette mesure de coût d’oppor-
tunité (Cavailhès et al., 2011a). La variable instrumen-
tale AGRI doit donc représenter la valeur agricole des 
terrains indépendamment des effets du prix du foncier 
sur la période d’étude de ces prix (2006-2014). Pour ce 
faire, est considérée une mesure antérieure (1988) de 
la spécialisation agricole de chaque canton, les exploi-
tations agricoles étant classée par orientation technico- 
économique principale OTEX(a). Il est ensuite possible 
de calculer des taux de croissance agricoles locaux, 
exogènes à l’évolution locale des prix du foncier, en 
multipliant la spécialisation de 1988 par les taux de 
croissance nationaux des mêmes OTEX sur la période 
1989-2014. En notant l js

88 la part de l’OTEX s dans le 
canton j en 1988 et gs le taux de croissance national 
1989-2014 pour l’OTEX s, l’instrument s’écrit : 

AGRI l gj
s

js s
 = ⋅∑ � 88  (1)

La littérature attribue à Bartik (1991) l’origine de l’utilisa-
tion des tels instruments (caractérisés de shift and share 
par	Baum‑Snow	et	Ferreira,	2015).	La	source	d’identifi-
cation provient des spécialisations agricoles initiales qui 

impactent la résistance de l’agriculture à la construction. 
La validité de cet instrument repose sur l’hypothèse 
a priori que les spécialisations agricoles de 1988 ne 
dépendent pas des dynamiques foncières récentes (ou 
de toute autre variable qui pourrait être corrélée avec 
ces dynamiques). Ce type d’instrument a été exten-
sivement	 utilisé	 dans	 la	 littérature	 (Saiz,	 2010	;	 Hilber	 
&	Vermeulen,	 2016	;	 Combes	 et al., 2016a) pour les 
marchés locaux du travail (variations de demande) et 
non pour les marchés fonciers (variations de l’offre). Un 
effet négatif de cet instrument est attendu en première 
étape de l’instrumentation.

Le nombre d’anciens sites industriels (INDUS)

Comme pour l’agriculture, l’industrie fait face à des 
chocs	nationaux	et	internationaux	qui	modifient	sa	profi-
tabilité indépendamment du contexte local, en particulier 
du marché foncier. Les industries font face à des chocs 
technologiques qui induisent des cessations d’acti-
vité	 et	 libèrent	 du	 foncier	 constructible	 (usines	 à	 gaz,	
imprimeries, etc.). L’inventaire des anciennes activités 
industrielles et activités de service est conduit systéma-
tiquement depuis 1994. Les données recueillies dans 
le cadre de ces inventaires sont archivées dans une 
base de données nationale, Basias (Base des anciens 
sites industriels et activités de service)(b). Nous utilisons 
le nombre d’anciens sites industriels au niveau com-
munal comme instrument. Par des effets d’externalité 
ou de marché du travail local, la présence d’un ancien 
site industriel peut avoir un effet propre négatif sur la 
construction et les prix fonciers. Nous pouvons cepen-
dant évaluer l’effet net en première étape car d’un côté 
la libération de foncier devrait avoir un effet positif sur la 
construction et d’un autre côté les externalités devraient 
avoir un effet négatif. L’estimation d’un effet positif en 
première étape indique que les effets d’externalités sont 
relativement moins importants. 

(a) La classification des exploitations agricoles selon les OTEX est réa‑
lisée par le SSP (Service de la statistique et de la prospective, Ministère 
de l’Agriculture et de l’Alimentation) à partir de la production brute 
standard (PBS). Est retenue ici une classification selon 11 orientations 
(grandes cultures, maraîchage et horticulture, viticulture, fruits, lait, éle‑
vage et viande de bovins, lait, élevage et viande de bovins combinés, 
autres herbivores, granivores, polyculture‑polyélevage, autres). La PBS 
est calculée en valorisant les surfaces de culture et les cheptels de 
chaque exploitation selon des coefficients ne constituant pas des résul‑
tats économiques observés. Ils doivent être considérés comme des 
ordres de grandeur définissant un potentiel de production de l’exploita‑
tion par hectare ou par tête d’animaux présents hors toute aide.
(b) Disponible en ligne http://www.georisques.gouv.fr/dossiers/inven‑
taire‑historique‑des‑sites‑industriels‑et‑activites‑de‑service‑basias#/

Encadré 3 –  (suite)

fixes pour les aires urbaines et d’environ 0.35 % 
dans les modèles avec effets fixes pour les zones 
d’emploi. Les coefficients associés à l’altitude 
et à la pente sont sensiblement modifiés suite 
à l’inclusion des effets fixes. L’altitude garde 
un effet négatif sur le prix, et la pente n’a plus 
d’effet négatif significatif (valeurs non repor­
tées). Un terrain viabilisé coûte en moyenne 

18 % plus cher, la présence d’un intermédiaire 
lors de la vente augmente significativement les 
prix, avec des variations significatives selon le 
type d’intermédiaire (la modalité de référence 
est la non réponse). Faire appel à une agence 
immobilière pour l’achat du terrain entraîne un 
prix de 23 % supérieur, cet effet est divisé par 
deux avec l’inclusion d’effets fixes spatiaux. Un 

http://professionnels.ign.fr/bdalti
https://www.insee.fr/fr/statistiques/2520034
https://www.insee.fr/fr/statistiques/2520034
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Tableau 3
Équations de demande inverse en nombre de logements autorisés

 
Variable dépendante : Log du prix par ha des terrains, estimation par doubles moindres carrés

(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Densité de population  
(log) [β1]

0.434*** 
(0.040)

0.703*** 
(0.038)

0.621*** 
(0.087)

0.638*** 
(0.045)

0.337*** 
(0.071)

0.364*** 
(0.052)

Logements construits  
(log) [β2]

- 0.302*** 
(0.056)

- 0.101** 
(0.045)

- 0.552*** 
(0.108)

- 0.363*** 
(0.055)

- 0.191** 
(0.088)

- 0.006 
(0.062)

Logements x Densité  
(log) [β3]

- 0.043*** 
(0.004)

- 0.043*** 
(0.003)

- 0.045*** 
(0.003)

Surface du terrain (log) - 0.932*** 
(0.015)

- 0.926*** 
(0.011)

- 0.753*** 
(0.017)

- 0.752*** 
(0.009)

- 0.694*** 
(0.015)

- 0.695*** 
(0.011)

Terrain viabilisé (0-1)  0.187*** 
(0.009)

0.182*** 
(0.007)

0.203*** 
(0.007)

0.201*** 
(0.004)

0.188*** 
(0.005)

0.186*** 
(0.004)

Agence (0-1) 0.236*** 0.233*** 0.113*** 0.114*** 0.095*** 0.095***

(0.012) (0.010) (0.010) (0.007) (0.008) (0.007)

Constructeur (0-1)  0.027*** 
(0.010)

0.026*** 
(0.009)

0.013 
(0.009)

0.011* 
(0.006)

0.021*** 
(0.007)

0.019*** 
(0.006)

Autre intermédiaire (0-1)  - 0.00004 
(0.010)

- 0.003 
(0.008)

0.029*** 
(0.008)

0.027*** 
(0.006)

0.031*** 
(0.007)

0.028*** 
(0.006)

Aucun intermédiaire (0-1)  - 0.050*** 
(0.009)

- 0.051*** 
(0.008)

- 0.018** 
(0.009)

- 0.019*** 
(0.006)

- 0.007 
(0.007)

- 0.008 
(0.006)

F COND. 109.379*** 109.379*** 29.245*** 29.245*** 29.064*** 29.064***

SARGAN 0.137 0*** 0.245 0.97 0.058* 0.74

F RGA 30.782*** 30.782*** 16.809*** 16.809*** 22.98*** 22.98***

F AGRI 103.325*** 103.325***

F PENTE 47.946*** 47.946*** 19.135*** 19.135***

I de Moran 0.556*** 0.514*** 0.413*** 0.260*** 0.315*** 0.252***

Effets	fixes	 AU AU ZE ZE

Observations 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215

Écart-type résiduel 0.685 0.578 0.607 0.418 0.46 0.411

Notes : des variables indicatrices de l’année d’achat du terrain et des déciles d’altitude et de pente des parcelles sont incluses dans tous les 
modèles.	Les	effets	fixes	inclus	sont	relatifs	aux	grandes	aires	urbaines	(AU,	N	=	230)	et	aux	zones	d’emploi	(ZE,	N	=	320).	L’encadré	3	présente	
les	instruments,	RGA	pour	le	retrait‑gonflement	de	l’argile,	AGRI	pour	le	coût	d’opportunité	agricole	exogène	et	PENTE	pour	la	part	des	logements	
localisés sur des pentes supérieures à 15 %. Les tests de Fisher sont identiques deux à deux car les premières étapes de l’instrumentation sont 
identiques.	Le	tableau	en	complément	en	ligne	reporte	les	estimations	par	moindres	carrés	ordinaires	et	les	coefficients	estimés	lors	de	la	pre-
mière étape de l’instrumentation. La force des instruments est mesurée par la statistique de Ficher (F COND., Sanderson & Windmeijer, 2016). 
Le tableau reporte la valeur critique (p-value) du SARGAN associé à l’hypothèse nulle de validité des instruments. Les I de Moran sont calculés 
sur les résidus estimés et testent leur autocorrélation spatiale sur la base de matrices de contiguïtés. L’inférence statistique est obtenue par 
1000 permutations. Pour les variables relatives à la présence d’un intermédiaire, la modalité de référence est la non réponse. Les écarts-types 
sont	groupés	(cluster)	au	niveau	commune.	*p<0.1;	**p<0.05;	***p<0.01.
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.

résultat semblable est obtenu lorsque l’intermé­
diaire est un constructeur alors que l’absence 
d’intermédiaire diminue le prix, pas toujours 
significativement.

Le signe des élasticités estimées est robuste à 
la mesure de la construction, à l’inclusion des 
effets fixes spatiaux et aux instruments utili­
sés. Les élasticités estimées dans les modèles 

sans interactions (notés (1), (3) et (5) dans cha­
cun des tableaux) sont toutes significatives et 
négatives, ce qui confirme les résultats théo­
riques : toutes choses égales par ailleurs, aug­
menter la construction fait diminuer le prix du 
foncier constructible. Les élasticités estimées 
admettent toutefois une forte hétérogénéité 
entre les spécifications, de ‑ 0.191 pour l’effet 
du nombre de logements autorisés estimé avec 
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des effets fixes par zones d’emploi (modèle 
(5) du tableau 3) à ­ 0.743 pour l’effet des sur­
faces de plancher autorisées à la construction 
avec des effets fixes par grandes aires urbaines 
(modèle (3) du tableau 4). La plupart des élasti­
cités estimées ne sont néanmoins pas significati­
vement différentes de ­ 0.3. Il apparaît parmi les 
mesures de la construction issues de Sit@del2 
que la construction de surfaces de plancher 
produit les effets les plus importants sur les 
prix. La construction de surfaces de planchers 
(tableau 4) présente des effets supérieurs (en 
niveaux) sur le prix des terrains, relativement au 
nombre de logements (tableau 3) et aux super­
ficies de terrain autorisées pour la construction 
(tableau A2 en annexe). Elles apparaissent 

ainsi comme un levier plus pertinent pour les 
politiques publiques qui cherchent à opérer un 
choc d’offre. Les superficies artificialisées du 
Cerema présentent les effets les plus stables 
entre les spécifications, entre ‑ 0.288 et ‑ 0.348 
(tableau 5). Les valeurs de ces élasticités sont 
proches des élasticités obtenues sur la construc­
tion de surfaces de plancher, mis­à­part pour le 
modèle (3) du tableau 4 dont la forte valeur peut 
s’expliquer par le faible pouvoir explicatif des 
instruments. Le test de Fisher conditionnel est 
toutefois significatif.

L’estimation d’une élasticité de ‑ 0.3 confirme 
que la construction de nouveaux logements per­
met de diminuer le prix du foncier constructible 

Tableau 4
Équations de demande inverse en surfaces de plancher autorisées

Variable dépendante : Log du prix par ha des terrains, estimation par doubles moindres carrés

(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Densité de population (log) [β1] 0.426*** 
(0.038)

0.908*** 
(0.054)

0.746*** 
(0.132)

0.763*** 
(0.057)

0.356*** 
(0.082)

0.388*** 
(0.057)

Surfaces de plancher autorisées (log) [β2] - 0.300*** 
(0.054)

- 0.093** 
(0.046)

- 0.743*** 
(0.173)

- 0.546*** 
(0.073)

- 0.225** 
(0.106)

- 0.038 
(0.071)

Surfaces autorisées x Densité (log) [β3] - 0.044*** 
(0.004)

- 0.044*** 
(0.003)

- 0.046*** 
(0.003)

Surface du terrain (log) - 0.928*** 
(0.014)

- 0.921*** 
(0.011)

- 0.765*** 
(0.022)

- 0.764*** 
(0.010)

- 0.695*** 
(0.015)

- 0.696*** 
(0.011)

Terrain viabilisé (0-1) 0.188*** 
(0.009)

0.183*** 
(0.007)

0.217*** 
(0.011)

0.215*** 
(0.005)

0.191*** 
(0.007)

0.189*** 
(0.005)

Agence (0-1) 0.233*** 
(0.012)

0.231*** 
(0.010)

0.122*** 
(0.012)

0.123*** 
(0.007)

0.097*** 
(0.008)

0.098*** 
(0.007)

Constructeur (0-1) 0.026** 
(0.010)

0.025*** 
(0.009)

0.010 
(0.011)

0.008 
(0.006)

0.021*** 
(0.007)

0.018*** 
(0.006)

Autre intermédiaire (0-1) 0.005
(0.010)

0.002
(0.008)

0.036***
(0.010)

0.034***
(0.006)

0.033***
(0.007)

0.031***
(0.006)

Aucun intermédiaire (0-1) - 0.047*** 
(0.009)

- 0.047*** 
(0.008)

- 0.019* 
(0.010)

- 0.020*** 
(0.006)

- 0.006 
(0.007)

- 0.008 
(0.006)

F COND. 120.393*** 120.393*** 17.05*** 17.05*** 22.721*** 22.721***

SARGAN 0.016** 0*** 0.18 0.927 0.292 0.784

F RGA 28.986*** 28.986*** 9.827** 9.827** 16.792*** 16.792***

F AGRI 119.481*** 119.481***

F PENTE 28.985*** 28.985*** 21.48*** 21.48***

I de Moran 0.551*** 0.514*** 0.445*** 0.260*** 0.328*** 0.252***

Effets Fixes AU AU ZE ZE

Observations 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215

Écart-type résiduel 0.682 0.578 0.702 0.418 0.473 0.411

Notes : cf. tableau 3. 
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.
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(tableau 6) ; toutefois, cette valeur est relative­
ment faible en valeur absolue, ce qui indique 
que ce levier n’est que moyennement efficace. 
Les tableaux C­1, C­2, C­3 et C­4 en complé­
ments en ligne présentent les élasticités estimées 
par les modèles qui ne prennent pas en compte 
l’endogénéité de la construction. Il apparaît 
dans ces modèles estimés par les MCO que les 
coefficients de l’effet de la construction sur le 
prix des terrains à bâtir sont positifs (quelle que 
soit la mesure de la construction et la présence 
d’effets fixes spatiaux). Ce résultat est lié à la 
localisation de la construction de préférence 
dans des lieux demandés et donc valorisés 
(Geniaux et al., 2015). Notre stratégie d’iden­
tification par variable instrumentale corrige 

ce biais d’endogénéité et estime des effets de 
demande négatifs de la construction sur le prix 
des terrains à bâtir. Ce changement de signe des 
élasticités illustre l’importance de contrôler les 
coefficients obtenus par MCO de l’endogénéité 
de la construction issue de la simultanéité des 
équilibres observés. Les mêmes tableaux en 
complément en ligne présentent les premières 
étapes des instrumentations. Pour une variable 
de la construction et un type d’effet fixe donné, 
les modèles avec et sans interactions sont basés 
sur les mêmes premières étapes.

Dans chacun des tableaux 3, 4, 5, et A2, les 
colonnes (2), (4) et (6) présentent les coeffi­
cients de l’interaction entre la construction et 

Tableau 5
Équations de demande inverse en superficies artificialisées

Variable dépendante : Log du prix par ha des terrains, estimation par doubles moindres carrés

(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Densité de population (log) [β1] 0.318*** 
(0.018)

1.204*** 
(0.087)

0.331*** 
(0.020)

0.297*** 
(0.013)

0.317*** 
(0.022)

0.278*** 
(0.014)

Superficies	artificialisées	(log)	[β2] - 0.288*** 
(0.052)

0.053 
(0.052)

- 0.348*** 
(0.047)

0.080* 
(0.041)

- 0.319*** 
(0.050)

0.131*** 
(0.045)

Superficies	x	Densité	(log)	[β3] - 0.074*** 
(0.007)

- 0.068*** 
(0.005)

- 0.071*** 
(0.005)

Surface du terrain (log)  - 0.874*** 
(0.008)

- 0.870*** 
(0.006)

-0.694*** 
(0.006)

- 0.683*** 
(0.005)

- 0.690*** 
(0.007)

- 0.676*** 
(0.005)

Terrain viabilisé (0-1)  0.216*** 
(0.014)

0.211*** 
(0.010)

0.221*** 
(0.008)

0.202*** 
(0.005)

0.221*** 
(0.008)

0.201*** 
(0.005)

Agence (0-1)  0.205*** 
(0.010)

0.203*** 
(0.009)

0.084*** 
(0.008)

0.086*** 
(0.006)

0.083*** 
(0.008)

0.083*** 
(0.006)

Constructeur (0-1) 0.037*** 
(0.010)

0.036*** 
(0.009)

0.030*** 
(0.008)

0.026*** 
(0.006)

0.031*** 
(0.008)

0.027*** 
(0.006)

Autre intermédiaire (0-1)  0.003 
(0.009)

0.002 
(0.008)

0.027*** 
(0.008)

0.025*** 
(0.006)

0.032*** 
(0.008)

0.029*** 
(0.006)

Aucun intermédiaire (0-1)  - 0.059*** 
(0.010)

- 0.059*** 
(0.008)

- 0.026*** 
(0.008)

- 0.019*** 
(0.006)

- 0.019** 
(0.008)

- 0.013** 
(0.006)

F COND. 74.724*** 74.724*** 73.864*** 73.864*** 69.139*** 69.139***

SARGAN 0.003** 0*** 0.587 0.616 0.008** 0.616

F RGA 18.301*** 18.301***

F AGRI 80.942*** 80.942***

F INDUS 70.67*** 70.67*** 68.617*** 68.617***

F PENTE 66.463*** 66.463*** 56.178*** 56.178***

I de Moran 0.551*** 0.513*** 0.462*** 0.260*** 0.358*** 0.252***

Effets Fixes AU AU ZE ZE

Observations 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215

Écart-type résiduel 0.67 0.578 0.544 0.418 0.527 0.41

Notes : cf. tableau 3. 
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.
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Tableau 6
Tableau récapitulatif des élasticités de la demande inverse de terrains constructibles

Densité de population communale en 1990 (hab./km2)

D1 Q1 Médiane Q3 D9
26.5 44.3 85.2 178.2 387.1

Nombre de logements autorisés - 0.241
[‑	0.28	;	‑	0.20]

- 0.263
[‑	0.31	;	‑	0.22]

- 0.291
[‑	0.33	;	‑	0.25]

- 0.323
[‑	0.37	;	‑	0.28]

- 0.356
[‑	0.40	;	‑	0.31]

Surfaces de plancher autorisées - 0.503
[‑	0.55	;	‑	0.46]

- 0.525
[‑	0.57	;	‑	0.48]

- 0.553
[	‑	0.60	;	‑	0.51]

- 0.585
[	‑	0.63	;	‑	0.54]

- 0.618
[	‑	0.67	;	‑	0.57]

Superficies	artificialisées	 - 0.152
[‑	0.23	;	‑	0.08]

- 0.175
[‑	0.25	;	‑	0.10]

- 0.204
[	‑	0.28	;	‑	0.13]

- 0.237
[‑	0.31	;	‑	0.16]

- 0.272
[	‑	0.35	;	‑	0.2]

Superficies	de	terrain	 - 0.237
[‑	0.28	;	‑	0.19]

- 0.260
[‑	0.30	;	‑	0.22]

- 0.288
[‑	0.33	;	‑	0.24]

- 0.32
[‑	0.36	;	‑	0.28]

- 0.354
[‑	0.4	;	‑	0.31]

Note	:	les	modèles	utilisés	pour	calculer	les	élasticités	incluent	des	effets	fixes	pour	les	zones	d’emploi,	ce	sont	les	colonnes	(6)	des	tableaux	3,	
4,	5,	et	A2.	Les	intervalles	de	confiance	des	élasticités	sont	au	seuil	de	95	%,	et	calculés	par	la	méthode	delta	asymptotique	avec	une	matrice	
de variance-covariance groupée (cluster) à l’échelle communale. D1 et D9 représentent les seuils des premier et dernier déciles de densité de 
population communales, Q1 et Q3 les seuils des premier et dernier quartiles.
Lecture : une hausse de 10 % du nombre de logements diminue le prix des terrains de 2.41 % dans une commune du décile inférieur de densité 
de population et de 3.56 % dans une commune du décile supérieur.
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.

une mesure de la localisation basée sur la den­
sité de la population. Les coefficients associés à 
l’interaction présentent une forte stabilité entre 
les spécifications pour une mesure donnée de 
la construction et, de manière moins marquée, 
entre les mesures de la construction. Les effets 
d’interaction sont tous négatifs et significatifs, 
ce qui confirme les résultats du modèle théo­
rique. L’accessibilité des emplois et des services 
(approximée par la densité de population) étant 
une caractéristique désirable des terrains, l’effet 
de l’augmentation de la construction produit des 
effets sur les prix plus forts en valeurs absolues 
dans les zones de fortes densités de popula­
tion. Pour la construction mesurée en nombre 
de logements et en surfaces de plancher auto­
risées, les effets croisés de la densité s’élèvent 
à ­ 0.045 alors que pour la construction mesu­
rée en superficies de terrain (selon Cerema et 
Sit@del2) ils sont de l’ordre de ­ 0.075. Cela 
indique qu’une augmentation de 10 % de la 
construction diminue le prix des terrains à bâtir 
de respectivement 0.45 et 0.75 % de plus dans 
les zones 10 % plus denses. Le tableau 6 reporte 
les différentes élasticités de la construction 
pour différentes valeurs de densité, elles sont 
issues des modèles avec effets fixes aux zones 
d’emploi (soient les colonnes (6) des tableaux 
de résultats). Les valeurs médianes sont proches 
des élasticités obtenues dans les modèles sans 
interactions (soient les β2 dans les colonnes (1) 
des tableaux de résultats). Les valeurs de ces 
élasticités restent faibles, mis­à­part pour les 
surfaces de plancher qui présentent toujours 
un effet plus fort sur les prix. Il apparaît pour 
l’ensemble des mesures de la construction que 

l’élasticité est supérieure dans les communes du 
neuvième décile de densité (387 hab./km2) par 
rapport à celles du premier décile (26 hab./km2), 
d’environ 0.1 en valeur absolue. 

*  * 
*

Dans un contexte de hausse importante du 
prix du foncier et des coûts de la construction 
de logements neufs, cet article montre que la 
délivrance de permis de construire a effecti­
vement des effets négatifs significatifs sur le 
prix des terrains. Cela signifie que la demande 
des ménages est élastique aux prix. Toutefois,  
l’effet mesuré sur les prix est relativement 
faible, l’élasticité moyenne de la demande 
inverse est inférieure à 0.5 (en valeur absolue). 
Ces faibles valeurs estimées varient toutefois 
en fonction de deux déterminants importants, 
la mesure de la construction et la localisation 
des terrains. Premièrement, la réponse des prix 
est plus importante (en valeur absolue) pour 
une variation relative des surfaces de plancher 
autorisées à la construction que pour la même 
variation relative du nombre de logements 
autorisés ou de la superficie artificialisée.  
Secondement, quelle que soit la mesure de la 
construction, une variation de celle­ci a d’au­
tant plus d’impact sur les prix qu’elle est loca­
lisée dans une zone plus dense. Ces résultats 
sont à mettre en perspective avec les préfé­
rences des ménages. L’augmentation de la sur­
face de plancher disponible apparaît comme 
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une qualité de la construction valorisée en prio­
rité par les ménages ; elle aurait ainsi un rôle 
plus important à jouer pour diminuer les prix 
du foncier. Cette interprétation est également 
valable pour la localisation de la construction 
où, plus que la quantité totale, la proximité aux 
emplois et aux services des nouveaux loge­
ments est un élément déterminant à considérer 
pour mettre en œuvre un choc d’offre efficace.

Cet article met en exergue deux déterminants 
importants pour réduire le poids du foncier 
dans les coûts de construction de logements 
neuf. D’autres mériteraient également d’être 
étudiés, tels que les politiques foncières en 
termes de zonages ou d’infrastructures, ainsi 
que les stratégies des propriétaires de fon­
cier constructible. La délivrance de permis 
de construire n’est par ailleurs pas le seul 
outil réglementaire à la disposition des poli­
tiques publiques. Les effets sur les prix du 
foncier des documents d’urbanisme – qui 
contraignent l’usage du sol – et de la mise en 
place de limites de densité pour la construc­
tion devraient également faire l’objet d’une 
évaluation économique. Par l’étude de l’adé­
quation aux préférences des ménages, nos 
résultats apportent néanmoins un complément 
d’explication aux faibles corrélations obser­
vées entre la construction et le prix des terrains 
ou des logements – une faible élasticité de la 
demande inverse – alors que la littérature aca­
démique et spécialisée invoque habituellement 
les restrictions de l’offre issues des contraintes 
réglementaires à la construction (les zonages 
en particulier). Par ailleurs, le lien entre le prix 
du foncier et la densité passe également par le 
type de logements construits, ce qui mériterait 
également une étude spécifique.

Enfin, il convient de garder à l’esprit que l’effet 
de baisse des prix des terrains dû à la construc­
tion n’assure pas qu’elle soit nécessairement 
source d’augmentation de bien­être pour les 
ménages. Les effets vertueux sur le prix de la 
terre constructible sont d’un faible ordre de gran­
deur et doivent être comparés aux coûts cachés 
et aux externalités (positives et négatives) de 
la construction. La proximité aux emplois et 
services étant valorisée par les ménages, et les 
logements existants étant en général mieux loca­
lisés que les terrains libres, nos résultats sur les 
effets de la construction sur les prix doivent être 
comparés avec ceux de la reconstruction, de la 
démolition, de la rénovation ou de la mobilisa­
tion des logements vacants. Ces derniers ne sont 
que partiellement pris en compte dans la présente 
analyse, seulement ceux relatifs à la reconstruc­
tion qui fait l’objet d’un permis de construire. En 
ce qui concerne l’arbitrage entre la construction 
de nouveaux logements et le parc des logements 
existants, comptent également les aménités 
telles que la présence de jardins ou d’espaces 
ouverts. Si les préférences des ménages pour 
ces dernières étaient suffisamment fortes pour 
réduire leur demande pour le parc de logements 
existants, moins pourvus, la reconstruction ou 
la rénovation n’auraient pas ou peu d’effet sur 
les prix. Enfin, la construction dans des endroits 
désirables peut se heurter à des problèmes de 
disponibilité physique, réglementaire ou straté­
gique du foncier, qui empêchent la construction 
et limitent l’effet vertueux de ce levier sur les 
prix. Des prolongements de la présente étude 
pourraient chercher à mesurer l’impact de la 
construc tion sur la valeur du parc des logements 
existants, ou analyser plus spécifiquement les 
contraintes liées aux disponibilités foncières. 
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Tableau A1
Statistiques descriptives pour les variables discrètes de l’échantillon final

Fréquence Pourcentage Pourcentage cumulé

Année d’achat du terrain 
1995 521 0.2 0.2
1996 69 0.0 0.2
1997 85 0.0 0.2
1998 106 0.0 0.3
1999 171 0.1 0.3
2000 277 0.1 0.4
2001 292 0.1 0.5
2002 362 0.1 0.7
2003 553 0.2 0.9
2004 829 0.3 1.2
2005 1 520 0.5 1.7
2006 5 060 1.8 3.5
2007 31 287 11.2 14.7
2008 29 742 10.7 25.4
2009 22 360 8.0 33.4
2010 32 178 11.5 44.9
2011 40 852 14.6 59.5
2012 45 738 16.4 75.9
2013 37 576 13.5 89.4
2014 27 172 9.7 99.1
2015 2 481 0.9 100

Terrain viabilisé
 Non 105 239 37.7 37.7
 Oui 173 992 62.3 100

Intermédiaire lors de l’achat 
Non renseigné 6 439 2.3 2.3
 Agence 66 264 23.7 26
 Constructeur 46 294 16.6 42.6
 Autre 49 608 17.8 60.4
 Aucun 110 626 39.6 100

Catégorie socioprofessionnelle
 Agriculteur 2 481 0.9 0.9
 Artisan 18 111 6.5 7.4
 Cadre 52 224 18.7 26.1
 Intermédiaire 27 430 9.8 35.9
 Employé 124 106 44.5 80.4
 Ouvrier 36 291 13 93.4
 Retraité 18 588 6.7 100

Âge au dépôt du permis de construire 
 < 30 75 542 27.1 27.1
 30-39 107 629 38.5 65.6
 40-49 49 352 17.7 83.3
 50-59 27 610 9.9 93.2
 > 60 19 098 6.8 100

Champ : France Métropolitaine.
Source : EPTB (SDES).

ANNEXE ______________________________________________________________________________________________
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Tableau A2 
Équations de demande inverse en superficies constructibles

Variable dépendante: Log du prix par ha des terrains, estimation par doubles moindres carrés

(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Densité de population (log) [β1] 0.307*** 
(0.016)

1.378*** 
(0.111)

0.573*** 
(0.111)

0.604*** 
(0.043)

0.334*** 
(0.069)

0.388*** 
(0.045)

Superficies	constructibles	(log)	[β2] - 0.245*** 
(0.045)

0.115** 
(0.053)

- 0.933*** 
(0.270)

- 0.614*** 
(0.107)

- 0.357** 
(0.161)

- 0.075 
(0.102)

Superficies	x	Densité	(log)	[β3] - 0.079*** 
(0.008)

- 0.080*** 
(0.006)

- 0.084*** 
(0.006)

Surface du terrain (log) - 0.857*** 
(0.007)

- 0.854*** 
(0.006)

- 0.701*** 
(0.012)

- 0.701*** 
(0.005)

- 0.680*** 
(0.009)

- 0.683*** 
(0.006)

Terrain viabilisé (0-1) 0.177*** 
(0.008)

0.173*** 
(0.006)

0.204*** 
(0.012)

0.203*** 
(0.005)

0.188*** 
(0.006)

0.188*** 
(0.004)

Agence (0-1) 0.226*** 
(0.011)

0.225*** 
(0.009)

0.131*** 
(0.017)

0.133*** 
(0.008)

0.102*** 
(0.010)

0.107*** 
(0.008)

Constructeur (0-1) 0.032*** 
(0.010)

0.031*** 
(0.009)

0.009 
(0.013)

0.006 
(0.006)

0.020** 
(0.008)

0.016*** 
(0.006)

Autre intermédiaire (0-1) - 0.001 
(0.009)

- 0.003 
(0.008)

0.029*** 
(0.011)

0.027*** 
(0.006)

0.031*** 
(0.007)

0.028*** 
(0.006)

Aucun intermédiaire (0-1) - 0.046*** 
(0.009)

- 0.046*** 
(0.008)

- 0.020* 
(0.012)

- 0.021*** 
(0.006)

- 0.008 
(0.008)

- 0.011* 
(0.006)

F COND. 99.741*** 99.741*** 4.656*** 4.656*** 6.68*** 6.68***

SARGAN 0*** 0*** 0*** 0.074* 0*** 0.832

F RGA 1.153 1.153 0 0 2.214 2.214

F AGRI 128.142*** 128.142***

F PENTE 16.421*** 16.421*** 22.262*** 22.262***

I de Moran 0.532*** 0.513*** 0.356*** 0.258*** 0.353*** 0.250***

Effets Fixes AU AU ZE ZE

Observations 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215 279 215

Écart-type résiduel 0.65 0.579 0.807 0.418 0.512 0.411

Notes : cf. tableau 3. 
Champ : France métropolitaine.
Source : EPTB (SDES), Sit@del2 (SDES), Insee, BD ALTI (IGN), Cerema, Basias (BRGM), SSP, traitement des auteurs.
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Résumé – En France, des indices des prix des logements sont calculés depuis 1996 pour l’an‑
cien (Indices Notaires‑Insee) et depuis 2013 pour le neuf (Indice des prix des logements neufs). 
L’évolution et la volatilité des deux indices diffèrent. Nous en explorons les raisons à partir des 
données notariales et des enquêtes sur la commercialisation de logements neufs (ECLN) et les 
prix des terrains à bâtir (EPTB). Les méthodes de calcul et les champs des indices contribuent 
assez peu aux différences. La localisation des logements neufs et anciens diffère, mais ceci 
n’explique encore qu’une partie des différences. Décomposer la valeur d’un logement entre celle 
du terrain et celle du bâti révèle que la part du terrain est plus élevée dans l’ancien que dans le 
neuf. Prix des terrains et prix des logements anciens évoluent de manière très similaire. Les prix 
du bâti ont davantage d’influence sur les prix du neuf. Néanmoins, les coûts de construction sont 
sensibles à la tendance suivie par les prix des terrains. La construction contracyclique de loge‑
ments sociaux a pu contribuer à réduire la volatilité des prix des logements neufs.

Abstract – In France, housing price indices have been computed since 1996 for second‑hand dwel‑
lings (Indices Notaires‑Insee) and since 2013 for new dwellings (Indice des prix des logements 
neufs). The evolution and volatility of the two indices differ. We explore why, using notarial data 
and surveys on new home sales (ECLN) and the price of building land (EPTB). The computation 
methods and the scopes of the indices contribute relatively little to the differences. The location of 
new and old housing differs, but this still explains only part of the differences. Decomposing a home 
value between that of land and that of buildings reveals that the share of land is higher for second‑
hand than for new dwellings. Land and second‑hand dwellings price indices evolve in a very simi‑
lar way. Structures prices have a greater influence on the price index of new homes. Nevertheless, 
construction costs are sensitive to the trend in land prices. The counter‑cyclical construction of 
social housing may have contributed to reduce the volatility of new homes prices.
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L es indices de prix des logements anciens 
sont publiés trimestriellement en France 

depuis 19961. Les prix de vente enregistrés 
par les notaires servent à calculer ce que l’on 
appelle les Indices Notaires‑Insee (INI ci‑après), 
aux niveaux national et local2. Depuis 2013, un 
indice de prix des logements neufs (IPLN), est 
calculé par l’Insee à partir des prix collectés 
dans le cadre de l’enquête sur la commerciali‑
sation des logements neufs (ECLN)3. Il est vite 
apparu que les évolutions des indices INI et 
IPLN présentaient de légères différences. Entre 
2006 et 2015, l’indice INI était plus de deux fois 
plus volatile que l’indice IPLN. Cet article vise 
à étudier l’origine de telles différences. 

Une première partie résume les méthodes 
actuelles de calcul des indices des prix des loge‑
ments neufs et anciens, et met en évidence les 
différences d’évolution de ces deux indices. 
Ensuite, deux sources potentielles de diffé‑
rences, de nature méthodologique, sont exami‑
nées : l’effet des méthodes de calcul et celui de 
la différence des champs couverts par chacun 
des indices ; en effet, les maisons construites 
individuellement dans le cadre d’un permis 
concernant ce seul logement (« individuel pur »,  
IP) sont exclues de l’indice IPLN. Nous complé‑
tons l’indice IPLN par un indice couvrant l’in‑
dividuel pur en utilisant une autre riche source 
de données, l’Enquête sur le prix des terrains à 
bâtir (EPTB) ; ceci permet de calculer un indice 
étendu des prix des logements neufs, que nous 
appelons IPLN++. Éliminer les différences de 
méthode et de champ ne supprime ni les diffé‑
rences d’évolution, ni celles de volatilité. Nous 
considérons alors d’autres sources d’écart entre 
l’évolution des indices. Les marchés des loge‑
ments neufs et anciens diffèrent : en particulier, 
les logements neufs ne sont pas situés dans les 
mêmes zones géographiques que les logements 
anciens ; ils sont principalement construits à la 
périphérie des villes, où les terrains sont dispo‑
nibles et moins chers. La part du terrain dans la 
valeur du logement serait ainsi plus faible pour 
les logements neufs que pour les logements 
anciens, et ceci pourrait influencer l’évolution 
des prix. Nous menons alors deux types d’exer‑
cices. Le premier s’appuie sur les informations 
géographiques limitées fournies par les données 
utilisées pour calculer les deux indices, l’INI 
et l’IPLN. La distance au centre‑ville n’est pas 
connue, seule la commune l’est. Nous calculons 
un indice de l’ancien en ne considérant que les 
logements anciens situés dans les mêmes com‑
munes que les logements neufs. La différence 
entre les deux indices est quelque peu réduite 
mais non éliminée. Dans un second temps, 

à partir des données issues de l’EPTB, deux 
indices ont été calculés pour les terrains et les 
structures construites (le bâti), puis comparés 
aux indices INI et IPLN. Les prix des logements 
anciens semblent être davantage influencés par 
l’évolution des prix des terrains que par celle 
des prix du bâti. Ces derniers ont, au contraire, 
davantage d’influence que les prix des terrains 
sur les prix des logements neufs. Cependant, les 
coûts de construction sont également sensibles 
à la tendance générale suivie par les prix des 
terrains. À la recherche d’autres explications 
potentielles, deux caractéristiques sont frap‑
pantes : la différence entre les deux indices a 
été particulièrement importante pendant la crise 
de 2008 à 2009, les prix des logements anciens 
étant alors plus volatils que ceux des logements 
neufs. L’analyse des séries chronologiques des 
nombres de ventes et de constructions sug‑
gère que le mouvement contracyclique de la 
construction de logements sociaux aurait pu 
contribuer à la volatilité inférieure des prix des 
logements neufs, durant la crise en particulier.123

Méthodes actuelles de calcul  
des indices des prix des logements 
neufs et anciens en France

L’approche de l’indice des prix des logements 
anciens est celle de l’imputation hédonique, 
tandis que celle de l’indice des prix des loge‑
ments neufs est celle d’un modèle hédonique à 
indicatrice temporelle sur périodes adjacentes. 

Les logements anciens :  
l’Indice Notaires‑Insee (INI)

L’indice des prix des logements anciens (INI) 
est calculé par une méthode hédonique basée 
sur l’estimation de modèles désagrégés dans des 
zones de prix homogènes, en séparant les mai‑
sons (181 zones) et les appartements (112 zones). 
Les zones de prix sont déterminées par une clas‑
sification ascendante hiérarchique basée sur 
différentes statistiques établies au niveau du 
quartier ou du canton, ajoutant aussi un critère 
géographique de contiguïté hors Île‑de‑France. 
Les données sont celles des prix de transaction 

1. Anciens au sens fiscal, c’est‑à‑dire ayant plus de 5 ans ou étant  
vendus pour la seconde fois.
2. Voir : https://www.insee.fr/fr/statistiques/series/102770558. Les fichiers 
Excel sont également joints à chaque publication trimestrielle. Voir par 
exemple : https://www.insee.fr/fr/statistiques?debut=0&theme=30&conjon
cture=56.
3. Enquête sur la commercialisation des logements neufs réalisée par le 
SDES. Voir Balcone (2013, 2018) pour plus de détails.
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collectés par les notaires (cf. Gouriéroux & 
Laferrère, 2009 et Clarenc et al., 2014 pour 
plus de détails). Chaque trimestre, les modèles 
sont utilisés pour estimer, dans chaque zone, le 
prix d’un parc de référence fixe de logements. 
Ce parc de référence est composé de deux ans 
de transactions et mis à jour tous les deux ans. 
L’indice est donc un indice de prix des transac‑
tions, et non un indice de l’ensemble du stock de 
logements ; mais le « panier » est suffisamment 
large pour ne pas être biaisé par les variations 
à court terme du marché4. Le modèle de base  
est le suivant (les indices des zones sont omis) :
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où :

 - pi est le prix (par m2 pour les appartements) 
du logement i ; 

 - Ya,i est une indicatrice de l’année de vente du 
logement i ; 

 - Mm,i est une indicatrice du mois de vente du 
logement i ;

 - Xk,i sont les K caractéristiques du logement i, 
les caractéristiques physiques (taille ; nombre 
de pièces, de salles de bains, de niveaux ; exis‑
tence d’un garage ; présence d’un ascenseur 
pour les appartements), la date de construction, 
la surface du terrain pour les maisons, etc., et 
des variables indicatrices de quartier, proxys  
des aménités locales ;

 - p0 est le prix du logement « de référence » 
défini par les caractéristiques omises des 
variables du modèle (1)5.

De tels modèles peuvent être estimés à chaque 
date t, pour estimer le prix du parc de réfé‑
rence à chaque date. En pratique, les modèles 
ne sont révisés que tous les deux ans6. L’indice 
correspond au rapport des valeurs estimées du 
panier de référence en t et t – 1. Les indices 
sont ensuite chaînés de période en période. 
Pour la publication, les sous‑indices par zone 
et par type de logement sont agrégés à de plus 
hauts niveaux géographiques7. L’agrégation 
se fait par moyennes géométriques lorsque le 
niveau géographique est infra‑départemental, 
une zone suffisamment petite où le consom‑
mateur est supposé faire ses choix résidentiels, 
et par moyennes arithmétiques à des niveaux 

géographiques plus élevés, avec des pondéra‑
tions reflétant les valeurs des transactions8.45678

L’Indice des prix des logements neufs 
(IPLN)

La source de données est l’ECLN. Cette enquête 
porte sur l’ensemble des permis de construire 
de 5 logements et plus : maisons individuelles 
faisant partie d’un lotissement (appelées « indi‑
viduel groupé », IG), et ensemble des loge‑
ments s’il s’agit d’un immeuble collectif (i.e.  
les appartements, appelés « collectif », Coll). Les 
maisons individuelles construites individuelle‑
ment, correspondant à l’« individuel pur » (IP), 
sont exclues du champ de l’indice car, excepté 
lorsqu’elles sont construites par un promoteur 
immobilier et vendues « clés en main », aucun 
prix de vente à proprement parler n’est enregistré. 
Ceci est cohérent avec le champ de l’indice euro‑
péen des prix des logements neufs9. L’enquête 
ECLN ne couvre que les logements construits 
pour le marché privé. La construction subven‑
tionnée destinée au secteur social est exclue de 
son champ. Le champ de l'indice des prix des 
logements neufs (IPLN) est comparé à celui de 
toutes les constructions et ventes de logements 
neufs sur la période 2006‑2012 dans le tableau 1. 
Sur cette période, le logement social représente 
environ 14 % des constructions neuves et 18 % 
lorsque la part, croissante, du logement social 
construit par les promoteurs privés est prise en 
compte. L’indice IPLN couvre 61 % de l’en‑
semble des logements neufs (IG + Coll) destinés 
au marché privé et 98 % de ceux pour lesquels un 
prix est enregistré.

Pour un logement neuf vendu sur le marché privé, 
près de trois logements anciens sont vendus. 
C’est pourquoi les indices des prix des logements 
anciens peuvent être calculés à différents niveaux 
géographiques, et séparément pour les maisons et 
les appartements, tandis que l’indice officiel des 

4. 1/20e des valeurs extrêmes sont exclues du calcul.
5. Par exemple, la maison de référence a une surface de 100 m² sur 
un terrain de 610 m², 4 chambres, 2 niveaux, un garage, une salle de 
bains, est de date de construction inconnue et vendue en décembre 
de la 2e année de la période de référence. Les R² sont compris entre 
0.25 et 0.85.
6. Par exemple, le modèle estimé pour la période 2009‑2010 a été utilisé 
pour calculer les indices sur la période 2012‑2013.
7. Seuls les sous‑indices des villes ou des départements avec suffisam‑
ment de transactions ont le label Notaires-Insee.
8. Par construction, ces modèles ne permettent que d’obtenir des évolu‑
tions de prix différentes par zone, pour les maisons d’une part et les appar‑
tements d’autre part. Ils supposent que l’évolution des prix d’un panier de 
logements donné est la même au sein d’une zone, quel que soit le nombre 
de pièces ou la date de construction. La méthode de calcul est détaillée 
dans Clarenc et al. (2014) sur https://www.insee.fr/fr/information/2569926.
9. Voir le règlement OOH (Owner-Occupied Housing ‑ Logements occu‑
pés par leur propriétaire, règlement de la Commission (UE) n° 93/2013).
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prix des logements neufs, l’IPLN, n’est calculé 
qu’au niveau national. Par ailleurs, du fait du 
nombre différent de prix enregistrés disponibles, 
les indices sont calculés avec des méthodologies 
différentes : l’imputation hédonique pour l’INI 
et la méthode à indicatrice temporelle sur deux 
périodes adjacentes pour l’IPLN.

Chaque trimestre, le modèle est estimé à partir 
des données collectées au cours des deux der‑
niers trimestres. Les données ne sont disponibles 
qu’au niveau du programme de construction, et 
non au niveau du logement. Les informations 
suivantes sont fournies par type de construc‑
tion (« individuel groupé », IG ou « collectif », 
Coll)10 pour chaque classe de nombre de pièces 
(de 1 à 6 ou plus) : le nombre total de logements 
vendus, la surface moyenne en m² et le prix 
moyen des logements vendus11.

Le modèle hédonique est le suivant :
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+ +
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où : 

‑ pi t,  est le prix moyen des logements du pro‑
gramme12 i vendus au trimestre t ;101112

 - Si,t est la surface moyenne en m² des loge‑
ments du programme i vendus au trimestre t ;

 - Ii,t,k est un vecteur des caractéristiques des 
logements : type de construction (IG ou Coll), 
nombre de pièces, indicatrices relatives au stan‑
ding du logement, à la présence d’une piscine, 
de la climatisation, d’un balcon pour les appar‑
tements, etc. ;

 - la localisation est prise en compte à partir 
de 14 indicatrices correspondant à des zones 

10. Et si les logements vendus sont des logements privés ordinaires ou 
des logements appartenant à des résidences offrant des services collec‑
tifs spécifiques.
11. Ainsi, seules les caractéristiques moyennes des logements vendus 
d’un programme de construction sont disponibles. Pour des maisons 
similaires, cela ne pose pas de problème. Pour les appartements, cer‑
taines caractéristiques importantes, comme le niveau dans l’immeuble, 
sont inconnues. C’est sans conséquence si le prix relatif de la variable 
omise est constant et que la fréquence des caractéristiques est également 
constante dans le temps.
12. Plus exactement, le prix correspond à un programme de construction 
et à une classe de nombre de pièces.

Tableau 1
Logements neufs construits, logements anciens vendus, et couverture des indices de prix 

Nombre  
de logements

(*)

Part de l’ensemble 
des logements 

(en %)
Type de logement

Part par type  
de logement neuf 

(en %)
Indices

Nouveaux logements construits pour : 372 866 33 - - -

le marché privé 304 580 27

Maisons individuelles  
« individuel pur » (IP) 39

IPLNMaisons individuelles  
« individuel groupé » (IG) 12

Appartements (« Collectif ») 
+ Résidences 49

le marché public 68 286 6

Maisons individuelles  
« individuel pur » (IP) 1

Maisons individuelles  
« individuel groupé » (IG) 25

Appartements (« Collectif ») 74

Ventes de logements anciens 740 571 67 INI

Total 1 113 438 100
(*) Moyenne annuelle sur la période 2006-2012.
Note : les logements construits dans le cadre d’un permis de construire de 2 à 4 logements sont en principe inclus dans l’individuel groupé (IG) ou 
le Collectif mais ils sont exclus du champ de l’enquête ECLN et par conséquent du champ de l’IPLN (ces logements ne représentent que 2 % des 
logements neufs construits pour le marché privé). Les logements transmis par legs ou don sont exclus.
Source : Sit@del2 pour le nombre total de nouveaux logements. Le nombre de constructions pour le marché public est estimé à partir du nombre 
de logements construits dans le secteur social y compris ceux construits en VEFA (vente en l’état futur d’achèvement) par le secteur privé pour le 
secteur public (cf. CDC, 2015). Les ventes de logements anciens sont estimées à partir des données de la CGEDD, de la DGFiP (MEDOC) et des 
bases notariales (http://www.cgedd.developpement-durable.gouv.fr/nombre-et-montant-des-ventes-immobilieres-a1003.html). Voir Friggit (2014) 
pour des détails sur la méthode de calcul.
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homogènes en termes de prix au mètre carré13, 
et d’indicatrices relatives à certaines caracté‑
ristiques de la commune (communes du littoral 
ou de l’arrière‑pays littoral14, stations de sports 
d’hiver ou de montagne) ;

 - Di,t,T est une indicatrice temporelle pour le tri‑
mestre T.

La variation trimestrielle de l’indice est obtenue 
en prenant l’exponentielle du coefficient associé 
à l’indicatrice temporelle. Contrairement aux 
logements anciens, il n’y a qu’un seul modèle 
pour l’ensemble de la France15. De plus, les mai‑
sons et les appartements ne sont pas séparés en 
raison du faible nombre d’observations dispo‑
nibles chaque trimestre dans l’ECLN16. Balcone 
(2013, 2018) décrit de manière détaillée la 
méthode de calcul. Les principales différences 
entre les indices des prix des logements neufs et 
anciens sont indiquées dans le tableau 2.

Comparaison des indices de prix  
des logements neufs et anciens

Sur la période 2006 à 2015, les indices des prix 
des logements neufs et anciens ont évolué diffé‑
remment (figures I à III) : la différence moyenne 
en valeur absolue entre les taux de croissance tri‑
mestriels des deux indices n’est pas négligeable 
(1.2 points de pourcentage). Il en va de même 
pour les taux de croissance annuels (2.4 points). 
En fait, les deux indices suivent la même ten‑
dance sauf sur la période de crise de T4_2008 à 
T1_2010 et à nouveau en T4_2014 (figure III). 
En T4_2008, l’indice INI baisse de 4 points, à 
nouveau de 4 points en T1_2009, et de 2 points 
en T2_2009. L’indice IPLN ne baisse que de 
2 points en T4_2008. En T4_2014 l’indice INI 
baisse de 2 points alors que l’indice IPLN ne 
change pas. L’indice des prix des logements 
anciens semble être deux fois plus volatil que 
celui des logements neufs (IPLN) : l’écart-type 

de son taux d’évolution annuel sur cette période 
était de 4.59 % alors qu’il était de 2.31 % pour 
l’IPLN.

Une source potentielle de différences 
entre les indices IPLN et INI :  
la méthodologie

Une première source possible de différences entre 
les évolutions des deux indices vient à l’esprit : 
celle due aux méthodes différentes : méthode 
hédonique sur périodes adjacentes basée sur un 
modèle unique d’une part,  méthode d’imputa‑
tion hédonique à un niveau géographique d’autre 
part Balcone (2013, 2018) l’a explorée en détail. 
La section suivante résume ses résultats. La 
période d’observation est limitée à la période 
de 2006 à 2010 en raison de la disponibilité des 
données des notaires pour cette simulation.13141516

La différence des méthodes de calcul  
a peu d’effet 

À partir des données de vente des logements 
anciens servant au calcul de l’indice INI, Balcone 
(2013) utilise le même modèle hédonique à indi‑
catrice temporelle sur deux périodes adjacentes 
que celui de l’indice des prix des logements 

13. Les 14 zones ont été déterminées par une classification ascendante 
hiérarchique basée sur 8 grandes régions (ZEAT) et 9 tailles d’unités 
urbaines, et en utilisant les prix et surfaces des logements vendus. Une 
unité urbaine est une commune ou un ensemble de communes présentant 
une zone de bâti continu (pas de coupure de plus de 200 mètres entre 
deux constructions) de plus de 2 000 habitants.
14. La loi Littoral n° 86‑2 (1986) établit ce classement : une commune lit‑
torale (ou maritime) est une commune située directement en bord de mer, 
d’océans ou d’étangs salés ; l’arrière‑pays littoral est, quant à lui, défini 
comme l’ensemble des communes non littorales des cantons littoraux, 
un canton littoral étant un canton ayant au moins une commune littorale.
15. France métropolitaine hors Corse.
16. Sur la période T1_2006 ‑ T3_2012, le nombre trimestriel moyen d’ob‑
servations est de 8 194 « programmes x nombre de pièces », correspon‑
dant à 26 105 logements neufs. Dans la régression, chaque observation 
est pondérée par le nombre correspondant de logements vendus.

Tableau 2
Principales différences entre les indices des prix des logements neufs et anciens

IPLN INI

Données Enquête sur la commercialisation des logements neufs : 
ECLN

Transactions enregistrées dans les bases notariales : 
base de données BIEN (Base d'informations 
économiques notariales) pour l’Île-de-France et base  
de données Perval (Min.not ADSN) pour la province.

Méthode Modèle hédonique à indicatrice temporelle  
sur deux périodes adjacentes Imputation hédonique

Effet géographique 14 indicatrices pour les zones
+ caractéristiques des communes, dans un seul modèle

Un modèle hédonique pour chacune des 293 zones
+ indicatrices pour les quartiers
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Figure I 
Indices de prix de logements neufs (IPLN) et anciens (INI) entre 2006 et 2015
Indice (2010 = 100) 
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Source : bases de données ECLN, BIEN et Perval (cf. tableau 2) ; calculs des auteurs.

Figure II
Taux de croissance trimestriel des indices de prix de logements neufs (IPLN) et anciens (INI) de 2006 à 2015
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Source : bases de données ECLN, BIEN et Perval (cf. tableau 2) ; calculs des auteurs.



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 77

Pourquoi les indices des prix des logements évolueraient-ils différemment dans le neuf et dans l’ancien ? 

neufs. Deux indices ont été calculés : un pour 
les maisons et un pour les appartements. Afin de 
se rapprocher du plus petit nombre de variables 
explicatives issues de l’ECLN, le nombre de 
variables a été réduit par rapport au modèle (1), 
les indicatrices géographiques étaient les mêmes 
que dans le modèle (2), et un seul modèle a été 
utilisé pour l’ensemble du pays.

Ces indices expérimentaux pour les maisons 
et appartements anciens sont comparés aux 
indices INI. La seule source de différence entre 
ces deux ensembles d’indices étant la méthode 
de calcul, l’écart entre eux est utilisé pour éva‑
luer le biais potentiel dû à des méthodes diffé‑
rentes. Pour les maisons, la valeur absolue de 
la différence entre les deux indices n’est pas 
supérieure à 2.6 points d’indice (figure IV-A), 
même si les variations saisonnières de l’indice 
« périodes adjacentes » sont plus pronon‑
cées que celles de l’indice INI (figure IV-B). 
Les profils annuels sont similaires et les dif‑
férences, le plus souvent, ne vont pas au‑delà 
d’un point de pourcentage (non reporté). La 
différence est plus importante (deux points de 
pourcentage) en T3_2009 au milieu de la crise. 
La différence entre les méthodes de calcul ne 

peut donc pas expliquer la différence d’évo‑
lution entre les indices des logements anciens 
et neufs en ce qui concerne les maisons. Pour 
les appartements anciens, la valeur abso‑
lue de la différence entre les deux indices de 
prix n’est pas supérieure à 2.6 points d’indice 
(figure V-A). Par ailleurs, les taux d’évolu‑
tion des deux indices sont également proches 
(figure V-B).

Les résultats, tant pour les maisons anciennes 
que pour les appartements anciens, conduisent 
à conclure que même si la méthode de calcul 
mise en œuvre pour l’indice INI est très dif‑
férente de la méthode simplifiée sur périodes 
adjacentes, la différence finale au niveau 
national est étonnamment faible. La méthode 
« périodes adjacentes » conduirait à un indice 
moins volatil, comme pour l’IPLN par rap‑
port à l’INI. Par exemple, pour la période 
2006 à 2010 en ce qui concerne les maisons, 
l’écart‑type du taux d’évolution annuel est 
de 5.90 % pour l’INI et 5.58 % pour l’in‑
dice « périodes adjacentes ». Cependant, la 
méthode n’explique pas l’écart entre l’INI et 
l’IPLN observé pendant la période de crise 
entre T4_2008 et T1_2010.

Figure III
Taux de croissance annuel des indices de prix des logements neufs (IPLN) et anciens(INI) entre 2006  
et 2015
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Source : bases de données ECLN, BIEN et Perval (cf. tableau 2) ; calculs des auteurs.
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Figure IV
Maisons anciennes : indice sur « périodes adjacentes » et indice INI, de T1_2006 à T4_2010
A – Indices
Indice (2009 = 100) 
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Figure V
Appartements anciens : indice sur « périodes adjacentes » et indice INI, de T1_2006 à T4_2010
A – Indices
Indice (2009 = 100) 
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L’ajout à l’indice IPLN des maisons 
construites individuellement

Comme indiqué dans le tableau 1, le champ des 
indices est différent pour les logements neufs et 
anciens : l’IPLN ne couvre que les logements 
« individuels groupés » (IG) et les logements 
« collectifs » (Coll) alors que l’INI comprend 
également les maisons construites individuelle‑
ment (« individuel pur », IP). Pour obtenir un 
indice d’ensemble de logements neufs, nous 
utilisons une autre source riche de données : 
l’enquête EPTB17. Elle couvre les permis de 
construire des maisons individuelles (IP) et 
fournit les prix et caractéristiques des terrains 
(surface en m², s’ils ont été achetés ou non, date 
d’achat éventuel, indication de réalisation de tra‑
vaux, etc.). Elle fournit également le prix attendu  
de la construction et certaines caractéristiques 
de la maison : surface au sol, coordinateur prin‑
cipal des travaux, type de système de chauffage. 
Nous conservons 344 847 observations pour 
lesquelles des terrains situés en France métro‑
politaine ont été achetés entre 2006 et 201218, et 
dont la surface de la parcelle achetée est égale à 
celle enregistrée dans le permis de construire19. 
À partir de ces données, on calcule un indice de 
prix à qualité constante pour les maisons indivi‑
duelles neuves de type IP, avec la méthode sur 
périodes adjacentes.

Un indice de prix pour les maisons construites 
individuellement

Comme les données de l’EPTB sont plus riches 
que celles de l’ECLN, l’impact de la localisa‑
tion peut être pris en compte en estimant un 
modèle hédonique par région. Sont incluses 
les caractéristiques de la municipalité : littoral, 
estuaire, arrière‑pays littoral ou station de ski 
ou de montagne. Nous contrôlons également 
le type d’unité urbaine : si la commune est une 
seule unité urbaine, c’est une « ville isolée » ; 
si elle appartient à une unité urbaine consti‑
tuée de plusieurs communes, c’est alors soit 
un « centre‑ville », soit une « banlieue »20 ; les 
communes en dehors des unités urbaines sont 
dites « rurales ». On ajoute enfin la distance à 
vol d’oiseau en kilomètres entre la commune 
du terrain acheté et le centre urbain le plus 
proche21. En outre, les différences de qualité 
entre les maisons sont prises en compte en ajou‑
tant des indicatrices pour les caractéristiques de 
la construction. Le modèle hédonique (3), uti‑
lisé pour chacune des 21 régions r, est le suivant 
(en omettant l’indice de la région) :
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(3)

où, pour l’observation de la parcelle i en 
l’année a :

 - p _ Vi,a est la valeur du logement, la somme 
du prix du terrain et du prix de la construction ;

 - s _ Li,a est la surface en m² de la parcelle ;1718192021

 - shoni,a est la surface en m² de la maison22 ;

 - disti,a est la distance au centre urbain le plus 
proche ;

 - Ii,a,1,…, Ii,a,k ,…, Ii,a,K est un vecteur de K indi‑
catrices des caractéristiques du terrain et de la 
construction : les mêmes indicatrices géogra‑
phiques que décrites plus haut, auxquelles on 
ajoute si le terrain a été viabilisé, le type de 
terrain et s’il a été acheté par un intermédiaire 
ou non, le degré de finition de l’ouvrage (tota‑
lement fini, prêt à décorer, uniquement « clos 
et couvert »), le mode de chauffage (gaz, élec‑
tricité, énergies renouvelables, etc.), le type de 
constructeur (architecte, promoteur, artisan, 
auto‑construction, autres) ;

 - DA est l’indicatrice de l’année A.

À partir des modèles, on calcule pour chacune 
des 21 régions r un indice annuel des prix à 
qualité constante pour l’année A, 100 = A – 1, 
I _ Vr,A / A–1 :

I Vr A A A r_ exp *, / ,− = ( )1 100δ ,

où δ A r,  est l’estimateur MCO de δA r, .

17. L’enquête sur le prix des terrains à Bâtir réalisée annuellement par le 
ministère de la Transition écologique et solidaire. 
18. Hors Corse, comme pour l’indice des logements neufs.
19. La surface enregistrée est la superficie totale de la parcelle 
(rez‑de‑chaussée + jardins et dépendances). Nous excluons les 4.6 % de 
cas où l’individu n’achète qu’une extension de parcelle qui était déjà en sa 
possession, et les 5.2 % de cas où il achète une parcelle importante, puis 
la divise et n’en utilise qu’une partie pour construire. Dans ce cas, le prix 
moyen par mètre carré peut être inférieur car seule une partie du terrain 
acheté peut avoir un permis de construire, le reste correspondant à des 
terres agricoles par exemple.
20. Les définitions sont disponibles sur : http://www.insee.fr/en/methodes/
default.asp?page=definitions/ville‑centre‑et‑banlieue.htm.
21. Le centre urbain (pôle) est une unité urbaine offrant au moins 
10 000 emplois et non située en bordure d’un autre centre urbain. La bor‑
dure d’une agglomération urbaine couvre toutes les communes de l’agglo‑
mération à l’exclusion de son centre urbain.
22. La surface des sols (GFA) a remplacé la surface hors œuvre nette 
(SHON) le 1er mars 2012.
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L’indice de l’année A au niveau national  
(100 = A – 1), I _ VA / A – 1 est la moyenne pondé‑
rée des 21 indices régionaux :

I V w V I VA A r A r A A
r

_ _ * _/ , , /− − −
=

= ∑1 1 1
1

21

,

où w _ Vr,A – 1 est la part des dépenses pour les 
maisons individuelles de la région r l’année  
A – 1 (cf. annexe 1). Cet indice est chaîné pour 
obtenir un indice de prix annuel national pour 
les maisons neuves construites individuelle‑
ment de l’année A, 100 = 2006, ∀ A = 2007, …, 
2012 :
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Un indice de prix pour l’ensemble  
des logements neufs 

L’indice des maisons construites individuelle‑
ment est ensuite ajouté à l’indice officiel actuel 
IPLN pour obtenir un indice de prix global 
pour les logements neufs, comprenant les types 
IP, IG et Coll, que nous appelons IPLN++. Il 
est calculé pour chaque année. Sur la période 

pour laquelle la comparaison est possible, l’in‑
dice IPLN et l’indice global des prix IPLN++ 
sont extrêmement proches (figures VI et VII). 
L’extension du champ d’application de l’in‑
dice des prix des logements neufs aux mai‑
sons construites individuellement ne le modifie 
pas de manière significative. L’indice global 
IPLN++ ne se rapproche pas de l’indice INI. 
L’écart augmente même légèrement : l’écart 
absolu moyen des taux de croissance annuels 
des deux indices est désormais de 2.0 % alors 
qu’il était de 1.8 % avec l’indice IPLN.

L’effet de la différence de méthodologie étant 
maintenant exclu, nous supposons que les diffé‑
rences d’évolution des prix des logements neufs 
et anciens proviennent de différences plus pro‑
fondes entre les deux marchés. Les logements 
neufs ne sont pas situés dans les mêmes zones 
que les logements anciens ; ils sont en effet 
principalement construits à la périphérie des 
villes, où les terrains sont disponibles et moins 
chers. Cela conduit à considérer le prix d’un 
logement comme composé de deux parties, le 
prix du bâti et celui du terrain, et à introduire 
la notion de part du foncier, mesurée comme la 
part du terrain dans la valeur du logement. Deux 
types d’exercices sont alors réalisés. Le premier 
s’appuie sur les informations géographiques 

Figure VI
L’indice de prix INI, l’indice de prix IPLN et l’indice de prix étendu IPLN++ 
Indice (2006 = 100) 
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limitées fournies par les données utilisées pour 
calculer les deux indices, INI et IPLN. La dis‑
tance au centre‑ville n’est pas connue, seule 
l’est la commune. Nous calculons l’évolution 
d’un indice de prix des logements anciens pour 
les logements situés dans les mêmes communes 
que ceux nouvellement construits. La différence 
d’évolution des deux indices est quelque peu 
réduite mais non éliminée. Deuxièmement, en 
se basant sur l’enquête EPTB, des indices de 
prix sont calculés séparément pour les terrains 
et les constructions. Les prix des logements 
anciens semblent être plus influencés par les 
prix des terrains que par les prix des construc‑
tions. À l’inverse, les prix des logements neufs 
semblent être plus influencés par les coûts de 
construction. Néanmoins, l’évolution de l’in‑
dice des prix du bâti semble également sensible 
à l’évolution générale des prix des terrains.

Autres explications possibles :  
le bâti sur le terrain

À mesure que les nouvelles constructions vieil‑
lissent, la qualité du bâti décline tandis que 

la qualité des terrains peut rester constante, 
s’améliorer (si, par exemple, de nouveaux ser‑
vices publics, des industries ou des transports 
émergent ou se développent dans la région) ou 
décliner (si de nouvelles sources de pollution, 
de congestion ou de bruit apparaissent, ou si 
des industries disparaissent, ou sous l’effet du 
changement climatique). En fonction des taux 
de dépréciation du bâti et de l’évolution de la 
qualité du terrain, la valeur des logements exis‑
tants diminuera ou augmentera. L’offre et la 
demande jouent un rôle, de même que l’entre‑
tien ou l’amélioration de la construction.

Séparer le bâti du foncier 

Nous partons de l’idée23 qu’au moment t, la 
valeur totale d’un nouveau logement, V, peut 
être séparée en valeur du terrain, L, et valeur du 
bâti, la structure S :

Vt= Lt+ St (4)

23. Inspirée entre autres par Bostic et al. (2007), Diewert (2011), Davis 
and Heathcote (2007), Davis and Palumbo (2008), Diewert et al. (2015).

Figure VII
Taux de croissance de l’indice de prix INI, de l’indice de prix IPLN et de l’indice de prix étendu IPLN++
(%) 
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Les variables gL, gS, et gV représentent res‑
pectivement la variation en pourcentage (par 
exemple entre t et t + 1) de la valeur du terrain, 
de la construction et de la valeur totale du loge‑
ment. Avec ces taux d’appréciation ou de dépré‑
ciation, la valeur du même bien à la date t + 1 
peut s’exprimer de deux manières :

Vt +1= Vt (1 + gv)

et

Vt +1= Lt (1 + gL)+ S t (1 + gS),

avec gS < 0 si la structure se déprécie dans le 
temps et le signe de gL fonction de l’évolution 
de la valeur foncière.

Lt (1 + gv) + St (1 + gv) = Lt (1 + gL) + St (1 + gS)

Lt (gv – gL) + St (gv – gS) = 0 

gv (Lt + St) = gS St + gL Lt + gs Lt – gs Lt

gv (Lt + St) = gS (Lt + St) + Lt (gL – gs)

gv= gS + (gL – gS) (Lt / Lt + St)

Si on définit αt la part du terrain (ou poids du 
foncier), comme αt = Lt / Lt+ St (0 < αt < 1), on 
peut écrire : 

gv= αt gL+ (1 – αt ) gS  (5)

De cette décomposition mécanique, nous tirons 
deux hypothèses H1 et H2.

La part du terrain, c’est‑à‑dire la contribution du 
terrain à la valeur du logement, augmente (dimi‑
nue) dans le temps dès que gL > gS (gS > gL). Il 
est facile de démontrer que :

αt+1 = Lt+1 / (Lt+1 + St+1)  
=  Lt (1 + gL) / [Lt (1 + gL) + St (1 + gS)]

αt+1 > Lt / (Lt + St ) si gL > gS.

La part du terrain d’une nouvelle maison aug‑
mente au fil du temps si la construction se 
déprécie. D’où notre première hypothèse.

H1 : à localisation donnée, la part du terrain 
dans la valeur des maisons anciennes sera plus 
élevée que dans celle des maisons neuves si 
la construction se déprécie plus ou s’apprécie 
moins que les terrains.

Les logements neufs ne sont pas situés dans 
les mêmes zones que les logements anciens, 

ils sont principalement construits à la péri‑
phérie des villes, où le terrain est moins cher.  
Ceci entraînerait :

H1bis : en général, le poids du foncier sera plus 
faible pour les logements neufs que pour les 
logements anciens.

Pour un taux donné de dépréciation net gS et 
pour le même gL, le poids du foncier influencera 
l’évolution de la valeur du logement.

L’équation (5) montre que l’évolution de 
la valeur du logement entre t et t + 1 est la 
moyenne pondérée de l’évolution de la valeur 
du terrain et de celle du bâti, avec des pondéra‑
tions fonction de la part du terrain dans la valeur 
totale du logement à la période t. Si on différen‑
cie dgv / dαt= gL – gS, la différence est positive 
(resp. négative) lorsque gL > gS (resp. gL < gS). 

H2 : les indices de prix des logements anciens, 
avec un poids du foncier plus élevé, seraient 
plus volatils que ceux des logements neufs24. 
Ceci semble être le cas au tournant de 2009 
lorsque l’on compare les indices INI et IPLN. 
Ensuite, le choc de la demande semble affecter 
davantage les valeurs foncières que la valeur de 
la construction.

Si on garde en tête que, pour les propriétaires 
occupants, le logement est à la fois un bien de 
consommation et un investissement, une inter‑
prétation économique se dessine : la valeur du 
foncier reflèterait plutôt la dimension « inves‑
tissement » du bien immobilier, tandis que la 
valeur du bâti reflèterait davantage la dimen‑
sion « consommation ». En période de boom, 
et encore plus en cas de bulle des prix, les prix 
des terrains changeraient plus vite que les prix 
des constructions. En période de récession, la 
dimension « consommation » des logements ne 
change pas, le nombre de transactions diminue, 
et la dimension « investissement », reflétée dans 
les prix des terrains, diminue davantage, les prix 
des terrains absorbant davantage les chocs que 
la construction.

Pour tester ces idées, nous menons deux types 
d’exercices. Le premier considère l’emplace‑
ment différent des logements neufs et anciens. 
Les données ne fournissent pas la distance 
au centre‑ville, mais seulement la commune. 
Cependant, le grand nombre de communes en 

24. Davis et Palumbo (2008) écrivent : « La volatilité est probablement 
une fonction croissante de la part du terrain dans la valeur du logement. »
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France rend cette caractéristique plus infor‑
mative que dans un pays qui compterait moins 
d’unités mais de taille plus conséquente. Le pre‑
mier exercice consiste à calculer un indice de 
prix pour les logements anciens situés dans les 
mêmes communes que les logements neufs. Le 
second exercice consistera à calculer des indices 
séparés pour les terrains et la construction en se 
basant sur les données de l’enquête EPTB.

La localisation différente du neuf  
et de l’ancien n’explique qu’une partie  
de la différence entre les indices

Pour corriger autant que possible les différences 
de localisation des logements neufs par rapport 
aux logements anciens quand les localisations 
précises ne sont pas connues, les transactions 
de logements anciens ont été ré‑échantillonnées 
pour reproduire les localisations des logements 
neufs. Plus précisément, des « clones géogra‑
phiques » des logements neufs ont été créés en 
tirant un sous‑échantillon de transactions de 
logements anciens dans les mêmes communes 
que les nouvelles constructions. La seule diffé‑
rence entre ces « clones » et la base de données 
originelle est alors la distribution des logements 
par commune. Ainsi, les calculs d’indices 
menés avec la même méthodologie (modèle 
hédonique sur deux périodes adjacentes) sur ces 
deux échantillons devraient permettre d’évaluer 
si la différence de localisation des logements 
neufs et anciens peut expliquer les différences 
entre les évolutions de leurs prix.

Pour cet exercice, les maisons et les apparte‑
ments sont séparés, d’où un nouveau calcul de 
l’indice IPLN séparant maisons et appartements. 
La méthode est détaillée en annexe 2. On se 
concentre ici sur les taux de croissance annuels 
de trois indices. Deux sont calculés pour les 
maisons anciennes (ou appartements anciens) : 
les indices « clone » et « périodes adjacentes » ; 
le troisième est l’indice IPLN, en séparant éga‑
lement maisons et appartements (tableau 3).

Les trois taux de croissance annuels, ainsi que 
l’intervalle de confiance à deux écarts-types du 
taux de croissance annuel de l’indice « clone » 
pour les maisons, sont représentés dans la 
figure VIII. De 2006 à 2010, la différence en 
valeur absolue entre le taux de croissance de 
l’indice du « clone » géographique et celui 
des maisons neuves est en moyenne près de 
1.6 fois plus faible que l’écart entre le taux de 
croissance de l’indice « périodes adjacentes » 
pour les maisons anciennes et celui de l’indice 
des maisons neuves (2.22 contre 3.65 points 
de pourcentage). La baisse en période de crise 
est plus faible là où les « clones » sont situés. 
Ainsi, la différence dans les distributions com‑
munales des maisons neuves et anciennes 
semble expliquer une partie de l’écart entre 
l’indice « périodes adjacentes » pour les mai‑
sons anciennes et l’indice des maisons neuves 
entre 2006 et 2010. Cela doit toutefois être 
relativisé, car le taux de croissance moyen de 
l’indice des prix des maisons neuves (1.86 %) 
se situe dans l’intervalle de confiance à deux 
écarts‑types du taux de croissance de l’indice 
des prix « clone » [0.81 % ; 1.95 %], et celui 
de l’indice des prix « périodes adjacentes » des 
maisons anciennes est très proche de la borne  
inférieure (0.78 %).

Les résultats pour les appartements montrent 
un impact de la localisation encore plus faible, 
ce qui semble plausible car les nouveaux 
appartements sont construits dans des zones 
plus denses, donc dans des localisations plus 
semblables à celles des appartements anciens 
(annexe 2).

Nous concluons qu’entre 2006 et 2010, les dif‑
férences de localisation des communes ont une 
influence négligeable en 2007 et 2010 et que, 
même en 2008 et 2009, elles n’expliquent pas 
totalement la différence d’évolution des deux 
indices. Il faut souligner que la correction de la 
localisation des communes ne tient pas compte 
des différences de répartition géographique 
au sein d’une commune. Cette différence est 

Tableau 3
Les méthodes et les échantillons utilisés pour calculer les trois indices

Indice Méthode Échantillon

Indice « clones »
Modèle hédonique à 
indicatrice temporelle 
sur deux périodes 
adjacentes

Logements anciens (issus des bases de données notariales) « clones » 
géographiques des logements neufs (issus de la base de donnée ECLN)

Indice « périodes adjacentes » pour 
les logements anciens Tous les logements anciens utilisés pour calculer l’Indice Notaires‑Insee

Indice des prix des logements 
neufs (IPLN) Logements neufs inclus dans la base de données ECLN
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probablement importante en raison de l’empla‑
cement des terrains disponibles. Si cela avait pu 
être pris en compte, la correction aurait pu être 
plus efficace. Cela nous amène à la prochaine 
étape de notre analyse.

Décomposer le prix de l’immobilier  
entre le prix du terrain et le prix du bâti

Notre deuxième exercice s’appuie sur l’en‑
quête EPTB et calcule des indices séparés pour 
les terrains (terrains à bâtir) et la construction 
de maisons neuves individuelles (« individuel 
pur »). Nous comparons tous les indices à un 
indice des coûts de construction, afin de mieux 
comprendre la dynamique des prix des loge‑
ments neufs.

Dans ce qui a été présenté ci‑dessus (voir la 
section « Séparer le bâti du foncier »), l’évolu‑
tion en valeur n’a pas été distinguée de l’évo‑
lution des prix. En d’autres termes, nous avons 
exclu des changements potentiels de qualité du 
logement25. Si nous considérons uniquement 

les maisons neuves à chaque date, nous pou‑
vons écrire formellement les mêmes équations 
que plus haut, mais à présent, gS représente 
l’évolution du coût de la nouvelle construction 
(de même qualité). L’équation (5) peut être 
interprétée comme donnant l’évolution d’une 
nouvelle maison de qualité constante, avec le 
signe de gS  dépendant de l’évolution du coût 
de la construction (pour une maison de qualité 
constante) dans le temps et celui de gL fonction 
de l’évolution du prix des terrains pour les nou‑
velles constructions. Comme plus haut, l’évo‑
lution du prix d’une nouvelle maison entre t et 
t + 1 est la moyenne pondérée de l’évolution du 
prix des terrains et du prix de la construction. La 
part foncière αt peut s’écrire comme suit : 25

αt = (gv – gS) / (gL – gS) (6)

Cette part peut être calculée à chaque date.

25. Nous sommes très reconnaissants à un rapporteur d’avoir souligné 
que nous avions négligé cette question délicate.

Figure VIII
Taux de croissance annuels des maisons neuves, des maisons anciennes « clones », et indice « périodes 
adjacentes » de 2006 à 2010
(%) 
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Note de lecture : pour l’indice « clones », les barres d’erreur sont égales à deux écarts-types. Plus l’indice « clones » est proche de l’indice des 
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Source : bases de données ECLN, BIEN et Perval (cf. tableau 2) ; calculs des auteurs.



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 201886

Il faut vérifier que 0 < αt < 1 pour la validité du 
calcul. On peut facilement démontrer que cette 
condition est remplie si et seulement si :

gS< gv< gL gL< gv< gS . (7)

Nous vérifions ci-dessous (figure IX) que les 
conditions (7) sont remplies pour les données 
en coupe successives de logements neufs.

Pour étudier la manière dont le prix d’un loge‑
ment se décompose en prix des terrains et prix 
de la construction, nous utilisons les données de 
l’enquête EPTB (voir ci‑dessus). Nous calcu‑
lons désormais deux indices ajustés pour la qua‑
lité : un indice des prix fonciers et un indice des 
prix de construction. La méthode sur périodes 
adjacentes est similaire à celle du nouvel indice 
des prix des maisons construites individuelle‑
ment (IPLN(IP)) calculé avec le modèle (3). 
Seules les variables d’emplacement et les carac‑
téristiques des terrains à bâtir sont utilisées pour 
l’indice des prix fonciers ; les caractéristiques 
des terrains à bâtir sont exclues de la spécifica‑
tion du modèle hédonique pour l’indice des prix 
de la construction, tandis que les caractéristiques 
des constructions sont incluses. Comme pour 
l’indice des maisons individuelles ci‑dessus, 

les modèles sont estimés au niveau régional. 
Les indices nationaux pour une année A corres‑
pondent à la moyenne pondérée des 21 indices 
régionaux, où les pondérations sont respective‑
ment les parts de dépenses pour les terrains et 
pour les constructions dans la région r durant 
l’année A – 1 (voir annexes 3 et 4). Ensuite, les 
indices sont chaînés pour obtenir des indices 
nationaux de prix annuels des terrains et des 
constructions entre 2006 et 2012.

Les évolutions annuelles des indices de prix des 
terrains et de prix des constructions sont sensi‑
blement similaires durant la période (figures IX 
et X). Cependant, l’évolution du prix des terrains 
est plus marquée à chaque date que celle du prix 
des constructions, sauf en 2010 suite à la crise. 
Par exemple, en 2007, la hausse est de 10.9 % 
pour les terrains, et seulement de 4.5 % pour la 
construction. En 2009, les prix de construction 
reculent peu (- 0.7%) lorsque les prix des ter‑
rains baissent de 3 %. En termes de volatilité, 
définie comme ci-dessus par l’écart-type des 
taux de variation annuels des indices de prix, 
les prix des terrains sont 2.5 fois plus volatils 
que les prix des constructions (4.34 % contre 
1.73 %). Oikarinen (2013) avait également 
constaté que les prix des terrains semblaient 

Figure IX
Indices de prix « nouveaux terrains » et « constructions neuves » pour les maisons neuves  
« construites individuellement » et IPLN(IP)
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plus volatils que les coûts de construction dans 
la métropole d’Helsinki entre 1988 et 2008.

Néanmoins, les évolutions des prix des construc‑
tions semblent plus proches qu’attendu de celles 
du prix des terrains. Cela peut être dû au fait que 
les caractéristiques de localisation de la maison 
ont été incluses dans le modèle hédonique des 
prix de construction. La raison d’une telle inclu‑
sion est que le coût de la construction peut varier 
en fonction de la localisation, par exemple de 
la distance avec les fournisseurs de matériaux. 
Les variables de localisation sont des proxys de 
cette variation. Pour tester la robustesse, nous 
avons retiré toutes les variables de localisation 
des modèles hédoniques de l’indice des prix de 
construction ; la baisse de l’indice des prix des 
constructions en 2009 demeure inchangée (non 
reporté). Comme l’ont noté Davis et Palumbo 
(2008, note de bas de page 18), il y a une cova‑
riance positive dans le temps entre les prix réels 
des terrains et les coûts de construction qui 
affecte également les prix de l’immobilier.

En utilisant (6) on calcule le poids du foncier 
estimé αt de l’évolution des prix des terrains, 

de la construction et des maisons (figure XI). 
Le poids du foncier augmente avant la crise 
de 2009 à bien plus de 50 % (+ 77.4 % entre 
2007 et 2008), ce que nous interprétons comme 
un signe de la bulle des prix imminente. En 
2007 et 2008 (et probablement sur les années 
précédentes, ce que nous ne pouvons malheu‑
reusement pas observer) l’évolution des prix 
des constructions est inférieure à celle des ter‑
rains (gS<gv<gL). Ensuite, la crise frappe et le 
prix des terrains résidentiels diminue de 3 %. 
Cependant, l’évolution des prix des construc‑
tions est aussi influencée par la crise, et ils dimi‑
nuent également en 2009, puis rebondissent en 
2010, avec pour résultat la hausse de la part 
estimée (ex‑post) des terrains en 2009. À la 
fin de la période, la part moyenne n’augmente 
pas beaucoup et reste autour de 31-32 % alors 
que l’estimation de α est de 36 % en 2010 et de 
43 % en 2011.

Les modèles hédoniques étant estimés dans 
chaque région, notre méthode permet égale‑
ment de calculer l’évolution de la part de terrain 
αt par région. Le pic de la part des terrains est 
particulièrement important en Île‑de‑France, 

Figure X 
Taux de croissance des indices de prix « nouveaux terrains » et « constructions neuves » pour les maisons 
neuves « construites individuellement », de l’IPLN(IP) et de la part nationale estimée des terrains
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Source : calculs des auteurs basés sur l’EPTB.
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atteignant 74 % en 2008. Il est de 56 %  
en Provence-Alpes-Côte d’Azur et de 52 % 
en Rhône-Alpes (figure XI). Ce sont les trois 
régions françaises les plus riches. L’éclatement 
de la bulle des prix des logements anciens a 
eu plus de conséquences dans ces régions: 
entre T4_2008 et T2_2009, les prix ont baissé 
de 7.8 % en Île-de-France et Rhône-Alpes,  
de 7.2 % en Provence-Alpes-Côte d’Azur et 
de 6.6 % seulement dans l’ensemble de la 
province. À l’inverse, aucune bulle n’appa‑
raît en Basse-Normandie. En fin de période, 
en 2011, la part des terrains est plus élevée en 
Provence‑Alpes‑Côte d’Azur – où elle continue 
de progresser après 2008 – qu’en Rhône-Alpes. 

Indice du prix des terrains  
et Indice Notaires‑Insee des logements 
anciens contre indice de prix  
des constructions et indice étendu  
des logements neufs 

Les quatre indices, c’est‑à‑dire l’indice « nou‑
veaux terrains », l’indice « constructions 

neuves », l’indice étendu de prix des logements 
neufs IPLN++ et l’indice INI pour les loge‑
ments anciens, ont des évolutions sensiblement 
similaires sur toute la période entre 2006 et 
2012 (figure XII). L’évolution de l’indice des 
prix des « nouveaux terrains » et celle de l’INI 
sont plus marquées et synchronisées au cours 
de la période d’éclatement de 2009, respective‑
ment - 3 % et - 6 %, que l’évolution des indices 
des prix des « constructions neuves » et l’indice 
étendu de prix des logements neufs (seulement 
- 1 %) (figure XIII). 

Ce qui entraîne en partie l’évolution du marché 
du logement, est la demande de localisation, 
c’est‑à‑dire la demande de terrain. Si la part des 
terrains sur lesquels se trouvent les logements 
existants est supérieure à la part des terrains 
sous les logements neufs, cela pourrait expliquer 
pourquoi les prix des terrains ont augmenté plus 
rapidement que les prix des constructions ces 
dernières années. Comme l’écrivait Oikarinen 
(2013) : « Étant donné que les prix des terrains 
semblent plus volatils que les coûts de construc‑
tion, on s’attend à ce qu’une plus grande part de 

Figure XI
Part estimée des « nouveaux terrains » dans les régions sélectionnées
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Figure XII
Indices « nouveaux terrains », « constructions neuves », IPLN++ et INI
Indice (2006 = 100) 
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Source : bases de données EPTB, ECLN, BIEN et Perval (cf. tableau 2) ; calculs des auteurs.

Figure XIII
Taux de croissance des indices « nouveaux terrains », « constructions neuves », IPLN++ et INI 
(%) 
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la composante foncière entraîne une plus grande 
volatilité des prix de l’immobilier. » Selon notre 
estimation, la volatilité du prix des terrains sur 
lesquels se trouvent les nouvelles maisons indi‑
viduelles est de plus du double de celle de la 
construction elle‑même. Cela contribue, selon 
nous, à la plus grande volatilité de l’indice de 
prix des logements anciens (INI) par rapport à 
l’indice IPLN (tableau 4).

On constate également que lorsque l’indice des 
prix fonciers est aux alentours de 123 en 2012, 
l’indice du prix des constructions est aux alen‑
tours de 115. Il peut sembler surprenant que 
l’indice du prix des constructions ait tellement 
augmenté sur une période de six ans. Cela pour‑
rait refléter l’absence de progrès de productivité 
dans la construction, ou, comme certains l’ont 
soutenu, une amélioration des salaires, tradi‑
tionnellement bas dans ce secteur. Il est égale‑
ment probable que la qualité des logements se 
soit améliorée et que cela ne soit pas pleinement 
pris en compte dans notre modèle hédonique 
en raison du manque d’informations détaillées 
sur les caractéristiques des logements. De nou‑
velles normes strictes de construction jouent 
également un rôle. Notons toutefois que notre 
indice du prix des constructions est très proche 
de l’indice du coût de construction (BT01), qui 
est supposé être un indice à qualité constante 
(cf. annexe 5).

La demande et l’offre de logements neufs

L’indice des prix des logements neufs est moins 
volatil que celui des logements anciens. Nous 
n’avons pas trouvé d’étude sur la volatilité rela‑
tive des indices des prix des logements neufs 
par rapport aux indices de logements anciens. 
Richmond et Roener (2012), sur données amé‑
ricaines, ont justement écrit le contraire de ce 
que nous trouvons : « Les fluctuations du prix 

des logements neufs sont connues pour être plus 
fortes que celles des logements anciens. » Ils ne 
fournissent pas de référence. La volatilité peut 
être liée à la variabilité des nouveaux investisse‑
ments immobiliers. Pour Topel et Rosen (1988), 
l’élasticité prix à court terme de l’offre de mai‑
sons individuelles est inférieure à l’élasticité à 
long terme, qui atteint 3, et les deux élasticités 
convergent rapidement. La faible volatilité en 
France impliquerait un cycle de construction 
plus long et beaucoup moins réactif aux prix 
qu’aux États‑Unis. 

Nous rapprochons la variation des prix de celle 
du nombre de ventes, en nous appuyant sur les 
chiffres annuels des ventes et des constructions 
car les chiffres trimestriels ne sont pas dispo‑
nibles. La figure XIV présente le nombre estimé 
de ventes de logements anciens et le compare au 
nombre total de constructions neuves, séparé‑
ment pour les logements du secteur privé (défi‑
nis comme ceux vendus au prix du marché) et 
pour les autres logements (logements sociaux, 
non vendus ou vendus en dessous du prix du 
marché grâce à diverses subventions). Calculer 
ces chiffres n’est pas aisé, car le logement social 
est de plus en plus construit en VEFA (vente en 
l’état futur d’achèvement) par des promoteurs 
privés qui vendent à prix réduit aux organismes 
de logement social (HLM) ou à des acheteurs 
individuels à faible revenu. Comme dans le 
tableau 1, nous combinons les informations des 
permis de construire (logements commencés) 
fournies par Sit@del2 avec celles des opéra‑
tions subventionnées de la CDC (2015) sur le 
nombre de logements sociaux produits.

Plus que le nombre exact de logements 
construits, ce sont les tendances divergentes 
de la construction de logements pour le mar‑
ché privé et le marché non privé qui sont inté‑
ressantes ici. En 2008, le nombre de ventes de 
logements anciens a diminué de 17 % quand 

Tableau 4
Volatilité des différents indices des prix de divers types de logements entre 2007 et 2012 

Indice Volatilité 2007-2012 (%)

INI 4.77

« Nouveaux terrains » 4.34

IPLN(IP) 2.65

IPLN++ 2.28

IPLN 2.22

« Constructions neuves » 1.73
Remarque : la volatilité est définie comme l’écart‑type des taux annuels d’évolution des indices de prix.
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Figure XIV
Nombre de nouvelles constructions pour le marché privé et non privé et de ventes  
de logements anciens
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Note de lecture : alors que les nouvelles constructions de logements pour le marché privé (ligne, échelle de droite) ont diminué en 2008 et 2009, 
de même que le nombre de ventes de logements anciens (barres, échelle de gauche – les chiffres sont divisés par 2 pour des raisons d’espace), 
la construction du secteur subventionné (ligne, échelle de gauche) a augmenté. 
Source : SOeS, Enquête sur le parc locatif social (EPLS), Répertoire des logements locatifs des robots sociaux (RPLS).

l’évolution des prix a commencé à ralentir ; le 
nombre de logements construits pour le marché 
privé a également nettement diminué (- 24 %) 
mais le nombre de constructions neuves finan‑
cées par le secteur public a augmenté de 16 % 
(et 25 % en incluant les VEFA). L’évolution des 
prix des logements neufs a moins ralenti que 
celle des logements anciens. En 2009, année de 
crise, lorsque les prix des logements anciens ont 
baissé de 9 % en rythme annuel au 2e trimestre, 
le nombre de ventes de logements anciens a 
diminué (- 12 %), le nombre de logements 
construits pour le marché privé a également 
diminué (- 24 %) ; le nombre de constructions 
neuves financées par le secteur public a forte‑
ment augmenté (+ 22 %, + 27 % y compris les 
VEFA) et il a encore augmenté en 2010 (cf. 
figure XIV). Ce mouvement contracyclique de 
la construction subventionnée ne compense pas 
la baisse globale, puisque les logements finan‑
cés par l’État ne représentent que 18 % des 
constructions neuves (cf. tableau 1). Cependant, 
la demande plutôt soutenue de logements neufs 
a peut-être contribué à maintenir leurs prix : 
un élément d’explication pourrait être que 
les constructeurs, depuis la loi SRU de 2000, 

doivent inclure un certain pourcentage de loge‑
ments subventionnés dans les nouveaux projets, 
de sorte que le prix auquel ils peuvent vendre un 
logement sur le marché subventionné influence 
le prix sur le marché privé. Cela pourrait contri‑
buer à expliquer la baisse plus modérée des prix 
des logements neufs par rapport aux prix des 
logements anciens pendant la crise26. 

Un autre facteur explicatif potentiel de l’évolu‑
tion des prix des logements neufs est la nouvelle 
incitation fiscale à investir dans l’achat destiné 
à la location, créée en 2009 avec le dispositif 
Scellier27. Contrairement aux anciens dispositifs 
du même type (connus sous le nom de Robien, 
Borloo et Périssol, du nom de leurs promoteurs), 
le dispositif Scellier était concentré sur les loge‑
ments neufs, avec l’objectif explicite de pro‑
mouvoir la construction et d’augmenter l’offre 
de logements. Il a pris fin en 2012. En 2009 le 
Scellier représente deux tiers de la construction 
de logements neufs (Rapport de la Commission 

26. Le développement de ce sujet intéressant est laissé à la recherche 
future.
27. Nous remercions un rapporteur pour sa suggestion.



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 201892

des finances28) et 70 % en 2010. Toutefois, nous 
n’avons connaissance d’aucune étude de son 
effet net sur la construction de logements par 
rapport aux anciens dispositifs29. Ces dispositifs 
ont eu des effets sur les prix (Bono & Trannoy, 
2012), et pourraient avoir contribué à limiter la 
baisse des prix des logements neufs observée en 
2009. Conclure en termes de causalité dépasse 
toutefois le cadre du présent article. 

De nombreux acheteurs de logements sont éga‑
lement vendeurs de leur ancien logement. Cela 
explique que la demande de logements et les prix 
évoluent dans le même sens. Ceci suggère une 
autre explication, non exclusive, de l’évolution 
plus modérée des prix des logements neufs par 
rapport aux prix des logements anciens. Les pro‑
priétaires qui veulent déménager ont tendance à 
attendre pendant les périodes de baisse des prix 
en raison des contraintes d’apport personnel 
ou d’aversion pour la perte (Stein, 1995). Ceci 
explique en partie la forte baisse du nombre de 
ventes de logements anciens en 2009, en ligne 
avec la baisse des prix. Les constructeurs de 
logements neufs ne peuvent pas se permettre de 
baisser leurs prix, et les acheteurs de logements 
neufs sont plus souvent des primo‑accédants 
que des propriétaires. Ils sont moins influencés 
par la baisse des prix des logements existants 
et peuvent avoir convenu du prix au moment 
où la construction a démarré. En effet, selon 
l’enquête Logement 2013 (Insee), 61 % de ceux 
qui ont récemment acheté un logement neuf30 
étaient primo-accédants (39 % possédaient déjà 
leur maison), alors qu’ils n’étaient que 52 % 
dans ce cas parmi ceux ayant acheté un loge‑
ment ancien (et 48 % déjà propriétaires). Les 
primo‑accédants sont plus susceptibles d’ache‑
ter des logements neufs que les acheteurs qui 
possédaient déjà un logement (32.5 % contre 
29.2 %, cf. Insee, 2017, p. 117). Par conséquent, 
les acheteurs de logements neufs pourraient être 
moins susceptibles que les acheteurs de loge‑
ments anciens d’attendre une période de baisse 
des prix pour leur achat, car ils ne souffrent pas 
de la baisse du prix de leur propre logement. 
Pour eux, l’achat peut être une opération à plus 
long terme. Cela peut contribuer à expliquer la 
réaction plus modérée des prix de l’immobilier 
neuf par rapport aux logements anciens.

Pour résumer, pendant les années de crise 
(2008-2009), la baisse relative du nombre de 
constructions a été plus importante que celle du 
nombre de ventes de logements anciens, mais 
le choc de prix a été plus faible. Cependant, 
parmi les logements neufs, le nombre de loge‑
ments construits dans le cadre de financements 

publics a augmenté, surtout pendant les années 
de crise. Ceci, associé à des dispositifs de poli‑
tiques publiques soutenant la construction de 
logements neufs et au comportement des ache‑
teurs et des promoteurs, pourrait avoir atténué 
le choc de demande, limitant ainsi la baisse des 
prix. En d’autres termes, les différentes carac‑
téristiques des marchés des logements neufs et 
anciens peuvent expliquer la moindre sensibi‑
lité des prix des logements neufs à la récession 
ainsi que leur moindre volatilité globale. 282930

*  * 
*

La motivation initiale de cet article était de 
rechercher des raisons pour lesquelles les évo‑
lutions des prix des logements neufs et anciens 
pouvaient être différentes, et plus précisément, 
en France, pourquoi il y a une différence d’évo‑
lution entre l’indice IPLN pour les logements 
neufs et l’Indice Notaires‑Insee (INI) pour les 
logements anciens, le second étant plus vola‑
tile que le premier. Deux premières sources de 
différences ont été explorées. Premièrement, 
l’indice de prix hédonique INI a été recalculé 
avec la méthode à indicatrices temporelles 
sur périodes adjacentes de l’indice IPLN. La 
différence représente 1 à 2 points de taux de 
croissance, moins que la différence à expliquer 
(2.4 points sur la période 2006-2015), surtout 
au tournant de 2009. Deuxièmement, nous 
avons étendu le champ d’application de l’indice 
IPLN en le complétant par un indice pour les 
maisons construites individuellement (« indivi‑
duel pur »), qui représentent environ 39 % des 
nouvelles constructions pour le marché privé ; 
en utilisant les données de l’EPTB sur les mai‑
sons construites individuellement sur des par‑
celles achetées séparément, nous calculons un 
indice de prix étendu alternatif IPLN++ com‑
prenant justement ces maisons construites de 
manière individuelle. Ce nouvel indice étendu  
n’est pas apparu très différent de l’indice  
IPLN actuel.

Nous avons ensuite examiné d’autres sources de 
différences sur les marchés des logements anciens 
et des logements neufs. Les logements neufs  
sont principalement construits à la périphérie 

28. http://www.assemblee‑nationale.fr/13/rap‑info/i3631.asp. Cité par 
Levasseur (2011).
29. Grislain‑Letrémy et Trevien (2016) concluent à une absence d’effet de 
la subvention des loyers aux locataires sur l’offre locative.
30. Défini ici comme une maison construite il y a moins de 5 ans.
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des villes, où les terrains sont disponibles et 
moins chers, tandis que les logements anciens 
sont plus proches des centres‑ville. La décom‑
position de la valeur d’un logement entre terrain 
et bâti montre que l’évolution du prix d’un loge‑
ment, qu’il soit neuf ou ancien, est la somme 
pondérée de l’évolution des prix du terrain et de 
la construction, où les pondérations sont fonc‑
tion de la part du terrain dans la valeur totale du 
bien. Cette part dans la valeur du logement, le 
poids du foncier, est plus faible pour les loge‑
ments neufs que pour les logements anciens. 
Lorsque le bâti se déprécie au fil du temps, cela 
pourrait influencer l’évolution des prix. Nous 
montrons que plus le poids du foncier est élevé, 
plus la volatilité de l’indice est élevée. Ceci 
expliquerait ce que l’on observe sur les données 
françaises : les indices de prix des logements 
anciens, avec un poids du foncier plus élevé, 
sont plus volatiles que les indices de prix des 
logements neufs.

La décomposition a conduit à deux exercices. 
Nous avons calculé un indice de prix pour les 
logements anciens situés dans les mêmes com‑
munes que les logements neufs. Cela réduit, 
mais sans l’éliminer, la différence entre les 

évolutions des deux indices. Ensuite, nous 
avons calculé des indices de prix séparés pour 
les terrains et les constructions. Les prix des 
terrains et les indices de prix des logements 
anciens semblent évoluer de façon très simi‑
laire, et leurs volatilités sont proches. Le prix 
des constructions influence davantage le prix 
des logements neufs. Mais les prix des construc‑
tions ont aussi réagi aux chocs de demande pen‑
dant la crise. Un résultat du calcul fournit des 
parts du foncier et leur évolution dans le temps. 
Elles ont augmenté avant la crise, en particulier 
dans les régions les plus riches où la demande  
était élevée.

Pour revenir aux différences de volatilité des 
deux indices, particulièrement importantes pen‑
dant la crise de 2008-2009, les séries de ventes 
et de constructions suggèrent que le mouvement 
contracyclique de construction de logements 
sociaux aurait pu contribuer à soutenir les prix 
des logements neufs et expliquer leur moindre 
volatilité. Ces résultats appellent clairement 
d’autres travaux sur les différences entre les mar‑
chés des logements neufs et anciens, pour mieux 
comprendre pourquoi les prix des premiers 
seraient moins réactifs que ceux des seconds. 
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ANNEXE 1 ___________________________________________________________________________________

Pondération du nouvel indice IPLN(IP) des maisons construites individuellement 

w VA
r_ −1 est la part (en %) de dépenses pour les constructions de maisons individuelles de la région r dans le total des dépenses de l’année A – 1 : 

w V
p V

p V
A
r

i A
i

nb obs A r

i A
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_
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=
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1
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1
1

1
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∑
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(En %)

Région 2006-2007 2008 2009 2010 2011 2012 Moyenne

ÎLE-DE-FRANCE 8.95 7.97 8.12 6.23 3.54 4.43 6.88

CHAMPAGNE-ARDENNE 2.55 2.53 2.74 2.51 1.81 1.67 2.34

PICARDIE 2.52 2.34 2.13 2.90 2.81 3.16 2.63

HAUTE-NORMANDIE 2.84 3.13 2.73 3.32 3.67 3.70 3.17

CENTRE 4.38 4.24 3.96 4.81 5.39 4.56 4.53

BASSE-NORMANDIE 3.10 3.37 3.22 3.22 3.42 3.65 3.30

BOURGOGNE 2.24 2.44 2.01 2.38 2.22 2.45 2.28

NORD-PAS-DE-CALAIS 3.91 4.01 3.46 3.55 3.72 3.92 3.78

LORRAINE 3.04 2.74 2.45 2.66 2.76 2.87 2.79

ALSACE 2.63 2.75 3.10 2.44 1.68 2.00 2.46

FRANCHE-COMTÉ 2.17 2.11 1.99 2.06 2.67 2.34 2.22

PAYS DE LA LOIRE 13.24 12.45 13.96 13.12 12.48 11.26 12.82

BRETAGNE 8.87 8.12 8.19 8.50 9.77 9.91 8.89

POITOU-CHARENTES 4.07 6.76 8.03 6.17 5.05 4.62 5.54

AQUITAINE 6.12 6.15 6.49 6.85 7.86 7.70 6.75

MIDI-PYRÉNÉES 5.86 5.45 5.25 5.57 7.02 6.53 5.93

LIMOUSIN 1.22 1.33 1.19 1.26 1.36 1.37 1.28

RHÔNE-ALPES 9.37 9.94 10.26 9.89 11.09 11.49 10.20

AUVERGNE 2.19 2.21 2.40 2.41 2.44 2.47 2.33

LANGUEDOC-ROUSSILLON 5.22 4.91 4.58 5.59 5.44 5.25 5.17

PROVENCE-ALPES-CÔTE D’AZUR 5.53 5.03 3.75 4.57 3.80 4.67 4.70

Ensemble 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00

Note : les années 2006 et 2007 ont la même pondération car 2006 est la première année pour laquelle des données sont disponibles.
Source : EPTB ; calculs des auteurs.
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La base de données de « clones » est constituée de la manière sui-
vante. Le nombre de transactions de logements neufs dans l’ECLN et 
le nombre de transactions de logements anciens dans les bases de 
données notariales sont calculés pour chaque triplet [année (au lieu 
de trimestre pour avoir suffisamment d’observations) – type de loge-
ment (mais seulement du type « individuel groupé » dans l’ECLN, ou 
appartements) – commune (arrondissement pour Paris, Marseille et 
Lyon)] sur la période T1_2006 - T4_2010. 

Seuls les triplets pour lesquels des ventes de logements neufs et 
anciens existent sont conservés. Nous négligeons ainsi 6 % des loge-
ments neufs vendus sur la période, c’est-à-dire qu’aucun logement 
ancien « clone » n’est vendu. Pour vérifier l’effet de la sélection des 
triplets non manquants, nous calculons l’indice en laissant de côté ces 
6 %. L’indice annuel ne diffère pas de plus de 0.6 points d’indice sur la 
période. Ensuite, pour chaque triplet, un échantillon de « clones » de 
logements neufs est tiré aléatoirement (avec remise) parmi les loge-
ments anciens correspondants. Cette population « clone » a la même 
distribution communale que les logements neufs. Pour chaque triplet 
[année - type de logement - commune], le nombre de « clones » est 
égal au nombre de logements neufs. Un indice pour la population 
des « clones » est calculé sur la période 2006 à 2010 en utilisant le 
même modèle hédonique à périodes adjacentes que celui utilisé pour 

les logements neufs. Pour obtenir une meilleure estimation du taux 
de croissance annuel de l’indice « clones », 50 échantillons différents 
de logements « clones » sont prélevés. Ainsi, nous nous concentrons 
sur la moyenne et l’écart-type des taux de croissance annuels de 
50 indices  « clones ».  Cependant,  pour  simplifier,  nous  parlons  de 
l’indice « clones ». Deux indices sont calculés : un pour les maisons 
« clones », un autre pour les appartements « clones ». L’année est 
désormais l’unité élémentaire du temps.

Nous nous concentrons, pour les maisons et les appartements, sur 
les taux de croissance annuels des trois indices suivants :  l’indice 
« clones », l’indice « périodes adjacentes des prix des logements 
anciens » et l’indice des prix des logements neufs (séparément pour 
les maisons et les appartements) (cf. tableau 3). 

Pour les appartements, le taux de croissance de l’indice « clones » 
est très proche de celui de l’indice « périodes adjacentes ». La 
différence en valeur absolue entre les taux de croissance annuels 
de ces deux indices est en moyenne inférieure à 0.70 points sur 
la période 2006‑2010 (0.68 points, figure A2.I). Si l’on met de côté 
l’année 2009, l’écart est inférieur à 0.50 points de pourcentage, 
même si, encore une fois, l’année de crise est moins marquée pour 
les « clones ». 

ANNEXE 2 ___________________________________________________________________________________

CONSTRUCTION DES INDICES DE PRIX DES « CLONES GÉOGRAPHIQUES »  
DE LOGEMENTS ANCIENS

Figure A2.I 
Taux de croissance annuels des indices « appartements neufs », nouveaux appartements « clones »  
et « périodes adjacentes », 2006‑2010
(%) 
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Note : pour l’indice « clones », les barres d’erreur sont égales à deux écarts-types.
Note de lecture : plus l’indice « clones » est proche de l’indice des appartements neufs, plus la différence dans les distributions par commune des 
appartements neufs et anciens peut expliquer l’écart entre l’indice des appartements anciens et l’indice des appartements neufs.
Source : bases de données ECLN, BIEN et Perval (cf. tableau 2) ; calculs des auteurs.
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ANNEXE 3 ___________________________________________________________________________________

PONDÉRATIONS DE L’INDICE DE PRIX DES TERRAINS RÉSIDENTIELS 
(INDICE « NOUVEAUX TERRAINS »)

La pondération w L
A

r_
−1

 est la part (en %) de dépenses pour des parcelles de la région r dans le total des dépenses de l’année A – 1 :
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(En %)

Région 2006-2007 2008 2009 2010 2011 2012 Moyenne

ÎLE-DE-FRANCE 13.64 11.94 11.74 9.36 5.09 6.38 10.26

CHAMPAGNE-ARDENNE 1.93 2.02 2.20 2.11 1.53 1.46 1.88

PICARDIE 2.23 2.16 1.93 2.69 2.71 3.08 2.43

HAUTE-NORMANDIE 2.42 2.95 2.69 3.22 3.70 3.56 2.99

CENTRE 3.82 3.79 3.52 4.38 5.09 4.18 4.09

BASSE-NORMANDIE 2.17 2.43 2.34 2.47 2.74 3.02 2.48

BOURGOGNE 1.67 1.84 1.60 1.88 1.88 2.07 1.80

NORD-PAS-DE-CALAIS 3.67 3.90 3.32 3.50 3.62 3.82 3.64

LORRAINE 2.33 2.00 1.88 2.12 2.27 2.39 2.19

ALSACE 2.47 2.60 3.04 2.33 1.64 1.95 2.36

FRANCHE-COMTÉ 1.44 1.41 1.41 1.52 2.00 1.77 1.57

PAYS DE LA LOIRE 11.71 11.13 12.87 11.80 11.24 10.08 11.51

BRETAGNE 7.06 6.64 6.88 7.14 8.14 8.21 7.30

POITOU-CHARENTES 3.08 5.22 6.20 4.70 4.03 3.76 4.30

AQUITAINE 6.01 6.14 6.51 7.04 8.39 8.11 6.89

MIDI-PYRÉNÉES 5.81 5.37 5.03 5.41 7.15 6.40 5.85

LIMOUSIN 0.64 0.73 0.68 0.76 0.90 0.87 0.75

RHÔNE-ALPES 11.19 12.28 12.60 11.93 13.17 13.51 12.27

AUVERGNE 1.47 1.54 1.70 1.72 1.91 1.85 1.66

LANGUEDOC-ROUSSILLON 6.93 6.47 6.23 7.32 7.13 6.61 6.80

PROVENCE-ALPES-CÔTE D’AZUR 8.31 7.42 5.64 6.62 5.67 6.90 6.98

Ensemble 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00
Note : les années 2006 et 2007 ont la même pondération car 2006 est la première année pour laquelle des données sont disponibles.
Source : EPTB ; calculs des auteurs.
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ANNEXE 4 ___________________________________________________________________________________

PONDÉRATIONS DE L’INDICE DE PRIX DES CONSTRUCTIONS 
(INDICE « CONSTRUCTIONS NEUVES »)

La pondération w SA
r_ −1 est la part (en %) de dépenses pour la construction de la région r dans le total des dépenses de l’année A – 1 :
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(En %)

Région 2006-2007 2008 2009 2010 2011 2012 Moyenne

ÎLE-DE-FRANCE 6.70 6.00 6.29 4.70 2.81 3.48 5.24

CHAMPAGNE-ARDENNE 2.85 2.78 3.01 2.70 1.94 1.77 2.56

PICARDIE 2.66 2.43 2.23 3.00 2.86 3.19 2.72

HAUTE-NORMANDIE 3.04 3.22 2.74 3.37 3.66 3.76 3.26

CENTRE 4.64 4.46 4.17 5.02 5.53 4.74 4.74

BASSE-NORMANDIE 3.55 3.84 3.66 3.59 3.74 3.95 3.70

BOURGOGNE 2.51 2.74 2.22 2.63 2.38 2.63 2.52

NORD-PAS-DE-CALAIS 4.02 4.06 3.53 3.58 3.76 3.97 3.85

LORRAINE 3.38 3.11 2.74 2.92 2.98 3.11 3.09

ALSACE 2.70 2.82 3.13 2.50 1.70 2.03 2.51

FRANCHE-COMTE 2.52 2.46 2.29 2.32 2.98 2.62 2.53

PAYS DE LA LOIRE 13.98 13.10 14.51 13.76 13.07 11.83 13.46

BRETAGNE 9.73 8.85 8.85 9.17 10.54 10.74 9.66

POITOU-CHARENTES 4.55 7.52 8.95 6.89 5.53 5.03 6.15

AQUITAINE 6.17 6.15 6.47 6.75 7.62 7.49 6.69

MIDI-PYRÉNÉES 5.88 5.49 5.36 5.65 6.96 6.59 5.97

LIMOUSIN 1.50 1.63 1.45 1.51 1.58 1.61 1.54

RHÔNE-ALPES 8.50 8.79 9.09 8.90 10.11 10.50 9.20

AUVERGNE 2.54 2.55 2.76 2.74 2.69 2.78 2.65

LANGUEDOC-ROUSSILLON 4.39 4.14 3.75 4.74 4.64 4.58 4.38

PROVENCE-ALPES-CÔTE D’AZUR 4.19 3.85 2.79 3.57 2.92 3.58 3.58

Ensemble 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00 100.00
Note : les années 2006 et 2007 ont la même pondération car 2006 est la première année pour laquelle des données sont disponibles.
Source : EPTB ; calculs des auteurs.
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Pour vérifier la validité de notre indice « constructions neuves », nous 
le comparons à l’indice BT01 du coût de construction (Indice national 
du bâtiment, tous corps d’État). Les deux profils sont remarquablement 
similaires (figure A5). Les taux d’évolution diffèrent de 2 points de pour-

centage en 2008, mais de moins de 1 point de pourcentage au cours 
des autres années. Même avec un modèle hédonique loin d’être parfait, 
il semble que nous obtenions un indice de prix de structure plausible à 
partir de l’enquête EPTB qui ne couvre que les maisons individuelles. 

ANNEXE 5 ___________________________________________________________________________________

COMPARAISON DE L’INDICE DE PRIX DES « CONSTRUCTIONS NEUVES »  
ET DE L’INDICE DES COÛTS DE CONSTRUCTION

Figure A5
Taux de croissance de l’indice « constructions neuves » et de l’indice BT01
(%) 
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Source : Insee ; calcul des auteurs basés sur l’EPTB.
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Accessibilité, pollution locale et prix du logement : 
le cas de Nantes Métropole, France

Accessibility, local pollution and housing prices. Evidence from Nantes 
Métropole, France

Dorothée Brécard*, Rémy Le Boennec** et Frédéric Salladarré***

Résumé – Dans cet article empirique, nous analysons dans quelle mesure les variables liées à 
l’accessibilité et à l’environnement sont capitalisées dans le prix des appartements vendus sur le ter‑
ritoire de Nantes Métropole, en France. À partir d’un échantillon de 5 590 transactions immobilières 
réalisées en 2002, 2006 et 2008 et extraites de la base de données Perval, nous estimons un modèle 
spatial de prix hédoniques qui tient compte de l’autocorrélation et de l’hétérogénéité spatiales. Une 
attention particulière est portée à l’élaboration des variables liées à la qualité environnementale 
(exposition au bruit, pollution atmosphérique). Le prix des appartements dépend positivement de 
la proximité au centre‑ville de Nantes, mais le réseau de transport collectif (urbain ou non urbain) 
n'a pas d’incidence significative. La réduction du niveau sonore est valorisée, mais seulement à des 
niveaux de significativité faibles à marginaux, et la qualité de l’air n'influence pas le prix des appar‑
tements. Ces résultats peuvent être imputés à une accessibilité et une qualité environnementale de 
bon niveau à Nantes Métropole, ce qui rend probablement les ménages moins sensibles à ces aspects 
que dans d'autres contextes géographiques. Cela semble apporter peu de soutien aux plans de mobi‑
lité urbaine durable qui favorisent une meilleure accessibilité, à moins que les autorités publiques ne 
ciblent également un renforcement de la sensibilisation aux modes de transport vertueux.

Abstract – In this empirical article, we analyze the extent to which accessibility and environmen­
tal variables are capitalized in apartment prices in Nantes Métropole, France. Using a sample of 
5,590 transactions in 2002, 2006, 2008 from the Perval database, we estimate a spatial hedonic 
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É lue Capitale verte de l’Europe en 2013, 
Nantes fait désormais partie des « Villes 

vertes – Faites pour vivre ». Selon plusieurs 
études françaises, Nantes se classe également 
parmi les villes de France les plus agréables à 
vivre1. L’un de ses atouts est sa performance 
environnementale, grâce à ses réseaux de trans‑
port collectif, à la qualité de l’air, à la quiétude 
de l’environnement et aux nombreux espaces 
verts jalonnant la ville. Quelle valeur les 
ménages accordent‑ils à ces facteurs caractéri‑
sant leur cadre de vie ? Cette question est parti‑
culièrement importante au regard de l’efficacité 
des politiques locales qui visent, en théorie, 
l’augmentation du bien‑être des habitants par 
des améliorations en matière d’accessibilité, de 
qualité de l’air et de calme, entre autres facteurs 
liés à la qualité de vie.

La littérature théorique de l’économie urbaine 
suggère que les aménités liées à l’accessibilité et 
à l’environnement sont décisives dans les choix 
de localisation des ménages. L’analyse des fac‑
teurs de localisation des ménages par rapport aux 
centres d’affaires ou Central Business Districts 
(CBDs) met en évidence un arbitrage entre le 
caractère central du logement – plus on s’éloigne 
du centre, moins le mètre carré est cher – et les 
coûts de transport – qui augmentent à mesure 
qu’on s’éloigne du centre (Alonso, 1964 ; Ogawa 
& Fujita, 1980 ; Le Boennec, 2014). En pré‑
sence de plusieurs CBDs, la décroissance du prix 
des logements avec la hausse de la distance au 
centre‑ville peut ne plus être monotone (Osland 
& Pryce, 2012 ; Le Boennec & Sari, 2015). Le 
choix de localisation tient également compte des 
aménités locales (Fujita, 1989 ; Takahashi, 2017 ; 
Lemoy et al., 2017), tandis que les externalités 
environnementales négatives (bruit, congestion 
et pollution atmosphérique) découragent l’instal‑
lation des ménages en certains lieux (Kanemoto 
1980 ; Schindler et al., 2017).

Depuis l’article fondateur de Rosen (1974), la 
méthode des prix hédoniques a été largement 
utilisée pour valoriser les attributs intrinsèques 
et extrinsèques d’un logement. Comme le prix 
des logements dépend de caractéristiques intrin‑
sèques (nombre de pièces, surface habitable) et 
extrinsèques (proximité des transports collectifs, 
qualité sociale du voisinage, aménités et pollu‑
tion), le marché immobilier peut indirectement 
fournir une valeur monétaire pour ces attributs. 
La différence de prix entre deux logements iden‑
tiques à un attribut près peut rendre compte de la 
valeur du gain ou de la perte en bien‑être induite 
par cet attribut : transport collectif, aménité ou 
qualité environnementale. La méthode des prix 

hédoniques est ainsi particulièrement pertinente 
pour fournir de nouvelles informations sur le 
consentement à payer des ménages pour une 
plus grande accessibilité et une meilleure qualité 
environnementale.1

Des travaux empiriques reposant sur les préfé‑
rences déclarées soulignent également l’impor‑
tance de ces aménités dans le choix du logement. 
Les ménages sélectionnent le cadre de vie où le 
transport et les aménités sont conformes à leurs 
préférences (Bhat et al., 2008 ; Cao & Cao, 
2014). Le rôle de ces préférences est ainsi mis 
en évidence dans les choix de localisation rési‑
dentielle (Lund, 2006 ; Walker & Li, 2007). Les 
préférences sont liées au cycle de vie, dans le 
sens où certains événements (par exemple, la 
naissance d’un enfant) peuvent faire évoluer ces 
dernières et pousser les individus à déménager 
(Clark & Onaka, 1983 ; Rabe & Taylor, 2010). 

L’approche hédonique est exploitée par une vaste 
littérature empirique pour évaluer la valeur des 
attributs tant intrinsèques qu’extrinsèques des 
logements. Même si le gros des travaux reposant 
sur la méthode des prix hédoniques a été conduit 
aux États‑Unis et au Canada, la littérature euro‑
péenne connaît une croissance depuis le début 
du 21e siècle, avec une accélération plus récente ; 
la situation est comparable en Asie. En France, 
Cavailhès (2005) souligne que la valeur des loge‑
ments qui approvisionnent le marché locatif de 
287 centres urbains français s’accroît avec les 
aménités et l’accessibilité. Il souligne qu’une 
telle valorisation dépend largement de la qualité 
sociale du voisinage. La capitalisation de l’accès 
aux transports collectifs dans le prix des apparte‑
ments a été démontrée à Nantes (Fritsch, 2007) et 
Paris (Nguyen‑Luong & Boucq, 2011). Le rôle des 
aménités (par exemple, les espaces verts) et des 
nuisances environnementales (comme l’exposi‑
tion au bruit) a également été souligné à Grenoble 
(Saulnier, 2004), dans la majorité des centres 
urbains étudiés par Cavailhès (2005), à Paris 
(Bureau & Glachant, 2010), Angers (Choumert 
& Travers, 2010 ; Travers et al., 2013), sur la 
côte atlantique française (Pouyanne et al., 2011 ; 
Le Berre et al., 2017) et à Nantes (Le Boennec 
& Sari, 2015 ; Le Boennec & Salladarré, 2017).

Les caractéristiques de localisation et d’accessi‑
bilité comptent souvent parmi les déterminants 
clés des prix immobiliers. Toutefois, cela ne se 

1. Citons par exemple le classement 2018 de l’Express, dans lequel Nantes 
se trouve à la première place, comme cela était déjà le cas en 2017 (https://
www.lexpress.fr/emploi/le‑palmares‑2018‑des‑villes‑ou‑il‑fait‑bon‑vivre‑et‑
travailler_1984924.html), consultée le 20/03/2018.

https://www.lexpress.fr/emploi/le-palmares-2018-des-villes-ou-il-fait-bon-vivre-et-travailler_1984924.html
https://www.lexpress.fr/emploi/le-palmares-2018-des-villes-ou-il-fait-bon-vivre-et-travailler_1984924.html
https://www.lexpress.fr/emploi/le-palmares-2018-des-villes-ou-il-fait-bon-vivre-et-travailler_1984924.html
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vérifie pas toujours selon le contexte local, tandis 
que dans la majorité des cas, le sens de la rela‑
tion entre accessibilité à certaines aménités ou 
modes de transport et capitalisation immobilière 
doit être éclairci. Concernant les variables liées 
à la qualité environnementale, seules quelques 
rares études hédoniques françaises fournissent 
des informations sur l’influence potentielle de 
la pollution atmosphérique ou de l’exposition 
au bruit sur le prix des logements (voir la revue 
de la littérature ci‑après). Les études permettant 
de calculer les données spécifiques associées à 
chaque transaction immobilière sont encore plus 
rares. Le présent article analyse ces variables 
originales et apporte de nouveaux éclairages sur 
les effets d’une plus grande accessibilité et d’une 
meilleure qualité environnementale sur la valeur 
des appartements dans un contexte local : l’ag‑
glomération de Nantes Métropole.

Pour mettre en œuvre le modèle hédonique, 
nous exploitons une base de données originale 
en coupe transversale, partiellement obtenue à 
partir de simulations numériques. Ces simula‑
tions ont été effectuées dans le cadre d’un pro‑
jet de recherche pluridisciplinaire, à l’aide d’une 
chaîne de modèles élaborés à partir de données 
physiques. Le point de départ était constitué par 
les données liées au trafic à Nantes Métropole 
(Mestayer et al., 2012), qui ont permis de calculer 
l’exposition au bruit et la qualité de l’air autour 
des logements. Ces données environnementales 
ont été consolidées dans notre base géoréférencée 
avec les transactions immobilières enregistrées 
dans les 24 communes de Nantes Métropole en 
2002, 2006 et 2008, qui intègrent également des 
distances à un ensemble de lieux de référence.

Comme les logements sont caractérisés par des 
attributs de localisation, nous mobilisons les 
techniques de l’économétrie spatiale que nous 
appliquons à la modélisation de prix hédoniques. 
La dépendance spatiale entre les observations 
de notre échantillon est ainsi prise en compte en 
différents points de l’espace. Pour traiter l’auto‑
corrélation et l’hétérogénéité spatiales, nous uti‑
lisons la méthode des variables instrumentales 
et la méthode des moments généralisés (MMG) 
proposée par Kelejian et Prucha (2010) afin d’es‑
timer, année par année, des modèles autorégres‑
sifs spatiaux. Cette méthode d’estimation récente 
en plusieurs étapes inclut un décalage spatial de 
la variable dépendante et une autocorrélation 
spatiale des erreurs.

En cohérence avec la littérature hédonique exis‑
tante, nos résultats confirment que les attributs 
intrinsèques des logements ont une incidence sur 

leur prix. Concernant les caractéristiques extrin‑
sèques, les résultats sont beaucoup plus mitigés : 
si une plus grande accessibilité au centre‑ville 
de Nantes fait grimper le prix des appartements 
comme attendu, nous ne trouvons aucune inci‑
dence significative des réseaux de transport col‑
lectif (tant urbain que non urbain) sur le prix. 
L’influence spécifique des variables de qualité 
environnementale est également très limitée : 
la pollution atmosphérique ne déprécie pas les 
logements ; ce n’est pas le cas de la pollution 
sonore, mais les prix des appartements exposés 
au bruit ne sont que légèrement inférieurs à ceux 
des appartements qui ne le sont pas. Certains de 
ces résultats sont assez surprenants et feront l’ob‑
jet d’un examen ultérieur.

Le reste de l’article est organisé comme suit. La 
section suivante passe en revue la littérature qui 
traite de l’effet du bruit, de la pollution atmos‑
phérique et de l’accessibilité sur la valeur des 
logements. Nous présentons ensuite notre base 
de données. Une autre section détaille le modèle 
économétrique et les tests de dépendance spa‑
tiale, et une section suivante est dédiée à l’ana‑
lyse des résultats. Enfin, nous formulons pour 
conclure quelques commentaires et recomman‑
dations de politique publique.

Revue de la littérature

Même si les travaux empiriques qui utilisent la 
méthode des prix hédoniques sont relativement 
unanimes quant à l’incidence de différents attri‑
buts intrinsèques sur la valeur des logements, les 
résultats sont plus contrastés en ce qui concerne 
les effets des caractéristiques extrinsèques, qui 
dépendent avant tout de la localisation du loge‑
ment et de son voisinage. L’étendue de cette 
revue de littérature se limite aux caractéristiques 
extrinsèques examinées dans le présent article, à 
savoir la pollution locale (bruit et air) et l’accès 
aux transports collectifs urbains et non urbains.

Bruit

En sa qualité d’externalité négative, le bruit tend 
à faire baisser la valeur des logements. Nelson 
(2004) examine l’effet de l’exposition au bruit 
des logements situés à proximité de 23 aéroports 
des États‑Unis et du Canada. Il conclut que la 
baisse moyenne des prix est de 0.58 % par déci‑
bel (dB) supplémentaire, et que la sensibilité au 
bruit est plus élevée au Canada. Nelson (2008) 
met en évidence que l’Indice de dépréciation 
sonore ou Noise Depreciation Index (NDI) a une 
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valeur médiane de 0.74 % par dB pour le bruit du 
trafic aérien et de 0.54 % pour le bruit du trafic 
routier. Dans la municipalité suédoise de Lerum, 
Andersson et al. (2010) mettent en évidence un 
effet négatif plus important du bruit routier que 
ferroviaire, avec une baisse des prix immobiliers 
par dB supplémentaire de respectivement 1.2 % 
et 0.4 %. Lorsque le niveau sonore total dépasse 
55 dB, ces chiffres s’élèvent à 1.7 % pour le bruit 
routier et 0.7 % pour le bruit ferroviaire. Cette 
baisse est également d’environ 0.5 % par dB sup‑
plémentaire autour du réseau ferroviaire de Séoul, 
en Corée (Chang & Kim, 2013). Dans la même 
veine en France, les appartements situés dans 
les quartiers calmes de Paris valent en moyenne 
1.5 % de plus que les autres (Bureau & Glachant, 
2010). Cependant, la relation entre exposition 
au bruit et valeur du logement n’est pas toujours 
claire. Le Boennec et Sari (2015) ne révèlent 
qu’une relation faible entre l’exposition au bruit 
routier et ferroviaire et le prix des maisons sur 
le territoire de Nantes Métropole (‑ 0.23 % par 
dB supplémentaire). En fonction du contexte, le 
bruit n’est parfois pas significatif du tout, comme 
cela est le cas à Grenoble, en France (Saulnier, 
2004) et comme le montre Cavailhès (2005) dans 
la majorité des centres urbains français.

Pollution atmosphérique

La relation entre pollution atmosphérique et 
valeur des logements a fait l’objet de nombreuses 
études depuis l’article fondateur de Ridker et 
Henning (1967). Ces derniers ont établi l’effet 
négatif de la pollution par le soufre dans la zone 
métropolitaine de Saint Louis, aux États‑Unis. 
Dans les analyses hédoniques, les variables 
liées à la qualité de l’air exercent des effets très 
contrastés sur la valeur des logements (Smith & 
Huang, 1993 ; Boyle & Kiel, 2001). Decker et 
al. (2005) montrent l’incidence négative d’une 
forte concentration de polluants interdits dans 
le Nebraska, aux États‑Unis. Cependant, dans 
un autre état américain, le Massachusetts, les 
mêmes polluants ne sont pas significatifs (Bui 
& Mayer, 2003). Des études françaises ont 
également révélé un lien significatif entre pol‑
lution atmosphérique et valeur des logements : 
entre niveaux de dioxyde d’azote et loyers à 
Grenoble (Saulnier, 2004) et entre pollution 
atmosphérique et loyers dans les centres urbains 
français (Cavailhès, 2005). Kim et al. (2003) 
montrent qu’une amélioration permanente de 
4 % de la qualité de l’air, par l’intermédiaire 
d’une baisse de la pollution au dioxyde de soufre 
(SO2), équivaut à 1.43 % du prix moyen d’une 
maison à Séoul, tandis que la pollution par les 

oxydes d’azote (NOx) n’a aucune incidence sur 
la valeur des logements. Ces résultats contrastés 
rendent probablement compte de l’hétérogénéité 
des marchés immobiliers. À l’aide d’un indice 
de qualité de l’air spécifique, Le Boennec et 
Salladarré (2017) montrent que les acheteurs de 
Nantes Métropole ne sont généralement pas sen‑
sibles à la pollution atmosphérique, à l’exception 
de ceux qui ont déjà habité dans une zone pol‑
luée. Ces résultats mitigés pourraient également 
s’expliquer par des différences de mesure de la 
qualité de l’air. Par exemple, Anselin et Le Gallo 
(2006) mettent en évidence que, dans l’estima‑
tion de l’effet de la qualité de l’air sur la valeur 
des logements en Californie du Sud, des valeurs 
d’ozone discrétisées donnent de meilleurs résul‑
tats que la variable continue.

Transport

Les travaux empiriques menés sur l’accès aux 
transports collectifs (urbains et non urbains) ont 
produit des résultats contrastés. Ce contraste 
est mis en évidence dans Bowes et Ihlanfeldt 
(2001) pour Atlanta, États‑Unis. La proximité 
d’une gare est susceptible de pousser les prix à 
la hausse via une accessibilité accrue et la pré‑
sence de commerces de proximité, qui consti‑
tuent un avantage pour les habitants du quartier. 
Toutefois, les gares sont synonymes de pollution 
sonore et atmosphérique, en plus d’une perturba‑
tion paysagère. Il en résulte que l’effet net global 
devient négatif pour les biens immobiliers situés 
près de la gare (à moins de 400 mètres), et positif 
pour les biens plus éloignés (entre 1.5 et 5 km). 
D’autres travaux ont également mis en évidence 
un effet concave de la proximité des gares, 
comme Billings (2011) à Charlotte, États‑Unis, et 
Mohammad et al. (2017) pour à Dubaï, Émirats 
arabes unis (stations de métro). Toutefois, dans la 
plupart des études américaines, l’effet‑accessibi‑
lité positif du métro domine l’effet d’externalité 
négative (voir Efthymiou & Antoniou, 2013, et 
Dubé et al., 2013 pour une étude détaillée). C’est 
également le cas pour les villes asiatiques (Pan & 
Zhang, 2008 ; Chen & Haynes, 2015 ; Li et al., 
2016 ; Diao et al., 2017). 

Des résultats proches ont été obtenus pour les 
villes européennes. Efthymiou et Antoniou 
(2013) montrent qu’à Athènes, en Grèce, la 
proximité d’un métro, d’un tramway, d’une gare 
de train de banlieue ou d’un arrêt de bus pousse 
à la hausse le prix des appartements, tandis que 
la proximité de l’ancien réseau ferré urbain, de 
gares de lignes nationales, d’aéroports ou de 
ports les fait baisser. Martínez et Viegas (2009) 
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montrent que la proximité du métro fait s’ac‑
croître les valeurs immobilières à Lisbonne, au 
Portugal, d’autant plus que le logement a accès 
à deux lignes de métro au lieu d’une. À Paris, 
bien que la proximité d’une gare fasse grimper 
les prix (Bureau & Glachant, 2010), la proximité 
d’une station de métro les fait baisser. Cela est 
cohérent avec les résultats de Nguyen‑Luong et 
Boucq (2011), qui mettent en évidence des prix 
inférieurs de 5 % pour les appartements situés 
à moins de 200 mètres de la troisième ligne de 
tramway parisienne. Il est intéressant de noter 
que Fritsch (2007) obtient des résultats similaires 
à Nantes, où les lignes de tramway tendent à faire 
baisser la valeur des logements dans les zones 
proches du centre‑ville, et à les faire grimper 
dans les quartiers plus éloignés2.

Les méta‑analyses de Debrezion et al. (2007) et 
de Mohammad et al. (2013) mettent en évidence 
que l’effet des projets ferroviaires ou des infras‑
tructures existantes sur les valeurs immobilières 
dépend également de plusieurs autres facteurs, 
tels que le type de service ferroviaire, l’ancien‑
neté du système (articulés autour d’un plus grand 
nombre de lignes, les réseaux plus anciens sont 
plus attractifs pour les usagers), la localisation et 
les caractéristiques des gares, ainsi que la loca‑
lisation et l’accès au réseau routier. En particu‑
lier, Mohammad et al. (2013) montrent que les 
trains de banlieue ont davantage d’effets positifs 
que le métro sur les valeurs foncières et immobi‑
lières, et qu’un accès aisé au réseau routier freine 
la valorisation du réseau ferré. Par ailleurs, les 
répercussions du réseau ferré sont plus impor‑
tantes dans les villes d’Europe et d’Asie de l’Est 
qu’en Amérique du Nord.

Description des données

Les facteurs explicatifs du prix des appartements 
à Nantes Métropole sont analysés à l’aide de don‑
nées en coupe transversale. Nantes Métropole est 
une agglomération qui rassemble 24 communes 
du département de Loire‑Atlantique, dans la 
région Pays de la Loire. Cette métropole se situe 
à l’ouest du pays, à 380 km de Paris, et couvre 
une superficie de plus de 523 km2. Elle est tra‑
versée par un fleuve (la Loire), et deux rivières 
(l’Erdre et la Sèvre). Elle compte 600 000 habi‑
tants, dont la moitié vit dans la commune cen‑
trale de Nantes. En 2015, on a comptabilisé sur 
ce territoire plus de 2.3 millions de déplace‑
ments quotidiens, dont 55 % réalisés en voiture 
(conducteurs et passagers) et 15 % en trans‑
ports collectifs. Les distances totales parcourues 
s’élèvent à 21 km par jour, équivalant à un temps 

de déplacement de 67 minutes23. La base de don‑
nées exploitée nous permet de lier le prix des 
appartements vendus sur le territoire de Nantes 
Métropole à leurs caractéristiques intrinsèques et 
extrinsèques (accessibilité, environnement géo‑
graphique et socioéconomique, qualité environ‑
nementale). Toutes les statistiques descriptives 
sont recensées dans le tableau 1.

Les données proviennent de la base de données 
notariale, Perval, et fournissent des informations 
sur 25 000 transactions immobilières enregis‑
trées sur le territoire de Nantes Métropole en 
2002, 2006 et 20084. Il convient de noter que 
toutes les transactions immobilières de France 
sont couvertes par deux bases notariales : Perval 
et BIEN pour Paris (Gouriéroux & Laferrère, 
2009). Les données ont été géoréférencées dans 
le cadre d’un projet de recherche pluridiscipli‑
naire. Nous analysons ici, après épuration des 
données (retrait des informations manquantes), 
les observations relatives à 5 590 ventes d’appar‑
tements. Comme les données liées aux transac‑
tions immobilières ne peuvent pas être traitées 
comme continues dans le temps, les trois années 
sont examinées séparément. Les données four‑
nissent des informations sur la transaction (date, 
prix, nature du transfert, etc.), sur la localisation 
de l’appartement (commune, section cadastrale, 
etc.) et sur ses attributs intrinsèques (surface 
habitable, nombre de pièces principales, salles 
de bain, etc.). Concernant la surface habitable, 
toutes les observations ont été conservées, à l’ex‑
ception d’un appartement de moins de 9 m² 5.

2. Fritsch (2007) emploie cependant une définition très spécifique de 
l’accessibilité d’un quartier : cette accessibilité est considérée élevée (et 
respectivement moyenne et faible) lorsque l’appartement se trouve dans un 
IRIS où plus de 50 % (et respectivement de 20 à 50 %, et moins de 20 %) 
de la surface de l’IRIS se trouve à moins de 300 mètres à vol d’oiseau d’un 
arrêt de tramway.
3. Source : Enquête déplacements en Loire‑Atlantique, Département de 
Loire‑Atlantique, janvier 2016.
4. Nos statistiques descriptives révèlent un prix au mètre carré de 1 866 € 
pour les transactions de 2008. Ce chiffre est de 1 511 € en 2002 (en euros 
constants), et de 1 984 € en 2006. En deux ans, entre 2006 et 2008, les prix 
ont donc chuté de 5.9 %. Au contraire, le prix du mètre carré a augmenté de 
31.3 % entre 2002 et 2006. En France, le marché immobilier n’a pas connu 
une baisse aussi abrupte qu’en Espagne, en Irlande ou aux États‑Unis, par 
exemple. Ce résultat favorable s’explique en partie par le dynamisme de 
la demande de logement sur la longue période (et en particulier dans les 
grandes zones urbaines comme Nantes Métropole). Ce dynamisme est lié 
à une démographie favorable. Une telle situation peut également s’expli‑
quer par le niveau élevé de dépenses publiques qui a contribué à préserver 
le pouvoir d’achat des ménages pendant la crise financière mondiale.
5. Le décret du 30 janvier 2002 dispose qu’un appartement en location doit 
présenter, pour être qualifié de décent, une surface minimale de 9 m². En 
outre, la Loi Carrez vise à certifier la surface des habitations vendues en 
France (qu’elles soient occupées par le propriétaire ou non) : cette certifica‑
tion est obligatoire dès 8 m². Il n’est donc pas surprenant que la base Perval 
contienne 95 observations de moins de 20 m². En effet, Nantes constitue 
une ville attractive pour les étudiants qui fréquentent le grand campus 
universitaire et d’autres établissements d’enseignement supérieur. Cette 
situation est comparable à d’autres constatées ailleurs en France, et pas 
seulement à Paris, mais aussi dans d’autres grandes agglomérations (Lyon, 
Toulouse, Montpellier, Rennes, Lille…).
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L’environnement géographique et socio‑écono‑
mique des appartements est décrit par des données 
contextuelles recueillies par l’Insee (Institut natio‑
nal de la statistique et des études économiques). 
Ces données sont présentées au niveau des îlots 
regroupés pour l’information statistique (IRIS) : 
densité des appartements et des maisons, taux de 
chômage, revenu médian de l’IRIS, pourcentage 
de la population ayant plus de 60 ans, pourcen‑
tage d’étrangers, de diplômés de l’enseignement 
supérieur, et présence d’une zone urbaine sensible 
(ZUS) dans l’IRIS ou dans l’IRIS contigu.

Les caractéristiques générales et spécifiques 
liées à l’accessibilité ont été géoréférencées dans 

le cadre d’un projet de recherche pluridiscipli‑
naire. Elles incluent la distance euclidienne à un 
ensemble de points de référence (gares, campus, 
etc.), aux réseaux de transport collectif (bus, 
tramway et Train Express Régional ou TER), aux 
espaces verts, aux cours d’eau et au centre‑ville 
de Nantes. Les trois cours d’eau constituent 
des frontières géographiques naturelles. Cela 
est notamment le cas de la Loire que les actifs 
habitant au sud du fleuve doivent traverser car la 
majorité des emplois se concentre au nord. Seules 
17 % des transactions concernent le sud de la 
Loire, pour les trois années confondues. 88 % des 
appartements se trouvent à l’intérieur du péri‑
phérique, situé à environ 6 km du centre‑ville en 

Tableau 1
Statistiques descriptives

Variable Définition
2002 2006 2008

Moyenne σ Min Max Moyenne σ Min Max Moyenne σ Min Max
Surface Surface habitable en m2 64.49 24.67 11.00 241.00 62.03 24.97 12.00 242.00 61.56 25.03 13.00 250.00
Constr<1948 Construction avant 1948 0.03 0.16 0.00 1.00 0.05 0.22 0.00 1.00 0.05 0.21 0.00 1.00
Constr[1948‑1969] Construction entre 1948 et 1969 0.18 0.39 0.00 1.00 0.20 0.40 0.00 1.00 0.20 0.40 0.00 1.00
Constr[1970‑1980] Construction entre 1970 et 1980 0.19 0.39 0.00 1.00 0.20 0.40 0.00 1.00 0.19 0.39 0.00 1.00
Constr[1981‑1991] Construction entre 1981 et 1991 0.14 0.35 0.00 1.00 0.15 0.36 0.00 1.00 0.12 0.33 0.00 1.00
Constr>1991 Construction après 1991 0.46 0.50 0.00 1.00 0.40 0.49 0.00 1.00 0.44 0.50 0.00 1.00

VEFA Vente en l'état futur d'achève‑
ment 0.34 0.47 0.00 1.00 0.22 0.41 0.00 1.00 0.22 0.42 0.00 1.00

Absence de station‑
nement 0 place de parking 0.04 0.19 0.00 1.00 0.06 0.23 0.00 1.00 0.08 0.28 0.00 1.00

Une place de 
parking 1 place de parking 0.82 0.39 0.00 1.00 0.83 0.37 0.00 1.00 0.80 0.40 0.00 1.00

>Une place de 
parking 2 places de parking ou plus 0.15 0.36 0.00 1.00 0.11 0.31 0.00 1.00 0.12 0.32 0.00 1.00

ZUS Logement situé en ZUS 0.04 0.20 0.00 1.00 0.06 0.24 0.00 1.00 0.06 0.25 0.00 1.00

ZUS contiguë Logement situé dans un IRIS 
contigu à une ZUS 0.14 0.35 0.00 1.00 0.17 0.38 0.00 1.00 0.16 0.37 0.00 1.00

Densité de loge‑
ments

Densité de logements dans 
l’IRIS en ha 6.51 4.62 0.00 16.43 7.11 4.79 0.00 17.54 6.69 4.68 0.00 17.07

Revenu médian Revenu médian dans l’IRIS en € 18 765 3 215 8 170 28 059 18 481 3 636 8 441 29 015 18 917 3 472 8 565 28 799
Distance centre Distance au centre‑ville en m 3 166 1 994 177 13 209 3 330 2 063 43 13 213 3 332 2 176 55 13 445

Distance gare Distance à la gare la plus proche 
en m 2 529 1 635 93 10 048 2 457 1 559 110 10 221 2 574 1 755 129 10 078

Distance bus Distance à l’arrêt de bus le plus 
proche en m 165 105 15 609 158 93 16 633 169 101 18 612

Tram<500m Présence d’un arrêt de tramway 
à moins de 500 m 0.47 0.50 0.00 1.00 0.47 0.50 0.00 1.00 0.49 0.50 0.00 1.00

Voie privée Localisation sur une voie privée 0.30 0.46 0.00 1.00 0.32 0.47 0.00 1.00 0.28 0.45 0.00 1.00

Espaces verts Superficie d’espaces verts dans 
un rayon de 300 m, en m² 13 307 23 672 0.00 123 856 15 646 25 210 0.00 140 907 15 471 24 382 0.00 140 907

Bruit max. Bruit maximal sur 24 heures 
en dB 61.86 10.50 22.55 87.38 62.32 11.19 14.54 94.40 62.56 11.58 8.36 86.68

Benzène Concentration maximale de 0.20 0.09 0.04 0.74 0.20 0.10 0.04 0.90 0.20 0.09 0.03 0.67
CO idem 346.5 25.8 301.4 469.2 346. 6 26.3 300.8 534 346.5 25 297.8 493
COV idem 10.44 3.21 3.27 27.7 10.38 3.24 3.07 31.02 10.43 3.22 2.64 24.65
NO2 idem 22.14 3.53 11.29 33.58 22.00 3.67 11.32 39.46 22.07 3.67 10.43 35.82
NOx idem 34.18 8.80 14.84 74.17 34.19 9.05 14.69 94.76 34.19 8.62 13.16 77.33
PM10 idem 19.09 0.85 17.28 23.36 19.11 0.87 17.25 25.00 19.10 0.83 17.13 23.34
PM2.5 idem 11.99 0.67 10.55 15.27 12.00 0.69 10.54 16.65 12.00 0.66 10.44 15.39
SO2 idem 1.88 0.24 1.06 2.54 1.87 0.25 1.05 2.51 1.86 0.29 1.04 2.44

Note : σ = Écart type
Champ : 5 590 ventes d'appartements dans les 24 communes de Nantes Métropole en 2002, 2006 et 2008 (respectivement 1 943, 1 981 et 1 666 
observations)
Source : Perval 2002, 2006 et 2008.
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moyenne. L’environnement naturel est générale‑
ment de bonne qualité : 87 % des appartements 
se situent à moins de 600 mètres d’un espace vert 
(la superficie moyenne des espaces verts étant 
d’un peu plus de 4 ha). Les appartements sont 
bien desservis par les transports collectifs : 46 % 
sont à moins de 2 km d’une gare, 25 % à moins 
de 100 mètres d’un arrêt de bus et 48 % à moins 
de 500 mètres d’un arrêt de tramway6.

Enfin, dans le cadre du projet de recherche, des 
variables liées à la qualité environnementale ont 
été élaborées. Elles sont au nombre de deux. 
Premièrement, l’exposition des appartements au 
bruit routier et ferroviaire : niveau sonore mini‑
mal, moyen et maximal à trois périodes du jour 
(journée, soirée, nuit), et sur une période de 24 
heures. Deuxièmement, les concentrations de huit 
polluants atmosphériques principalement asso‑
ciés au trafic routier : dioxyde de soufre (SO2), 
oxydes d’azote (NOx), dioxyde d’azote (NO2), 
particules fines (PM10 et PM2.5), monoxyde de 
carbone (CO), benzène, composés organiques 
volatils (COV). Les niveaux de concentration 
minimaux, moyens et maximaux de chacun de 
ces polluants ont été calculés.

L’exposition au bruit routier et ferroviaire a été 
calculée à partir des données de trafic (niveau 
sonore normalisé) conformément à l’annexe 1 de 
la Directive 2002/49/CE du Parlement européen 
et du Conseil relative à l’évaluation et à la ges‑
tion du bruit dans l’environnement7. Les valeurs 
sonores minimales, moyennes et maximales ont 
été calculées pour les trois périodes du jour. Elles 
ont ensuite été agrégées, à l’aide des poids préco‑
nisés par la Directive, pour produire les niveaux 
correspondants de l’indice de bruit synthétique 
(Le Boennec & Salladarré, 2017). Il convient de 
noter que près de la moitié des appartements n'est 
pas soumise à des problèmes de bruit, et ce quelle 
que soit la période du jour examinée (moins de 
65 dB en valeur maximale sur 24 heures)8.

Le modèle urbain du Système de modélisation 
de la dispersion atmosphérique (Atmospheric 
Dispersion Modelling System, ADMS) inclut 
simultanément plusieurs sources d’émission. 
Nous avons inclus les émissions routières, 
puisqu’on s’attend à ce qu’elles constituent des 
contributeurs majeurs, ainsi que les émissions 
résidentielles et tertiaires. Diverses données 
météorologiques ont également été intégrées pour 
rendre compte de la saisonnalité (Le Boennec 
& Salladarré, 2017). Les corrélations sont calcu‑
lées pour tenir compte des liens potentiels entre 
les polluants. Pour chacune des années de tran‑
saction, les critères de pollution atmosphérique 

apparaissent fortement corrélés (les corrélations 
entre polluants pris deux à deux sont toutes supé‑
rieures à 0.75). Cela peut être dû à des facteurs 
sous‑jacents qui pourraient être observés par 
l’inter médiaire d’une analyse factorielle6789. Le cri‑ 
tère de Kaiser retient un facteur pour chaque année 
de transaction, et plus de 95 % de la variance est 
expliquée par ce facteur. Enfin nous utilisons, 
année par année, le score factoriel de tous les cri‑
tères de pollution atmosphérique pour élaborer la 
variable liée à la pollution atmosphérique10. La 
plupart des valeurs moyennes de pollution atmos‑
phérique de l’agglomération nantaise sont infé‑
rieures aux Lignes directrices de l’Organisation 
mondiale de la santé (OMS, 2000 ; 2006) rela‑
tives à la qualité de l’air. Cependant, pour environ 
15 % des logements, la valeur moyenne de pollu‑
tion dépasse ce seuil. Nous retenons une variable 
indicatrice destinée à tenir compte de ces 15 % de 
logements soumis à la pollution atmosphérique.

Afin de faire émerger des agrégations entre 
observations géographiques proches dont les 
prix sont liés, nous appliquons aux transactions 
immobilières des indicateurs locaux d’associa‑
tion spatiale (LISA) (figures I‑A, I‑B et I‑C). 
Les statistiques LISA permettent de mesurer le 
degré de similitude entre une observation et ses 
voisines (Anselin, 1995 ; 2005). A l’aide du logi‑
ciel GeoDa, nous avons calculé des statistiques 
LISA distinctes pour chacune des trois années 
de transaction. Diverses matrices de pondération 
spatiale ont été testées11.

Les résultats montrent des formes d’agrégation 
comparables pour les trois années de transaction. 
Environ la moitié des échantillons annuels pré‑
sente des formes significatives d’agrégation locale 
(57.9 % en 2002, 52.1 % en 2006 et 48.8 % en 
2008). Une autocorrélation spatiale positive est 
mise en évidence sous la forme de groupes de 
prix élevés d’une part, de prix bas d’autre part. 
Les groupes de prix élevés concernent 11.8 % 
du total des transactions de nos échantillons. Les 

6. Ces pourcentages sont assez proches pour les trois années examinées.
7. http://www.developpement‑durable.gouv.fr/IMG/pdf/Texte_de_la_
Directive‑2002‑49_CE‑2.pdf.
8. L’exposition au bruit aérien n’a pas été prise en compte en raison de la 
rareté des ventes d’appartements situés dans le couloir aérien.
9. Le test de sphéricité de Bartlett conclut qu’une analyse factorielle est 
pertinente pour chaque année de transaction. La mesure de l’adéquation de 
l’échantillonnage de Kaiser‑Meyer‑Olkin est de 0.82 en 2002, 0.81 en 2006 
et 0.80 en 2008, ce qui indique que cette méthode d’analyse est adaptée.
10. Le coefficient alpha de Cronbach détermine le degré d’homogénéité 
d’une mesure composée par un ensemble d’items pour évaluer sa fiabilité. 
Ce coefficient est de 0.76 pour 2002 et 2006 et de 0.77 en 2008. D’après 
Nunnally (1978), un score de 0.70 obtenu sur un échantillon important 
constitue un coefficient à la fiabilité acceptable.
11. Nous retenons les matrices de poids utilisées par la suite pour l’estima‑
tion spatiale. Les cartes LISA ont ainsi été produites en retenant les 60 plus 
proches voisins pour 2002, 100 pour 2006 et 40 pour 2008.

http://www.developpement-durable.gouv.fr/IMG/pdf/Texte_de_la_Directive-2002-49_CE-2.pdf
http://www.developpement-durable.gouv.fr/IMG/pdf/Texte_de_la_Directive-2002-49_CE-2.pdf
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appartements correspondants se trouvent d’une 
part dans les quartiers ouest du centre‑ville, et 
d’autre part, au nord. Dans ces quartiers, le niveau 
de revenu des ménages est généralement élevé et 
les aménités de bonne qualité (espaces verts et 
voies privées). Au contraire, des groupes de prix 
bas émergent dans les quartiers périphériques de 
l’agglomération (21.2 % des observations) où l’on 
trouve de grands immeubles de logements sociaux 
construits dans les années 1960 et 1970. Les cas 
d’autocorrélation spatiale négative se trouvent 
principalement dans les quartiers intermédiaires : 
une majorité des 20 % de transactions avec valeurs 
d’agrégation bas – élevé ou élevé – bas concernent  
des biens situés entre le centre et la périphérie, ce 
qui indique que dans ces quartiers, une minorité 
d’appartements bon marché (et chers, respective‑
ment) ont dans leur voisinage des appartements 
chers (et bon marché, respectivement).

Près de la moitié des transactions restantes (47 %) 
ne présente pas de valeurs LISA significatives, 
ce qui rend délicate la mise en évidence d’une 
autocorrélation spatiale entre ces observations. 
Ces transactions concernent pour la plupart des 
biens situés dans les quartiers intermédiaires de 
la ville. Cependant, ces résultats doivent être pris 
avec précaution. D’autres techniques, comme 
les tests de balayage (scan tests), se révèlent 
plus sensibles à la détection d’agrégation locale 
(Hanson & Wieczoreck, 2002). En effet, tandis 
qu’on attend des statistiques LISA qu’elles sug‑
gèrent systématiquement des groupes de prix, 
elles peuvent également mettre en évidence une 
significativité pour des valeurs isolées, étant 
donné qu’elles sont calculées pour chaque tran‑
saction. Néanmoins, comme nous ne souhaitons 
pas préconiser de nombre maximal d’observa‑
tions par groupe (ce qui est un pré‑requis pour 

Figure I
Cartes d'agrégation LISA pour le prix des appartements de Nantes Métropole (2002, 2006 et 2008) 

A – 2002

1 943 observations (année 2002, 60 plus proches voisins)

B – 2006

1 981 observations (année 2006, 100 plus proches voisins)
C – 2008

1 666 observations (année 2008, 40 plus proches voisins)

Note : élevé‑élevé (en noir) : les valeurs observées de 
la transaction et de ses voisins sont élevées ; bas‑bas 
(en gris) : les valeurs de la transaction et de ses voisins 
sont basses. Non représenté : bas‑élevé : la valeur de 
la transaction est basse mais celles de ses voisins 
sont élevées ; élevé‑bas : la valeur de la transaction 
est élevée mais celles de ses voisins sont basses. Les 
statistiques LISA sont significatives au seuil de 5 %. 
Source : auteurs (GeoDa)
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la mise en œuvre des tests de balayage), nous 
préférons nous baser sur les statistiques LISA 
(López et al., 2015). Pour chaque année de tran‑
saction, nous conservons ainsi cinq variables 
muettes correspondant aux cinq groupes de prix 
mis en évidence par les statistiques LISA (prix 
d’appartements élevé‑élevé, bas‑bas, bas‑élevé 
et élevé‑bas, et valeurs non significatives). Dans 
la section suivante, nous allons tester l’inclusion 
de ces variables dans notre modèle.

Le modèle empirique

Nous retenons le prix de l’appartement comme 
variable dépendante. Au regard de l’analyse des‑
criptive des données, nous postulons que le prix 
peut être expliqué par les attributs intrinsèques 
du logement, ainsi que par des caractéristiques 
extrinsèques, telles que la proximité aux trans‑
ports collectifs, qui sont source à la fois d’améni‑
tés et de pollution. Pour estimer les effets de ces 
attributs sur le prix des logements, nous utilisons 
le modèle de prix hédoniques suivant :

p x y z vi c ci
c

C

q qi
q

Q

r ri
r

R

s si
s

S

i= + + + + +
= = = =

∑ ∑ ∑ ∑α β γ δ φ ε0
1 1 1 1

 
 (1)

pi est le log du prix de la transaction i, xc sont les 
attributs intrinsèques C de l’appartement vendu, 
yq les variables contextuelles, zr les caractéris‑
tiques d’accessibilité et vs les variables relatives 
à la qualité environnementale. α, β, γ, δ et ϕ sont 
les paramètres correspondants à estimer, et εi est 
un terme d’erreur qu’on suppose indépendant 
et identiquement distribué. Toutes les variables 
intrinsèques et extrinsèques décrites (tableau 1) 
ont été incluses dans le modèle empirique. Parmi 
les attributs intrinsèques, la surface habitable et 
son carré sont intégrés pour identifier une poten‑
tielle relation non linéaire avec le prix12. 

Puisque l’hypothèse d’indépendance entre obser‑
vations est souvent non vérifiée, les modèles 
de prix hédoniques utilisent fréquemment des 
méthodes d’économétrie spatiale qui s’ap‑
pliquent à des données géoréférencées (Cliff et 
al., 1975 ; Anselin, 1988 ; Le Gallo, 2002, 2004). 
Nous avons testé l’hypothèse de dépendance  
spatiale (c’est‑à‑dire d’interactions entre observa‑
tions), ce qui implique de déterminer la structure 
de la matrice de corrélation entre appartements 
situés en des points différents par la position 

12. La surface et son carré ont été centrés afin de réduire les corrélations 
entre les variables. 

Tableau 2
Estimation empirique du prix des appartements – résultats des MCO et diagnostics de régression

Modèle 2002 2006 2008

Surface 0.0161** 
(0.0004)

0.0145** 
(0.0003)

0.0152** 
(0.0003)

Surface2 ‑0.0062** 
(0.0005)

‑0.0055** 
(0.0004)

‑0.0053** 
(0.0006)

Constr<1948 ‑0.2395** 
(0.0400)

‑0.1124** 
(0.0295)

‑0.1331** 
(0.0360)

Constr[1948‑1969] ‑0.2384** 
(0.0199)

‑0.1758** 
(0.0150)

‑0.2157** 
(0.0157)

Constr[1970‑1980] ‑0.2696** 
(0.0209)

‑0.1571** 
(0.0150)

‑0.2190** 
(0.0165)

Constr[1981‑1991] ‑0.1201** 
(0.0185)

‑0.0748** 
(0.0159)

‑0.1185** 
(0.0163)

Vente en l'état futur d'achèvement 0.1847** 
(0.0172)

0.1869** 
(0.0134)

0.2007** 
(0.0148)

Absence de stationnement ‑0.1539** 
(0.0553)

‑0.0916** 
(0.0261)

‑0.1609** 
(0.0301)

>Une place de parking 0.0370** 
(0.0119)

0.0377** 
(0.0144)

0.0074 
(0.0163)

ZUS ‑0.0913** 
(0.0331)

‑0.0693** 
(0.0199)

‑0.0161 
(0.0239)

ZUS contiguë ‑0.0387** 
(0.0144)

‑0.0262** 
(0.0099)

‑0.0359** 
(0.0129)

Revenu médian 0.2976** 
(0.0394)

0.1662** 
(0.0282)

0.2492** 
(0.0342)

Voie privée ‑0.0155 
(0.0107)

‑0.0320** 
(0.0085)

‑0.0128 
(0.0098)

Espaces verts 0.0042** 
(0.0011)

0.0005 
(0.0009)

0.0018+ 
(0.0011)

Distance au centre ‑0.0575** 
(0.0121)

‑0.0582** 
(0.0103)

‑0.0891** 
(0.0129) ➔



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018110

Modèle 2002 2006 2008

Distance à la gare 0.0486** 
(0.0091)

0.0290** 
(0.0072)

0.0234* 
(0.0097)

Distance à l’arrêt de bus 0.0873* 
(0.0403)

‑0.0078 
(0.0066)

0.0138 
(0.0086)

Tram>500m ‑0.0306 
(0.0683)

0.0071 
(0.0098)

‑0.0021 
(0.0104)

Bruit max. ‑0.0007+ 
(0.0004)

‑0.0014** 
(0.0004)

‑0.0013** 
(0.0004)

Pollution atmosphérique 0.0321+ 
(0.0182)

0.0244 
(0.0152)

0.0308* 
(0.0153)

Effets temporels

Deuxième trimestre 0.0186 
(0.0155)

0.0242* 
(0.0101)

0.0045 
(0.0123)

Troisième trimestre 0.0420** 
(0.0134)

0.0411** 
(0.0104)

‑0.0024 
(0.0129)

Quatrième trimestre 0.0475** 
(0.0147)

0.0459** 
(0.0121)

‑0.0163 
(0.0131)

Sous‑marchés spatiaux

Sous‑marché 2 (Élevé‑Élevé) 0.1310** 
(0.0210)

0.1596** 
(0.0182)

0.1223** 
(0.0203)

Sous‑marché 3 (Bas‑Bas) ‑0.0607** 
(0.0140)

‑0.0281** 
(0.0106)

‑0.0544** 
(0.0121)

Sous‑marché 4 (Bas‑Élevé) ‑0.0628* 
(0.0254)

‑0.0613** 
(0.0237)

‑0.0770** 
(0.0225)

Sous‑marché 5 (Élevé‑Bas) 0.0805** 
(0.0136)

0.1103** 
(0.0129)

0.0467** 
(0.0148)

Constante 8.6513** 
(0.3920)

10.4452** 
(0.2829)

9.8130** 
(0.3516)

Observations 1 943 1 981 1 666
R² 0.832 0.822 0.823
Critères d’information
AIC ‑664.96 ‑1293.05 ‑886.97
BIC ‑508.95 ‑1136.49 ‑735.26
AIC (modèle sans sous‑marchés 
spatiaux) ‑560.98 ‑1159.39 ‑806.98

BIC (modèle sans sous‑marchés 
spatiaux) ‑427.25 ‑1025.20 ‑676.94

Multicolinéarité
Facteur d'inflation de la variance (VIF) 
moyen 1.78 1.58 1.59

Indice de conditionnement 86.6 77.0 66.7
Normalité des erreurs
Test W de Shapiro‑Wilk 0.848** 0.905** 0.970**
Hétéroscédasticité
Test de Breusch‑Pagan 51.84** 63.40** 159.35**
Test de White 735.38** 590.22** 521.81**
Erreur spatiale
Indice I de Moran 14.09** 11.04** 18.54**
Erreur RLM (5 nn) 109.64** 72.00** 206.16**
Erreur RLM (10 nn) 112.41** 69.39** 327.88**
Erreur RLM (20 nn) 108.95** 98.69** 373.45**
Erreur RLM (40 nn) 107.88** 93.33** 333.30**
Erreur RLM (60 nn) 86.56** 71.68** 260.49**
Erreur RLM (100 nn) 76.48** 42.66** 254.27**
Décalage spatial
Décalage RLM (5 nn) 3.28* 1.49 4.43**
Décalage RLM (10 nn) 4.44* 2.69 0.53
Décalage RLM (20 nn) 5.96** 3.04 9.38**
Décalage RLM (40 nn) 9.46** 0.23 24.08**
Décalage RLM (60 nn) 13.12** 3.50 7.49**
Décalage RLM (100 nn) 7.52** 4.98* 17.02*

Note : ** significatif à 1 %, * significatif à 5 % et + significatif à 10 %. RLM désigne les tests du multiplicateur de Lagrange robustes pour les modèles 
d’erreur spatiale et de décalage spatial. Les 5 nn (plus proches voisins = nearest neigbors), 10 nn, 20 nn, 40 nn, 60 nn et 100 nn sont les matrices de 
poids des 5, 10, 20, 40, 60 et 100 plus proches voisins, respectivement. Élevé‑Élevé : les valeurs observées de la transaction et de ses voisins sont 
élevées ; Bas‑Bas : les valeurs de la transaction et de ses voisins sont basses. Bas‑Élevé : la valeur de la transaction est basse mais celles de ses 
voisins sont élevées ; Élevé‑Bas : la valeur de la transaction est élevée mais celles de ses voisins sont basses.
Champ : 5 590 ventes d’appartements dans les 24 communes de Nantes Métropole en 2002, 2006 et 2008 (respectivement 1 943, 1 981 et 1 666 observations)
Source : Perval 2002, 2006 et 2008 ; estimations des auteurs.

Tableau 2 (suite)
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relative de ces appartements dans l’espace géo‑
graphique. En d’autres termes, les valeurs obser‑
vées en un point dépendent des valeurs  
observées ailleurs.

Conformément à la stratégie empirique de Chasco 
et al. (2018), une régression des variables pré‑
sentées dans le tableau 1 par les Moindres Carrés 
Ordinaires (MCO) est estimée pour chaque année 
de transaction. De plus, des variables indicatrices 
trimestrielles sont incluses comme effets tempo‑
rels, ainsi que cinq autres indicatrices reflétant les 
sous‑marchés correspondant aux cinq groupes de 
prix identifiés dans la section précédente (à ce 
sujet, voir López et al., 2015). Le tableau 2 fournit 
les estimations par les MCO ainsi que plusieurs 
diagnostics de régression testant la non‑nor‑
malité, l’hétéroscédasticité et, en particulier, la 
dépendance spatiale. Chaque modèle explique 
plus de 80 % de la variance du prix des appar‑
tements. D’après l’AIC et le BIC, les variables 
indicatrices reflétant les sous‑marchés spatiaux 
améliorent le coefficient de détermination.

Les modèles n’apparaissent pas fortement 
influencés par de la multicolinéarité, comme 
l’illustre la faible valeur du facteur d’inflation 
de la variance ou indice VIF (inférieur à 5 pour 
toutes les variables). Toutefois, l’indice de condi‑
tionnement (condition index) est au‑dessus de 
la limite acceptable de 30 ‑ 40 (Belsley, 1991). 
Les tests de Shapiro‑Wilk et de Cook‑Weisberg 
indiquent une non‑normalité des termes d’erreur. 
En nous appuyant sur le test d’hétéroscédasticité 
de Breusch‑Pagan, nous pouvons rejeter l’hypo‑
thèse d’homoscédasticité pour les trois modèles, 
ce qui suggère une forme particulière d’hétéros‑
cédasticité. Dans le cas du test de White où l’hy‑
pothèse de normalité des erreurs est levée, les 
résultats sont similaires et montrent la présence 
d’une hétéroscédasticité de forme inconnue.

Plusieurs tests ont été effectués pour analy‑
ser l’autocorrélation spatiale, qui représente 
les corrélations entre une valeur en un point et 
les valeurs en des points voisins. L’indice I de 
Moran est significatif et suggère une autocorré‑
lation spatiale des résidus. Les tests du multipli‑
cateur de Lagrange (LM) pour l’autocorrélation 
spatiale, ainsi que leurs équivalents robustes, 
ont été calculés pour une matrice de distance 
inverse et différents groupes de matrices des plus 
proches voisins (5, 10, 20, 40, 60 et 100)13. 60 
plus proches voisins ont été sélectionnés pour 
2002, 100 pour 2006 et 40 pour 200814. La ver‑
sion robuste du test LM pour les erreurs spatiales 
se révèle significative, de même que la version 
robuste du test LM pour la variable endogène 

décalée. Le premier résultat est toujours supé‑
rieur au second. Cependant, ces résultats doivent 
être pris avec précaution en raison de la non‑nor‑
malité des termes d’erreur.1314

Conformément aux résultats des tests LM, nous 
utilisons un modèle spatial contenant des déca‑
lages spatiaux de la variable dépendante, des 
variables exogènes et un terme d’erreur. La 
variable spatialement décalée autorise des effets 
de contagion dans la variable dépendante ; elle 
utilise une matrice de voisinage qui exprime 
l’interaction spatiale potentielle entre les loca‑
lisations de chaque couple d’appartements15. 
En outre, un processus autorégressif spatial est 
inclus dans le terme d’erreur ce qui autorise, là 
encore, les débordements spatiaux16. Le modèle 
est finalement spécifié comme suit :
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λ est le paramètre spatial autorégressif, ρ le para‑
mètre d’erreur spatiale, et wij et mij les matrices 
de poids17. Par la modélisation du prix de chaque 
appartement en fonction d’une moyenne pondé‑
rée du prix des autres appartements, le modèle 
détermine les résultats simultanément, ce qui 
implique que l’estimateur MCO n’est pas cohé‑
rent (Anselin, 1988). Cette endogénéité due au 
décalage spatial nécessite l’emploi de la méthode 
des variables instrumentales.

Comme les termes d’erreur ne sont pas norma‑
lement distribués, l’estimateur du maximum de 
vraisemblance (MV) n’est pas pertinent18. Par 
ailleurs, les résidus du modèle sont influencés par 
l’autocorrélation spatiale et l’hétéroscédasticité. 
Cette dernière est probablement due à l’hétérogé‑
néité spatiale, car le marché de l’immobilier n’est 
généralement pas uniforme géographiquement19. 

13. Comme les tests LM pour l’autocorrélation spatiale des erreurs et la 
variable endogène décalée sont toujours significatifs, ce sont leurs équiva‑
lents robustes qui ont été utilisés.
14. La distance moyenne entre chaque observation et son plus proche voi‑
sin est d’environ 1.1 km en 2002 (60e plus proche voisin), 1.4 km en 2006 
(100e plus proche voisin) et 1 km en 2008 (40e plus proche voisin).
15. Les lignes de la matrice de pondération spatiale n × n sont normali‑
sées : la somme de chaque ligne est égale à un.
16. Pour chaque année de transaction, les critères AIC et BIC concluent 
que l’inclusion du paramètre spatial autorégressif et du paramètre d’erreur 
spatiale améliore le coefficient de détermination.
17. Dans notre spécification, wij = mij.
18. L’estimateur du quasi‑MV du modèle proposé par Lee (2004) ne traite 
pas le cas où les perturbations sont hétéroscédastiques.
19. LeSage (1999) montre, par exemple, que la moyenne et la variance des 
prix immobiliers évoluent avec la distance au centre d’affaires.
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Tableau 3
Estimation du modèle spatial des prix hédoniques pour les appartements de Nantes Métropole vendus  
en 2002, 2006 et 2008

Variables Modèle 2002 Modèle 2006 Modèle 2008

Surface 0.0163** 
(0.0004)

0.0146** 
(0.0003)

0.0156** 
(0.0003)

Surface2 ‑0.0063** 
(0.0006)

‑0.0056** 
(0.0004)

‑0.0057** 
(0.0006)

Constr<1948 ‑0.2370** 
(0.0426)

‑0.1194** 
(0.0289)

‑0.1243** 
(0.0351)

Constr[1948‑1969] ‑0.2401** 
(0.0198)

‑0.1769** 
(0.0150)

‑0.2161** 
(0.0159)

Constr[1970‑1980] ‑0.2561** 
(0.0210)

‑0.1548** 
(0.0149)

‑0.2089** 
(0.0168)

Constr[1981‑1991] ‑0.1169** 
(0.0179)

‑0.0747** 
(0.0157)

‑0.1226** 
(0.0161)

Vente en l'état futur d'achèvement 0.1489** 
(0.0190)

0.1755** 
(0.0134)

0.2053** 
(0.0175)

Absence de stationnement ‑0.1629** 
(0.0559)

‑0.0928** 
(0.0256)

‑0.1623** 
(0.0292)

>Une place de parking 0.0388** 
(0.0117)

0.0366* 
(0.0143)

0.0115 
(0.0153)

ZUS ‑0.0568 
(0.0436)

‑0.0922** 
(0.0213)

0.0305 
(0.0331)

ZUS contiguë ‑0.0237 
(0.0179)

‑0.0322** 
(0.0122)

‑0.0194 
(0.0179)

Revenu médian 0.1414** 
(0.0480)

0.1010** 
(0.0313)

0.1869** 
(0.0446)

Voie privée ‑0.0409** 
(0.0143)

‑0.0258** 
(0.0087)

‑0.0085 
(0.0103)

Espaces verts 0.0039** 
(0.0015)

‑0.0004 
(0.0009)

0.0004 
(0.0014)

Distance au centre ‑0.0648** 
(0.0211)

‑0.0367* 
(0.0156)

‑0.0956** 
(0.0227)

Distance à la gare 0.0235+ 
(0.0127)

0.0122 
(0.0102)

0.0174 
(0.0185)

Distance à l’arrêt de bus 0.0052 
(0.0099)

‑0.0096 
(0.0066)

‑0.0040 
(0.0094)

Tram>500 m ‑0.0020 
(0.0177)

0.0009 
(0.0112)

‑0.0127 
(0.0137)

Bruit max. ‑0.0006 
(0.0005)

‑0.0013** 
(0.0004)

‑0.0010* 
(0.0005)

Pollution atmosphérique 0.0182 
(0.0195)

0.0260+ 
(0.0150)

0.0087 
(0.0168)

Effets temporels

Deuxième trimestre 0.0271+ 
(0.0149)

0.0290** 
(0.0099)

‑0.0101 
(0.0118)

Troisième trimestre 0.0425** 
(0.0129)

0.0448** 
(0.0103)

‑0.0170 
(0.0127)

Quatrième trimestre 0.0527** 
(0.0140)

0.0509** 
(0.0119)

‑0.0254 
(0.0128)

Sous‑marchés spatiaux

Sous‑marché 2 (É‑É) 0.0711* 
(0.0338)

0.1041** 
(0.0209)

0.0309 
(0.0294)

Sous‑marché 3 (B‑B) 0.0308+ 
(0.0180)

‑0.0087 
(0.0115)

0.0254 
(0.0167)

Sous‑marché 4 (B‑É) ‑0.1171** 
(0.0296)

‑0.0959** 
(0.0254)

‑0.1538** 
(0.0286)

Sous‑marché 5 (É‑B) 0.1449** 
(0.0177)

0.1224** 
(0.0135)

0.0869** 
(0.0169)

Constante 6.0400** 
(0.7397)

6.9313** 
(0.9531)

6.9271** 
(1.3387)

Lambda 0.3803** 
(0.0671)

0.3566** 
(0.0788)

0.3163** 
(0.1108)

Rho 0.6481** 
(0.0652)

0.5671** 
(0.0983)

0.7699** 
(0.0644)

Observations 1 943 1 981 1 666
Note : ** significatif à 1 %, * significatif à 5 % et + significatif à 10 %. É-É : les valeurs observées de la transaction et de ses voisins sont élevées ; 
B‑B : les valeurs de la transaction et de ses voisins sont basses. B‑É : la valeur de la transaction est basse mais celles de ses voisins sont élevées ; 
É‑B : la valeur de la transaction est élevée mais celles de ses voisins sont basses.
Champ : 5 590 ventes d’appartements dans les 24 communes de Nantes Métropole en 2002, 2006 et 2008 (respectivement 1 943, 1 981 et 1 666 
observations)
Source : Perval 2002, 2006 et 2008 ; estimations des auteurs.
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Malgré l’introduction de variables indicatrices 
reflétant les sous‑marchés spatiaux destinées à 
limiter l’hétérogénéité spatiale, il persiste une 
hétéroscédasticité dans le terme d’erreur. Pour 
estimer le paramètre spatial autorégressif, nous 
utilisons donc l’estimateur MMG proposé par 
Kelejian et Prucha (2010). En effet, ce dernier 
autorise l’emploi de termes d’erreur hétéroscé‑
dastiques. A l’aide d’une série d’instruments, le 
modèle est estimé, dans une première étape, par 
la méthode des moindres carrés en deux étapes 
(2SLS). Dans une seconde étape, le paramètre 
autorégressif ρ est estimé à l’aide de l’estimation 
par la MMG en utilisant les résidus 2SLS issus de 
la première étape. Pour tenir compte de l’autocor‑
rélation spatiale, le modèle est une nouvelle fois 
estimé, dans une troisième étape, par la méthode 
des 2SLS, après application au modèle d’une 
transformation de type Cochrane‑Orcutt (pour 
plus de détails, voir Kelejian & Prucha, 2010).

Résultats

Les résultats du modèle présenté figurent dans le 
tableau 3. Le paramètre λ est positif et signifi‑
catif, ce qui révèle une dépendance autoregres‑
sive spatiale dans le prix des appartements. Le 
paramètre r est positif et significatif, indiquant 
que les composantes non observées du modèle 
sont spatialement liées. Les variables indicatrices 
reflétant les sous‑marchés spatiaux apparaissent, 
dans l’ensemble, significatives20.

Effets des caractéristiques intrinsèques  
et contextuelles des appartements

Le rôle des attributs intrinsèques des logements 
dans la capitalisation immobilière que nous 
révélons pour Nantes Métropole apparaît glo‑
balement cohérent avec d’autres travaux s’ap‑
puyant sur des données françaises (Cavailhès, 
2005 ; Bono et al., 2007 ; Fritsch, 2007 ; Bureau 
& Glachant, 2010 ; Trannoy & Wasmer, 2013). 
Au cœur de ces attributs, la surface habitable 
joue un rôle crucial. Pour examiner de poten‑
tielles relations non linéaires, nous ajoutons à la 
surface habitable la surface au carré et mettons 
en évidence une relation concave entre la super‑
ficie et le prix de l’appartement. Un tel résultat 
pourrait indiquer un effet de saturation des pré‑
férences des acheteurs lorsque la surface d’un 
logement dépasse un certain seuil. Ce seuil se 
situe, en fonction de l’année de la transaction, 
entre 200 et 220 m².

Plusieurs autres attributs intrinsèques influencent 
également le prix des appartements sur le territoire  
de Nantes Métropole. Les appartements situés 
dans des immeubles construits après 1991 se 
vendent plus cher que les appartements plus 
anciens. Ce résultat pourrait traduire le fait 
que les acheteurs considèrent les appartements 
anciens comme potentiellement moins intéres‑
sants, du point de vue des performances ther‑
miques et acoustiques2021. De la même manière, les 
appartements neufs (vendus sur plan) se vendent 
cette fois à des prix considérablement plus éle‑
vés. Le nombre de places de parking influence 
aussi significativement le prix : les appartements 
sans stationnement sont dépréciés par rapport aux 
appartements avec une place de parking, tandis 
que les appartements avec au moins deux places 
se vendent à des prix plus élevés. Les acheteurs 
semblent ainsi trouver délicat de stationner leur 
véhicule sur la voie publique.

Les valeurs immobilières sont aussi fréquem‑
ment déterminées par l’environnement géo‑
graphique et socio‑économique du logement. 
Cependant, sur le territoire de Nantes Métropole, 
plusieurs caractéristiques contextuelles n’ont pas 
d’incidence claire sur le prix des appartements. 
Le fait que l’appartement se situe dans une ZUS 
ou dans un IRIS contigu à une ZUS agit ainsi à 
la baisse sur le prix de vente en 2006, alors que 
ces deux variables ne sont pas significatives en 
2002 et 2008. Ce résultat peut être interprété 
comme démontrant l’utilité des programmes de 
rénovation urbaine qui visent à améliorer l’image 
de ces quartiers et de leur voisinage. À l’inverse, 
en conformité avec Bureau et Glachant (2010), le 
revenu médian de l’IRIS est positivement corrélé 
avec le prix des appartements.

Effets des variables de localisation  
et d’accessibilité 

Comme les variables de localisation et d’ac‑
cessibilité ont été élaborées dans le cadre d’un 
projet de recherche pluridisciplinaire, l’on pou‑
vait s’attendre à ce que ces attributs soient plus 
éclairants. En effet, les variables d’accessibi‑
lité, et notamment la proximité aux réseaux de 
transport, jouent souvent un rôle dans les études 
hédoniques menées en France et ailleurs, comme 
nous le soulignons dans la section Revue de la 

20. Nous avons testé nos modèles sans les variable indicatrices reflétant 
les sous‑marchés pour voir si ces dernières limitaient l’incidence d’autres 
variables explicatives, notamment celles liées à l’accessibilité et à la qualité 
environnementale. Nos résultats se sont révélés similaires.
21. Malheureusement, aucune information sur l’état de l’appartement au 
moment de la transaction n’est disponible.
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littérature. Pourtant, ces effets ne sont pas tou‑
jours significatifs ; et s’ils le sont, ils peuvent soit 
souligner l’effet‑accessibilité attendu exercé par 
le mode de transport (type d’effet se traduisant 
par une capitalisation immobilière), soit révéler 
un effet d’externalité négative, notamment dû aux 
niveaux sonores plus élevés (qui provoquent une 
dépréciation). Enfin, ces effets demeurent dépen‑
dants du contexte local en ce sens que, comme 
nous allons le montrer, les acheteurs peuvent 
considérer les réseaux de transport en présence 
dans la ville comme plus ou moins denses. Il 
semble donc important de confirmer ou de réfu‑
ter les résultats partiels de Fritsch (2007) relatifs 
à l’influence du tramway à Nantes. À cette fin, 
nous examinons les résultats obtenus par l’inter‑
médiaire de la construction de variables d’ac‑
cessibilité visant à compléter la hiérarchie des 
réseaux de transport collectif : par le haut (TER) 
et par le bas (réseau de bus).

Tout d’abord, et sans surprise, la proximité 
au centre‑ville de Nantes joue un rôle positif. 
Nous vérifions l’absence d’effet non linéaire 
entre cette distance et le prix de l’appartement. 
Une telle linéarité est cohérente tant avec la lit‑
térature théorique (Fujita, 1989) qu’empirique : 
notamment à Paris (Bureau & Glachant, 2010), 
et dans le centre‑ville de Bordeaux (Gaschet 
& Pouyanne, 2011). 

Concernant la construction des variables d’acces‑
sibilité aux transports collectifs, nous suivons des 
stratégies distinctes, adaptées au réseau consi‑
déré. Comme on trouve des arrêts de bus dans des 
communes périphériques de Nantes Métropole, la 
variable « distance entre l’appartement et l’arrêt 
de bus le plus proche » peut être introduite sous 
une forme continue. Au contraire, comme les 
emplacements des arrêts de tramway sont plus 
corrélés avec la distance au centre‑ville (pas d’ar‑
rêt de tramway au‑delà du périphérique), nous 
retenons une variable indicatrice « présence d’un 
arrêt de tramway à moins de 500 mètres ». Le seuil 
de 500 mètres reflète approximativement la valeur 
médiane de la distribution. Concernant les trans‑
ports collectifs non urbains (réseau de TER), il 
convient de noter que seules 12 % des transactions 
concernent des biens situés à moins d’un kilo‑
mètre de la gare centrale de Nantes. On s’attend 
donc à ce que les acheteurs puissent considérer 
comme un avantage ces localisations spécifiques.

Cependant, la proximité à la gare la plus proche 
ne joue pas le rôle attendu en termes d’accessi‑
bilité, les coefficients estimés n’étant pas signi‑
ficatifs. De manière générale, cela peut révéler 
le rôle mineur du réseau ferré non urbain dans 

la mobilité urbaine en France. Par ailleurs, à 
Nantes Métropole, cela est probablement dû à la 
bonne accessibilité aux réseaux de transport col‑
lectif urbain, censés fournir un meilleur service 
que le TER au sein de l’agglomération, notam‑
ment en termes de fréquence et d’horaires de 
fonctionnement.

L’hypothèse d’un plus grand intérêt des ache‑
teurs pour les réseaux de transport urbain n’est 
toutefois pas vérifiée : à Nantes Métropole, nous 
ne trouvons pas non plus d’influence significa‑
tive des réseaux de bus et de tramway sur le prix 
des appartements. Les coefficients estimés pour 
les bus ne sont significatifs pour aucune des trois 
années de transaction. Cependant, cette absence 
de valorisation peut s’expliquer simplement par 
la forte densité des réseaux de transport urbain 
dans la ville en général, ce qui fait de la proximité 
immédiate à un arrêt de bus un avantage superflu 
du point de vue de l’acheteur.

Les quatre lignes de tramway ont été mises en 
place pour faciliter les déplacements en prove‑
nance et à destination du centre‑ville de Nantes 
en transport collectif. Les trois premières lignes 
ont été ouvertes entre 1985 et 2000. Avec le pro‑
longement de la troisième ligne vers le nord de 
Nantes en 2004 et l’entrée en service de la qua‑
trième ligne en 2006 (la ligne de « busway » ˗ 
bus à haut niveau de service), il est devenu pos‑
sible de rallier le centre‑ville depuis de nombreux 
points du périphérique. Toutefois, de la même 
manière que pour le bus, nos résultats montrent 
qu’une localisation dans un rayon de 500 mètres 
autour d’un arrêt de tramway n’a pas d’inci‑
dence significative sur le prix des appartements 
à Nantes Métropole, les coefficients n’étant 
jamais significatifs, quelle que soit l’année22. À 
la différence de Fritsch (2007), nous ne sommes 
donc pas en mesure de conclure, pour les tran‑
sactions d’appartements à Nantes Métropole, ni 
sur l’existence d’un effet‑accessibilité du réseau 
de tramway, ni sur celle d’un effet négatif asso‑
cié à une localisation trop proche d’un arrêt de 
tramway (en particulier en raison du bruit). Ce 
résultat apparaît cohérent avec ceux obtenus par 
Travers et al. (2014), qui montrent que la ligne 
de « busway » n’a pas d’influence significative 
sur le prix de l’immobilier dans les communes 
de Nantes Métropole qu’elle traverse (Nantes, 
Vertou et Saint‑Sébastien‑sur‑Loire).

Concernant les autres variables de localisation, 
nous n’avons pas non plus mis en évidence d’in‑
cidences claires sur le prix des appartements. Une 

22. D’autres distances seuil ont été testées, sans succès.



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 115

Accessibilité, pollution locale et prix du logement : le cas de Nantes Métropole, France 

localisation sur voie privée et de grands espaces 
verts à proximité de l’appartement peuvent être 
considérés, pour des raisons différentes, comme 
des aménités. Toutefois, malgré la quiétude de 
l’environnement qu’on attendrait d’une localisa‑
tion sur voie privée (30 % des observations), cette 
variable est en fait synonyme de dépréciation 
immobilière en 2002 et 2006 ; cela s’explique 
probablement par des difficultés d’accès provo‑
quées par des routes souvent étroites. Concernant 
les espaces verts, leur présence à moins de 
300 mètres de l’appartement n’est significative 
que pour l’année 2002. Pourtant, une influence 
positive de la proximité des espaces verts a été 
soulignée dans plusieurs villes françaises : Paris 
(Bureau & Glachant, 2010) et Angers (Choumert 
& Travers, 2010). Nos résultats apparaissent plus 
mitigés à Nantes, où les espaces verts n’ont pas 
d’incidence significative sur le prix de l’immo‑
bilier en 2006 et 2008. Cela est probablement dû 
au fait que ces dernières années, Nantes est deve‑
nue l’une des villes françaises les plus actives en 
matière d’espaces verts et de dépenses publiques 
par habitant23.

Effets des variables liées à la qualité 
environnementale

On s’attend à ce que les ménages valorisent une 
amélioration de la qualité environnementale 
dans les centres urbains, où elle est généralement 
considérée déficiente. En outre, à l’instar de l’ac‑
cessibilité, de tels attributs peuvent être modifiés 
par des plans de mobilité urbaine durable (Ellison 
et al., 2013). Pour ces raisons, les variables liées à 
la qualité environnementale (exposition au bruit 
et pollution atmosphérique) ont également été 
construites dans le cadre du projet de recherche 
pluridisciplinaire, comme facteurs potentiels de 
valorisation ou de dépréciation immobilière.

Dans nos modèles, nous retenons la variable de 
bruit qui reflète le niveau sonore maximal produit 
par les routes et les voies ferrées sur une période 
de 24 heures. Nos résultats se révèlent plutôt 
robustes, car ils sont comparables quelle que soit 
la variable de bruit introduite : en journée, en soi‑
rée, la nuit ; niveau maximal, moyen ou minimal. 
Au final, l’exposition au bruit minore le prix des 
appartements en 2006 et 200824. Pour une expo‑
sition au bruit comprise entre 55 et 60 dB, nos 
résultats suggèrent un prix en baisse de 0.28 % 
par décibel supplémentaire. Ce coefficient est 
inférieur à celui du rapport Boiteux (2001) : les 
chiffres y sont de 0.4 % pour le même intervalle 
de bruit, et de 1.1 % au‑dessus de 75 dB. Dans 
une précédente étude, Le Boennec et Sari (2015) 

ont révélé un effet comparable du bruit sur le 
prix des maisons de Nantes Métropole (‑ 0.23 % 
par décibel supplémentaire), ce qui constitue à 
nouveau une valeur inférieure à celle du rapport 
Boiteux. Notre résultat peut s’expliquer par le 
fait que l’environnement sonore que l’on trouve 
à Nantes Métropole est généralement calme.2324

Concernant l’influence potentielle de la qualité 
de l’air sur le prix des appartements de Nantes 
Métropole, il convient de rappeler que seuls 
15 % des logements environ sont, en moyenne, 
au‑dessus de la norme préconisée par les Lignes 
directrices de l’OMS relatives à la qualité de 
l’air (2000 ; 2006). Toutefois, même pour ce 
sous‑échantillon d’appartements, nous ne trou‑
vons aucune relation positive entre qualité de 
l’air et prix. Ce résultat se confirme pour les 
appartements situés dans des quartiers où l’air 
est de meilleure qualité. Cette absence générale 
de relation pourrait refléter le fait que la capita‑
lisation immobilière est mieux expliquée par la 
perception subjective de caractéristiques envi‑
ronnementales que par des données objectives, 
comme le montrent Chasco et Le Gallo (2013). 
On peut y apporter une double explication. Tout 
d’abord, la nature largement invisible et intan‑
gible de la qualité de l’air fait que les mesures 
objectives n’ont généralement pas d’influence, 
excepté dans le cas où la pollution est malo‑
dorante ou visible. Ensuite, la pollution atmos‑
phérique est considérée comme un phénomène 
éphémère, même si ses effets sur la santé sont 
bien réels (Le Boennec & Salladarré, 2017). 
Enfin, un moindre niveau de qualité de l’air 
est plus difficile à percevoir lorsque son niveau 
moyen est élevé.

*  * 
*

Notre analyse de prix hédoniques sur les tran‑
sactions d’appartements enregistrées à Nantes 
en 2002, 2006 et 2008 met en évidence le degré 
de capitalisation immobilière finalement modéré 
de l’accessibilité au centre‑ville, de la qualité de 
l’air et de la réduction de l’exposition au bruit.

Nous confirmons qu’à Nantes Métropole, le 
prix des appartements dépend avant tout des 
attributs intrinsèques des logements et de leur 

23. Dans le classement 2017 de l’Observatoire des villes vertes, Nantes se 
classe deuxième des 50 villes françaises les plus peuplées.
24. Le prix estimé pour un appartement vendu en 2008 s’élève ainsi à 117 170 € 
au‑dessus de 62 dB, alors qu’il est de 121 391 € en dessous de ce seuil.
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environnement socioéconomique. En revanche, 
nos résultats relatifs à l’accessibilité ne sont 
pas particulièrement concluants. En cohérence 
avec Travers et al. (2014), qui révèlent l’ab‑
sence de capitalisation immobilière de la ligne 
de « busway » desservant plusieurs communes 
de Nantes Métropole, nos résultats montrent 
l’absence de tout effet‑accessibilité significatif 
des réseaux de transport urbain et non urbain 
(bus, tramway et TER). Cette absence de relation 
claire entre transports collectifs et prix de l’im‑
mobilier peut être interprétée de deux manières 
différentes. Elle peut traduire des liaisons avec le 
centre‑ville que l’acheteur considère suffisantes, 
quelle que soit la localisation de l’appartement 
(étant donné que la grande majorité des appar‑
tements se situe à l’intérieur du périphérique). À 
l’inverse, elle peut révéler un manque d’intérêt 
pour les transports collectifs en général de la part 
des acheteurs ; de fait, la part modale correspon‑
dante ne dépasse pas 15 % du total des déplace‑
ments (comme cela est le cas dans les Métropoles 
françaises comparables). En effet, plus de 60 % 
des usagers des transports collectifs ont moins de 
25 ans et ne sont probablement pas actifs sur le 
marché de l’immobilier.

Les effets d’une bonne qualité environnemen‑
tale ne sont pas plus flagrants. D’un côté, les 
bruits routier et ferroviaire sont perçus néga‑
tivement : nous soulignons que si le prix des 
appartements diminue avec l’exposition au bruit, 
l’effet constaté n’est que d’ampleur limitée. D’un 
autre côté, nous montrons que la concentration 
de polluants atmosphériques ne déprécie pas 
les appartements, même pour les plus exposés. 
L’explication peut venir du fait que les indivi‑
dus sont généralement plus sensibles à la pol‑
lution sonore qu’atmosphérique, ce qui cadre 
avec la théorie d’économie de l’environnement 
qui considère la pollution atmosphérique comme 
une externalité négative dont les individus ne 
tiennent pas compte lors de leur achat immobi‑
lier. Les politiques environnementales et de santé 
publique ont donc un rôle à jouer. On peut éga‑
lement donner une interprétation contextuelle : à 
Nantes Métropole, la qualité environnementale 
est généralement de bon niveau, et les ménages 
sont donc probablement moins sensibles à ce 
facteur dans la valorisation des logements. La 
méthode que nous employons pour élaborer les 
variables liées à la qualité environnementale peut 
également jouer un rôle : des résultats différents 

auraient été obtenus avec des valeurs observées 
de bruit et de pollution atmosphérique, mais les 
données correspondantes n'étant malheureuse‑
ment pas disponibles, les valeurs retenues ont été 
calculées à partir des données de trafic.

Finalement, ces résultats plaident‑ils la cause des 
politiques publiques volontaristes en faveur des 
transports collectifs ? La loi Grenelle 2 de 2010 
préconise des politiques fiscales assises sur les 
plus‑values immobilières issues de la vente de 
biens situés à proximité de lignes de transport. 
Nos résultats suggèrent toutefois que ces poli‑
tiques peuvent s’avérer inutiles si elles ne sont 
pas accompagnées d’une sensibilisation des usa‑
gers de transports : les autorités locales devraient 
donc continuer à insister sur les avantages indi‑
viduels et collectifs des transports collectifs afin 
de sensibiliser un plus grand nombre d’individus 
à leur utilisation. Cela pourrait être réalisé en 
combinant des améliorations sur la qualité de 
service (qui inclurait des options de covoiturage 
lorsque les lignes de bus ne sont pas rentables) 
et des investissements conséquents dans des pla‑
teformes de mobilité (applications mobiles) afin 
de faciliter les déplacements quotidiens de tous. 

Comme les modèles de prix hédoniques ne 
peuvent pas intégrer tous les éléments se réper‑
cutant sur le prix des logements, nos résultats 
doivent être considérés avec précaution. Tout 
d’abord, l’accès à la voirie urbaine et au réseau 
routier extra‑urbain n’a pas pu être examiné 
comme un avantage potentiel, car ces variables 
n’ont pas été géoréférencées dans le cadre du 
projet de recherche. De plus, il existe de nom‑
breux autres facteurs qui jouent un rôle dans la 
perception qualitative du cadre de vie, comme 
la sécurité, la qualité des établissements sco‑
laires, les opportunités d’emploi et la proximité 
de la mer ou d’autres ressources naturelles spé‑
cifiques. Tous ces facteurs peuvent se refléter 
dans les valeurs du marché immobilier ; toute‑
fois, nos modèles expliquent plus de 80 % de 
la variance du prix des appartements et ces fac‑
teurs résiduels ne devraient donc jouer à Nantes 
qu’un rôle mineur. Plus généralement, un rapport  
demande‑offre élevé en permanence est révéla‑
teur d’une pénurie d’appartements sur le marché. 
Dans ce cas, les acheteurs peuvent considérer 
comme secondaires certains attributs, comme 
cela peut être constaté à Nantes Métropole et 
dans d’autres villes attractives. 
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Hausse des inégalités d’accès à la propriété entre 
jeunes ménages en France, 1973-2013
Rising inequalities in access to home ownership among young households 
in France, 1973-2013

Carole Bonnet*, Bertrand Garbinti** et Sébastien Grobon***

Résumé – Parmi les jeunes ménages (25 à 44 ans), les inégalités d’accès à la propriété et de 
montant de patrimoine immobilier acquis se sont accrues entre les plus modestes et les plus aisés 
au cours des quarante dernières années. Selon les enquêtes Logement (Insee), 32 % des jeunes 
ménages modestes étaient propriétaires en 1973, et seulement 16 % en 2013. Au‑delà du rôle 
de facteurs macroéconomiques et institutionnels (prix de l’immobilier, taux d’intérêt, durée des 
prêts accordés, etc.), une décomposition des évolutions du taux de propriétaires à l’aide de la 
méthode « Oaxaca‑Blinder » permet de mettre en évidence le rôle de l’évolution des structures 
familiales (proportion croissante de familles monoparentales, baisse de la part des couples avec 
enfants parmi les plus modestes) et de la forte diminution de la petite propriété rurale. L’aide de 
la famille – dons, héritages et autres formes – joue aussi un rôle important dans les années 2000 : 
quatre propriétaires récents sur dix en ont bénéficié, deux sur dix recevant même une aide finan‑
cière directe pour l’achat. Ces aides ont augmenté de manière importante parmi les ménages 
aisés au cours des années 2000, contribuant à accroître l’écart avec la part de propriétaires parmi 
les plus modestes. 

Abstract – Amongst young households (ages 25 to 44), inequalities in first-time home-ownership 
and in the amount of acquired real estate assets have increased between the most modest and the 
most affluent groups over the past forty years. According to Insee's Housing surveys, 32% of young 
low-income households were homeowners in 1973, as compared to only 16% in 2013. Beyond the 
role of macroeconomic and institutional factors (real estate prices, interest rates, term of loans 
granted, etc.), a decomposition of changes in ownership rates over the period using the "Oaxaca-
Blinder" method highlights the role of changes in family structures (increasing proportion of single-
parent families, decline in the share of couples with children in the most modest households) and 
the sharp decline in small rural home ownership. Family support – gift assistance, inheritance and 
other forms of aid – also played an important part in the 2000s: four out of ten recent homeown-
ers benefited from it, two out of ten even receiving direct financial assistance for their purchase. 
This support increased significantly among wealthier households during the 2000s, contributing  
to a widening gap with the share of homeowners in the least well-off populations.
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En France, de nombreuses politiques 
publiques visent à favoriser l’accès à la pro‑

priété (Worms, 2009), en particulier depuis la 
réforme de 1977 qui « tend à faire de la propriété 
“l’aboutissement logique” de tout parcours rési‑
dentiel ascendant » (Bonvalet & Bringé, 2013). 
Peu de travaux sont parvenus à légitimer éco‑
nomiquement cette volonté politique d’encou‑
rager l’accès à la propriété1 (Bozio et al., 2016), 
mais la plupart mettent en évidence des exter‑
nalités positives liées au statut de propriétaire, 
ou des avantages économiques à posséder son 
logement en tant que réserve de richesse. Le 
bien‑être des ménages, en particulier, serait plus 
élevé lorsqu’ils sont propriétaires, et la propriété 
s’accompagnerait d’externalités qui peuvent 
accroître les chances de réussite des enfants 
(Spilerman & Wolff, 2012 ; Haurin et al., 2002).  
Actif principal de la majorité des ménages2, le 
patrimoine immobilier permettrait de s’assurer 
contre des risques de baisse des revenus au cours 
de la vie active ou lors du départ à la retraite 
(Angelini et al., 2013), des risques de hausses 
des prix des logements (Agarwal et al., 2016), 
ou encore de hausse de l’inflation (Malmendier 
& Steiny, 2016).

La question de l’inégalité des patrimoines 
immobiliers a été l’objet depuis quelques années 
d’un intérêt renouvelé dans le champ acadé‑
mique. D’une part, à la suite des travaux de 
Piketty (2014) et de Piketty et Zucman (2014), 
la mesure du patrimoine immobilier et son effet 
sur la mesure des inégalités de richesse a fait 
débat3. D’autre part, les résultats de l’enquête 
de l’Eurosystème sur le comportement financier 
et la consommation des ménages (Household 
Finance and Consumption Survey – HFCS4) 
ont attiré l’attention sur le lien entre inégalités 
de patrimoine net et part de ménages proprié‑
taires : les pays où les inégalités sont les plus 
importantes sont également ceux où la part des 
ménages propriétaires est la plus faible (par 
exemple l’Allemagne et l’Autriche), en particu‑
lier parmi les ménages appartenant à la moitié 
de la population la plus pauvre en patrimoine 
(Kaas et al., 2015 ; Garbinti & Savignac, 2018). 

Nous nous intéressons ici à l’évolution des inéga‑
lités d’accès à la propriété immobilière en France, 
en portant une attention particulière aux acquisi‑
tions initiales réalisées par les jeunes ménages.

L’analyse des inégalités d’accès à la propriété 
implique de considérer l’ensemble des déter‑
minants de l’accès à la propriété, au‑delà des 
seules politiques publiques. En particulier, les 
facteurs macro‑économiques – tels que les prix 

de l’immobilier ou les conditions d’emprunt 
(taux d’intérêt, durée des prêts) – affectent for‑
tement l’accession à la propriété, qui augmente 
en période d’expansion économique et de baisse 
du chômage (Arnold & Boussard, 2017). Mais 
ces effets ne concernent pas de façon uniforme 
tous les ménages quelles que soient leurs carac‑
téristiques, ce qui motive l’approche micro‑ 
économique que nous développons ici. Arnold 
et Boussard soulignent aussi que l’accession à 
la propriété des jeunes ménages s’est maintenue 
malgré la crise de 2008, en particulier grâce à 
des apports personnels, qui incluent les dons 
reçus, plus importants. Ce maintien de l’acces‑
sion à la propriété parmi l’ensemble des jeunes 
ménages semble cependant s’être accompagné 
d’un accroissement des disparités au sein de 
cette population. Quelques études ont suggéré 
ce phénomène sans toutefois étudier en détail 
les jeunes ménages. Fack (2007), par exemple, 
indique qu’entre 1973 et 2002 le pourcentage 
de propriétaires au sein des ménages les plus 
modestes a baissé alors qu’il a augmenté conti‑
nûment au sein des ménages plus aisés. Clerc 
et al. (2011) soulignent qu’« entre les cadres 
ou professions intermédiaires et les ouvriers ou 
employés, les inégalités [d’accès à la propriété] 
se sont beaucoup creusées depuis le début des 
années 1990, en particulier chez les jeunes ». 
Ce creusement des écarts est également évoqué 
avant le début des années 1990 par Meron et 
Courgeau (2004), ainsi que par Bugeja (2011).1234

Le rôle des dons et des aides de la famille lors 
des achats de logements n’est certainement pas 
étranger à ces évolutions. Plusieurs travaux 
ont en effet mis en évidence le rôle positif des 
transferts familiaux (au sens large : aides finan‑
cières, donations et héritages) dans l’acquisition 

1. Comme le précisent Bozio et al. (2016), de nombreux travaux s’inté-
ressant aux externalités positives de la propriété mettent en évidence des 
corrélations et non une causalité. Nous renvoyons le lecteur à ce rapport 
pour une recension des travaux sur cette question.
2. En 2015, les biens immobiliers représentent en moyenne 61 % du 
patrimoine brut des ménages, et pour la moitié des ménages qui en 
détiennent, l’immobilier représente plus de 80 % du patrimoine brut total 
(Ferrante et al., 2016).
3. Certains auteurs plaident pour une mesure du patrimoine immobilier 
fondée non sur les valeurs de marché mais sur la valeur actualisée des 
flux de revenus liés aux services de logement (Bonnet et al. 2014) au 
motif qu’en période de bulle immobilière, les valeurs de marché seraient 
susceptibles d’augmenter artificiellement la valeur du patrimoine total. 
D’autres (Carbonnier, 2015 ; Garbinti et al., 2016) soulignent que lors de 
ces périodes, l’utilisation des valeurs de marché conduit à sous‑estimer 
les inégalités de patrimoine total en attribuant plus de patrimoine immobi-
lier à la classe moyenne : il s’agit d’un choix plus transparent mais aussi 
plus « conservateur ».
4. L’enquête HFCS (coordonnée par la Banque centrale européenne) four-
nit des informations harmonisées sur la composition et la distribution des 
patrimoines (bruts et nets) des ménages (http://www.ecb.europa.eu/pub/
economic‑research/research‑networks/html/researcher_hfcn.en.html). Les 
données relatives à la France sont issues de l’enquête Patrimoine (Insee) 
dans le cadre d’un partenariat avec la Banque de France.

http://www.ecb.europa.eu/pub/economic-research/research-networks/html/researcher_hfcn.en.html
http://www.ecb.europa.eu/pub/economic-research/research-networks/html/researcher_hfcn.en.html
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d’un logement5, en France mais également dans 
d’autres pays6. Sur données françaises, le rôle 
important des transferts familiaux est confirmé 
par Spilerman et Wolff (2012), Le Bayon et al. 
(2013) et Arrondel et al. (2014), notamment 
dans la période de forte hausse des prix de l’im‑
mobilier depuis le début des années 2000 (Le 
Bayon et al., 2013 ; Arrondel et al., 2014), alors 
que donations et héritages sont principalement 
le fait de ménages des catégories sociales supé‑
rieures telles que les cadres ou les professions 
intermédiaires (Garbinti et al., 2012).

La contribution de cet article est double. Nous ana‑
lysons d’une part l’accroissement des disparités 
d’accès à la propriété parmi les jeunes ménages 
(ici définis comme les ménages dont la personne 
de référence est âgée de 25 à 44 ans7) au cours des 
quarante dernières années (de 1973 à 2013) en 
fonction de leur niveau de vie. D’autre part, nous 
étudions le rôle joué par les aides de la famille dans 
l’accès à la propriété, sur la plus longue période 
disponible. Ces évolutions ont été jusqu’ici peu 
voire pas documentées. La totalité des enquêtes 
Logement Insee disponibles (encadré) est mobi‑
lisée : elles permettent de compléter les travaux 
français cités précédemment sur l’importance des 
donations et héritages, réalisés à partir de l’en‑
quête Patrimoine dans laquelle la primo‑accession  
n’est pas distinguée des autres achats. La première 

acquisition d’un logement est cependant plus sen‑
sible à l’élévation des prix de l’immobilier, les 
achats ultérieurs bénéficiant d’un effet de revente 
du logement possédé. En outre, le rôle des aides 
de la famille est nettement plus déterminant lors 
d’un premier achat : en 2002, les aides de la 
famille entrent dans l’apport d’un quart des primo‑ 
accessions et représentent en volume 18 % de cet 
apport, alors que seuls 7 % des autres acquéreurs 
sont concernés à hauteur de 3 % de leur apport 
(Bosvieux, 2005). Pour ces raisons, nous nous 
concentrons sur la première acquisition lorsque 
nous mesurons le rôle des donations et héritages 
dans la période récente. Cette attention au moment 
critique de la première acquisition éclaire le reste 
de l’analyse qui, elle, concerne l’évolution de la 
part de ménages propriétaires dans son ensemble.567

5. Il faut noter l’exception de Kolodziejczyk et Leth‑Petersen (2013) qui, 
sur données danoises, ne trouvent que très peu d’effet des transferts sur 
l’accès à la propriété.
6. Sur données américaines, Engelhardt et Mayer (1998) concluent que 
les transferts familiaux peuvent jouer de trois manières : réduction du délai 
d’acquisition du logement, réduction du montant emprunté, valeur du bien 
immobilier acheté plus élevée. Luea (2008) indique que les bénéficiaires 
de transferts intergénérationnels ont 20 % de chances de plus d’acquérir 
un logement que ceux qui n’en bénéficient pas. Cet effet des transferts 
sur l’accession se trouve aussi chez Barrett et al. (2015), pour lesquels le 
bénéfice d’une donation accroît le taux de propriétaires (de 4 à 8 points de 
pourcentage). Duffy et Roche (2007) estiment quant à eux que les trans-
ferts représentent 21 % de l’apport initial pour l’achat d’un logement.
7. Nos résultats sont robustes au choix d’une tranche d’âge différente, 
par exemple 25‑40 ans. Les niveaux sont un peu différents mais les ten-
dances sont les mêmes.

Encadré – Données, champ de l’étude et définitions

Les neuf vagues de l’enquête Logement de l’Insee, réfé‑
rence en France pour l'étude des caractéristiques des loge‑
ments, de l’accès à la propriété et de ses déterminants, sont 
mobilisées. Elles couvrent la période qui s’étend de 1973 à 
2013, à raison d’une vague tous les cinq ans environ.

L’information disponible permet de distinguer si l’achat 
est une première acquisition : une question est explici‑
tement posée à partir de l’enquête de 2002 et, pour les 
enquêtes précédentes, on approxime la première acces‑
sion par le fait de ne pas avoir vendu de bien immobilier 
pour financer l’achat de la résidence principale. Nous 
nous intéressons plus particulièrement aux « premiers 
propriétaires récents », définis comme les ménages 
ayant acquis leur logement dans les quatre années 
qui précèdent l’enquête. La quasi‑totalité d’entre eux 
(97 %) sont en cours de remboursement d’un emprunt 
(primo‑accédants), les autres sont propriétaires en 
pleine propriété après un achat récent.

Nous nous restreignons aux ménages dans lesquels la 
personne de référence est âgée de 25 à 44 ans et n’est 
pas étudiante. Ces ménages représentent 67 % des pro‑
priétaires récents (hors étudiants) en 1973 et 78 % en 
2013. Pour assurer la comparabilité entre les différents 
millésimes de l’enquête Logement, seuls les logements 
situés en France métropolitaine sont retenus.

Pour étudier le lien entre accession à la propriété et 
niveaux de vie, les ménages sont distingués par quartile 
de niveau de vie, calculés sur la population des jeunes 
ménages tels que définis ci‑dessus. Les ménages 
appartenant au premier quartile de niveau de vie (Q1), 
c’est‑à‑dire les 25 % du bas de la distribution, sont appe‑
lés « modestes », et ceux appartenant au dernier quar‑
tile de niveau de vie (Q4) sont dits « aisés ». Le niveau 
de vie est calculé ici avec l’échelle d’équivalence égale 
à la racine carrée de la taille du ménage(a).

Parmi les variables pouvant contribuer à expliquer les 
différences d’accès à la propriété, l’aide de la famille 
nous intéresse particulièrement, surtout lorsqu’elle est 
financière et a lieu au moment de l’achat, mais aussi 
sous ses autres formes, soit financière indirecte (par 
un don ou héritage reçu antérieurement, ou sans lien 
apparent avec l’achat), soit non financière. Étudier l’aide 
de la famille sur longue période présente une difficulté 
liée à un changement dans la formulation des ques‑
tions concernées avant et après 2002, ce qui crée une 
rupture de série(b). Les analyses portant sur ce point se 
concentrent donc sur la période 2002‑2013.

(a) Cette échelle est utilisée notamment par l’OCDE. Nos conclusions 
restent identiques avec l’échelle « OCDE‑modifiée » (celle utilisée par 
Eurostat et par l’Insee).
(b) Nous détaillons précisément ce point dans l’annexe 1.
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L’écart d’accès à la propriété parmi 
les jeunes ménages se creuse depuis 
quarante ans

De plus en plus de propriétaires parmi les 
ménages aisés et de moins en moins parmi 
les plus modestes

En 1973, 32 % des jeunes ménages modestes 
étaient propriétaires. Ils ne sont plus que 16 % 
dans ce cas en 2013 (figure I). En revanche, la 
part des propriétaires s’est accrue au cours de la 
période pour les jeunes ménages aisés : en 2013, 
66 % d’entre eux sont propriétaires, contre 45 % 
en 1973. La stabilité globale de la proportion 
de jeunes propriétaires depuis les années 1990, 
autour de 45 %, masque ainsi une tendance de 
long terme fortement inégalitaire.

L’augmentation des taux d’intérêt réels du 
milieu des années 1980 au milieu des années 
1990, puis le doublement des prix de l’immobi‑
lier entre 1996 et 2010 ont en particulier freiné 
l’accès au marché immobilier des plus modestes 
(Arnault & Crusson, 2012), et les politiques 
du logement8, en particulier l’ensemble des 
aides à l’accès à la propriété, n’ont pas enrayé 

cette dynamique. Elles pourraient peut‑être 
même l’avoir accentuée (Bonvalet & Bringé, 
2013). Les prêts à taux zéro, par exemple, bien 
qu’ils permettent une diminution du ratio entre 
montant du prêt et valeur du bien (Labonne 
& Welter‑Nicol, 2015), n’ont pas ciblé les plus 
modestes (Gobillon & Le Blanc, 2005)8.

Montant de patrimoine immobilier acquis : 
les écarts s’accroissent également sur la 
période 

La différence croissante entre les parts de 
ménages propriétaires selon le quartile de 
niveau de vie se double d’un écart dans la valeur 
des logements achetés9. La différence entre le 
prix moyen d’achat de logements du premier 
quartile et celui du dernier quartile apparaît 
nettement plus élevée à partir des années 1990 

8. On peut par exemple penser à la réforme de la politique du logement 
de 1977 qui a créé deux types de prêts : le prêt à l’accession à la propriété 
(PAP), sous condition de ressources, remplacé par le prêt à taux zéro en 
1995 (PTZ), dont les conditions d’octroi sont élargies en 2005 ; d’autre 
part, le prêt conventionné (PC), accordé à taux préférentiel sans condi-
tions de ressources, remplacé en 1993 par le prêt d’accession sociale 
(PAS) accordé sous conditions de ressources.
9. Mesurés en euros constants 2013.

Figure I
Part de propriétaires parmi les jeunes ménages selon le quartile de niveau de vie, 1973-2013
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Lecture : parmi les 25‑44 ans, 32 % des ménages du premier quartile de niveau de vie (Q1, les 25 % les plus modestes) étaient propriétaires de 
leur logement en 1973, contre 16 % en 2013. Parmi les plus aisés (Q4, les 25 % les plus aisés), la part de propriétaires est quant à elle passée 
de 43 % en 1973 à 66 % en 2013. 
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France métropolitaine. 
Source : Insee, enquêtes Logement 1973‑2013.
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Figure II
Évolution des prix moyens (en euros 2013) des premiers logements achetés récemment,  
par quartile de niveau de vie
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Note : les premiers propriétaires récents sont les ménages devenus propriétaires de leur résidence principale pour la première fois dans les quatre années 
précédant l'enquête (cf. encadré). 
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, premiers propriétaires récents, résidant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1973‑2013.

(en euros 2013, 77 000 € en moyenne sur la 
période 1992‑2013, contre 45 000 € entre 1973 
et 1988). Après de forts écarts en 1992 et 1996 
(87 000 et 89 000 € en euros 2013), cette dif‑
férence diminue légèrement (en euros 2013 : 
61 000 € en 2013) mais reste à des niveaux plus 
élevés que dans la période précédente.

Cependant, depuis la fin des années 1990, à 
mesure que les prix du logement augmentent, le 
rapport entre les prix moyens d’achat se réduit 
à la fois entre les trois premiers quartiles de 
revenus (qui atteignent un niveau comparable 
en fin de période), et entre les plus et les moins 
aisés. Le prix moyen du logement acheté par les 
plus aisés est ainsi plus de deux fois plus élevé 
que celui acheté par les moins aisés en 1992 et 
1996, période où ce rapport de prix est au plus 
haut. L’écart diminue ensuite jusqu’en 2013 où 
il retrouve au niveau le plus bas de la période, 
à savoir un prix moyen d’achat supérieur d’un 
tiers pour les plus aisés (35 % en 2013, après 
un écart de 82 % en 2002 et 71 % en 2006). 
L’écart des prix moyens à l’achat semble ainsi 
très polarisé en fin de période : le quart le plus 
aisé achète des biens nettement plus chers que 
le reste de la population, tandis que les prix 
moyens des biens achetés sont très proches 

pour le reste des jeunes premiers propriétaires 
(figure II).

Si les plus modestes achètent donc, quand ils le 
peuvent, à des prix aussi élevés que les jeunes 
ménages de la classe moyenne10, ils sont de 
moins en moins nombreux à pouvoir devenir 
propriétaires. La part des nouveaux proprié‑
taires récents a diminué de manière importante 
dans le premier quartile (figure III).

En combinant ces évolutions de prix des loge‑
ments et des effectifs d’acheteurs11, on peut 
calculer le flux de montant de patrimoine immo‑
bilier acquis par quartile de niveau de vie. Ce 
flux est défini comme le produit du nombre de 
jeunes ménages premiers propriétaires récents 
dans le quartile par le prix moyen des logements 
achetés dans ce même quartile.

On observe que les ménages les plus modestes ont 
acquis un patrimoine immobilier très nettement 
infé rieur à celui acquis par les plus aisés (figure IV).  

10. C’est‑à‑dire ceux dont les niveaux de vie se situent entre le 1er et le 
3e quartile (Q2 et Q3).
11. Pour chaque millésime d’enquête, les effectifs d’acheteurs corres-
pondent aux effectifs (pondérés) des jeunes ménages ayant acheté leur 
bien au cours des quatre dernières années.
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Figure III
Part de premiers propriétaires récents par quartile de niveau de vie
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Note : les premiers propriétaires récents sont les ménages devenus propriétaires de leur résidence principale pour la première fois dans les quatre 
années précédant l’enquête (cf. encadré).
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, premiers propriétaires récents, résidant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1973‑2013.

Figure IV
Évolution du montant total de patrimoine immobilié acquis, par quartile de niveau de vie (en millions 
d'euros constants 2013)
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Note : le flux de montant de patrimoine immobilier acquis est défini comme le produit du nombre de ménages premiers propriétaires dans le 
quartile (effectifs pondérés) par le prix d’achat moyen du quartile. 
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, premiers propriétaires récents, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1973‑2013.
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En 2013, ce patrimoine immobilier acquis 
est ainsi cinq fois plus faible pour les jeunes 
ménages les moins aisés que pour ceux du haut 
de la distribution des niveaux de vie. Alors que 
le ratio n’était que de l’ordre de 2 à 3.5 jusqu’au 
début des années 1990, il a fortement augmenté 
depuis et varie de 5 à 8 au cours des vingt der‑
nières années. On constate aussi que, dans le 1er 
quartile, le montant total de patrimoine acquis 
ne connaît que de faibles variations (en euros 
constants), alors qu’il augmente globalement 
dans le dernier quartile12.

Aides de la famille, localisation et 
configurations familiales : trois 
facteurs importants pour comprendre 
les évolutions différenciées de taux de 
propriétaires parmi les jeunes ménages

L’importance croissante du flux de donations et 
héritages en France ainsi que dans d’autres pays 
d’Europe et aux États‑Unis13 a été documentée 
dans divers travaux. Cette croissance de la part 
des transferts familiaux dans le revenu national 
et le patrimoine privé suscite un intérêt quant à 
leurs utilisations et leurs effets sur l’économie 
et le patrimoine des jeunes générations. Dans le 
contexte de forte hausse des prix de l’immobi‑
lier des années 2000 en France, l’influence exer‑
cée par les transferts familiaux sur l’acquisition 
de la résidence principale interroge. Nous com‑
mencerons par donner quelques ordres de gran‑
deurs relatifs au lien entre aides reçues de la 
famille et acquisition de la première résidence 
principale. Puis, notre perspective historique 
nous y incitant, nous nous interrogerons sur le 
rôle qu’ont pu jouer certains changements inter‑
venus sur longue période. De nombreux facteurs 
socio‑démographiques peuvent expliquer les 
évolutions différenciées des parts de ménages 
propriétaires selon le niveau de vie présen‑
tées ci‑dessus – les aides reçues de la famille 
en constituent un des éléments centraux, mais 
d’autres explications sont possibles. Parmi les 
facteurs explicatifs de l’accession à la propriété, 
il nous semble important de détailler les évolu‑
tions du lieu de résidence dont dépendent à la 
fois le prix du logement, et sur longue période, 
le type de propriété (exploitations agricoles ou 
logement urbain) ainsi que des configurations 
familiales, la part des personnes seules et des 
familles monoparentales, moins souvent pro‑
priétaires en moyenne, ayant augmenté au cours 
de la période dans la population des ménages 
jeunes (Chardon et al., 2008)

Des aides de la famille déterminantes 
pour l’accès à la propriété et plus souvent 
reçues par les jeunes ménages aisés

Les enquêtes Logement comportent deux ques‑
tions sur les transferts familiaux. Une première 
concerne les aides reçues au moment de l’achat 
du logement et n’est donc posée qu’aux proprié‑
taires. Une autre question, posée à l’ensemble 
de l’échantillon, interroge les ménages sur 
d’éventuelles rentrées d’argent exceptionnelles 
au cours des quatre dernières années précé‑
dant l’enquête, dont des héritages ou donations 
(voir la formulation détaillée dans le complé‑
ment en ligne C1).1213

Au moment de l’achat, près de quatre premiers 
propriétaires sur dix ont été aidés par leur famille

L’aide de la famille prend souvent la forme d’un 
don reçu au moment de l’achat : 20 % des pre‑
miers propriétaires récents âgés de 25 à 44 ans 
en ont bénéficié en 2002. Cette proportion s’est 
élevée au cours des années 2000, atteignant 
27 % en 2013. L’aide de la famille au moment 
de l’achat peut aussi revêtir d’autres formes, 
également recensées dans l’enquête Logement 
(voir complément en ligne C1). Il peut s’agir 
d’un don antérieur, qui n’est pas déclaré comme 
une aide directe au moment de l’achat14, de ren‑
trées d’argent exceptionnelles liées à un don 
ou un héritage dans les quatre dernières années 
(hors aides directes ou indirectes déclarées par 
ailleurs) ou d’autres types d’aides telles un prêt, 
une cession de droits à l’emprunt d’épargne 
logement, ou encore du paiement d’un loyer ou 
de la mise à disposition d’un logement lors des 
années précédant l’achat.

Si l’on considère l’ensemble de ces aides, ce 
sont près de quatre ménages premiers proprié‑
taires récents sur dix qui déclarent avoir été 
aidés par leur famille au moment de l’achat. 
Cette part reste stable entre 2002 et 2013, la plus 
grande fréquence des dons en 2013 étant com‑
pensée par la baisse des autres formes d’aides 
(figure V). La proportion de ménages premiers 
propriétaires déclarant avoir été aidés pour leur 
achat par un héritage récent reste stable, à 6 %, 
sur l’ensemble de la période.

12. La baisse en 2013 dans le dernier quartile de niveau de vie est liée 
à la baisse du nombre d’acheteurs non compensée par la hausse du prix 
moyen des logements.
13. Voir par exemple Piketty (2011), Alvaredo et al. (2017).
14. Le questionnaire autorise des réponses multiples à ces différentes 
questions sur les aides de la famille, aussi nous présentons ici une 
variable construite pour que les réponses aux différentes modalités soient 
exclusives.
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Figure V
Évolution des formes d’aides de la famille reçues par les jeunes ménages premiers propriétaires récents 
sur la période 2002-2013
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Lecture : en 2002, parmi les premiers propriétaires récents âgés de 25 à 44 ans, 20 % ont été aidés de manière directe par leur famille au moment 
de l’achat.
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, premiers propriétaires récents, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002‑2013.

Figure VI
Formes d’aide de la famille reçues par les jeunes ménages premiers propriétaires récents selon le quartile 
de niveau de vie
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Lecture : 16 % des ménages propriétaires récents âgés de 25 à 44 ans et appartenant au premier quartile de niveau de vie ont été aidés directe‑
ment par leur famille au moment de leur achat sous la forme d’un don, contre 24 % des plus aisés. 
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, premiers propriétaires récents, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002‑2013.



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 129

Hausse des inégalités d’accès à la propriété entre jeunes ménages en France, 1973‑2013

Cet ordre de grandeur de quatre premiers pro‑
priétaires sur dix aidés par leur famille au 
moment de l’achat se retrouve pour les plus 
modestes (Q1) comme pour les plus aisés (Q4) 
(figure VI), avec cependant une proportion un 
peu plus importante de ménages aidés dans le 
dernier quartile (39 % contre 33 %). Quelques 
différences apparaissent dans les formes d’aide 
reçues. La part des ménages ayant reçu une 
donation est plus faible dans le premier quartile, 
de l’ordre de 16 %, contre 24 % dans le dernier. 
Les plus modestes reçoivent davantage d’aide 
sous une forme autre que le don ou l’héritage.

Recevoir un don au moment de l’achat est asso‑
cié à l’acquisition d’un logement à un prix plus 
élevé, particulièrement pour les ménages les 
moins aisés. Ainsi, parmi les ménages des deux 
premiers quartiles de niveau de vie, ceux qui ont 
été aidés ont acheté un logement 20 % plus cher 
que ceux qui n’ont pas reçu d’aide. L’écart est de 
11 % pour les ménages du haut de la distribution.

Devenir propriétaire est plus courant parmi les 
bénéficiaires d’une aide de la famille

En combinant les réponses à la question sur les 
aides directes reçues au moment de l’achat et 
les réponses à la question sur d’éventuelles ren‑
trées d’argent exceptionnelles sous forme d’hé‑
ritages et de donations (complément en ligne 
C1), on peut estimer la corrélation entre le fait 
de recevoir un transfert familial et d’accéder à 
la propriété15.

La probabilité d’être devenu propriétaire dans 
les quatre années précédant l’enquête, plutôt 

Tableau 1
Probabilité d’acheter sa première résidence principale au cours des quatre dernières années, selon le 
bénéfice d’une donation ou d’un héritage, par quartile de niveau de vie (régression logistique)

Quartiles de 
niveau de vie

Ensemble 
(%)

Sans don Avec don Effet du don*

(A) 
(en %)

(B) 
(en %)

Différences de probabilités 
d’accès à la propriété

Rapport des probabilités 
d’accès à la propriété

(B)‑(A) 
(en points) (B)/(A)

1er quartile 6 4 28 24 7.0
2e quartile 17 13 53 40 4.1
3e quartile 27 22 58 36 2.6
4e quartile 34 28 60 32 2.1
Ensemble 19 15 47 32 3.1

* Les différences reportées dans ce tableau sont significativement différentes de zéro au seuil de 1 %, les rapports de probabilités sont significative‑
ment différents de 1 au seuil de 1 %.
Note : les variables de contrôle retenues sont l’âge, le fait d’être un couple ou pas, l’unité urbaine et le nombre d’enfants. Régression pondérée sur 
16 912 ménages, soit 6 519 dans le Q1, 4 220 dans le Q2, 3 328 dans le Q3 et 2 845 dans le Q4.
Lecture : sans don, les ménages locataires faisant partie des 25 % les plus modestes ont 4 % de chances de devenir propriétaires, contre 28 % de chances 
de le devenir s’ils ont reçu un don, soit une différence de 24 points. La probabilité d’accéder à la propriété pour la première fois est ainsi multipliée par 7.
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France métropolitaine, locataires 4 ans avant 
la date de l’enquête.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002‑2013.

que d’être resté locataire, est plus élevée de 32 
points pour un ménage qui reçoit une aide de sa 
famille (tableau 1). En termes de différence de 
probabilité d’accès à la propriété, l’effet du don 
sur la probabilité d’accéder à la propriété est le 
plus élevé pour les jeunes ménages des quartiles 
du milieu de la distribution des revenus, mais le 
rapport des chances d’accès à la propriété est le 
plus élevé pour les plus modestes.15

Ainsi, les ménages modestes (1er quartile), loca‑
taires quatre années avant l’enquête et n’ayant pas 
reçu de don, ont une probabilité de 4 % d’acheter 
leur première résidence principale. Cette probabi‑
lité passe à 28 % pour ceux ayant reçu un don, soit 
une hausse de 24 points, et une multiplication par 
7 des chances d’accès à la propriété. Cela semble 
considérable mais est à relier au fait que seule 
une faible proportion des plus modestes reçoivent 
des aides financières de leur famille. Par ailleurs, 
le fait de considérer les jeunes ménages, certai‑
nement plus sensibles à l’aide reçue dans le pro‑
cessus d’achat d’une part, et de travailler sur les 
données de l’enquête Logement, orientée sur les 
questions d’achat immobilier et de son finance‑
ment d’autre part, contribuent certainement aussi 
à cette forte corrélation entre aides de la famille 
et accession à la propriété.

15. L’utilisation pour la construction de notre variable de don d’une 
variable qui ne concerne que les acheteurs pourrait conduire à surestimer 
l’effet du don sur l’achat. On présente dans le complément en ligne C1 
les résultats obtenus en excluant les aides qui sont déclarées reçues au 
moment de l’achat, c’est‑à‑dire en ne conservant que les réponses à la 
question sur les rentrées d’argent exceptionnelles (comme dans Bonnet 
et al., 2016). Comme attendu, les probabilités d’accès à la propriété sont 
alors moins élevées mais les conclusions sur les différences par quar-
tiles de niveaux de vie sont similaires. De même, dans la décomposition 
d’Oaxaca‑Blinder présentée ci‑dessous, on s’intéresse aux évolutions de 
cette variable qui n’est pas susceptible d’être biaisée.
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L’effet des dons est également important pour 
les jeunes ménages des deuxième et troisième 
quartiles de niveau de vie. La différence de 
probabilité d’accès à la propriété est de 40 et 
36 points dans les deux cas, soit la plus éle‑
vée, mais les rapports de chances d’accès sont 
multipliés par 4 dans le deuxième quartile, et 
3 dans le troisième. Les plus aisés voient leurs 
chances d’accès multipliées par 2 seulement en 
cas d’aide de leur famille (cf. tableau 1).

Les dons reçus représentent en moyenne un 
cinquième du prix du logement acheté

Malgré le quasi‑doublement des prix de l’im‑
mobilier dans les années 2000, la part que le 
don représente dans le prix d’achat du logement 
reste assez stable au cours de la période. Ainsi, 
le don reçu représente en moyenne entre 22 % et 
19 % du prix du logement, et en médiane entre 
15 % et 12 % (tableau 2).

Cette relative stabilité dans un contexte de 
croissance des prix de l’immobilier peut recou‑
vrir différents mécanismes. Certaines familles 
peuvent avoir adapté leur aide aux prix crois‑
sants de l’immobilier, des ménages ont pu ache‑
ter des biens moins chers (éventuellement de 
qualité moindre) ou, enfin, certains ménages 
peuvent avoir été évincés du marché, ne béné‑
ficiant pas de l’aide familiale suffisante pour 
acquérir un logement.

Si l’on considère les bénéficiaires par niveau 
de vie, la part du prix du logement couverte 
par un don de la famille est un peu plus faible 
dans le haut de la distribution (19 %) que dans 
le bas (23 %), et ce sur l’ensemble des vagues 
2002‑2013 regroupées. Les prix des logements 
achetés sont cependant très différents : le prix 

Tableau 2
Évolution du montant des dons (en euros 2013)

 2002 2006 2013

Montant des dons 
(en euros constants 

2013)

25 % les plus faibles 8 900 11 800 10 000
Médiane 17 900 25 900 25 000
Moyenne 28 700 35 700 39 800

25 % les plus élevés 35 900 47 100 50 000
Part des dons dans le 

prix du logement (en %)
Médiane 15 14 12
Moyenne 22 19 19

Effectifs 342 373 180
Note : les montants sont arrondis à la centaine d’euros la plus proche.
Lecture : le montant médian des dons perçus par les 25‑44 ans devenus propriétaires pour la première fois au cours des quatre dernières années 
précédant l’enquête s’élève à 17 900 euros en 2002 (montant en euros 2013) et à 25 000 euros en 2013. Le don reçu au moment de l’achat représente 
environ un cinquième du prix du logement sur l’ensemble de la période.
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans hors étudiants, premiers propriétaires récents qui ont reçu un don au 
moment de l’achat et renseigné son montant dans l’enquête (soit 20.3 % des ménages premiers propriétaires récents âgés de 25 à 44 ans), résidant 
en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002‑2013.

moyen s’élève à 139 000 euros (constants 2013) 
pour les ménages les plus modestes, contre 
193 000 euros dans le haut de la distribution des 
niveaux de vie.

La part des propriétaires modestes 
diminue fortement dans les zones rurales

C’est dans les zones rurales que la distribution 
de la propriété entre les plus modestes et les 
plus aisés a connu les mutations les plus mar‑
quées (figure VII). Alors que les plus modestes 
(1er quartile de niveau de vie) représentaient 
plus d’un tiers (36 %) des propriétaires rési‑
dant en milieu rural dans les années 1970, ils 
ne constituent plus que 11 % de ces derniers en 
2013 (figure VII‑A). Dans la même période, la 
part des plus aisés (dernier quartile) est passée 
de 16 % à 28 %, et, plus largement, celle de 
la moitié la plus aisée de la population (Q3 et 
Q4) de 37 % à 64 % des propriétaires résidant 
en milieu rural. La propriété en milieu urbain 
concerne quant à elle en grande majorité les 
plus aisés depuis les années 1970, et ce phéno‑
mène s’est légèrement accentué sur la période 
(figure VII‑B). Le quart de la population le plus 
aisé (Q4) représente 38 % des propriétaires au 
début de la période, et 42 % en 2013. Dans la 
même période, la part des plus modestes parmi 
les propriétaires dans les zones urbaines, déjà 
marginale en 1973 (15 %), a été divisée par 
deux passant de 15 % à 8 %.

Plus généralement, la localisation de l’ensemble 
des ménages selon leur niveau de vie a évolué 
au cours de la période étudiée, accompagnant 
les mutations du marché du travail, ce qui peut 
en partie contribuer aux évolutions respectives 
de l’accès à la propriété en milieu rural et urbain. 
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On constate notamment sur la période que les 
catégories modestes vivent de plus en plus sou‑
vent dans les grandes villes et l’agglomération 
parisienne (44 % en 2013 contre 25 % en 1973), 
aux dépens des zones rurales, dont la part dans 
l’habitat des ménages les plus modestes (Q1) a 
baissé de 35 % en 1973 à 14 % quarante ans 
plus tard (tableau 3). Les ménages aisés, quant à 
eux, vivent un peu plus souvent en milieu rural 
en 2013, et dans les grandes villes, à l’exception 
de Paris (24 % dans les villes de plus de 200 000 
habitants, contre 16 % en 1973)16.

Ainsi, les zones rurales sont à la fois mar‑
quées par un déclin de la proportion de petites 
exploitations dont les propriétaires pouvaient 

Tableau 3
Évolution de la localisation des ménages en fonction de leur quartile de niveau de vie, 1973 et 2013

(En %)
 Q1 Q2 Q3 Q4 Ensemble
 1973 2013 1973 2013 1973 2013 1973 2013 1973 2013

Commune rurale 35 14 24 23 18 26 14 18 23 20
 Unité urbaine de moins  
de 10 000 habitants 11 11 11 14 10 13 7 8 10 12

 Unité urbaine de 10 000  
à 49 999 habitants 14 12 14 11 14 10 11 9 13 10

 Unité urbaine de 50 000  
à 199 999 habitants 15 19 17 14 17 13 14 11 16 14

 Unité urbaine de 200 000  
à 1 999 999 habitants 17 28 19 24 19 23 16 24 18 25

 Agglomération de Paris 8 16 15 14 22 15 38 30 21 19
Total 100 100 100 100 100 100 100 100 100 100

Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1973 et 2013.

avoir un niveau de vie modeste, et l’arrivée de 
catégories aisées souhaitant une meilleure qua‑
lité de vie, en particulier en zone périurbaine. 
Dans les zones urbaines, déjà marquées par de 
fortes inégalités en début de période, les caté‑
gories modestes peuvent difficilement accéder 
à la propriété, tandis que l’accès des plus aisés 
s’étend dans les très grandes villes hors agglo‑
mération parisienne.16

16. Ces évolutions peuvent être éclairées par les résultats de Cavailhès 
(2005), qui observe une élasticité‑revenu de la demande de surface habi-
table supérieure à celle de la demande d’accessibilité parmi les cadres, 
et l’inverse parmi les ouvriers. Pour l’auteur, ces résultats « suggèrent la 
localisation en centre‑ville des ouvriers plus attachés à l’accessibilité qu’à 
la surface de leur logement, et, à l’inverse, la préférence pour la périphérie 
des cadres plus soucieux de disposer de place ».

Figure VII
Proportion de propriétaires en zones rurale et urbaine selon le quartile de niveau de vie

 A – Zone rurale B – Zone urbaine
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Moins de couples avec enfants et plus de 
fa milles monoparentales parmi les plus 
modestes

Des années 1970 aux années 2000, la struc‑
ture familiale des jeunes ménages du premier 
quartile de niveau de vie évolue profondément, 
avec notamment la forte augmentation de la 
proportion de familles monoparentales (31 % 
en 2013, contre 9 % en 1978) et, à l’inverse, la 
nette baisse de la proportion de couples avec 
enfants, qui passe de 79 % en 1978 à 37 % des 
ménages modestes en 2013. Les couples avec 
enfants ayant une propension plus élevée que 
la moyenne à accéder à la propriété, à l’inverse 
des familles monoparentales, cette évolution 
pourrait en partie expliquer la baisse du taux 
de propriétaires que l’on constate sur longue 
période parmi les plus modestes (tableau 4).

Une forte contribution des 
changements structurels et de l’aide 
apportée par les familles à l’évolution 
des inégalités d’accès à la propriété

Les évolutions du taux de propriétaires 
peuvent provenir de changements des 
caractéristiques des ménages (âge, locali‑
sation, structure familiale, part des dona‑
tions reçues, etc.) et de changements de la 
propension à devenir propriétaire. Afin de  
mieux quantifier le rôle qu’ont pu jouer les 
évolutions de ces divers facteurs sur l’évolu‑
tion du taux de propriétaires parmi les jeunes 
ménages, nous proposons une décomposition 
du type « Oaxaca‑Blinder » (Oaxaca, 1973 ; 
Blinder, 1973).

Tableau 4
Structure par type de ménages selon les niveaux de vie, 1978 et 2013

(En %)

 Q1 Q2 Q3 Q4 Ensemble

 1978 2013 1978 2013 1978 2013 1978 2013 1978 2013

Familles monoparentales 9 31 6 11 3 4 1 2 5 12

Couples avec enfants 79 37 75 50 68 58 61 53 71 49

Couples sans enfant 6 7 6 10 14 14 22 22 12 13

Personnes seules 4 23 11 27 13 21 13 20 10 23

Autres ménages 2 2 2 2 2 3 3 3 2 3

Total 100 100 100 100 100 100 100 100 100 100
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1978 et 2013.

La décomposition « Oaxaca-Blinder » appli-
quée à l’évolution des inégalités de taux de 
propriétaires

Le principe général de cette décomposition est 
de distinguer, dans un écart, ce qui relève de dif‑
férences d’ordre structurel (différence « expli‑
quée » par les caractéristiques observées) de 
ce qui relève de changements de l’effet de ces 
caractéristiques (différence dite « non expli‑
quée »). Ici, on cherche à distinguer ce qui, dans 
l’évolution de la part de propriétaires, provient 
de changements dans les caractéristiques obser‑
vables des ménages de ce qui relève de change‑
ments de l’effet de caractéristiques données sur 
le fait d’être propriétaire.

On note Pa  la probabilité de devenir proprié‑
taire l’année a, X a  le vecteur des moyennes des 
caractéristiques l’année a et βa  le vecteur des 
coefficients estimés pour l’année a. L’évolution 
du taux de propriétaire entre 1978 et 2013 peut 
alors s’écrire :

P P X X

X
2013 1978 2013 1978 2013

1978 2013 1978

− = −( )
+ −( )

β

β β

X X2013 1978 2013−( )β  représente l’effet de chan‑  
gements dans la structure des ménages (âge, 
situation matrimoniale, etc.), et correspond à la 
part dite « expliquée » de l’évolution. En plus 
des caractéristiques socio‑démographiques de 
la population des jeunes ménages, dont le rôle 
est analysé sur longue période, nous introdui‑
sons les dons et héritages pour étudier leur 
importance au cours des années 2000. Le terme 
X1978 2013 1978β β−( ) reflète les changements de 
la propension à devenir propriétaire (à caracté‑
ristiques de ménages constantes), qui peuvent 
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provenir à la fois de changement des comporte‑
ments, liés aux évolutions des préférences, à des 
politiques publiques contribuant à influencer 
ces dernières ou à la conjoncture économique.

Des changements structurels surtout parmi 
les jeunes ménages modestes

Entre 1978 et 2013, la probabilité de devenir 
propriétaire baisse de 14 points de pourcentage 
chez les jeunes ménages modestes, passant de 
30 % à 16 % (voir tableau 5). Plus de 60 % de 
cette baisse est expliquée par l’évolution de la 
structure de cette population au cours du temps. 
Cela confirme le rôle clé des deux facteurs exa‑
minés plus haut : les configurations familiales 
(dont la part des familles monoparentales et 
celle des couples avec enfants) et la localisation 
(essentiellement en milieu rural).

D’une part, les structures familiales des jeunes 
ménages modestes ont beaucoup changé au 
cours de cette période, comme on l’a vu plus 
haut : multiplication par plus de trois de la part 

de familles monoparentales, division par deux 
de celle des couples avec enfants (cf. tableau 4).  
Cette évolution explique plus de la moitié (61 %) 
de l’effet de structure. D’autre part, la proportion 
de ménages vivant en milieu rural a considéra‑
blement baissé : elle a également été divisée par 
deux parmi les jeunes ménages modestes (cf. 
tableau 3). Cette baisse correspond à l’autre moi‑
tié de l’effet de structure (tableau 5).

Pour les jeunes ménages du dernier quartile 
de niveau de vie, les évolutions au cours de la 
même période sont diamétralement opposées. 
Leur probabilité de devenir propriétaire a aug‑
menté de près de 20 points de pourcentage, dont 
seul un dixième peut s’expliquer par des effets 
de structure. L’essentiel de cette augmentation 
provient de la hausse de la probabilité d’ache‑
ter parmi la population de référence. La baisse 
relative observée dans les grandes aggloméra‑
tions, et surtout à Paris, apparaît significative 
(voir annexe 2, tableau A2‑2) et reflète proba‑
blement une hausse plus importante des prix 
de l’immobilier dans ces zones, sans toutefois 

Tableau 5
Décompositions de l’évolution du taux de propriétaires (méthode « Oaxaca-Blinder »)

(En %)

 

1978‑2013  
sans dons‑héritages

2002‑2013  
avec dons‑héritages

Q1 Q4 Q1 Q4
Taux de propriétaires total

1978 30.2 47.0  
2002 22.1 57.3
2013 15.7 66.2 15.7 66.2
Écart ‑ 14.4 19.2 ‑ 6.4 8.9

Parts expliquée et inexpliquée
Part inexpliquée 37.9 89.7 48.0 63.1
Part expliquée 62.1 10.3 52.0 36.9

 Décomposition de la part expliquée
Héritage ou don   9.6 35.8
25 à 29 ans ‑ 7.3 122.9 6.7 21.9
30 à 34 ans ‑ 2.2 26.2 ‑ 1.8 4.0
35 à 39 ans (réf.)   
40 à 44 ans ‑ 4.9 26.0 ‑ 8.2 8.5
Paris 6.0 ‑ 18.0 2.1 12.2
Grandes villes 5.5 0.0 10.0 ‑ 3.2
Villes moyennes (réf.)   
Rural 41.5 43.9 34.9 3.3
Familles monoparentales 13.7 ‑ 2.9 9.6 ‑ 0.2
Couples sans enfants (réf.)   
Personnes seules 11.6 ‑ 40.2 8.9 5.6
Couples avec enfants 36.1 ‑ 57.9 28.1 12.2

Total 100 100 100 100
Note : les colonnes 2 et 3 présentent les résultats sur années 1978‑2013, sans la variable de dons et héritages, et les deux suivantes portent sur les 
années 2002‑2013, avec la variable de dons et héritages, uniquement disponible sur cette période (cf. encadré). La troisième et la cinquième colonnes 
concernent les plus aisés, la deuxième et la quatrième les plus modestes.
Lecture : la modification de la structure de la population explique 62 % de l’évolution du taux de propriétaires entre 1978 et 2013 dans le 1er quartile. 
Ces 62 % résultent pour près de la moitié de l’évolution de la part de ménages vivant en milieu rural (42 %) et pour plus de la moitié des évolutions 
des configurations familiales (61 %). 
Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1978‑2013.
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remettre en cause l’augmentation observée de 
la probabilité d’être propriétaire. Celle‑ci peut 
paraître étonnante en période de hausse des 
prix de l’immobilier ; elle pourrait s’expli‑
quer par le rôle des aides familiales reçues par  
ces ménages.

Le rôle croissant des aides apportées par la 
famille

Afin de mettre ce rôle en évidence, nous intro‑
duisons maintenant dans la décomposition la 
variable correspondant au bénéfice d’une dona‑
tion ou d’un héritage. Comme nous n’avons 
d’information fiable sur cette question qu’entre 
2002 et 2013, nous travaillons désormais sur 
une période de temps plus restreinte.

Pour les jeunes ménages du 1er quartile de niveau 
de vie, la probabilité d’acheter leur résidence 
principale a diminué de 6 points de pourcentage 
entre 2002 et 2013. On confirme ici que plus de 
la moitié de cette baisse (52 %) est due à des 
changements dans la structure de la population 
(structure familiale notamment, et lieu de rési‑
dence). La part de ces ménages déclarant avoir 
reçu une aide de leur famille a stagné, voire 
légèrement diminué au cours de la période, pas‑
sant de 8 % à 7 % (voir annexe 2, tableau A2‑3). 
De plus, le lien entre la réception d’une aide et 
l’accession à la propriété a légèrement baissé 
sur la période, même s’il reste largement signi‑
ficatif et positif. Cela semble cohérent avec la 
baisse de la capacité moyenne d’achat immobi‑
lier des ménages constatée au cours des années 
2000 (Arnold & Boussard, 2017), et pourrait 
traduire que les montants des aides reçues n’ont 
pas pu compenser la hausse des prix de l’immo‑
bilier intervenue sur cette période. 

C’est pour les jeunes ménages les plus aisés 
que l’évolution du rôle des donations et héri‑
tages paraît la plus remarquable. Entre 2002 
et 2013, leur probabilité d’accès à la propriété 
augmente de 9 points de pourcentage. 13 % 
de cette hausse s’expliquent par le rôle crois‑
sant qu’ont eu ces aides17. La part des jeunes 
ménages aisés aidés par leur famille est ainsi 
passée de 20 % à 24 % (voir annexe 2, tableau 
A2‑4), ce qui s’avère être la plus forte progres‑
sion parmi toutes les variables explicatives 
que nous avons introduites. Le fait d’ajouter 
la réception d’une donation ou d’un héritage à 
l’analyse accroît d’ailleurs la part expliquée de 
l’écart de taux de propriétaires de 24 % à 37 % 
(voir annexe 2, tableau A2‑5), soulignant ainsi 
l’importance prise par ce type d’aides pour les 
ménages les plus aisés18. Enfin, 63 % de l’écart 

reste inexpliqué, soit une part plus importante 
que sur l’échantillon des plus modestes (pour 
lesquels seuls 48 % restent inexpliqués). Cela 
peut refléter des effets de la conjoncture éco‑
nomique, des modifications du comportement 
d’achat des plus aisés ou encore l’effet de poli‑
tiques publiques d’accession dont pourraient 
bénéficier les plus aisés. Le prêt à taux zéro 
(PTZ) à partir de 1996 a notamment été très 
peu ciblé et nombre de ménages du 4e quartile 
de niveau de vie ont pu en bénéficier, comme 
le notent Gobillon et Le Blanc (2004 ; 2005). 
Leur modélisation théorique de l’effet du PTZ 
sur la décision d’achat est presque directement 
transposable à notre question de l’effet des dons 
sur l’accès à la propriété : les transferts fami‑
liaux, tout comme le PTZ, permettent essentiel‑
lement de desserrer la contrainte budgétaire et 
d’augmenter le budget maximum consacré au 
logement, ce qui augmente les chances d’avoir 
accès à un bien au moins aussi satisfaisant 
que celui que le ménage aurait pu louer. Ces 
aides reçues par les ménages, qu’elles soient 
publiques ou familiales, permettent également 
de diminuer le coût d’usage du capital (dont le 
taux d’intérêt fait partie), ce qui peut rendre un 
emprunt plus attractif en comparaison du paie‑
ment d’un loyer, et ainsi influencer l’arbitrage 
entre l’achat et la location.1718

*  * 
*

L’apparente stabilité de l’accession à la pro‑
priété des jeunes ménages de 25 à 44 ans, entre 
1973 et 2013, masque des disparités crois‑
santes entre les plus aisés et les moins aisés. 
Ces disparités apparaissent plus marquées que 
celles déjà mises en évidence des travaux pré‑
cédents portant sur l’ensemble des ménages 
(voir Laferrère et al., 2017). Cette différence 
résulte de l’effet combiné de la restriction du 
champ d’étude aux jeunes ménages, et du choix 
d’un indicateur de position sociale défini sur 
des quartiles de niveau de vie plutôt que sur la 
catégorie socio‑professionnelle. Ce choix per‑
met d’éviter le problème des varia tions de la 
structure professionnelle au fil des cohortes, 
puis d’expliquer ces différences par les  
évo lutions socio‑démographiques différen‑
tielles ayant affecté les ménages selon leur 

17. Ce 13.2 % correspond à la multiplication de la part expliquée par la 
part des héritages et dons dans cette part expliquée, soit 36.9 % x 35.8 %.
18. À l’inverse, la part expliquée n’évolue pas pour les ménages les plus 
modestes lorsque cette variable est introduite. Notons par ailleurs que les 
autres coefficients restent similaires après introduction de ces variables 
(voir annexe 2, tableau A2‑5).
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aisance financière. Ainsi, une décomposition 
de l’évolution des écarts de proportions de 
propriétaires selon le niveau de vie permet de 
mettre en évidence le rôle important de l’évolu‑
tion des structures familiales (proportion crois‑
sante de familles monoparentales et diminution 
de la part des couples avec enfants parmi les 
plus modestes) et de la localisation des ménages 
(forte diminution de la part des ménages rési‑
dant en milieu rural), notamment parmi les 
ménages modestes. En revanche, les évolutions 
de la composition socio‑démographique des 
quartiles de niveau de vie contribuent moins 
à l’évolution des taux de propriétaires parmi 
les jeunes ménages aisés. Pour eux, le rôle des 
aides de la famille a considérablement aug‑
menté sur la période 2002‑2013. Une part des 
évolutions demeure cependant inexpliquée par 
les variables considérées, reflétant peut‑être 
des changements de comportement ou le rôle 
de facteurs macro économiques, dont le marché 
du logement.

Il n’est pas possible d’étudier la contribu‑
tion de l’évolution des aides de la famille sur 
l’accession à la propriété sur l’ensemble de la 
période couverte par les enquêtes Logement, 
mais il est plausible, au vu des résultats sur la 
période 2002‑2013, que ces aides de la famille 
aient également eu un rôle important ; celui‑ci 
resterait à analyser plus en détail avec d’autres 
données, dans le contexte de l’évolution des 
inégalités depuis les années 1970. Nous avons 
initié ce travail à l’aide de l’enquête Patrimoine 
(voir annexe 3), sur la période 1998‑2014. La 
mise en parallèle des évolutions des taux de 
propriétaires avec celles des dons et héritages 
reçus par les propriétaires conduit à un résultat 

cohérent d’évolution concomitante des dispari‑
tés de taux d’accès à la propriété et de trans‑
ferts familiaux dès 1998. La part de jeunes 
ménages propriétaires dans le premier quartile 
de niveau de vie a légèrement diminué, alors 
qu’elle a très nettement augmenté dans le der‑
nier quartile. Conjointement, la part des jeunes 
ménages ayant bénéficié d’un transfert familial 
a nettement augmenté parmi les plus aisés alors 
qu’elle a stagné parmi les plus modestes.

La mise en évidence de ce rôle des transmis‑
sions intergénérationnelles invite à poursuivre 
l’analyse de leur impact sur les inégalités 
entre jeunes ménages dans deux directions. 
D’une part, au‑delà de l’accession à la pro‑
priété stricto sensu, les transferts familiaux 
pourraient influencer les caractéristiques des 
logements achetés : les ménages qui reçoivent 
une aide de la famille pourraient acquérir des 
logements plus spacieux, de meilleure qualité, 
mieux situés, mieux équipés, etc. D’autre part, 
l’analyse des inégalités en termes de caractéris‑
tiques objectives des logements acquis (telles 
que la valeur de la résidence principale ou 
encore la surface) pourrait être complétée par 
une étude de leur appréciation par le ménage 
(par des notes d’appréciation du logement et 
du quartier). On disposerait ainsi d’une mesure 
subjective de la qualité du logement et de son 
adéquation avec les préférences des individus, 
que l’on pourrait analyser en lien avec la loca‑
lisation et le statut d’occupation. On pourrait 
alors étudier si l’aide de la famille, en plus d’in‑
fluer sur l’accession à la propriété, permet de 
faciliter une mobilité et un accès à la propriété 
qui augmentent le bien‑être. 
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Plusieurs questions décrivent les aides de la famille lors de l’achat. 
Il n’a cependant pas été possible de construire une série homogène 
sur longue période, en raison notamment de la modification impor‑
tante de l’ordre et de la nature des questions à partir de l’enquête de 
2002. En effet, à partir de 2002, on interroge d’abord les individus 
sur leurs différents prêts et les montants associés. Puis, lorsque « le 
montant total des prêts initiaux est inférieur au prix d’achat », 
on les interroge sur la manière dont ils ont constitué leur apport 

ANNEXE 1  ____________________________________________________________________________________________

APPRÉHENDER LE RÔLE DES AIDES DE LA FAMILLE SUR LONGUE PÉRIODE À L’AIDE DES ENQUÊTES LOGEMENT

résiduel. Cela introduit une rupture de série importante entre 1996 
et 2002 dans le niveau des aides de la famille mesuré (figure A1–I). 
L’utilisation de cette variable entre 1996 et 2002 aurait conduit à 
conclure à une forte hausse de la part des premiers propriétaires 
aidés par leur famille. Il est cependant très probable qu’une partie 
de cette hausse soit réellement observée, notamment à cause de 
la hausse importante des prix de l’immobilier à partir de la fin des 
années 1990.

Figure A
Évolution de la part des premiers propriétaires aidés par leur famille
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Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, premiers propriétaires récents, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1973‑2013.
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ANNEXE 2  ____________________________________________________________________________________________

DÉCOMPOSITIONS D’OAXACA-BLINDER : RÉSULTATS DES RÉGRESSIONS

Tableau A2‑1
Décomposition des évolutions de taux de propriétaires dans le premier quartile de niveau de vie, 1978-2013

1978 2013 Décomposition

Moyenne Coefficient Moyenne Coefficient Effets de structure
Modifications des 
chances relatives 

d’acheter
25 à 29 ans 0.26 ‑ 0.23*** 0.22 ‑ 0.09*** 0.01** 0.04***
30 à 34 ans 0.27 ‑ 0.11*** 0.24 ‑ 0.02(ns) 0.002* 0.02**
35 à 39 ans (réf.)     
40 à 44 ans 0.24 0.11*** 0.30 0.06** 0.004** ‑ 0.01(ns)
Paris 0.07 ‑ 0.16*** 0.17 ‑ 0.01(ns) ‑0.005*** 0.01***
Grandes villes 0.29 ‑ 0.05** 0.37 ‑ 0.06*** ‑0.005*** ‑ 0.002(ns)
Villes moyennes (réf.)     
Rural 0.30 0.23*** 0.14 0.26*** ‑0.04*** 0.008(ns)
Familles monoparentales 0.09 0.01(ns) 0.31 ‑ 0.06** ‑0.01** ‑ 0.007(ns)
Couples sans enfants (réf.) ‑ 0.04(ns)    
Personnes seules 0.04 ‑ 0.04(ns) 0.23 ‑ 0.06** ‑0.01** ‑ 0.003(ns)
Couples avec enfants 0.79 0.11*** 0.37 0.07** ‑0.03*** ‑ 0.03(ns)
Constante  0.24***  0.16***  ‑ 0.08(ns)
Taux de propriétaires total 0.30  0.16  ‑0,09 ‑ 0,05

Note : rural = rural ou villes de moins de 20 000 habitants ; grandes villes = plus de 200 000 habitants ; villes moyennes = de 20 000 à 199 999 
habitants (catégorie de référence).
Lecture : le taux de propriétaires entre 1978 et 2013 est passé de 30 % à 16 %, soit une diminution de 14 points de pourcentage. Les effets de structure 
représentent 9 points de cette baisse et la modification des chances d'acheter relatives (ie part inexpliquée) 5 points.
Champ : premier quartile de niveau de vie des ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1978 et 2013.
Significativité déterminée à partir de la p‑value et des seuils suivants : *** 1 % ** 5 % * 10 % ; ns= non significatif.

Tableau A2‑2
Décomposition des évolutions de taux de propriétaires dans le dernier quartile de niveau de vie, 1978-2013

1978 2013 Décomposition

Moyenne Coefficient Moyenne Coefficient Effets de structure
Modification des 
chances relatives 

d'acheter 
25 à 29 ans 0.22 ‑ 0.293*** 0.14 ‑ 0.28*** 0.024*** 0.003(ns)
30 à 34 ans 0.28 ‑ 0.177*** 0.24 ‑ 0.106*** 0.005** 0.018(ns)
35 à 39 ans (réf.)      
40 à 44 ans 0.26 0.032** 0.36 0.056* 0.005** 0.007(ns)
Paris 0.24 0.084* 0.30 ‑ 0.17*** ‑ 0.004** ‑ 0.068***
Grandes villes 0.28 0.047** 0.28 ‑ 0.075*** 0(ns) ‑ 0.034***
Villes moyennes (réf.)      
Rural 0.13 0.239(ns) 0.18 0.111(ns) 0.009*** ‑ 0.02***
Familles monoparentales 0.01 0.089* 0.02 ‑ 0.128*** ‑ 0.001(ns) ‑ 0.004*
Couples sans enfants (réf.)      
Personnes seules 0.13 ‑ 0.089*** 0.20 ‑ 0.109*** ‑ 0.008*** ‑ 0.002***
Couples avec enfants 0.61 0.134(ns) 0.53 0.172(ns) ‑ 0.011*** 0.023(ns)
Constante  0.441(ns)  0.69(ns)  0.249***
Taux de propriétaires total 0.47  0.66  0,02 0,17

Note : cf. tableau A2‑1.
Champ : 4e quartile de niveau de vie des ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans hors étudiants, résidant en France métro‑
politaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 1978 et 2013.
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Tableau A2‑3
Décomposition des évolutions de taux de propriétaires dans le premier quartile de niveau de vie,  
2002-2013, prise en compte des transferts familiaux

2002 2013 Décomposition

Moyenne Coefficient Moyenne Coefficient Effets de structure
Modification des 
chances relatives 

d'acheter 
Héritage ou don 0.08 0.408*** 0.07 0.384*** ‑ 0.003 (ns) ‑0.002 (ns)
25 à 29 ans 0.20 ‑ 0.157*** 0.22 ‑ 0.075*** ‑ 0.002 (ns) 0.017***
30 à 34 ans 0.25 ‑ 0.077*** 0.24 ‑ 0.025 (ns) 0.001 (ns) 0.012 (ns)
35 à 39 ans (réf.)       
40 à 44 ans 0.25 0.072*** 0.30 0.043*** 0.003*** ‑ 0.008***
Paris 0.15 ‑ 0.076*** 0.17 ‑ 0.003 (ns) ‑ 0.001 (ns) 0.012**
Grandes villes 0.32 ‑ 0.064*** 0.37 ‑ 0.056*** ‑ 0.003*** 0.003 (ns)
Villes moyennes (réf.)       
Rural 0.20 0.162*** 0.14 0.242*** ‑ 0.012*** 0.014***
Familles monoparentales 0.26 ‑ 0.081*** 0.31 ‑ 0.049* ‑ 0.003** 0.009 (ns)
Couples sans enfants (réf.)       
Personnes seules 0.19 ‑ 0.078*** 0.23 ‑ 0.065*** ‑ 0.003*** 0.003***
Couples avec enfants 0.48 0.087*** 0.37 0.075** ‑ 0.009*** ‑ 0.005 (ns)
Constante  0.216***  0.13***  ‑ 0.086*
Taux de propriétaires total 0.22  0.16  ‑ 0,03 ‑ 0,03

Note : cf. tableau A2‑1.
Champ : premier quartile de niveau de vie des ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002 et 2013.

Tableau A2‑4
Décomposition des évolutions de taux de propriétaires dans le dernier quartile de niveau de vie, 2002-2013, 
prise en compte des transferts familiaux

2002 2013 Décomposition

Moyenne Coefficient Moyenne Coefficient Effets de structure
Modification des 

chances d'acheter 
relatives

Héritage ou don 0.20 0.149*** 0.24 0.119*** 0.012*** ‑ 0.003 (ns)
25 à 29 ans 0.16 0.53*** 0.14 ‑ 0.097 (ns) 0.007** 0.001 (ns)
30 à 34 ans 0.25 0*** 0.24 ‑ 0.102*** 0.001 (ns) ‑ 0.004 (ns)
35 à 39 ans (réf.)       
40 à 44 ans 0.32 0.26*** 0.36 0.637*** 0.003** ‑ 0.01 (ns)
Paris 0.33 ‑ 0.28*** 0.30 0*** 0.004** ‑ 0.029**
Grandes villes 0.27 ‑ 0.101*** 0.28 0*** ‑ 0.001 (ns) ‑ 0.01 (ns)
Villes moyennes (réf.)       
Rural 0.17 ‑ 0.125*** 0.18 ‑ 0.284*** 0.001 (ns) ‑ 0.001 (ns)
Familles monoparentales 0.02 ‑ 0.071*** 0.02 ‑ 0.094*** 0 (ns) ‑ 0.002 (ns)
Couples sans enfants (réf.)       
Personnes seules 0.22 ‑ 0.065 (ns) 0.20 ‑ 0.08*** 0.002 (ns) ‑ 0.001 (ns)
Couples avec enfants 0.51 ‑ 0.099*** 0.53 ‑ 0.054** 0.004 (ns) 0.008 (ns)
Constante  0.158***  0.122***  0.107**
Taux de propriétaires total 0.57  0.66  0,03 0,06

Note : cf. tableau A2‑1
Champ : quatrième quartile de niveau de vie des ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans hors étudiants, résidant en France 
métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002 et 2013.
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Hausse des inégalités d’accès à la propriété entre jeunes ménages en France, 1973‑2013

Tableau A2‑5
Décomposition des évolutions de taux de propriétaires dans le premier et le dernier quartile de niveau de 
vie, 2002-2013, synthèse de la décomposition avec ou sans la variable « dons ou héritage »

(En %)
Q1 (2002‑2013) Q4 (2002‑2013)

Avec la variable  
dons ou héritages Sans dons ou héritages Avec la variable  

dons ou héritages Sans dons ou héritages

Taux de propriétaires
2002 22.1 57.3
2013 15.7 66.2
Écart ‑ 6.4 8. 9

Parts expliquée et inexpliquée
Expliquée 52.0 50.8 36.9 24.2
Inexpliquée 48.0 49.2 63.1 75.8

Décomposition de la part expliquée
Héritage ou don 9.6 35.8
25 à 29 ans 6.7 7.4 21.9 33.5
30 à 34 ans ‑ 1.8 ‑ 1.8 4.0 5.9
35 à 39 ans (réf.)
40 à 44 ans ‑ 8.2 ‑ 9.4 8.5 13.2
Paris 2.1 2.6 12.2 18.2
Grandes villes 10.0 10.9 ‑ 3.2 ‑ 4.4
Villes moyennes (réf.)
Rural 34.9 39.9 3.3 4.8
Familles monoparentales 9.6 11.7 ‑ 0.2 ‑ 0.4
Couples sans enfants (réf.)
Personnes seules 8.9 9.7 5.6 9.4
Couples avec enfants 28.1 29.1 12.2 20.0
Total 100 100 100 100

Champ : premier et quatrième quartile de niveau de vie des ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant 
en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Logement 2002 et 2013.
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Les enquêtes Patrimoine de l’Insee permettent de confirmer le constat 
établi à partir des enquêtes Logement sur l’importance croissante du 
rôle des transferts intergénérationnels, et ce, en étendant la période 
avant 2002. On peut en effet exploiter les enquêtes Patrimoine des 
années 1998 et 2014(i). Toutefois, dans la mesure où ces enquêtes 
contiennent nettement moins d’observations que les enquêtes 
Logement(ii), la précision s’en trouve réduite, en particulier sur un 
sous‑ensemble tel que les jeunes ménages découpés en quartiles 
de niveau de vie. Ainsi, plutôt que de calculer des décompositions 

ANNEXE 3  ____________________________________________________________________________________________

ÉVOLUTIONS DES DONS ET HÉRITAGES REÇUS PAR LES PROPRIÉTAIRES  
À PARTIR DES ENQUÊTES PATRIMOINE 1998 ET 2014

Figure A3‑I
Évolutions des dons et héritages reçus par les propriétaires
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Champ : ménages dont la personne de référence est âgée de 25 à 44 ans, hors étudiants, résidant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquêtes Patrimoine 1998 et 2014.

du même type que celles effectuées grâce aux enquêtes Logement, 
nous mettons en parallèle, dans la figure A3–I, les évolutions des 
taux de propriétaires et celles des dons et héritages reçus par les 
propriétaires.

(i) Il n’est possible de calculer un niveau de vie des ménages que pour les 
enquêtes de 1998 jusqu’à 2014, les données de revenus étant codées par 
tranches dans les millésimes précédents.
(ii) Environ 10 000 ménages métropolitains dans les enquêtes Patrimoine 
contre 40 000 dans les enquêtes Logement.
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L e secteur néerlandais de la propriété occu‑
pante s’est considérablement développé 

au cours des trois dernières décennies, passant 
d’environ 45 % de l’ensemble des logements 
au milieu des années 1980 à près de 60 % en 
2015 (Statistics Netherlands, 2016). Le début 
de la crise financière mondiale en 2008 a 
entraîné une stabilisation de la proportion de 
propriétaires occupants. En termes absolus, le 
secteur néerlandais des logements occupés par 
leur propriétaire a doublé entre 1986 et 2012, 
passant d’environ 2.1 millions à 4.2 millions 
de logements. En conséquence, la carrière rési‑
dentielle typique aux Pays‑Bas, où les ménages 
changent de logement pour des biens progressi‑
vement plus grands, se déroule de plus en plus 
dans le secteur de la propriété occupante. Alors 
que dans les années 1980 le parcours tradition‑
nel commençait par une série d’étapes dans le 
secteur locatif avant l’accès à la propriété, le 
parcours actuel commence généralement dans 
le secteur locatif, mais il se poursuit dans le 
secteur de la propriété occupante bien plus tôt 
dans le cycle de vie (Feijten & Mulder, 2002 ; 
Mulder & Wagner, 1998). Aujourd’hui, de plus 
en plus de ménages commencent même leur car‑
rière résidentielle directement dans le secteur de 
la propriété occupante. Dans la mesure où les 
parcours résidentiels néerlandais se concentrent 
davantage sur le secteur de la propriété occu‑
pante, la composition de la population des 
propriétaires occupants a considérablement 
évolué. Alors que ce secteur était dominé par 
des familles avec enfants (près de 60 %) dans 
les années 1980, cette proportion est tombée 
en‑dessous de 40 % en 2012. Dans le même 
temps, la population néerlandaise a vieilli et les 
nombreux baby‑boomers, qui faisaient partie de 
la première génération de « nouveaux proprié‑
taires de maison » dans les années 1970 et 1980 
ont aujourd’hui une soixantaine d’années (voir 
par exemple, Blijie et al., 2013 ; Helderman, 
2004). Pour la plupart des baby‑boomers, les 
enfants ont quitté le foyer familial, ce qui a 
également eu un impact sur la proportion de 
ménages sans enfants, devenue plus élevée.

Il est généralement admis que les parcours des 
propriétaires occupants néerlandais actuels 
impliquent davantage de déménagements et 
donc les nouvelles générations de proprié‑
taires occupants ont des carrières résiden‑
tielles plus dynamiques. Toutefois, on peut 
se demander si la proportion de propriétaires 
occupants ayant récemment déménagé autour 
de 2005 est très différente de ce qu’elle était 
dans les années 1980. La raison d’une investi‑
gation plus approfondie vient du fait qu’à côté 

de l’arrivée de ménages plus jeunes et plus 
mobiles dans le secteur de la propriété occu‑
pante, le vieillissement démographique a pu 
avoir des effets éventuels. Ainsi, le fait que les 
propriétaires occupants plus âgés ont moins 
tendance à déménager que les tranches d’âge 
plus jeunes risque d’avoir un impact néga‑
tif sur le pourcentage global de propriétaires 
occupants ayant déménagé récemment. Dans 
l’article, ces facteurs sont appelés « effets de 
composition ». Nous avançons explicitement 
que les changements de composition, comme 
le vieillissement de la population, ont poten‑
tiellement un impact négatif sur le pourcentage 
global de propriétaires occupants ayant démé‑
nagé récemment. Toutefois, une autre dimen‑
sion importante à prendre en compte renvoie à 
ce que l’on appelle les « effets comportemen‑
taux »1. Le comportement des cohortes peut 
évoluer au fil du temps, par exemple, les pro‑
priétaires occupants actuels (plus âgés) sont 
plus susceptibles d’avoir déménagé récem‑
ment que leurs équivalents des années 1980. 
Cela illustre le dynamisme accru dans le sec‑
teur de la propriété occupante.

Nous proposons également d’étudier une deu‑
xième question concernant l’évolution spé‑
cifique du marché de la propriété occupante 
aux Pays‑Bas. Comme mentionné plus haut, 
les ménages néerlandais actuels accèdent au 
secteur de la propriété occupante plus jeunes 
en moyenne que leurs équivalents des années 
1980. Alors que ces derniers passaient habi‑
tuellement une certaine période dans des loge‑
ments en location avant d’acheter une maison 
familiale individuelle dans laquelle ils rési‑
daient longtemps, aujourd’hui, des séjours 
relativement courts dans des appartements en 
propriété occupante ne sont pas rares chez les 
jeunes ménages. L’important effet de levier 
(prêts hypothécaires) pour les jeunes ménages 
est devenu une caractéristique du nouveau 
marché dynamique, ce qui le rend potentielle‑
ment plus vulnérable aux crises économiques 
que le système « traditionnel ». Cela s’explique 
principalement par le fait que les déménage‑
ments du début du parcours résidentiel peuvent 
être reportés en raison du risque lié à la dette 
restante (Van der Heijden et al., 2011). Notre 
objectif est d’étudier plus en détail la vulnéra‑
bilité du système néerlandais « moderne » de 
la propriété occupante pendant la récente crise 
de 2008‑2013.

1. Nous préférons ne pas parler d’« effet de génération » car il peut rele‑
ver d’effets de composition, de comportements ou des deux.
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L’article est structuré comme suit. La pro‑
chaine section aborde le contexte théorique 
du marché néerlandais typique de la propriété 
occupante et le compare à celui d’autres pays. 
Les sections suivantes présentent la méthodo‑
logie quantitative et les données utilisées, puis 
les résultats. Une section conclusive revient 
sur les principaux enseignements.

Contexte théorique

Dans cette revue de la littérature, nous propo‑
sons tout d’abord une description détaillée de 
la formation d’un secteur « dynamique » de 
la propriété occupante aux Pays‑Bas, comparé 
au système plus « statique » dans plusieurs 
autres pays. Est‑ce que la mobilité dans sec‑
teur de la propriété occupante a augmenté sous 
l’effet des changements de comportement des 
propriétaires occupants ? Nous nous appuyons 
sur la notion de « structure de l’offre de loge‑
ments », telle que développée à la fin des 
années 1980 pour l’analyse des évolutions du 
système international du logement. Nous pour‑
suivrons avec un aperçu de la relation entre la 
mobilité et les caractéristiques des ménages. 
Cela permettra d’analyser les effets de l’évo‑
lution de la composition démographique sur 
la mobilité dans le secteur néerlandais de la 
propriété occupante. Ces analyses se basent 
sur les écoles de recherche qui lient la mobilité 
résidentielle (et la migration) à la perspective 
de carrière et de cycle de vie.

Le marché néerlandais de la propriété 
occupante dans une perspective 
internationale : statique vs. dynamique

Depuis le début des années 1980, les diffé‑
rences entre les systèmes de logement au sein 
du monde occidental ont éveillé l’intérêt de la 
communauté universitaire. Cela a conduit à 
des analyses comparatives détaillées des sys‑
tèmes de politiques du logement (par exemple 
Boelhouwer & Van der Heijden, 1992), l’in‑
terprétation des différences entre régimes de 
logement renvoyant aux idéologies politiques 
nationales et aux régimes fiscaux, les contribu‑
tions les plus notables étant celles de Kemeny 
(1992, 1995, 2006). Une autre partie des tra‑
vaux de recherche s’est davantage concen‑
trée sur l’analyse de l’offre de logements. 
Développée sous l’appellation d’approche de 
la « structure de l’offre de logement », cette 
lignée de recherche étudie le rôle de tous les 

acteurs (sociaux) impliqués dans l’offre de 
logement (Ball et al., 1988 ; Martens, 1990 ; 
Barlow & Duncan, 1994). En soi, l’approche 
en termes de structure de l’offre de logements 
a permis d’obtenir un panorama détaillé des 
structures politico-économiques qui financent, 
subventionnent et construisent les logements 
occupés sous différents statuts. Cela s’éloigne 
de l’idée selon laquelle il n’existerait pas de 
tendance générale en matière d’offre de loge‑
ments et qu’il faudrait examiner un à un tous 
les systèmes nationaux. En s’appuyant sur les 
travaux de Ball et al. (1988) et de Martens 
(1990), Van der Heijden et al. (2011) pré‑
sentent deux systèmes idéal-typiques de sec‑
teur de la propriété occupante. Le premier est 
un système avec un niveau relativement faible 
de mobilité. Ce système est associé à une offre 
de logements occupés par leur propriétaire 
dans laquelle les futurs occupants achètent un 
terrain et engagent un architecte et un promo‑
teur pour concevoir et construire le logement ; 
on parle alors d’auto‑construction de loge‑
ment. Dans la plupart des cas, cela correspond 
à la construction de maisons individuelles sur 
une parcelle de terrain. Si le ménage a besoin 
de plus d’espace, un déménagement n’est 
souvent pas nécessaire car la maison peut 
être modifiée. Dans ce système, les nouvelles 
constructions sont principalement destinées 
aux primo‑accédants et une grande partie 
du parcours résidentiel des ménages peut se 
faire au sein d’un seul et même logement. 
Par conséquent, les parcours résidentiels dans 
le secteur de la propriété occupante incluent 
seulement un ou deux déménagements. Dans 
ce type de marché, les logements occupés par 
leur propriétaire sont considérés comme des 
biens de consommation. Dans la mesure où 
la mobilité des ménages est plutôt faible et 
que la construction dans le secteur de la pro‑
priété occupante est largement destinée aux 
primo-accédants, l’influence des tendances 
économiques sur ce marché est relativement 
limitée. Un tel système d’offre de logements en 
propriété occupante se retrouve en Allemagne, 
en Belgique et en France (Barlow & Duncan, 
1994 ; Van der Heijden et al., 2011). Compte 
tenu de la relative immobilité des propriétaires 
occupants dans ces systèmes, Van der Heijden 
et al. (2011) parlent de systèmes « statiques » 
de la propriété occupante. Cependant, il est 
important d’insister sur le fait que cela ne 
signifie en aucun cas que tous les systèmes 
statiques sont identiques. La structure du sys‑
tème de propriété occupante en Belgique et en 
Allemagne peut être considérée comme « sta‑
tique », mais le système global du logement en 
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Allemagne est dominé par la location dans le 
secteur privé et les familles accèdent à la mai‑
son individuelle de leur rêve à l’approche de 
la quarantaine, tandis que les ménages Belges 
accèdent à une maison construite individuelle‑
ment (ou acquise et rénovée) bien plus jeunes. 

Dans le deuxième système, le marché « dyna‑
mique » de la propriété occupante, les proprié‑
taires occupants sont beaucoup plus mobiles, 
ce qui peut être lié à une forme spécifique de 
l’offre de logements en propriété occupante. 
L’offre de nouveaux logements en propriété 
occupante est le fait de promoteurs « spécu‑
latifs », qui achètent les terrains, dessinent les 
plans, commencent la construction et vendent 
les logements. Ils construisent principalement 
pour le segment supérieur du marché, dans 
lequel les marges sont importantes car les 
consommateurs aisés ont tendance à acheter 
des logements plus spacieux avec des équipe‑
ments et des matériaux haut de gamme. Les 
nouvelles constructions sont principalement 
achetées par des propriétaires qui quittent 
leur logement existant plus petit. Ainsi, grâce 
à une mobilité ascendante sur « l’échelle de 
la propriété » au sein des logements occu‑
pés par leurs propriétaires, la construction de 
nouveaux logements dans le segment supé‑
rieur du marché entraîne finalement la mise 
à disposition de logements existants pour des 
primo‑accédants dans le segment inférieur 
du marché (Van der Heijden et al., 2011). Ce 
phénomène entraîne une mobilité relativement 
importante et un grand nombre de transactions 
de logements existants en propriété occupante.

Pour Van der Heijden et al. (2011), il est pro‑
bable qu’un secteur dynamique de propriété 
occupante soit sensible aux cycles écono‑
miques, car il repose sur les déménagements 
de ménages qui possèdent déjà un bon loge‑
ment vers des biens plus grands et plus chers. 
En période de prospérité économique, les 
ménages qui ont profité de cet essor peuvent 
viser une progression dans les échelons de la 
propriété, et acquérir un nouveau logement 
plus grand ou plus luxueux. La hausse des prix 
des logements, plus précisément la perspec‑
tive de nouvelles augmentations du prix des 
logements en propriété occupante, peut faire 
espérer un retour sur investissement élevé, 
ce qui stimule la demande pour ces biens 
et le nombre de transactions. En revanche, 
en cas de ralentissement économique, la 
mobilité peut être sévèrement affectée car 
les ménages anticipent la baisse des prix de 
l’immobilier et retardent leur déménagement. 

Par conséquent, moins de biens sont vendus, 
la mobilité est réduite et finalement les prix 
immobiliers chutent. Cela touche en parti‑
culier le segment supérieur du marché. La 
baisse de la demande provenant de ménages 
qui auraient normalement déménagé dans de 
nouvelles constructions haut de gamme sur 
le segment supérieur du marché a un impact 
sur les décisions d’investissement des promo‑
teurs immobiliers spéculatifs. La construction 
de logements dans le secteur de la propriété 
occupante diminue considérablement et les 
constructions restantes sont davantage desti‑
nées aux primo‑accédants.

Par nature, les marchés de la propriété occu‑
pante sont dynamiques au Royaume-Uni et 
aux Pays‑Bas. Aux Pays‑Bas, la formation de 
ce système dynamique remonte aux années 
1970, alors que la prospérité économique avait 
permis aux nouvelles classes moyennes d’ac‑
céder à la propriété. La part de logements en 
propriété occupante au sein du parc immobi‑
lier néerlandais est ainsi passée de 40 % envi‑
ron au milieu des années 1980 à 55 % en 2005 
(Ministerie BZK, 2010). Au milieu des années 
1980, point de départ de notre recherche (en 
raison de la disponibilité des données), les 
signes de dynamisme (mobilité sur l’échelle 
de la propriété) étaient déjà visibles et cela 
s’est renforcé durant les années 1990 et 2000. 
La période allant du milieu des années 1980 
au début de la crise économique en 2008 
s’est caractérisée par la croissance des prix de 
l’immobilier et l’augmentation du nombre de 
transactions de logements existants (Ministerie 
BZK, 2010). Cette augmentation du nombre de 
transactions s’explique en partie par la crois‑
sance du secteur de la propriété occupante. 
Et même si cette croissance se confirme  par 
le pourcentage de logements existants en 
propriété occupante vendus chaque année  
(figure I), on constate nettement que la mobi‑
lité a augmenté depuis le milieu des années 
1980 jusqu’au début de la crise économique 
de 2008. Elle a chuté drastiquement pendant la 
crise, mais le marché de la propriété occupante 
se remet progressivement depuis 2014.

Durant la crise économique, la construction de 
logements aux Pays‑Bas a baissé, passant de 
80 000 logements environ en 2008 à moins de 
50 000 en 2013 (Statistics Netherlands). Dans le 
secteur de la construction de logements en pro‑
priété occupante, les promoteurs immobiliers se 
sont détournés des constructions haut de gamme 
pour se concentrer sur des biens meilleur mar‑
ché, destinés aux primo-accédants (figure II). 
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Figure I
Ventes de logements anciens occupés par leur propriétaire en proportion du parc de la propriété occupante 
aux Pays-Bas, 1985-2016
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Source : CBS (Statistics Netherlands) ; Kadaster ; NVM ; calculs des auteurs.

Figure II
Transactions de logements nouveaux occupés par leur propriétaire par tranche de prix de vente  
au Pays-Bas, 2005-2017
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Source : Organisme de contrôle des constructions récentes (Neprom, NVB).

Ces dernières années, la tendance s’est inversée 
vers plus de constructions haut de gamme. 

Reste à savoir si la dynamisation du secteur 
néerlandais de la propriété occupante est due 

aux changements de comportement des pro‑
priétaires occupants, qui seraient devenus plus 
mobiles avec le temps : les ménages les plus 
âgés se comportaient‑ils différemment dans les 
années 1980 par rapport aux années 2000 ?
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Autre question importante : la croissance et la 
dynamisation du secteur néerlandais de la pro‑
priété occupante sont-elles dues à un afflux de 
types de ménages spécifiques, plus mobiles que 
les familles avec enfants qui étaient les pro‑
priétaires occupants traditionnels ? Si tel est 
le cas, l’augmentation de la mobilité résiden‑
tielle pourrait s’expliquer par la présence ren‑
forcée de ces nouveaux groupes sur le marché 
de la propriété occupante. La relation entre la 
mobilité résidentielle et les caractéristiques des 
ménages est abordée dans la prochaine section. 

Mobilité résidentielle et parcours de vie

Durant les deux dernières décennies, les cher‑
cheurs ont accumulé un vaste corpus de travaux 
consacrées à la mobilité résidentielle. Depuis 
le début des années 1990, la littérature sur la 
mobilité résidentielle utilise la notion socio‑
logique de parcours de vie (voir par exemple 
Mulder, 1993 ; Mulder & Hooimeijer, 1999 ; 
Feijten & Mulder, 2002). Les événements et 
changements de composition des ménages, les 
carrières professionnelles et les parcours rési‑
dentiels sont très étroitement liés. Alors que 
les carrières professionnelles et les parcours 
résidentiels traditionnels étaient facilement 
prévisibles après-guerre, ils se sont fragmen‑
tés au cours des dernières décennies et cela 
se traduit par des parcours résidentiels plus 
diversifiés (Beer & Faulkner, 2011). Malgré 
cette fragmentation, il est toujours possible 
aujourd’hui d’identifier un certain nombre 
de ménages et de parcours résidentiels rela‑
tivement standard, même si on observe éga‑
lement beaucoup plus de trajectoires variées 
au niveau individuel. Par exemple, Clark et 
al. (2003), sur la base de données longitudi‑
nales pour les États‑Unis, ont constaté que 
près de 75 % des parcours résidentiels pou‑
vaient être classés selon 11 trajectoires‑type, 
les 25 % restants étant beaucoup plus diver‑
sifiés. Des études comparables n’ont pas été 
réalisées aux Pays‑Bas, du fait du manque 
de données longitudinales sur le long terme, 
mais un ensemble important de recherches 
basées sur des données transversales montre 
très nettement que la propension à déména‑
ger varie en fonction des caractéristiques des 
ménages. Si la composition démographique, 
c’est‑à‑dire les caractéristiques des ménages 
de propriétaires occupants, évolue, cela peut 
en partie expliquer les changements de mobi‑
lité résidentielle. L’évolution de la mobilité 
des propriétaires occupants s’explique‑t‑elle 
par de tels « effets de composition » ? Dans 

le cas des Pays‑Bas (et d’autres pays), les 
principaux résultats mettent en évidence une 
relation négative entre l’âge et la propension à 
déménager. Par ailleurs, des liens apparaissent 
aussi entre mobilité résidentielle et configura‑
tions familiales. La littérature montre ainsi que 
les ménages formés de couples avec enfants 
sont souvent moins susceptibles de déména‑
ger car ils sont dans une phase stable de leur 
parcours de vie (voir par exemple Helderman 
et al., 2004). Dans ces ménages, les décisions 
de mobilité résidentielle impliquent tous les 
membres de la famille, notamment le conjoint. 
Ces décisions sont beaucoup plus simples à 
prendre pour les personnes vivant seules. Le 
revenu du ménage constitue également un 
facteur important de la mobilité résidentielle. 
Pour les ménages qui souhaitent déménager 
dans un logement plus grand dans le secteur de 
la propriété occupante, avoir des revenus suf‑
fisants est une condition essentielle. Il y a éga‑
lement une relation théorique entre les niveaux 
d’éducation et la propension à déménager. 
Les ménages avec un niveau d’éducation 
élevé peuvent avoir un champ de recherche 
géographique plus large car leur champ de 
recherche d’emploi est lui aussi plus large, 
alors que les opportunités peuvent être plus 
rares pour certains emplois spécialisés (Green  
& Shuttleworth, 2015).

Aux Pays‑Bas, l’accession à la propriété a pro‑
gressé et une plus grande partie des parcours 
résidentiels des ménages se déroule désormais 
dans le secteur de la propriété occupante. De 
nombreuses personnes jeunes et célibataires 
vivent dans des appartements dont elles sont 
propriétaires plutôt que locataires. De plus, 
les seniors qui quittent une (grande) maison 
familiale individuelle vivent eux aussi mainte‑
nant dans des appartements dont ils sont pro‑
priétaires. Compte tenu de l’évolution de la 
propension à déménager en fonction des carac‑
téristiques des ménages, la transformation 
démographique de ces dernières décennies 
dans le secteur de la propriété occupante peut 
très bien avoir influencé également la mobilité 
résidentielle du secteur. 

Comme Cooke (2011), nous analyserons les 
effets de composition et de comportement 
sur la mobilité résidentielle des propriétaires 
néerlandais sur une longue période. Puis nous 
nous pencherons sur le court terme et analyse‑
rons les mécanismes qui ont conduit au déclin 
significatif de la mobilité au sein du marché du 
logement « dynamique » néerlandais durant la 
dernière crise.
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Méthodologie

Le premier objectif de cet article est d’analyser 
dans quelle mesure les parcours résidentiels 
plus dynamiques des nouvelles générations 
néerlandaises qui ont accédé au secteur de la 
propriété occupante se traduisent par une aug‑
mentation significative du nombre de déména‑
gements récents (c’est‑à‑dire dans les 2 années 
précédant l’année observée) parmi la popula‑
tion totale des propriétaires occupants. Comme 
indiqué dans l’introduction, des effets de com‑
position et de comportement sont en jeu. Tandis 
que l’arrivée de ménages plus « dynamiques » 
(comme les jeunes au début de leur parcours 
résidentiel) peut avoir entraîné une grande part 
des déménagements récents parmi la popula‑
tion des propriétaires occupants, le vieillis‑
sement démographique d’un grand nombre 
de propriétaires occupants peut avoir eu un 
effet défavorable. C’est ce que l’on appelle 
les effets de composition. Le deuxième facteur 
essentiel susceptible d’influencer la propor‑
tion de ménages ayant déménagé récemment 
est lié aux changements de comportements. 
Par exemple, les cohortes de ménages les plus 
âgés des années 1980 peuvent avoir été moins 
mobiles que leurs équivalents « modernes » du 
début des années 2000. En outre, les ménages 
plus jeunes ayant déménagé récemment dans 
le secteur de la propriété occupante font sou‑
vent le choix de vivre pour une courte période 
dans un appartement, tandis que leurs équiva‑
lents des années 1980 achetaient généralement 
une maison familiale individuelle avec l’inten‑
tion d’y rester de nombreuses années. 

La méthode de décomposition « Oaxaca- 
Blinder » est très souvent utilisée en économie 
pour dissocier les effets de composition et de 
comportements. Cette méthode a été conçue 
pour analyser les différences de salaire en fonc‑
tion du genre ou de la couleur de peau sur la 
base de données microéconomiques (Blinder, 
1973 ; Oaxaca, 1973). Elle peut également 
être utilisée pour étudier des changements 
dans le temps, avec des données micro‑
économiques transversales à deux moments 
distincts. Naturellement, ces moments doivent 
être suffisamment espacés car, bien souvent, 
la structure d’une population ne change pas 
considérablement sur de courtes périodes, ni 
même sur une décennie. Au cours des quatre 
dernières décennies, les instituts de statistique 
de plusieurs pays ont accumulé de nombreuses 
bases de données microéconomiques transver‑
sales sur le logement et de la mobilité résiden‑
tielle. Cela permet de mener des analyses sur 

une période plus longue. Citons, par exemple, 
une analyse des tendances migratoires de 
longue distance aux États-Unis (Cooke, 2011) 
ou du changement des statuts d’occupation des 
logements en Nouvelle Zélande (Bourassa & 
Shi, 2017), mais ce genre d’étude reste rare. 
En revanche, la méthode Oaxaca‑Blinder a un 
inconvénient : elle est uniquement adaptée à 
des données microéconomiques et ne permet 
pas d’inclure d’effets externes du contexte 
macro comme les variations du PIB ou des taux 
d’intérêt2. Cela peut poser un problème car des 
différences de contexte entre deux années de 
données transversales peuvent perturber les 
résultats en ce qui concerne la composante 
comportementale. Par exemple, comparer les 
données à une date A correspondant à un boom 
économique à celles d’une date B pendant un 
ralentissement économique rendra probléma‑
tique l’identification de la tendance à long 
terme de la mobilité résidentielle (débarrassée 
de l’effet de facteurs externes). Ainsi, nous 
devons soigneusement sélectionner deux bases 
de données élaborées à des moments compa‑
rables en termes de situation économique glo‑
bale (encadré).

Comme indiqué précédemment, le deuxième 
objectif de cette étude est d’explorer en détail 
la vulnérabilité du secteur contemporain de la 
propriété occupante néerlandais face à la crise 
(Van der Heijden et al., 2011). Nous compa‑
rerons ici des données transversales du milieu 
des années 2000 à la période qui a suivi le 
début de la crise. La composition de la popu‑
lation n’ayant pas considérablement évolué 
pendant ce laps de temps, la comparaison de 
deux modèles de régression séparés peut être 
considérée comme suffisante pour déterminer 
quels types de ménages ont été les plus touchés 
en termes de mobilité résidentielle. 2

Intéressons‑nous maintenant plus en détail 
à la méthode de décomposition « Oaxaca- 
Blinder ». Comme indiqué, nous allons ana‑
lyser la proportion de propriétaires occu‑
pants ayant déménagé dans les deux dernières 
années. Cette proportion est notée Y. Nous 
souhaitons distinguer, dans l’écart entre les 
proportions ayant déménagé au cours des deux 
dernières années entre 1986 et 2006, ce qui est 
associé à des changements de composition de 
la population des propriétaires occupants et/ou 
ce qui vient de changements de leurs compor‑
tements. Y est estimé séparément pour 1986 

2. Cela sera plus clair une fois la méthode expliquée.
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et 2006 ; X est un vecteur de caractéristiques 
observables (structure par tranche d’âge, type 
de ménage et revenu), β correspond au vecteur 
des coefficients estimés, c’est-à-dire l’effet 
de caractéristiques données sur le fait d’avoir 
déménagé (analysé comme étant associé au 
comportement). 

Entre 1986 et 2006, la différence de la pro‑
babilité estimée d’avoir déménagé peut être 
écrite comme suit :

Y Y X X2006 1986 2006 1986
− = +( ) − +( )α β α β� � � 

Sans entrer dans les détails mathématiques, 
la forme finale de la décomposition de 
Oaxaca-Blinder est la suivante (voir Jann, 2008) :

Y Y X X

X

X

2006 1986 2006 1986 1986

1986 2006 1986

200

− = −( )
+ −( )
+

β

β β



  �

66 1986 2006 1986−( ) −( )X β β  �

Le premier terme correspond à l’effet de com‑
position, où les effets des changements de 
structure de la population (composition) sont 
calculés en gardant les comportements (para‑
mètres β) constants. Le second terme repré‑
sente l’effet comportemental, c’est‑à‑dire 
l’effet des changements des paramètres β, cal‑
culé en gardant la structure de la population 
constante. Le troisième terme correspond aux 
effets d’interaction, en d’autres termes, cette 
partie permet de montrer l’association entre 

Encadré – Données et variables

Depuis 1981, l'institut national néerlandais de la sta‑
tistique (Statistics Netherlands) réalise tous les 3 à  
4 ans une enquête sur le logement (Enquête nationale 
sur la demande de logement, WBO, avant 2006, puis 
Enquête néerlandaise sur le logement, WoON). Les 
données fournissent des informations détaillées sur 
les caractéristiques des ménages et des logements. 
Elles contiennent également des informations sur les 
anciens logements des nouveaux propriétaires et iden‑
tifient les ménages souhaitant déménager ainsi que 
leurs préférences en termes de logement. Les données 
sont issues d’enquêtes réalisées auprès des ménages, 
mais depuis 2006, des informations sont ajoutées 
en provenance de sources administratives ; cela a 
permis d'améliorer l’information relative au revenu 
des ménages mais pose aussi quelques problèmes 
de comparaison avec les anciennes bases de don‑
nées. La taille des échantillons a varié d’un minimum  
de 54 341 observations (en 1990) à un maximum de  
117 569 observations (en 1998).

La première partie de l'analyse vise à dissocier les 
effets de composition et de comportement sur la mobi‑
lité résidentielle des propriétaires sur moyen‑long 
terme. Ici, il s'agit ici de trouver deux années compa‑
rables en termes de conjoncture économique (voir la 
section sur la méthodologie). Nous sommes conscients 
qu'il est impossible de trouver une adéquation parfaite 
en termes de cycle économique. Cependant, nous 
estimons que le contexte économique est tout à fait 
comparable entre les données de 1986 et de 2006. Au 
cours des deux périodes, l'économie néerlandaise (et 
les prix des logements) se remettaient d'un déclin éco‑
nomique et la croissance du PIB a atteint des niveaux 
compris entre 2 et 3 %.

La notion de « déménagements récents » à laquelle 
nous faisons référence dans l'article correspond aux 

déménagements survenus au cours des deux dernières 
années pour les ménages propriétaires‑occupants au 
moment d’une enquête. Ainsi, pour les données de 
1986, les déménagements résidentiels ont eu lieu en 
1984‑1985 ; pour les données de 2006, il s'agit des 
déménagements survenus en 2003‑2004 parce que 
l'année 2005 n'était pas entièrement couverte.

Pour la deuxième partie, la sélection était moins com‑
pliquée. Nous utilisons les données de 2006 et nous les 
comparons avec les données de 2012, lorsque la crise 
économique a provoqué un recul très net du nombre 
de transactions immobilières dans le secteur de la 
propriété occupante (voir également Van der Heijden  
et al., 2011).

On retient pour l'analyse les principales caractéris‑
tiques des ménages qui, selon la littérature, ont régu‑
lièrement des effets significatifs (âge, type de ménage, 
revenu) sur la mobilité. Nous utilisons les groupes 
d'âge plutôt que la variable continue (l'âge du chef de 
ménage) parce qu'elle peut être plus informative sur 
le comportement des cohortes dans le temps. Pour 
le revenu des ménages, nous avons le problème du 
changement de nature des données en 2006 (pas‑
sage du déclaratif à des données administratives). 
Par conséquent, nous avons construit des quintiles 
de revenu (basés sur la répartition du revenu de 
l'ensemble de la population des ménages) plutôt que 
d'utiliser les valeurs détaillées du revenu. Cela permet 
également d'éviter d'avoir à ajuster pour l'inflation. De 
plus, la base de données de 1986 ne fournit que les 
revenus nets des ménages, tandis que les bases de 
données ultérieures contiennent les revenus dispo‑
nibles. Il faut donc utiliser avec prudence l’information 
sur les revenus, mais l'utilisation des quintiles améliore 
grandement la comparabilité.
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les changements de structure de la popula‑
tion et les changements de comportement. 
Néanmoins les interactions peuvent être rela‑
tivement complexes à interpréter dans ce type 
de modèles. Ainsi, une première étape consiste 
à analyser la pertinence des effets d’interac‑
tion. S’ils ne sont pas pertinents (ce qui est 
souvent le cas), il convient de continuer avec 
un modèle sans terme d’interaction.

Par ailleurs, nous estimons un modèle de 
probabilité linéaire plutôt qu’un modèle de 
régression logistique fréquemment utilisé. De 
nombreux chercheurs privilégient la régres‑
sion logistique car cela permet d’éviter que 
les résultats estimés avec des variables dépen‑
dantes continues ne rentrent pas dans la dicho‑
tomie 0 ou 1. Mais un recours à des modèles 
logistiques dès lors que la variable dépendante 
est une variable binaire est de plus en plus 
discuté (voir par exemple Hellevik, 2009). Le 
principal avantage du modèle de probabilité 
linéaire réside dans sa facilité d’interprétation, 
ce qui est très intéressant dans notre cas basé 
sur des données transversales, avec la méthode 
de décomposition d’Oaxaca‑Blinder qui pro‑
duit des résultats complexes avec à la fois des 
effets de composition et de comportement.

L’inconvénient principal du modèle de pro‑
babilité linéaire est que la variance est 
liée à la valeur de la (ou des) variable(s) 
indépendante(s). Cela entraine de l’hétéroscé‑
dasticité qui peut biaiser les écarts‑types et les 
p‑values. Bien que nous nous intéressions prin‑
cipalement aux profils des coefficients et que 
nous ne cherchions pas à obtenir un modèle 
pour la construction de scénarios ou comme 
contribution à d’autres modèles, il faut cepen‑
dant connaître la précision des coefficients 
calculés et leur significativité statistique. Dans 
tous les cas, l’hétéroscédasticité n’a pas d’ef‑
fet sur les coefficients estimés, mais les tests 
de significativité pourraient être affectés (voir 
par exemple Hellevik, 2009). Une méthode 
classique pour traiter l’hétéroscédasticité 
consiste à construire des pondérations (don‑
ner un poids plus important pour les petites 
valeurs prédites et vice versa) et à effectuer 
une régression des moindres carrés pondé‑
rés (MCP). L’inconvénient est que ces poids 
modifient potentiellement les coefficients du 
modèle original. Notre approche consiste à 
estimer des modèles MCP3 afin d’analyser si 
les valeurs significatives estimées ne sont pas 
trop influencées par l’hétéroscédasticité ; nous 
le mentionnerons si tel est le cas.3 

Enfin, nous utilisons un modèle de déviation 
pour les variables catégorielles. En effet, avec 
des variables catégorielles, une des catégo‑
ries doit être omise (la référence) pour évi‑
ter la colinéarité. Or le choix de la référence 
peut affecter l’estimation des effets de com‑
portement dans la décomposition détaillée 
Oaxaca‑Blinder (cf. Jann, 2008). L’emploi 
d’un modèle de déviation (où la somme des 
coefficients est contrainte à zéro et les coef‑
ficients sont exprimés en déviation de l’effet 
moyen) permet d'éviter cela.

Résultats

Comme indiqué dans l’introduction, le pour‑
centage de propriétaires occupants a considé‑
rablement augmenté depuis les années 1980 
(tableau 1). Le secteur locatif a chuté en valeur 
relative mais est resté stable en valeur absolue à 
3 millions de logements. L’augmentation de la 
part de logements occupés par leur propriétaire 
s’explique principalement par un changement 
de politique, passée d’un important soutien au 
secteur locatif (social) via des programmes de 
construction de grande ampleur, à un soutien 
plus orienté vers les propriétaires occupants. 
Tandis que l’on a pratiquement mis fin aux sub‑
ventions à la construction et à l’exploitation 
de logements locatifs dans les années 1990,  
les propriétaires occupants ont, eux, bénéficié 
d’allègements fiscaux très généreux sur les 
intérêts hypothécaires payés. Dans ces condi‑
tions, le secteur locatif privé, qui ne bénéficiait 
d’aucun soutien gouvernemental, n’a pas été 
considéré comme une option intéressante par 
de nombreux ménages. 3En outre, l’évolution 
des préférences des ménages, due à la pros‑
périté croissante, s’est axée davantage sur des 
maisons familiales individuelles avec jardin. 
Au cours de la dernière décennie, les gou‑
vernements néerlandais ont considérablement 
limité l’accès au secteur locatif social (abor‑
dable) car ils craignaient que cela ne désé‑
quilibre la concurrence entre les différents 
acteurs du marché, en particulier ceux qui 
investissent dans le locatif privé. En parallèle, 
il y a toujours un déséquilibre important entre 
le secteur locatif privé non subventionné et le 
secteur de la propriété occupante largement 
stimulé financièrement, ce qui pousse de nom‑
breux ménages à devenir propriétaires. 

Dans la mesure où notre principal objectif 
est d’analyser l’évolution de la proportion 

3. La base de données inclut déjà une variable de pondération.
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Tableau 1 
Statut d'occupation des logements des ménages néerlandais

(En %)

1986 2006 2012

Propriétaires occupants 43 56 59

Locataires 57 44 41

Total 100 100 100

Total (unités) 5 284 747 6 800 576 7 140 758
Champ : ménages vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986, WoON 2006 et 2012 ; calculs des auteurs.

Tableau 2 
Ménages ayant déménagé récemment (au cours des deux années précédentes)

(En %)

1986 2006 2012

Dans le secteur des logements 
occupés par leur propriétaire 10.7 12.1   8.5

Dans le secteur locatif 19.6 15.7 19.1

Total 15.8 13.7 12.8
Champ : ménages vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986, WoON 2006 et 2012 ; calculs des auteurs.

de propriétaires occupants ayant déménagé 
récemment, nous commençons par donner un 
aperçu de celle‑ci. Dans l’ensemble, comme 
le montre le tableau 2, le pourcentage de  
propriétaires‑occupants ayant déménagé 
récemment a augmenté entre 1986 et 2006, 
mais il n’est pas devenu considérablement 
plus élevé. Sur le court terme, pour lequel on 
analysera la sensibilité du secteur néerlandais 
de la propriété occupante à une crise (du loge‑
ment), le principal indicateur du tableau 2 est 
plutôt simple à comprendre. Le pourcentage 
de déménagements récents dans le secteur 
de la propriété occupante a chuté de près de 
30 %. En réalité, la chute est plus importante 
si on se réfère aux niveaux des transactions 
au paroxysme du boom immobilier de 2007 
(figure III). 

Première étape vers la décomposition de 
Blinder‑Oaxaca, le tableau 3 apporte des 
informations sur les changements de compo‑
sition de la population des propriétaires occu‑
pants. Comme mentionné dans l’introduction, 
la dominance de familles traditionnelles avec 
enfants s’est considérablement réduite en 
faveur des personnes vivant seules, des couples 
sans enfant et des familles monoparentales. Le 
vieillissement de la population néerlandaise 
entre 1986 et 2006 apparaît également dans 
les données sur les propriétaires occupants. 

En ce qui concerne la distribution des reve‑
nus dans le secteur de la propriété occupante, 
les années 1986 et 2006 présentent une diffé‑
rence frappante. Dans l’ensemble, l’accession 
à la propriété est plus importante au sein des 
classes moyennes (quintiles 3 et 4), tandis que 
le quintile le plus bas enregistre un net recul. 
Cependant, il faut souligner que la part de pro‑
priétaires occupants a augmenté dans tous les 
types de ménages, à l’exception du quintile 
de revenu le plus bas. Ainsi, elle est passée 
d’environ 35% à près de 50 % pour les jeunes 
ménages (20‑34 ans), et de 50 % environ à 
60 % et plus pour les tranches d’âge de 35 et 
65 ans. Il en va de même pour les personnes 
vivant seules et les familles monoparentales 
– qui ont relativement moins de chances de 
devenir propriétaires (environ 33 %), mais ce 
pourcentage a nettement augmenté – et pour 
les autres types de ménages : aujourd’hui une 
très grande majorité de couples (65 %) et de 
couples avec enfants (75 %) sont propriétaires 
occupants.

Bien que nous ayons soutenu plus haut que 
beaucoup de jeunes (dynamiques) s’étaient 
orientés vers la propriété occupante, aug‑
mentant ainsi potentiellement la proportion 
de déménagements récents, la proportion de 
jeunes dans l’ensemble de la population des 
propriétaires occupants a diminué. En réalité, 
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les vastes cohortes de ménages qui avaient 
de 35 à 44 ans dans les années 1980 (dont les 
baby‑boomers) sont aujourd’hui une popu‑
lation vieillissante et représentent la majeure 
part des propriétaires occupants de la tranche 
d’âge 55‑64 ans. En outre, on observe désor‑
mais une part beaucoup plus élevée de familles 
« non traditionnelles », susceptibles d’être 
plus mobiles. En revanche, les couples (sans 
enfants) et les personnes vivant seules font de 
plus en plus partie des tranches d’âge supé‑
rieures à 55 ans dont les enfants ont quitté le 
foyer familial, qui sont généralement moins 
mobiles. Ces changements globaux de struc‑
ture de la population des propriétaires occu‑
pants sont donc des facteurs de composition 
qui peuvent aider à comprendre comment la 
mobilité résidentielle a évolué parmi les pro‑
priétaires occupants. Les changements com‑
portementaux, qui ne sont pas pris en compte 
ici, seront examinés dans la partie suivante. 

Analyse de l’évolution de la mobilité  
entre 1986 et 2006

Les résultats de la décomposition de Blinder‑ 
Oaxaca de l’évolution globale des propriétaires 

occupants ayant déménagé récemment 
peuvent être quelque peu difficiles à inter‑
préter sans information sur les changements 
de comportement selon différentes carac‑
téristiques des ménages. Pour appréhen‑
der ces changements comportementaux par 
caractéristiques des ménages, nous avons 
utilisé des modèles de régression linéaire 
séparés estimant la probabilité de déménager  
par caractéristiques de ménages pour les 
années 1986 et 2006. Rappelons qu’il s’agit 
d’un modèle de déviation, où la somme des 
coefficients des catégories par variable est 
égale à zéro. Les principaux changements 
sont présentés dans le tableau 4. Globalement, 
les résultats des régressions confirment une 
relation négative entre l’âge et la propension 
à déménager. Les résultats confirment égale‑
ment que les ménages sans enfant sont plus 
susceptibles de déménager. En ce qui concerne 
les revenus, il ne se dégage pas de profil net 
et les coefficients ne sont pas significatifs. 
Ces résultats confirment les hypothèses du 
cadre théorique : une évolution à la faveur des 
ménages non traditionnels (sans enfants) dans 
le secteur de la propriété occupante a poten‑
tiellement un impact positif sur le niveau de 
mobilité globale des propriétaires occupants, 

Figure III 
Indice du prix des logements et transactions aux Pays-Bas (base 100 en 2008), 1995-2016
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tandis que le vieillissement démographique a 
plutôt un impact négatif. 

En comparant les coefficients estimés pour 
chacune des deux années, on remarque une 
augmentation générale de la probabilité qu’un 
déménagement ait eu lieu au cours des deux 
dernières années pour pratiquement toutes les 
caractéristiques des ménages. Cette augmen‑
tation est observable dans le changement rela‑
tivement important de la constante, qui n’est 
pas « compensé » par des changements de la 
plupart des paramètres associés aux caractéris‑
tiques des ménages. La probabilité de déména‑
ger a pu baisser pour certaines combinaisons 
de caractéristiques (par exemple l’association 
de la tranche d’âge 65‑75 ans et du type de 
ménage personne vivant seule) mais pour la 
plupart des profils de ménages une augmenta‑
tion est visible. 

Comme indiqué précédemment, le principal 
problème des modèles de probabilité linéaire 

réside dans le risque d’obtenir des résultats 
non réalistes de probabilité inférieure à 0 ou 
supérieure à 1. Le tableau 4 montre qu’un tel 
résultat est possible pour certains profils de 
ménages, mais qu’ils sont, en réalité, relative‑
ment rares. En outre, des estimations alterna‑
tives avec des modèles de régression logistique 
ont donné des profils comparables en termes 
de niveau des coefficients et de significativité. 
Pour une vérification supplémentaire, les prin‑
cipaux résultats de la décomposition linéaire 
de Oaxaca‑Blinder seront comparés à ceux 
de la décomposition logit comme le suggère 
Fairlie (2005). 

Après ces premières indications sur les fac‑
teurs qui ont pu contribuer à l’évolution de 
la mobilité (propriétaires occupants ayant 
déménagé récemment), nous abordons main‑
tenant les résultats de la décomposition 
Oaxaca-Blinder. Selon le modèle, la proba‑
bilité estimée de déménager est de 10.25 % 
en 1986 et passe à 12.63 % en 2006, et cette 

Tableau 3 
Caractéristiques des ménages propriétaires occupants néerlandais 

(En %)

1986 2006 2012

Type de ménage

Personne seule 15 20 22

Couple (sans enfants) 25 35 35

Couple avec enfants 57 41 39

Parent isolé 3 4 4

Total 100 100 100

Tranche d’âge

20‑34 22 16 14

35‑44 30 27 23

45‑54 21 25 26

55‑64 18 20 24

65‑75 9 12 13

Total 100 100 100

Quintile de revenu 

Quintile 1 (le plus bas) 12 7 6

Quintile 2 13 13 14

Quintile 3 19 20 22

Quintile 4 24 28 27

Quintile 5 (le plus élevé) 32 32 31

Total 100 100 100

Total des propriétaires‑occupants 2 132 316 3 778 335 4 214 420
Note : les quintiles de revenu sont mesurés sur la distribution des revenus de l’ensemble des ménages.
Champ : ménages vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986, WoON 2006 et 2012 ; calculs des auteurs.
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hausse est significative (tableau 5). La décom‑
position montre que les changements de com‑
position dans la population des propriétaires 
occupants ont eu un impact négatif sur la 
probabilité de déménager. Cela confirme les 
hypothèses avancées à l’examen du tableau 3. 
L’effet comportemental est positif et explique 
l’augmentation globale de la probabilité de 
déménager pour les propriétaires occupants 
néerlandais4. Cela confirme également les 
profils identifiés avec le tableau 4. Une com‑
paraison de ces résultats avec ceux d’une 
décomposition logistique (Fairlie) produit des 
résultats globaux similaires, avec un paramètre 
négatif de ‑ 1.15 % pour la partie composition 
et + 3.57 % pour la partie comportementale.

Ces premiers résultats sont approfondis main‑
tenant avec la décomposition Oaxaca‑Blinder 
détaillée, où les effets sont calculés pour 
chaque caractéristique individuelle (tableau 6). 
Globalement, le vieillissement démogra‑
phique a un impact négatif sur la probabilité 
d’avoir déménagé récemment (‑ 0.0236, tous 

âges confondus). Le constat est le même pour 
toutes les tranches d’âge, ce qui est cohérent 
avec les évolutions vues au tableau 3 sur les 
changements de composition. Bien qu’une 
part importante des jeunes se tourne vers la 
propriété, le pourcentage de propriétaires 
occupants jeunes, et plus mobiles, a nettement 
chuté. Cela a un impact négatif sur la propor‑
tion globale de propriétaires occupants ayant 
déménagé récemment, car les jeunes proprié‑
taires occupants sont plus susceptibles de 
déménager que leurs équivalents plus âgés 4(cf. 
tableau 4). L’impact négatif du vieillissement 
démographique sur la mobilité résidentielle 
est partiellement compensé par un impact 
positif de l’évolution des caractéristiques 
des ménages (+ 0.0116). Cela provient prin‑
cipalement du relatif déclin des couples avec 
enfants. On confirme ici l’hypothèse géné‑
rale selon laquelle la moindre dominance des 

4. Comme indiqué dans la section méthodologie, nous avons d’abord 
estimé un modèle de décomposition avec effets d’interaction (troisième 
terme de l’équation « Blinder‑Oaxaca »). Ce modèle n’apporte qu’une 
faible valeur ajoutée.

Tableau 4 
Régression linéaire de la probabilité d'avoir déménagé au cours des deux dernières années

1986 2006 1986‑2006

Paramètre β p‑value* Paramètre β p‑value* Différence des coefficients

20‑34 0.166 0.000 0.245 0.000 0.079

35‑44 0.023 0.000 0.038 0.000 0.015

45‑54 ‑ 0.033 0.000 ‑ 0.051 0.000 ‑ 0.017

55‑64 ‑ 0.070 0.000 ‑ 0.106 0.000 ‑ 0.037

65‑75 ‑ 0.086 ‑ ‑ 0.126 ‑ ‑ 0.040

Personne seule 0.041 0.000 0.015 0.001 ‑ 0.026

Couple (sans enfants) 0.027 0.000 0.035 0.000 0.008

Couple avec enfants ‑ 0.046 0.000 ‑ 0.048 0.000 ‑ 0.002

Parent isolé ‑ 0.022 ‑ 0.002 0.019

Quintile 1 ‑ 0.016 0.024 ‑ 0.007 0.269 0.009

Quintile 2 0.005 0.375 0.006 0.173 0.001

Quintile 3 ‑ 0.011 0.026 ‑ 0.004 0.268 0.007

Quintile 4 0.002 0.675 ‑ 0.006 0.079 ‑ 0.008

Quintile 5 0.020 ‑ 0.011 ‑ ‑ 0.009

Constante 0.100 0.000 0.136 0.000 0.036

F 143.477 0.000 401.269 0.000 ‑

R2 0.092 ‑ 0.126 ‑ ‑

N 19 855 ‑ 26 779 ‑ ‑
Note : Les niveaux de significativité doivent être pris avec prudence dans les modèles de probabilité linéaires (en raison de l'hétéroscédasticité). 
Les résultats d'estimations MCP alternatives (non reportés) montrent que le type de ménage pourrait ne pas être significatif. Précisons qu'avec 
le modèle de déviation, les coefficients de la dernière catégorie sont calculés séparément pour chaque variable catégorielle (la somme des coef‑
ficients étant égale à zéro).
Champ : ménages propriétaires occupants vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986 et WoON 2006 ; calculs des auteurs.
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foyers traditionnels « immobiles » dans le sec‑
teur de la propriété occupante a conduit à une 
augmentation globale de la mobilité. En ce qui 
concerne les quintiles de revenu, les effets de 
structure sont principalement non significatifs. 

Nous abordons maintenant les effets compor‑
tementaux. Tout d’abord, la constante indique 
une tendance générale à la hausse de la mobilité 
(+ 0.0359). Les coefficients par caractéristique 
des ménages indiquent que les variations autour 

Tableau 6 
Décomposition Oaxaca-Blinder de la probabilité d’avoir déménagé au cours des deux dernières années  
en 1986 vs. 2006 (effets détaillés) 

Effets de composition � �X X2006 1986 1986−( )β Effets comportementaux � �X1986 2006 1986β β −( )
Coefficient p‑value Coefficient p‑value

20‑34 ‑ 0.0144 0.00 0.0149 0.00

35‑44 ‑ 0.0013 0.00 0.0044 0.03

45‑54 ‑ 0.0019 0.00 ‑ 0.0039 0.00

55‑64 ‑ 0.0044 0.00 ‑ 0.0065 0.00

65‑75 ‑ 0.0015 0.00 ‑ 0.0047 0.00

Total âge ‑ 0.0236 ‑ 0.0041 ‑

Personne seule 0.0011 0.00 ‑ 0.0038 0.02

Couple (sans enfants) 0.0033 0.00 0.0023 0.25

Couple avec enfants 0.0072 0.00 ‑ 0.0010 0.82

Parent isolé 0.0000 0.34 0.0007 0.16

Total type de ménage 0.0116 ‑ ‑ 0.0018 ‑

Quintile 1 (min) 0.0002 0.29 0.0009 0.31

Quintile 2 ‑ 0.0001 0.23 0.0002 0.87

Quintile 3 ‑ 0.0001 0.11 0.0014 0.33

Quintile 4 ‑ 0.0001 0.32 ‑ 0.0022 0.21

Quintile 5 (max) 0.0001 0.13 ‑ 0.0028 0.18

Total revenu 0.0001 ‑ ‑ 0.0026 ‑

Constante ‑ ‑ 0.0359 0.00

Total* ‑ 0.0119 0.00 0.0357 0.00
Note : cf. tableau 4.
Champ : ménages propriétaires occupants vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986 et WoON 2006 ; calculs des auteurs.

Tableau 5 
Décomposition Oaxaca-Blinder de la probabilité d’avoir déménagé au cours des deux dernières années  
en 1986 vs. 2006 (effets globaux) 

Probabilité de déménager (%) Écart‑type p‑value

Estimation 1986 10.25 0.00236 0.000

Estimation 2006 12.63 0.00248 0.000

Différence (en points de %) 2.38 0.00342 0.000

Décomposition du changement

Composition (structure) ‑ 1.19 0.00142 0.000

Comportement 3.57 0.00354 0.000
Note de lecture : la différence de 2.38 points de pourcentage de la probabilité estimée de déménager entre 1986 et 2006 se compose d’un effet 
négatif des changements de structure de la population (‑ 1.19 pp) et d’un effet positif des changements de comportement (3.57 pp).
Champ : ménages propriétaires occupants vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986 et WoON 2006 ; calculs des auteurs.
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de cette constante sont plutôt faibles, ce qui 
signifie que la proportion de personnes ayant 
déménagé récemment a globalement augmenté. 
Bien que notre analyse ne permette pas de dis‑
tinguer les nouveaux entrants (primo‑accédants) 
des ménages qui étaient déjà présents dans le 
secteur, cette hausse générale indique claire‑
ment la formation d’échelons de la propriété, 
où les ménages déménagent vers des logements 
plus grands et, en vieillissant, redéménagent 
vers un appartement. La valeur particulièrement 
élevée du coefficient estimé pour la tranche 
d’âge la plus jeune conforte également l’idée 
générale selon laquelle les jeunes ménages 
entrent dans le secteur en étant plus jeunes 
et déménagent beaucoup plus fréquemment 
au sein du secteur au cours de cette phase du 
cycle de vie. Le seul paramètre pour lequel on 
observe une moindre augmentation (en gardant 
à l’esprit la constante) concerne les ménages 
composés d’une seule personne. Bien que l’âge 
et le revenu soient contrôlés, cela pourrait être 
le signe d’une plus grande hétérogénéité au sein 
de la population des ménages composés d’une 
seule personne, qui ne sont pas seulement des 
jeunes avec des revenus modestes mais de plus 
en plus des seniors. En ce qui concerne les reve‑
nus, l’évolution n’est significative pour aucun 
des quintiles. 

Dans une analyse préliminaire, nous avons éga‑
lement estimé un modèle avec effets d’interac‑
tion X X2006 1986 2006 1986−( ) −( )β β  � , mais cela n’a 
pas permis de dégager d’éléments supplémen‑
taire. Au plus, l’interaction entre le pourcentage 
(en baisse) des jeunes ménages (20‑34 ans) et 
l’augmentation importante de la mobilité appa‑
raît significative, mais aucune conclusion ne 
peut en être tirée en termes de causalité. Le fait 
que la proportion générale de jeunes proprié‑
taires occupants chute est lié au vieillissement 
démographique, tandis que l’augmentation de la 
mobilité est « simplement » liée, comme nous 
l’avons déjà dit, à une arrivée précoce dans le 
secteur et à plus de déménagements. 

Une dernière remarque doit être faite en ce qui 
concerne les effets comportementaux de la plus 
jeune tranche d’âge (20‑35 ans). L’effet com‑
portemental positif présenté dans le tableau 6 
pour cette tranche d’âge est lié à une arrivée 
précoce sur le secteur de la propriété occupante 
et à une probabilité plus grande de déménager 
au sein du même secteur avant l’âge de 35 ans. 
Si l’âge d’arrivée dans le secteur et la probabi‑
lité de déménager au sein du secteur avant l’âge 
de 35 ans n’avaient pas évolué entre 1986 et 
2006, il n’y aurait aucun effet comportemental. 

Cependant, dans un tel scénario, il est toujours 
possible que le paramètre de l’effet comporte‑
mental indique un changement dû à une forte 
variabilité à court terme entre cohortes de nais‑
sance. Par exemple, un déclin (soudain) d’une 
cohorte de naissance se traduira par un flux 
moins important en provenance du secteur loca‑
tif ou du foyer familial. Cela conduira ensuite 
à une plus faible proportion de jeunes ménages 
ayant déménagé récemment dans le secteur de 
la propriété occupante. Si les taux de natalité 
sont stables ou évoluent progressivement, les 
effets comportementaux doivent simplement 
être interprétés comme des changements de 
l’âge d’arrivée dans le secteur de la propriété 
occupante et de la probabilité de déménager 
au sein du même secteur avant l’âge de 35 ans. 
Dans le cas des Pays‑Bas, le taux de natalité 
a drastiquement chuté entre 1970 et 1975 (de 
240 000 à 170 000 environ), ce qui peut appa‑
raître comme un effet comportemental négatif. 
Après 1975, le taux de natalité s’est stabilisé. Il 
faut noter que de nombreuses personnes issues 
de la génération 1970‑1975 se trouvaient déjà 
dans le secteur de la propriété occupante autour 
de 2005, mais que le déclin soudain de cette 
cohorte a pu avoir un impact négatif sur la pro‑
portion de jeunes ménages ayant déménagé 
au sein du secteur (avant l’âge de 35 ans). Cet 
éventuel impact négatif sur l’effet comporte‑
mental alors même que l’effet estimé augmente 
(cf. tableau 6), fournit un support solide à l’idée 
d’un dynamisme accru de la part des jeunes. 

Un système vulnérable ? Évolution  
de la mobilité des propriétaires occupants 
entre 2006 et 2012 

Nous analysons maintenant la période de crise, 
en nous intéressant à la façon dont la crise a 
affecté le marché néerlandais actuel des loge‑
ments occupés par leur propriétaire. Encore 
une fois, on observe que davantage de ménages 
passent la plus grande partie de leur carrière 
résidentielle dans le secteur des logements 
occupés par leur propriétaire. Alors qu’au 
milieu des années 1980 le secteur était dominé 
par des ménages familiaux « statiques », on 
compte désormais davantage de ménages qui 
commencent leur carrière résidentielle dans un 
petit logement dont ils sont propriétaires et qui 
déménagent ensuite plusieurs fois en évoluant 
dans l’échelle de la propriété au fil des chan‑
gements liés aux revenus ou à la composition 
du ménage. La littérature souligne aussi qu’une 
crise peut empêcher de manière significative 
ces mouvements sur les échelons de la propriété 
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du fait de l’incertitude sur les revenus et du 
risque de capital négatif. Sur ce dernier point, 
il faut rappeler que les jeunes ménages néer‑
landais, avec des apports initiaux très faibles, 
ont pu retirer jusqu’à 130 % de la valeur de 
leur logement. Acheter un appartement à fort 
effet de levier avec l’intention de déménager 
au bout de quelques années présente naturelle‑
ment un risque de perte en capital. En outre, 
selon le cadre théorique, les ménages déjà bien 
logés mais qui visent un logement plus haut de 

gamme, sont susceptibles de reporter leur pro‑
jet en cas de crise. La perspective d’acheter une 
maison qui pourrait perdre de sa valeur peut 
être considérée comme une raison supplémen‑
taire de retarder le projet.

Si l’on compare les régressions de 2006 et de 
2012 (tableau 7), ces hypothèses générales 
semblent dépendre en grande partie de l’âge. La 
constante indique tout d’abord une baisse géné‑
rale de la mobilité résidentielle. Cette baisse est 

Tableau 7 
Estimation de la probabilité d’avoir déménagé au cours des deux dernières années (régression linéaire)

2006 2012 2006‑2012

paramètre β p‑value paramètre β p‑value Différence  
paramètre β

20‑34 0.245 0.000 0.217 0.000 ‑ 0.028

35‑44 0.038 0.000 0.019 0.000 ‑ 0.019

45‑54 ‑ 0.051 0.000 ‑ 0.042 0.000 0.009

55‑64 ‑ 0.106 0.000 ‑ 0.085 0.000 0.021

65‑75 ‑ 0.126 ‑ ‑ 0.109 ‑ 0.017

Personne seule 0.015 0.001 0.007 0.049 ‑ 0.007

Couple (sans enfants) 0.035 0.000 0.038 0.000 0.003

Couple avec enfants ‑ 0.048 0.000 ‑ 0.045 0.000 0.003

Parent isolé ‑ 0.002 ‑ 0.000 ‑ 0.002

Quintile 1 ‑ 0.007 0.269 0.009 0.071 0.016

Quintile 2 0.006 0.173 0.008 0.039 0.002

Quintile 3 ‑ 0.004 0.268 ‑ 0.010 0.001 ‑ 0.006

Quintile 4 ‑ 0.006 0.079 ‑ 0.011 0.000 ‑ 0.003

Quintile 5 0.011 ‑ 0.004 ‑ ‑ 0.007

Constante 0.136 0.000 0.107 0.000 ‑ 0.029

Valeur F 401.269 0.000 491.629 0.000 ‑

R2 0.126 ‑ 0.130 ‑ ‑

N 26 779 ‑ 36 235 ‑ ‑
Note : cf. tableau 4. 
Champ : ménages propriétaires occupants vivant dans des logements non collectifs.
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WoON 2006 et 2012 ; calculs de l'auteur.

Tableau 8 
Secteur du logement d'origine des propriétaires occupants ayant déménagé récemment  
(au cours des deux dernières années)

(En %)

Foyer familial/logement étudiant 1986 2006 2012

Locataires 34 22 33

Propriétaires 40 30 29

Total 26 48 38

Total 100 100 100
Champ : ménages propriétaires occupants vivant dans des logements non collectifs. 
Source : CBS (Statistics Netherlands), enquêtes sur le logement, WBO 1986, WoON 2006 et 2012 ; calculs des auteurs.
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même plus importante pour les ménages avant 
45 ans et encore plus avant 35 ans, et légèrement 
moins forte après 45 ans. En ce qui concerne le 
type de ménage, le seul changement d’intérêt 
concerne les ménages composés d’une seule 
personne. Celui‑ci est positif bien que faible. 
Pour les quintiles de revenu, le changement est 
positif et assez fort pour le quintile le plus bas, 
alors qu’il est négatif et plutôt faible pour le(s) 
quintile(s) les plus élevé(s).

Ce changement positif pour le quintile de 
revenu le plus bas revêt un intérêt particulier 
par rapport au débat entre experts du marché 
de l’immobilier pendant la crise. Alors que 
certains mettaient en avant le cas des jeunes 
ménages très endettés qui étaient pratiquement 
« coincés » dans leur logement sous l’effet d’un 
capital négatif, d’autres ont mis l’accent sur la 
situation des primo‑accédants. Si la baisse des 
prix de l’immobilier pouvait leur offrir des 
opportunités, les restrictions de crédit, qu’elles 
soient du fait des organismes prêteurs5 ou des 
politiques gouvernementales visant à limiter les 
ratios prêt/valeur, pouvaient devenir probléma‑
tiques pour que les primo-accédants profitent 
de la baisse des prix. Cependant, l’accès effec‑
tif des primo‑accédants sur le marché de la pro‑
priété occupante ne semble pas avoir décliné de 
façon marquée (Boumeester et al., 2015). Les 
résultats présentés dans le tableau 7 suggèrent 
plutôt que la mobilité des ménages à revenus 
modestes n’a pas été autant affectée par la 
crise que ce que l’on pouvait penser. Il semble 
ici qu'il faut distinguer les primo‑accédants,  
qui ont bénéficié de meilleures opportunités 
d'acheter un logement, et les jeunes proprié‑
taires occupants actuels, « coincés » dans leur 
logement par leur endettement élevé. Une 
limite ici vient de ce que nous ne pouvons pas 
prendre en compte l’origine résidentielle dans 
nos estimations : on ne dispose en effet de 
cette information que pour les ménages ayant 
déménagé récemment (au cours des deux pré‑
cédentes années).

Pour les seuls propriétaires occupants ayant 
récemment déménagé, le tableau 8 présente 
la distribution par secteur de logement d’ori‑
gine. En comparant 2006 et 2012, on constate 
une nette augmentation de la part de primo‑ 
accédants provenant du domicile parental ou 
d’un logement étudiant, tandis que celle des 
primo‑accédants venant d’un logement loca‑
tif reste sensiblement la même. Les mouve‑
ments de propriétaires occupants au sein de 
ce secteur ont considérablement chuté. Cela 
confirme l’hypothèse de Van der Heijden et al. 

(2011) selon laquelle un secteur dynamique de 
l’accession à la propriété, caractérisé par de 
nombreux mouvements le long des échelons 
de la propriété, peut être sérieusement affecté 
par une crise. Le tableau 8 montre également la 
distribution en 1986, avant l’expansion du sec‑
teur de la propriété occupante. À cette époque, 
les pourcentages de primo‑accédants quittant 
le secteur locatif étaient également élevés, tan‑
dis que les mouvements au sein du secteur des 
logements occupés par leur propriétaire étaient 
bien moins importants, traduisant le système 
plus statique alors dominé par des familles 
relativement « immobiles ». 5

*  * 
*

La première partie de cette étude a analysé à 
quel point les niveaux de mobilité dans le sec‑
teur néerlandais des logements occupés par 
leur propriétaire avaient évolué à une époque 
où ce secteur était en plein essor, à la fois en 
proportion de l’ensemble du parc immobilier 
et en niveau absolu. Notre hypothèse princi‑
pale était que le secteur néerlandais des loge‑
ments occupés par leur propriétaire pouvait être 
qualifié de « dynamique » (Van der Heijden et 
al., 2011) et que sa dynamisation était visible 
depuis le milieu des années 1980. On peut 
expliquer cette dynamisation par une évolution 
de la composition de la population des pro‑
priétaires occupants, précisément un afflux de 
(jeunes) ménages dynamiques dans le secteur 
de la propriété occupante. Parallèlement, des 
changements comportementaux ont également 
pu jouer un rôle, les ménages âgés des années 
1980 étant, par exemple, moins mobiles que les 
seniors actuels. Nous avons utilisé la méthode 
de Oaxaca‑Blinder pour dissocier les effets de 
composition et de comportement. Globalement 
entre 1986 et 2006, on constate une augmen‑
tation de la mobilité due à des changements 
de comportement des propriétaires occupants, 
avec très peu de variation en fonction des carac‑
téristiques des ménages, bien que l’on puisse 
dire que les jeunes propriétaires occupants sont 
plus mobiles qu’auparavant. Les changements 
de la structure des ménages dans le secteur de 
la propriété occupante ont eu un impact néga‑
tif sur la mobilité. Bien que nous nous atten‑
dions à plus de mobilité sous l’effet de l’afflux 
de jeunes ménages, le vieillissement de la 

5. Voir par exemple les travaux de Fostel et Geanakoplos (2008). 
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population, en général et dans le secteur de la 
propriété occupante est à l’origine de cet effet 
de composition négatif. En revanche, l’évolu‑
tion vers une composition plus diversifiée en 
termes de types de ménages limite quelque peu 
cet effet du vieillissement. En fait, on observe 
une nette baisse de la part des ménages fami‑
liaux traditionnels moins mobiles.

La deuxième partie de l’article était centrée 
sur l’hypothèse selon laquelle l’évolution 
de la structure de la population du secteur 
des logements occupés par leur propriétaire 
pourrait également le rendre vulnérable à un 
ralentissement économique. Dans les mar‑
chés dynamiques des logements occupés par 
leur propriétaire les parcours résidentiels des 
ménages comportent plusieurs mouvements 
sur les échelons de la propriété, à l’inverse des 
systèmes moins mobiles. En période de crise, 
le processus s’interrompt et l’ensemble du sys‑
tème risque d’être mis à l’arrêt, affecté par le 
retrait des promoteurs spéculatifs du marché 
des nouvelles constructions. Jusqu’à présent, 
on disposait de peu d’éléments sur la manière 
dont cette baisse se manifestait au niveau des 
ménages et nous avons cherché à combler ce 
manque. Quels sont les types de ménages les 

plus vulnérables à la crise ? L’analyse montre 
que les jeunes ménages, en particulier, ont moins 
déménagé. Cela s’explique en partie par le fait 
que beaucoup de jeunes propriétaires néerlan‑
dais sont très endettés et n’ont pas souhaité, ou 
n’ont pas pu, déménager, après la chute des prix 
de l’immobilier. En revanche, ce sont toujours 
les jeunes ménages qui restent les plus mobiles 
en 2012. En fait, de nombreux jeunes primo‑ 
accédants ont bénéficié des opportunités offertes 
par la baisse des prix de l’immobilier. 

Nous avons analysé ici l’évolution du secteur 
des logements occupés par leur propriétaire aux 
Pays‑Bas. Pour approfondir l’analyse de l’évo‑
lution et des mécanismes des marchés immo‑
biliers statiques et dynamiques, des recherches 
similaires sont nécessaires dans d’autres pays. 
Tout d’abord, il serait intéressant d’analyser 
dans quelle mesure d’autres systèmes dyna‑
miques d’accession à la propriété, comme 
celui du Royaume-Uni ou des États-Unis, sont 
comparables aux Pays‑Bas. L’analyse compa‑
rative de ces marchés dynamiques par rapport 
aux systèmes statiques, comme la Belgique, 
l’Allemagne et éventuellement la France (voir 
Barlow, 1992) ouvre également la voie à de 
nouvelles recherches. 
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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�

�
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h E
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(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 :

ln ln ln
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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).



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 169

Consommation, patrimoine des ménages et marché immobilier en France 

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)
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Figure I
Indices estimés des conditions de crédit immobilier et à la consommation en France
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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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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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d'ajustement. Sans le second terme, la représentation montrerait un fort retard entre les facteurs de long terme et la variable dépendante.
Source : Banque de France ; Insee ; calculs des auteurs.

Figure V‑B
Effets à long terme sur le logarithme encours de crédit immobilier / revenu en France
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Source : Banque de France ; Insee ; calculs des auteurs.
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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.



187ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500‑501‑502, 2018

Reçu le 7 juin 2017, accepté après révisions le 24 avril 2018
L’article en français est une traduction de la version originale en anglais

L’impact de la hausse des droits de mutation 
immobiliers de 2014 sur le marché du logement français

The impact of the 2014 increase in the real estate transfer taxes 
on the French housing market

Guillaume Bérard* et Alain Trannoy*

Résumé – Cette étude estime les effets d’une hausse de la part départementale des taux des 
droits de mutation à titre onéreux (DMTO) de 3.80 % à 4.50 %. L’augmentation des DMTO 
n’a pas été votée par tous les départements à la même date, ce qui constitue le point de départ 
d’une expérience naturelle. En utilisant la méthode des doubles différences, nous estimons deux 
effets principaux. (1) Un effet d’anticipation, un mois avant la mise en œuvre de la réforme, 
afin d’éviter l’augmentation des DMTO. (2) Un effet de rétention dans la période postérieure à 
la réforme. Au final, l’effet net (rétention moins anticipation) correspond à une baisse moyenne 
des transactions de l’ordre de 6 % sur les trois premiers mois après la réforme, soit environ 
15 000 transactions perdues au niveau national. Si nous constatons un effet à court terme de la 
réforme, nous n’observons aucune preuve d’un effet à moyen ou long terme.

Abstract – This paper estimates the effects of an increase in the share of the real estate transfer 
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Codes JEL / JEL classification : H71, R21, R31, R51
Mots‑clés : collectivité locale, marché immobilier, droits de mutation, expérience naturelle
Keywords: local government, real estate market, transfer taxes, natural experiment

Rappel :

Les jugements et  
opinions exprimés  
par les auteurs  
n’engagent qu’eux mêmes, 
et non les  
institutions auxquelles  
ils appartiennent, ni  
a fortiori l’Insee.

Pour citer cet article : Bérard, G. & Trannoy, A. (2018). The impact of the 2014 increase in the real estate transfer taxes on the French housing market. Economie et Statistique / Economics and Statistics, 500‑501‑502, 
179–200. https://doi.org/10.24187/ecostat.2018.500t.1951

* Aix‑Marseille Université, CNRS, EHESS, Centrale Marseille, AMSE (guillaume.berard@univ‑amu.fr ; alain.trannoy@univ‑amu.fr).

Nous remercions chaleureusement Jacques Friggit et Gérard Forgeot pour leur aide sur les données, Stephen Bazen, Pierre Cahuc, Habiba Djebbari, 
Emmanuel Flachaire, Xavier Joutard, Barbara Petrongolo, Marc Sangnier, Patrick Sevestre et deux rapporteurs pour leurs commentaires, Pierre‑Yves 
Cusset pour son soutien et Gustave Kenedi pour ses corrections. Nous assumons l'entière responsabilité de toute erreur qui pourrait subsister.



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018188

La réforme française de 2014 portant sur 
les droits de mutation à titre onéreux 

(DMTO) autorisant une hausse maximale du 
taux administré par les départements de 0.7 
points (de 3.80 % à 4.50 % de l’assiette fis‑
cale) visait à augmenter leurs recettes fiscales 
dans un contexte de réduction des dotations de 
l’État et d’augmentation des dépenses sociales. 
L’augmentation des DMTO n’a pas été mise 
en œuvre par tous les départements et ceux qui 
l’ont appliquée ne l’ont pas tous fait au même 
moment, ce qui constitue le point de départ 
d’une expérience naturelle. Même s’il ne s’agit 
pas d’une expérience purement aléatoire, nous 
montrons au cours de l’article qu’il n’y a pas eu 
de biais de sélection départemental dans l’adop‑
tion de la hausse fiscale : ce choix n’était pas 
corrélé avec le marché local du logement ou des 
caractéristiques politiques.

Les droits de mutation immobiliers, également 
appelées droits de mutation à titre onéreux 
(DMTO), sont des taxes prélevées sur tous les 
transferts de propriété de biens immobiliers ou 
fonciers (encadré 1). Les DMTO représentent 
une source importante de revenus pour les 
départements français : environ 10 milliards 
d’euros par an. Toutefois, si les DMTO comme 
les autres coûts de transaction (frais de notaires 
et des experts) ne peuvent être financées par des 
prêts et doivent être payés lors de l’achat entiè‑
rement par l’acheteur, l’éventuel impact négatif 
sur le marché du logement n’a pas été évalué, 
ni même discuté lors de la mise en œuvre de 
la réforme. Dans l’étude qui suit, nous utilisons 
des données en libre accès sur le nombre men‑
suel de transactions et les assiettes fiscales par 
départements, et appliquons une méthode dite 
des doubles différences à l’aide d’un modèle 
quasi‑myopique1 développé par Malani et Reif 
(2015). Nous supposons que cette réforme a 
eu deux effets principaux : (1) un effet d’anti‑
cipation des acheteurs et des vendeurs visant 
à éviter la hausse de la fiscalité (réaction tem‑
porelle) et (2) un effet de rétention – effet de 
dépression classique d’une taxe sur la quantité 
d’équilibre – dans la période postérieure à la 
réforme. À noter qu’à très court terme, cet effet 
tient compte d’une reprogrammation des tran‑
sactions en raison des anticipations de hausse 
de la fiscalité (substitution intertemporelle par 
ceux qui auraient, de toute façon, acheté un bien 
immobilier) et de réactions de marge extensive 
(ceux qui auraient acheté un bien immobilier 
en l’absence de la réforme et qui décident d’y 
sursoir). Nous cherchons à estimer les réac‑
tions comportementales des agents (acheteurs 
et vendeurs) en termes temporels et en termes 

de marge extensive. Nous évaluons également 
l’élasticité des assiettes fiscales des DMTO.1

Nous estimons qu’il y a eu un effet d’antici‑
pation de 26 % sur le volume des transactions, 
c’est‑à‑dire que les acheteurs et les vendeurs ont 
réagi à la hausse des DMTO, le mois précédant 
la mise en place de cette hausse, en avançant 
la date de la vente. Nous estimons également 
un effet de rétention mensuel moyen pendant 
chacun des trois mois suivant la hausse des 
droits de mutation à environ 14 % du volume 
des transactions (en supposant l’absence d’effet  
sur les prix de vente) – 49 % de cette perte est 
due à un pur effet de marge extensive (le reste 
à la reprogrammation des transactions) – ce 
qui signifie que la hausse de la taxe a eu un 
impact négatif sur le marché du logement. Au 
total, l’effet net mensuel moyen correspond à 
une baisse globale des transactions d’environ 
6 % sur une période de trois mois suivant la 
date de mise en œuvre. Aucune des estimations 
après ces trois mois ne donne d’effet signifi‑
cativement différent de zéro. Une estimation 
grossière des transactions perdues correspon‑
dantes est d’environ 15 000 au niveau national. 
Il existe donc des preuves irréfutables d’un fort 
effet à court terme, mais pas d’un effet à moyen 
ou long terme. Par ailleurs, nous estimons que 
l’élasticité des assiettes fiscales à la hausse du 
taux est de l’ordre de ‑ 0.42, ce qui signifie que 
les assiettes fiscales diminuent de 0.42 % pour 
une hausse de 1 % du taux des DMTO (soit 
une perte d’assiette fiscale qui réduit les gains 
provenant des recettes fiscales pour les bud‑
gets locaux). En calculant le taux de Laffer (qui 
maximise les recettes fiscales), nous concluons 
que les recettes fiscales des départements sont 
toujours sur la partie ascendante de la courbe de 
Laffer. Notons que nos résultats sont valables 
uniquement en équilibre partiel : nous n’esti‑
mons pas le possible équilibre général résultant 
de la distorsion du marché du logement. Enfin, 
nous effectuons une série de tests de robustesse 
tels qu’un test placebo, un test d’auto‑sélection 
et un contrôle des modifications éventuelles des 
conditions économiques locales, confirmant 
que nos résultats sont robustes et non biaisés.

Revue de littérature

La littérature antérieure sur l’impact de la 
hausse du taux des DMTO est relativement 
récente. La première estimation empirique 

1. Modèle économétrique avec anticipation (voir encadré 3).
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a été publiée en 1993 et d’autres évaluations, 
essentiellement théoriques et empiriques, ont 
été réalisées principalement au cours des quatre 
dernières années. Comme le flux des recherches 
suit une évolution naturelle, nous les présentons 
par ordre chronologique pour une meilleure 
compréhension.

La première étude approfondie sur les DMTO a 
été réalisée par Benjamin et al. (1993), qui ana‑
lysent l’effet d’une augmentation de 45 % des 
droits de mutation de la ville de Philadelphie 
en 1988. La spécificité des droits de mutation 

de cette ville par rapport aux taxes françaises 
est que le paiement de ceux‑ci est partagé à 
parts égales entre le vendeur et l’acheteur. Les 
auteurs se concentrent sur l’effet de la hausse 
des DMTO sur le prix de vente de l’immobilier 
résidentiel, en utilisant un modèle hédonique et 
des micro‑données (environ 350 transactions). 
Malheureusement, ils n’ont pu estimer l’impact 
sur le volume des transactions. Néanmoins, ils 
constatent une baisse des prix après la réforme 
égale à la hausse des droits de mutation, ce qui 
signifie que la charge de la hausse d’impôt pèse 
sur le vendeur, au moins à court terme.

Encadré 1 – Le système fiscal français des droits de mutation immobiliers

Les droits de mutation immobiliers sont prélevés sur tous 
les transferts de propriété de biens immobiliers et fon‑
ciers. La loi française distingue deux types de transfert, 
les droits de mutation à titre onéreux (DMTO), basés sur 
les transferts de propriété dans le cadre d’une vente, et 
les droits de mutation à titre gratuit, qui reposent sur les 
transferts de propriété à la suite d’un don ou d’un héri‑
tage. Contrairement au Royaume‑Uni ou à certains com‑
tés des États‑Unis, les droits de mutation en France sont 
proportionnels et non progressifs. Cependant, différents 
taux existent. Ils dépendent des caractéristiques du bien 
immobilier, du type d’acheteur et de vendeur (particulier 
ou professionnel) et du type de transfert. Les droits de 
mutation sont calculés sur l’assiette fiscale après abatte‑
ments, lesquels sont très rares et très réduits. L’assiette 
fiscale reflète donc le prix de vente du bien immobilier 
dans presque tous les cas.

Trois régimes fiscaux existent en France pour les droits 
de mutation immobiliers, avec des taux applicables  
différents :
(1) Régime de droit commun. Il s’applique aux DMTO 
sur les biens immobiliers exonérés de TVA : biens immo‑
biliers anciens (de plus de 5 ans), biens immobiliers 
neufs (de moins de 5 ans) vendus entre particuliers (sauf 
si le vendeur l’a acheté dans le cadre d’une Vente en 
l’état futur d’achèvement (VEFA)) et terrains construc‑
tibles vendus entre particuliers. Le taux applicable à ce 
régime fiscal se décompose comme suit : 3.80 % vont 
aux départements (taux avant la réforme de 2014 qui 
nous intéresse), 1.20 % vont aux communes et enfin un 
pourcentage de 2.37 % est appliqué au taux d’imposition 
des départements et va à l’État (pour les frais d’assiette 
fiscale et de recouvrement) (soit 0.09 % de l’assiette fis‑
cale). Ainsi, le taux total de ce régime était de 5.09 % 
avant la réforme, et est maintenant de 5.81 % pour les 
départements qui ont mis en œuvre la réforme.
(2) Régime dérogatoire. Il s’applique d’abord aux DMTO 
soumis à la TVA : les biens immobiliers neufs et les ter‑
rains vendus par un professionnel ou les biens immo‑
biliers neufs achetés dans le cadre d’une VEFA vente 
en l’état futur d’achèvement et revendus entre particu‑
liers au taux de 0.715 %. Ensuite, il s’applique à tous 
les droits de mutation à titre gratuit, au taux de 0.60 %. 
Au sein de ce régime fiscal, la part des transactions 

correspondant à des droits de mutation à titre gratuit est 
d’environ 40 %.
(3) Exonération des droits de mutation. Ce régime fiscal 
s’applique uniquement aux acquisitions faites par l’État 
ou les collectivités locales et correspond donc à une 
exonération fiscale totale.

Le délai moyen entre la signature de l’accord de vente 
préliminaire (entre le vendeur et l’acheteur) et l’acte de 
vente est de 3 mois. Le minimum est de 1 mois du fait du 
délai légal de rétractation. 

Les coûts de transaction (c’est‑à‑dire les DMTO, les 
honoraires du notaire et des experts) d’une vente de 
logement ou de terrain sont payés par l’acheteur et 
doivent être payés en totalité lorsque l’acte de vente est 
signé. Avant la réforme, le taux moyen des coûts de tran‑
saction pour l’immobilier soumis au régime de droit com‑
mun était d’environ 7 %. Ces coûts de transaction sont 
encaissés par le notaire pour le compte du Trésor Public 
(Direction Générale des Finances Publiques, DGFiP).

Ensuite, tous les transferts de propriété et les informa‑
tions y afférant (par ex. nombre de transactions, prix 
de vente, recettes fiscales, localité, identité des pro‑
priétaires) sont enregistrés par le Service de publicité 
foncière, qui dépend de la DGFiP , à l’exception du ter‑
ritoire d’Alsace‑Moselle, composé des départements de 
la Moselle (57), du Bas‑Rhin (67) et du Haut‑Rhin (68) 
qui dispose de son propre service d’enregistrement : le 
Livre foncier. Cette situation est due au statut juridique 
particulier de ce territoire, hérité de l’annexion allemande 
de 1870 à 1914.

Il est important de noter que, dans presque tous les cas, 
les coûts de transaction ne peuvent pas être financés 
par des emprunts. En d’autres termes, les coûts de 
transaction doivent être payés par l'acheteur en puisant 
dans son épargne. Par conséquent, même une légère 
augmentation des DMTO peut avoir un impact important 
sur le comportement des acheteurs, car elle augmente 
leur contribution personnelle, ce qui peut avoir un impact 
important sur le marché du logement.

(Sources: DGFiP et Légifrance, Bulletin officiel des 
Finances publiques – Impôts 2017)
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L’article suivant, de Ioannides et Kan (1996), 
n’est pas directement lié à l’impact des DMTO 
sur le marché du logement mais plus générale‑
ment à ses effets sur la mobilité résidentielle, 
la décision de déménager, et celle de louer ou 
d’acheter. Cet article développe un modèle théo‑
rique de choix du type de logement et de mobi‑
lité résidentielle qui est ensuite utilisé comme 
base dans de nombreux documents postérieurs. 
Les auteurs constatent que les propriétaires 
réagissent aux conditions du marché en ajus‑
tant leurs actifs. Leurs estimations empiriques 
suggèrent que des coûts de transaction propor‑
tionnels ne sont pas pires que des coûts de tran‑
saction forfaitaires dans les décisions de mobilité 
des ménages. Les hausses de prix des logements 
semblent également décourager les déménage‑
ments pour les locataires ainsi que leur accession 
à la propriété. De ce fait, l’appréciation du prix 
des logements est susceptible d’avoir des effets 
importants sur le marché du logement loca‑
tif. En utilisant le même cadre théorique, Van 
Ommeren et Van Leuvensteijn (2005) évaluent 
l’impact d’une augmentation du coût des tran‑
sactions aux Pays‑Bas, qui s’avèrent proches des 
droits de mutation français car il s’agit de coûts 
de transaction ad valorem principalement payés 
par l’acheteur. En utilisant des modèles de durée, 
ils constatent qu’une hausse de 1 % des coûts de 
transaction diminue la mobilité de 8 %, ce qui 
est assez important, même s’ils n’ont pas conclu 
quant à la durée de cet effet. Ils en déduisent que 
les coûts de transaction pourraient impliquer un 
effet de verrouillage avec des impacts négatifs 
sur le marché du logement et sur le marché du 
travail. Leur conclusion est qu’une diminution 
ou une suppression des coûts de transaction sup‑
portés par l’acheteur améliorerait la mobilité des 
propriétaires.

Une étude plus récente de Dachis et al. 
(2012) estime l’effet de la mise en place 
de droits de mutation progressifs à Toronto 
(1.1 % en moyenne), payés par l’acheteur. 
Malheureusement, ils n’ont pas pu considérer 
un effet d’anticipation potentiel dans leur étude. 
Combinant les méthodes des doubles différences 
et de régression sur discontinuité sur un large 
échantillon, ils estiment que la nouvelle taxe a 
réduit le volume des transactions de 14 %, et les 
prix de vente d’un montant proportionnel à la 
taxe mise en place. Leur modèle théorique per‑
met de calculer une perte de bien‑être d’environ 
1 $ pour 8 $ de recettes fiscales levées. Ils en 
concluent que les DMTO devraient être suppri‑
més au profit d’une taxe foncière.

Davidoff et Leigh (2013) évaluent la réforme des 
DMTO progressifs en Australie. Instrumentant 
la variable DMTO endogène, ils obtiennent des 
résultats similaires à ceux de Benjamin et al. 
(1993) : les hausses des droits de mutation font 
baisser les prix de l’immobilier, ce qui suggère 
que l’incidence économique est supportée par les 
vendeurs. Ils évaluent également que de telles 
augmentations ont un impact négatif sur la mobi‑
lité des propriétaires et que cet effet augmente au 
fil du temps. Besley et al. (2014) évaluent l’im‑
pact sur le marché du logement d’une suppres‑
sion temporaire des DMTO au Royaume‑Uni 
à partir de données sur les prix de vente et le 
nombre de transactions. Ils développent des 
évaluations empiriques détaillées et convain‑
cantes ainsi qu’un modèle de négociation. Ils 
constatent une augmentation significative de 
l’ordre de 8 % du volume des transactions suite 
à la réduction fiscale, mais seulement à court 
terme. Leur modèle théorique leur permet d’es‑
timer que 60 % de la baisse d’impôt profite à 
l’acheteur. Kopczuk et Munroe (2015) estiment 
l’effet de type de DMTO spécifique, la « man‑
sion tax », portant sur les résidences de luxe de 
New‑York. Ils estiment que cette taxe crée une 
discontinuité (ou notch), avec un excédent de 
ventes en dessous du seuil et un écart important 
au‑dessus du seuil. Ils estiment que le volume 
de transactions manquantes au‑dessus du seuil 
est supérieur au volume des transactions réali‑
sées en‑dessous du seuil. Ils en concluent que 
cette différence est due aux négociations entre 
acheteurs et vendeurs. Ils constatent que cette 
taxe particulière influence négativement la 
recherche de biens immobiliers situés autour 
de la discontinuité et qu’elle est inefficace en 
termes de recettes fiscales.

Slemrod et al. (2017) évaluent les réactions 
comportementales suite à un changement dans 
les taux des DMTO à Washington D.C. Ils 
fournissent également un modèle de négocia‑
tion entre vendeurs et acheteurs, avec une taxe 
progressive. Utilisant la méthode des doubles 
différences, ils ne trouvent aucune preuve de 
l’existence d’un effet de verrouillage, mais ils 
estiment un léger effet temporel, qui correspond 
à un effet d’anticipation destiné à éviter l’aug‑
mentation de la taxe. Par ailleurs, ils concluent 
que les acheteurs et les vendeurs sont plus en 
mesure d’ajuster le prix de vente en réponse 
à la hausse fiscale que de modifier la date de 
vente (ce qui ne fonctionne qu’avec des DMTO 
progressifs). Enfin, Best et Kleven (2018) ana‑
lysent également des discontinuités sur le mar‑
ché du logement au Royaume‑Uni, dues à des 
DMTO progressifs. Leurs conclusions sont 
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similaires à celles des articles précédents : il 
existe des distorsions du marché du logement 
pour l’ensemble des taux d’imposition margi‑
naux. Analysant la même réduction fiscale que 
Besley et al. (2014), ils obtiennent des résultats 
similaires pour le volume de transactions : la 
suppression de droits de mutation au taux de 
1 %, a accru l’activité du marché du logement 
de 20 %. Il y a donc des réactions temporelles 
importantes et des réactions de marge extensive 
de la part des acheteurs et des vendeurs en rai‑
son de la modification des DMTO.

Pour résumer, les coûts de transaction ont un 
impact négatif sur la mobilité résidentielle. Ils 
conduisent à un équilibre sous‑optimal du mar‑
ché du logement : ils modifient les choix des 
propriétaires et des locataires entre rester ou 
partir, et louer ou acheter. La littérature empi‑
rique sur les DMTO a principalement recours 
aux méthodes de régression sur discontinuité 
ou des doubles différences sur des expériences 
naturelles. Elle a prouvé que les droits de muta‑
tion avaient un effet de distorsion important à 
court terme, en termes de volume, de prix et de 
calendrier des transactions. Les effets à moyen 
et long terme sont plus ambigus et dépendent 
de la spécificité de chaque système juridique et 
des conditions du marché local. La spécificité 
du cas français a trait au fait que les DMTO sont 
proportionnels, qu’ils sont payés uniquement 
par l’acheteur, et qu’il s’agit d’une réforme qui 
a touché l’ensemble du pays.

Contexte de la réforme en France

Comme l’expliquent tous les documents et 
journaux officiels, il existe deux raisons prin‑
cipales pour lesquelles le gouvernement et 
les départements souhaitaient augmenter les 
DMTO. (1) Depuis plusieurs décennies, un 
processus de décentralisation et d’autonomie 
fiscale des collectivités locales est engagé. En 
conséquence, les dotations de l’État ont consi‑
dérablement diminué. Par ailleurs, en 2010, 
l’État a supprimé la taxe professionnelle, l’une 
des principales sources de recettes fiscales pour 
les collectivités locales. (2) La croissance du 
marché immobilier entre 2000 et 2007 a permis 
aux départements de suivre le rythme de crois‑
sance des dépenses publiques locales jusqu’à 
la crise financière de 2007. Ensuite, du fait du 
ralentissement économique, les revenus géné‑
rés par les droits de mutation immobiliers ont 
baissé. Simultanément, le montant des dépenses 
sociales des départements (RSA, APA et PCH2 
en particulier) a fortement augmenté et ces deux 

facteurs ont entraîné un étranglement financier 
de ces derniers. Ainsi, dans le cadre du Pacte de 
confiance et de responsabilité entre l’État et les 
collectivités territoriales, le Premier Ministre 
et les élus locaux ont discuté de la possibilité 
d’une augmentation des DMTO, pour aider les 
départements en difficulté financière.2

Par conséquent, nous pouvons affirmer que le 
choix d’augmenter ou non les taux des droits de 
mutation immobiliers n’avait pas pour objectif 
de stimuler le marché du logement, ou d’aider les 
acheteurs et les vendeurs grâce à une politique 
fiscale. Ce changement de politique s’explique 
principalement par les difficultés financières 
des départements ; l’étude qui en est faite peut 
donc être qualifiée de quasiment aléatoire (dans 
le sens où elle n’est pas faussée par un biais 
de sélection). Le projet de loi de finances pour 
2014 a été annoncé publiquement le 25 sep‑
tembre 2013 et a fait état d’un premier accord 
entre les départements et l’exécutif, concernant 
l’augmentation du régime de droit commun des 
DMTO (cf. encadré 1). Au cours du premier 
semestre 2014, la plupart des départements 
ont indiqué s’ils allaient ou non augmenter les 
DMTO et dans l’affirmative, à quel moment.

À ce stade, nous pouvons dire que tant les ache‑
teurs que les vendeurs de biens immobiliers 
étaient informés sur la réforme et sur sa date de 
mise en œuvre, et savaient si le département où 
ils avaient l’intention d’acheter ou de vendre 
allait ou non augmenter la taxe3. Ils ont donc 
pu anticiper la réforme en avançant la date de 
la vente afin d’éviter l’augmentation des droits 
de mutation.

La réforme des DMTO a été adoptée le 29 
décembre 2013 par l’article 77 de la Loi de 
finances pour 2014, autorisant les départements 
désireux de le faire (la mise en place de la 
hausse reste donc facultative) à augmenter leur 
part des DMTO pour le régime de droit commun 
de 0.7 points de pourcentage au maximum. Le 
taux des DMTO qui va aux départements peut 
donc passer de 3.80 % à 4.50 % (soit une hausse 
de 18.42 % pour la part revenant au départe‑
ment). Par ailleurs, à ce stade, la réforme avait 
été adoptée comme temporaire et n’aurait dû 

2. Revenu de solidarité active, Allocation personnalisée d’autonomie et 
Prestation de compensation du handicap.
3. Un argument supplémentaire pour démontrer qu’ils étaient informés 
de la réforme, est le fait que les acheteurs et les vendeurs mandatent 
généralement un agent immobilier et/ou un notaire pour le compromis de 
vente et, par la suite, pour des conseils sur les documents nécessaires 
à l’accord préliminaire (par exemple les diagnostics d’experts ou pour la 
notification concernant la taxe foncière). Ces courtiers et experts s’avèrent 
bien informés des évolutions du contexte juridique de l’immobilier.
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être mise en œuvre que sur les ventes réalisées 
entre mars 2014 et février 2016 ; par la suite, les 
DMTO auraient dû revenir au taux maximum de 
3.80 %. Cependant, le 29 décembre 2014, l’ar‑
ticle 116 de la Loi de finances pour 2015 a rendu 
permanente la possibilité pour les départements 
d’augmenter leur part des DMTO jusqu’à un 
taux de 4.50 %. Le choix d’augmenter ou non 
la taxe et dans quelle proportion incombe aux 
élus locaux. Le taux de 4.50 % est un plafond, et 
les départements peuvent fixer le taux qui leur 
convient entre 1.20 % et 4.50 %. Cependant, en 
pratique, tous les départements qui ont choisi 
d’augmenter les DMTO les ont augmentées au 
niveau maximum (soit 4.50 %)4.

Un premier groupe de 61 départements a mis en 
œuvre la réforme le 1er mars 2014, un deuxième 
groupe de 20 départements le 1er avril 2014, un 
troisième groupe de 2 départements le 1er mai 
2014, un quatrième groupe de 7 départements le 
1er juin 2014, un cinquième groupe de 4 dépar‑
tements le 1er janvier 2015 et enfin, un groupe 
composé de 2 départements le 1er janvier 2016. 
Toutefois, ce dernier groupe n’est pas traité dans 

nos estimations, puisque nous arrêtons la période 
d’estimation en octobre 2015. Enfin, 5 départe‑
ments45 sont encore actuellement6 à 3.80 %.

Sur l’échantillon complet des départements 
(soit 101), nous écartons 9 départements, en 
raison d’un manque de données, ou parce que 
nous les suspectons fortement d’avoir un mar‑
ché du logement hétérogène et/ou des éléments 
inobservables qui affectent leur marché du 
logement différemment au fil du temps (voir 
figure II). Ces départements sont les 3 départe‑
ments du territoire d’Alsace‑Moselle, pour les 
raisons déjà définies plus haut (cf. encadré 1), 
les 5 départements d’outre‑mer et enfin le 
département de Paris (75). La figure I présente 
une carte du calendrier de mise en œuvre de la 
réforme par les départements.

4. À l’exception de la Côte d’Or (21) qui les a augmentées jusqu’à 4.45 %. 
Nous l’avons donc considérée comme étant à 4.50 % dans les estimations.
5. Indre (36), Isère (38), Morbihan (56) et deux départements d’outre‑mer : 
la Martinique (972) et Mayotte (976).
6. Mai 2017.

Figure I
Carte des départements selon la date de mise en œuvre

Date de mise en œuvre

1er mars 2014

1er avril 2014

1er mai 2014

1er juin 2014

1er janvier 2015

1er janvier 2016

Resté à 3.80 %

Région parisienne

Note : carte mise à jour en mai 2017. 
Source : DGFiP, Droits d’enregistrement : taux, abattements et exonérations 2017 ; schéma des auteurs.
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Objectif de l’évaluation

Dans l’évaluation suivante, nous nous concen‑
trons sur deux effets potentiels principaux, bien 
que trois effets puissent être distingués.

(1) Un effet d’anticipation. La réforme ayant été 
annoncée publiquement longtemps à l’avance, 
nous pouvons supposer que les acheteurs et 
les vendeurs n’ont pas été pris de court, et que 
nombre d’entre eux ont pu choisir d’avancer la 
date de la vente afin d’éviter l’augmentation de 
la taxe dans leur département. Ce comportement 
peut être qualifié d’effet d’optimisation dyna‑
mique ou de réaction temporelle. Cette période 
d’anticipation devrait précéder le mois de mise 
en œuvre. Cette hypothèse semble plausible 
quand on observe l’évolution du nombre de tran‑
sactions et de l’assiette fiscale totale du régime 
de droit commun de janvier 2012 à octobre 2015 
(figure II). En effet, certains pics distincts appa‑
raissent juste avant la date de mise en œuvre. 

Aucune modification des prix de vente ne devrait 
avoir lieu pendant la période d’anticipation. 
Deux raisons peuvent justifier cette hypothèse. 
En premier lieu, comme indiqué précédemment, 
le prix de vente est fixé lors de l’accord préli‑
minaire, qui est signé environ 3 mois avant la 
date de la vente. Les personnes ayant anticipé ne 
pouvaient donc modifier que la date de vente, et 
non le prix de vente fixé par l’accord. En outre, 
étant donné que tant le vendeur que l’acheteur 
souhaitent éviter la hausse de la taxe, aucune 
négociation sur le prix n’a dû avoir lieu.

(2) Un effet de rétention ou de marge extensive. 
Le marché du logement devrait être durable‑
ment impacté par l’augmentation des DMTO, 
empêchant certains acheteurs de déménager et 
d’acquérir un bien. Par conséquent, une dimi‑
nution du volume des transactions devrait être 
observée. L’effet de rétention devrait commen‑
cer à la date de mise en œuvre de la réforme 
et pourrait avoir soit perduré, soit diminué au 

Figure II
Nombre mensuel de transactions (cumulé sur 12 mois) de janvier 2012 à octobre 2015, par groupes selon la 
date mise en œuvre
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cours du temps (« résilience du marché »). À 
noter qu’à très court terme, cet effet est accen‑
tué en raison des transactions anticipées (subs‑
titution intertemporelle par ceux qui auraient 
de toute façon acheté un bien immobilier). Si 
l’effet de marge extensive domine l’effet tem‑
porel, nous devrions observer un effet de « ver‑
rouillage » (les acheteurs renoncent à acheter, 
reportent leur achat, ou décident de rester loca‑
taire plutôt que de devenir propriétaires).

(3) Un effet prix. La théorie suggère aussi un effet 
sur les prix de vente : en raison de la réaction de 
marge extensive, la demande doit avoir diminué 
alors que l’offre doit être restée la même ; donc, 
le pouvoir de négociation des acheteurs doit être 
plus élevé, la concurrence entre les vendeurs 
doit s’accroître, et certains pourraient ainsi bais‑
ser leur prix de vente. Mais c’est une hypothèse 
forte sachant que le marché du logement français 
est inélastique en matière de prix. En France, 
les DMTO doivent être payés par les acheteurs, 
mais sachant que le marché du logement est 
rigide, les vendeurs ont un pouvoir de négocia‑
tion plus important. De ce fait, contrairement 
à la réforme des DMTO de Philadelphie (où le 
paiement des droits est partagé par moitié entre 
l’acheteur et le vendeur) étudiée par Benjamin et 
al. (1993) et qui ont estimé que les prix de l’im‑
mobilier diminuaient, ce phénomène de baisse 
est moins susceptible d’être observé en France. 
Par ailleurs, les DMTO en France sont propor‑
tionnels et non progressifs. Les agents ont donc 
moins intérêt à modifier le prix de vente – par 
comparaison avec les DMTO progressifs – que 
la date de vente (voir Davidoff & Leigh, 2013 ; 
Slemrod et al., 2017). Par ailleurs, les données 
que nous utilisons ne sont pas vraiment adaptées 
pour tester cet effet prix. Nous nous concentrons 
donc sur les deux premiers effets.

Données

Pour réaliser cette évaluation, nous utilisons 
deux variables principales, à savoir le nombre 
de transactions et les assiettes fiscales, à la fois 
par département et par mois. La source de ces 
variables est le Conseil général de l’environne‑
ment et du développement durable (CGEDD). 
Les données brutes sur les DMTO proviennent 
du Service de publicité foncière (ensembles de 
données MEDOC et Fidji) et sont compilées et 
modifiées par le CGEDD avant leur mise à dis‑
position en libre accès au niveau départemental.

L’ensemble de données MEDOC fournit les re‑
cettes fiscales par département et par mois. Ce 

sont des données exhaustives. L’ensemble de 
données Fidji fournit les assiettes fiscales et le 
nombre de transactions par département et par 
mois mais présente l’inconvénient de ne pas 
être totalement exhaustif (1 % des transactions 
sont manquantes). Pour résoudre ce problème, 
le CGEDD utilise les deux bases de données 
et applique un coefficient de correction7, afin 
d’obtenir une estimation du nombre total de tran‑
sactions par département8. Ensuite, le CGEDD 
calcule les assiettes fiscales totales mensuelles 
de chaque département, en divisant les recettes 
fiscales par le taux correspondant des DMTO et 
met à disposition, en libre accès, les deux jeux 
de données.

Le premier fournit des données mensuelles sur 
le nombre de transactions du régime de droit 
commun par département, pour la période allant 
d’avril 2004 jusqu’à aujourd’hui (issues de 
MEDOC + Fidji), mais ces données sont calcu‑
lées sur une base cumulée sur 12 mois.

Le second fournit les assiettes fiscales totales 
mensuelles (brutes et cumulées sur 12 mois) 
du régime de droit commun et du régime 
dérogatoire séparément et par département, 
pour la période allant de janvier 2000 jusqu’à 
aujourd’hui (données issues de MEDOC). Les 
données sur le régime de droit commun (pour 
lequel la réforme est mise en œuvre) sont com‑
posées d’environ 95 % d’immeubles anciens 
(dont 15 % sont des locaux non résidentiels) 
et d’environ 5 % de terrains. Nous n’utilisons 
que ce second ensemble de données car il est 
impossible à ce stade de récupérer les données 
mensuelles du premier ensemble de données.

Nous avons ensuite appliqué une correction sur 
ces ensembles de données brutes afin de les faire 
correspondre aux mois de signature des actes 
de vente (et non aux mois de recouvrement des 
recettes fiscales).

Nos variables de contrôle sont composées du taux 
de chômage, du nombre de nouvelles construc‑
tions, de la population, du taux de taxe foncière 
et de trois variables locales sur les finances des 
départements. Les données sur les taux de chô‑
mage proviennent de l’Insee. Ce sont des données 
trimestrielles par département pour la France 

7. Nombre� de� Transactions Nombre� de� Transactions Fidji

Ass

=

×

( ) �

�
iiettes fiscales MEDOC

Assiettes fiscales Fidji
�

� �
.

( )
( )

.

8. Les données de 4 départements sont manquantes : les 3 départements de 
l’Alsace‑Moselle car nous ne disposons pas de données précises en raison 
de son système d’enregistrement spécifique (cf. encadré 1) et les données  
sur Mayotte (976), car c’est un département français seulement depuis 2011.
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métropolitaine et des données annuelles pour les 
départements d’outre‑mer, toutes ces données 
étant ajustées saisonnièrement. Afin d’estimer 
les données mensuelles, nous avons effectué une 
interpolation linéaire. Les données sur les nou‑
velles constructions (permis de construire men‑
suels par département) proviennent de la base 
Sit@del2, et sont compilées par l’Insee. La popu‑
lation estimée au 1er janvier de chaque année pour 
chaque département, provient du recensement 
annuel de l’Insee. Les taux de taxe foncière votés 
chaque année par les départements proviennent 
de la DGFiP99. Les trois variables locales sont 
issues de la DGFiP‑DGCL10 et servent à calculer 
un « indice de bonne administration » des col‑
lectivités locales. Ces variables sont : les charges 
de personnel, les recettes de fonctionnement (qui 
comprennent les recettes fiscales locales totales) 
et les dépenses d’aides sociales, toutes ces 
variables étant par habitant et par département.

Enfin, nous avons à notre disposition d’autres 
variables afin de vérifier la présence éventuelle 
d’inobservables qui pourraient affecter les 
groupes d’échantillons différemment dans le 
temps. Ces variables ne sont en définitive pas 
incluses dans les estimations car elles ne varient 
pas sur la période de régression. Leur effet 
devrait donc être capturé par les effets fixes 
départementaux et mensuels. Ces données sont 
composées de deux variables locales de l’Insee, 
destinées à comparer les marchés du logement 
des groupes traités et des groupes de contrôle. Il 
s’agit de la part de logement social, et de la part 
des résidences secondaires dans le nombre total 
de logements, par département.

Stratégie empirique

Afin d’estimer les effets de l’augmentation des 
DMTO, nous utilisons la méthode des doubles 
différences (Donald & Lang, 2007). Pour 

réaliser notre analyse par doubles différences 
(encadré 2), nous séparons notre échantillon 
en deux groupes : (1) le groupe de traitement, 
composé des départements ayant mis en œuvre 
la réforme sur la période allant de mars 2014 
à janvier 2015, (2) le groupe de contrôle, com‑
posé des départements n’ayant pas encore mis 
en œuvre la réforme lors des mois estimés (c’est 
à dire les départements qui étaient encore dans 
leur période de pré‑réforme) et les 4 départe‑
ments qui sont restés à un taux de DMTO de 
3.80 % pendant notre période de régression, 
c’est à dire le groupe de contrôle (final).910

La spécificité de notre méthode des doubles dif‑
férences est l’attrition du groupe de contrôle sur 
la période de régression, et l’augmentation du 
nombre de départements dans le groupe de trai‑
tement (tableau 1 et figure III). Nous avons éga‑
lement subdivisé le groupe de traitement en cinq 
sous‑groupes (tableau A1 en annexe), les dépar‑
tements étant regroupés par date de mise en 
œuvre (c’est‑à‑dire mars 2014, avril 2014, mai 
2014, juin 2014 et janvier 2015), afin d’estimer 
s’il y a eu des effets différents, et des chocs hété‑
rogènes entre tous les groupes et sous‑groupes.

Nous limitons nos estimations à la période allant 
de janvier 2012 à octobre 2015, pour deux rai‑
sons. Nous avons choisi en premier lieu de com‑
mencer à partir de janvier 2012 pour éviter un 
éventuel bruit dû à la réduction de la période de 
transmission de l’acte de vente par les notaires 
de 2 mois à 1 mois (à partir de 2011). Ensuite, 
nous avons arrêté l’étude en octobre 2015, car au  
1er janvier 2016, la Mayenne (53), l’un des dépar‑
tements du groupe de contrôle (final), a augmenté 
son taux de DMTO. Par conséquent, sa période 
d’anticipation devrait débuter en novembre 2015 
(date de son annonce publique) (encadré 3).

9. Ces taux correspondent aux taux de la taxe foncière sur les propriétés bâties.
10. Direction générale des collectivités locales.

Tableau 1
Taille des groupes de traitement et de contrôle sur la période estimée, par date de mise en œuvre

Période (à partir de)
Groupe

Total
Traitement Contrôle

Mars 2014 58 34 92
Avril 2014 76 16 92

Traitement Mai 2014 78 14 92
Juin 2014 85 7 92

Janvier 2015 88 4 92
Note : les chiffres correspondent au nombre de départements. Les dates correspondent au mois de mise en œuvre et sont différentes des 
sous‑groupes de traitement.
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Encadré 2 – Validité de l’estimation en doubles différences

L’hypothèse la plus importante dans le cadre de la méthode 
des doubles différences est l’hypothèse de tendance com‑
mune, qui suppose que l’évolution de la variable d’inté‑
rêt aurait été la même pour les groupes de traitement et 
de contrôle sans la réforme. Cette hypothèse pourrait 
s’avérer fausse en cas de chocs exogènes ou d’inobser‑
vables affectant différemment les groupes au fil du temps. 
Cependant, les tendances des variables principales sur 

la période estimée montrent qu’elles ont suivi exacte‑
ment la même tendance et les mêmes variations jusqu’à 
la réforme, à l’exception du département de Paris (75) et 
des départements d’outre‑mer (DOM). Il y a parfois une 
légère différence dans la tendance du groupe de mai 2014 
également (figures II et A). Ces observations méritent une 
étude supplémentaire, que nous effectuons ci‑dessous, 
ainsi que dans la section des tests de robustesse.

Test d'une possible auto‑sélection : Logit

Le logit binaire permet de tester l’existence d’un biais de 
sélection dans les départements qui ont augmenté les 
DMTO par rapport aux départements qui ne l’ont pas fait 
(c.‑à‑d. groupe de contrôle (final)). Nous utilisons un logit 
binaire sur la période de janvier 2008 à décembre 2013.

Ydt x
x

dt= +
=

∑β
1

9
X   (1)

Dans cette équation, Ydt est égal à 1 si le département a 
augmenté les DMTO, 0 sinon ; Xdt correspond à une des 
variables d’intérêt ou de contrôle, dans un département 
d, sur la période t.

Les estimations sont présentées dans le complément en 
ligne C5. Les estimations du tableau C5‑1 montrent que 
les coefficients sont proches de zéro, même s’ils sont 
statistiquement significatifs. Le choix d’augmenter la 
taxe n’est pas corrélé à ces variables. Il n’y a donc pas 
de biais de sélection dans les départements traités : ils 
n’ont pas augmenté les DMTO en raison d’une possible 
différence dans les variables explicatives, comparé aux 
départements qui sont restés à 3.80 %. 

Test placebo

Le test placebo permet de vérifier empiriquement la validité 
de l’hypothèse de tendance commune, en estimant nos 
variables d’intérêt sur une période précédant la réforme 
et avant la période utilisée dans les régressions (janvier 
2012 à octobre 2015). Pour mettre en œuvre ce test, nous 
utilisons la période allant de janvier 2008 à octobre 2011 
et nous régressons le modèle mensuel (voir plus loin) sur 
l’ensemble des variables, en utilisant les mêmes groupes. 
Nous définissons nos variables binaires pour l’anticipation 
et la rétention comme étant les mêmes que l’équation (2) 
ci‑dessous, mais les périodes sont reculées de quatre ans. 
Par exemple, pour les départements qui ont mis en œuvre 
la réforme le 1er mars 2014, la variable binaire de l’effet 
d’anticipation (Td – 1) est égale à 1 en février 2010, 0 sinon.

Les développements et les estimations détaillés se trouvent 
dans l’annexe en ligne C5. Le tableau C5‑2 ne montre aucun 
coefficient significativement différent de zéro au seuil de 
10 % pour toutes les variables d’intérêt ce qui signifie que les 
tendances des groupes de traitement et de contrôle sont les 
mêmes avant la mise en œuvre de la réforme. Par consé‑
quent, l’hypothèse de tendance commune semble valide et 
la méthode des doubles différences peut être mise en œuvre.

Figure A
Tendances de l’assiette fiscale totale mensuelle (en cumulé sur 12 mois) du régime de droit commun 
d’octobre 2000 à février 2016, par groupe selon la date de mise en œuvre
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Source : CGEDD selon DGFiP (MEDOC), Assiettes des droits de mutation immobiliers par département de 2000 à 2016.
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Figure III
Cartes des départements traités et de contrôle

Région parisienne Région parisienne

Région parisienne

Région parisienne

Région parisienne

A – Mars 2014 B – Avril 2014

C – Mai 2014 D – Juin 2014

E – Janvier 2015

 Groupes

Groupe de traitement

Groupe de contrôle

Supprimé de l’échantillon

Note : les dates correspondent au mois de mise en œuvre et sont différentes des sous‑groupes de traitement.
Source : schémas des auteurs.
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Nous estimons deux modèles, respectivement 
appelés modèle mensuel et modèle parcimonieux.

Le modèle mensuel

L’objectif de ce modèle est d’observer la dyna‑
mique des effets d’anticipation et de rétention sur 
les périodes pré‑traitement et post‑traitement.  
Nous cherchons à estimer à quelle vitesse les 
variables de résultat réagissent à la réforme 
des DMTO, et comment elles évoluent au fil 
du temps (par exemple, la durée de l’effet de 
rétention). Pour réaliser ces estimations, nous 
utilisons des valeurs mensuelles anticipées et 
différées : 6 mois de valeurs anticipées pour 
l’effet d’anticipation et 20 mois maximum de 
valeurs différées pour l’effet de rétention (en 
gardant à l’esprit que 20 mois est la durée de 
rétention totale : mars 2014 à octobre 2015). Ce 
modèle peut être considéré comme un contrôle 
de sensibilité par rapport au modèle parcimo‑
nieux. Le modèle avec régresseurs mensuels est 
présenté dans l’équation suivante :

logY Anticipationdt d t
j

Aj d,t T j

k

Oct

d
= + +

+

=
= −

=

∑

∑

α βλ � � �

.�

1

6

0

2015
ββ ρRk d,t T k dt dtRetention X

d� �= + + + 

 

(2)

où Td est égal au mois de mise en œuvre de la 
réforme dans un département d.

Anticipationd t T jd,� �� �= −  est une variable binaire 
égale à 1 si l’observation dans un département d 
se situe dans l’un des 6 mois précédant le mois 
de mise en œuvre pour ce département. Sinon, 
cette variable est égale à 0. Par exemple, dans les 
départements qui ont mis en œuvre la réforme en 
mars 2014, la variable Anticipationd t Td, � �= − =1 1 
en février 2014, Anticipationd t Td,� �� �= − =2 1 en jan‑
vier 2014, etc.

Retentiond t T kd,� � �= +  est une variable binaire égale 
à 1 si l’observation dans le département d se 
situe dans l’un des 20 mois suivant le mois de 
mise en œuvre pour ce département, y com‑
pris ce mois. Sinon, cette variable est égale 
à 0. Par exemple, dans les départements qui 
ont mis en œuvre la réforme en mars 2014, la 
variable Retentiond t Td,� � �= + =0 1 en mars 2014, 
Retentiond t Td,� � �= + =1 1  en avril 2014, etc. 

L’effet d’anticipation en Td – j est estimé par β Aj  
et l’effet de rétention en Td + k est estimé par β Rk .

De plus, les modèles comprennent Xdt, un vec‑
teur de 7 variables de contrôle variant dans le 
temps qui pourraient affecter la variable de 
résultat Ydt, αd, qui contrôle les caractéristiques 
fixes dans le temps des départements (effets 
fixes départementaux), et λt, qui contrôle les dif‑
férences temporelles partagées par les groupes 
échantillons (effets fixes mensuels). Enfin, le 
terme d’erreur ϵdt, clustérisé par département, 
capture les chocs département × mois sur la 
variable Ydt (Wooldridge, 2005). Il est présumé 
que ce terme d’erreur n’est pas corrélé avec les 
régresseurs. Des difficultés pourraient survenir 
en utilisant un estimateur within dans le cadre 
d’une double différence, dans le cas de variables 
omises variant dans le temps qui affecteraient 
différemment les groupes de l’échantillon.

Le modèle parcimonieux

Le modèle suivant est similaire à la régression 
développée par Best et Kleven (2018). C’est 
notre point de référence, car il est parcimonieux. 
En effet, comme le montrent les estimations du 
modèle mensuel, l’effet d’anticipation n’inter‑
vient que le mois précédant la mise en œuvre, 
tandis que l’effet de rétention ne semble durer 
qu’un court laps de temps de 3 mois après la 

Encadré 3 – Modèle d’estimation avec anticipation

Pour estimer correctement les effets d’anticipation et de 
rétention, nous utilisons un modèle d’étude d’événement 
standard (voir par exemple Jacobson et al., 1993) comme 
proposé dans Malani et Reif (2015) qui permet d’estimer 
correctement les effets d’un traitement, lorsqu’il y a des anti‑
cipations de la part de la population traitée, comme c’est le 
cas dans notre évaluation. En effet, comme expliqué dans 
les articles précédemment cités, en cas d’anticipations, 
l’effet complet du traitement dépend à la fois des effets en 
période ex ante et en période ex post. Ces effets doivent 
donc être estimés simultanément pour éviter un biais dans 
les estimations. Deux modèles sont proposés : (1) le modèle 

quasi‑myopique et (2) le modèle dit à facteur d’escompte 
proportionnel. Dans cette étude, nous avons retenu le 
modèle quasi‑myopique pour deux raisons principales. Tout 
d’abord, ce modèle est plus facile à mettre en œuvre que 
le modèle à facteur d’escompte proportionnel et fournit des 
estimations équivalentes ou meilleures lorsque la période 
d’anticipation est limitée et connue, comme c’est le cas dans 
cette expérience naturelle. Deuxièmement, le modèle à fac‑
teur d’escompte proportionnel nécessite une structure sur le 
terme d’erreur et suppose en outre que les agents actua‑
lisent le futur de manière exponentielle et aient des attentes 
rationnelles, ce qui est une hypothèse particulièrement forte.
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réforme. Après cet effet de court terme, les coef‑
ficients ne sont pas différents de zéro, ce qui 
signifie que le marché du logement a dû atteindre 
un nouvel état stationnaire. Nous avons donc 
développé le modèle suivant afin d’estimer les 
effets moyens de ces trois périodes.

logYdt = αd + λt + βA1Anticipationd,t = Td – 1

 + β2 Retentiond,t ∈ [Td, Td + 1, Td + 2]

 + β3 Post.Retentiond,t ∈ [Td + 3, Oct. 2015] 

 + ρXdt + εdt (3)

où Td est égal au mois de mise en œuvre de la 
réforme dans un département d. 

Anticipationd t Td, �� �= −1 est une variable binaire égale  
à 1 uniquement le mois précédant le mois d’im‑
plémentation (c’est‑à‑dire Td) dans un départe‑
ment d. Sinon, cette variable est égale à 0. Par 
exemple, dans les départements qui ont augmenté 
les DMTO en mars 2014, Anticipationd t Td, � �= − =1 1 
en février 2014 ; dans les départements qui 
ont mis en œuvre la réforme en avril 2014, 
Anticipationd t Td, � �= − =1 1 en mars 2014.

Retentiond t T T Td d d, ,�� � � � ,� � � �∈ + +[ ]1 2  est égal à 1 si une aug‑
mentation des DMTO est mise en place dans 
un département d, et que le mois t est l’un des 
3 premiers mois suivant la date de mise en 
œuvre. Sinon, cette variable est égale à 0.

Encadré 4 – Interprétation des résultats à partir d’un modèle log‑level

Comme tous les modèles sont estimés en log‑level et 
comme nos variables indépendantes affichées dans 
les tableaux de résultats sont des variables binaires,

exp β( ) −( )×1 100  peut être interprété comme la varia‑
tion en % de la variable dépendante Y dans la situation 

où D = 1, comparé à D = 0 (D représentant la variable 
binaire du traitement). Une approximation admissible est 
β × 100% lorsque le coefficient est inférieur à 0.10.
À noter que tous les résultats affichés dans les tableaux 
sont les coefficients estimés, donc sans ce calcul.

Figure IV
Effet de la réforme sur le volume des transactions, mois par mois, avant et après la date de mise en œuvre
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Note : le mois 0 (trait vertical continu) est le mois de mise en œuvre de la réforme dans un département donné ; les traits verticaux pointillés 
délimitent les mois statistiquement significatifs. Le modèle mensuel étant de type log‑level, les coefficients « bruts » doivent être calculés comme 
suit afin d’être interprétés en pourcentages comme sur le graphique : (exp(β) – 1) × 100. Ces effets sont estimés à partir des assiettes fiscales 
mensuelles totales par département, et représentent donc l’évolution du volume des transactions en supposant que les prix sont restés inchangés.
Note de lecture : un mois après la mise en œuvre de la réforme, le volume des transactions a chuté d’environ 10 % dans les départements ayant 
augmenté les DMTO.
Source : CGEDD selon DGFiP (MEDOC), Assiettes des droits de mutation immobiliers par département, Insee, Construction de logements (Sit@del2),  
Taux de chômage localisés, Estimation de population au 1er janvier, DGFiP, Taux de fiscalité directe locale (TFPB), DGFiP‑DGCL, Les budgets 
primitifs des départements, de 2012 à 2015 ; calculs des auteurs.
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Post Retentiond t T Octd
. , ., ∈[ ]+3 2015  est égal à 1 si une 

augmentation des DMTO est mise en place 
dans un département d, et que le mois t est situé 
dans la période postérieure aux 3 premiers mois 
suivant la date de mise en œuvre. Sinon, cette 
variable est égale à 0.

L’effet d’anticipation en Td  – 1 est estimé par β A1  
(effet temporel positif), l’effet de rétention moyen 
est estimé par β 2  (effet négatif dû à la reprogram‑
mation + la réaction de marge extensive) et l’effet 
moyen après rétention est estimé par β 3. Pour 
interpréter les coefficients bruts, voir l’encadré 4.

Résultats

Modèle mensuel 

Le tableau 2‑A présente les estimations du 
modèle mensuel, pour lesquelles la variable 
dépendante est l’assiette fiscale totale du 
régime de droit commun. Ces estimations sont 
illustrées par la figure IV, qui montre la courbe 
des coefficients et des intervalles de confiance  

(le tableau C‑2 en complément en ligne présente 
tous les coefficients).

Les estimations montrent une hausse d’environ 
25 % le mois précédant immédiatement la mise 
en œuvre de la réforme (c’est à dire Td – 1), 
significatif au seuil de 1 %. Aucun des autres 
coefficients de la période d’anticipation n’est 
significativement différent de zéro (sauf le coef‑
ficient pour Td – 5, soit 5.6 %11), ce qui signifie 
que l’effet d’anticipation est concentré sur le 
mois précédant immédiatement la date de mise 
en œuvre. Les deux spécifications suggèrent 
que les acheteurs et les vendeurs se sont effecti‑
vement mis d’accord pour échapper à la hausse 
fiscale, et ont par conséquent avancé d’un mois 
la date de vente.

Les estimations avec le modèle mensuel montrent 
une forte diminution des assiettes fiscales le pre‑
mier mois de la hausse des DMTO (c’est à dire 
Td), d’environ 22 %, 9.5 % le deuxième mois 

11. Ce coefficient est assez surprenant et nous supposons qu’il pourrait 
correspondre à une éventuelle première anticipation au cours du dernier 
trimestre 2013, suite à la loi de finances. 

Tableau 2‑A
Estimations pour le modèle mensuel

 Total des assiettes fiscales  
du régime de droit commun

Effet d'anticipation (Td – 5) (β 3A5)
0.055** 
(0.027)

Effet d'anticipation (Td – 4) (β 3A4)
0.013 

(0.022)

Effet d'anticipation (Td – 3) (β 3A3)
‑ 0.013 
(0.021)

Effet d'anticipation (Td – 2) (β 3A2)
0.013 

(0.022)

Effet d'anticipation (Td – 1) (β 3A1) 
0.22*** 
(0.021)

Effet de rétention (Td) (β


3R0) 
‑ 0.25*** 
(0.030)

Effet de rétention (Td + 1) (β 3R1)
‑ 0.10*** 
(0.026)

Effet de rétention (Td + 2) (β 3R2)
‑ 0.047** 
(0.023)

Effet de rétention (Td + 3) (β 3R3)
0.00085 
(0.029)

Effet de rétention (Td + 4) (β 3R4)
0.0076 
(0.027)

R² ajusté 0.65
Observations 4 232

Note : pour une meilleure compréhension, nous présentons uniquement les estimations des 5 mois précédant et suivant la réforme. Tous les coefficients 
sont disponibles dans le complément en ligne C2. Ce tableau présente les estimations de l'équation 2, obtenues avec un estimateur within. La variable 
dépendante de l’estimation est de type logarithmique. Dans ce tableau Td correspond au mois de mise en œuvre de la réforme dans un département d. 
Les écarts‑types, entre parenthèses, sont clusterisés par département. Les étoiles indiquent le niveau de significativité : * p<0.1, ** p<0.05 et *** p<0.01.
Source : CGEDD selon DGFiP (MEDOC), Assiettes des droits de mutation immobiliers par département, Insee, Construction de logements (Sit@del2), 
Taux de chômage localisés, Estimation de population au 1er janvier, DGFiP, Taux de fiscalité directe locale (TFPB), DGFiP‑DGCL, Les budgets 
primitifs des départements de 2012 à 2015.
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Tableau 2‑B
Estimations pour le modèle parcimonieux

Total des assiettes fiscales du régime de droit commun

(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Effet d’anticipation (Td ‑ 1) (β 3A1)
0.19*** 
(0.014)

0.19*** 
(0.016)

0.18*** 
(0.016)

0.23*** 
(0.021)

0.23*** 
(0.021)

0.23*** 
(0.021)

Effet de rétention moyen (β 32)
‑ 0.16*** 
(0.011)

‑ 0.15*** 
(0.014)

‑ 0.17*** 
(0.013)

‑ 0.14*** 
(0.022)

‑ 0.15*** 
(0.021)

‑ 0.15*** 
(0.021)

Effet post rétention moyen (β 33)
0.031*** 
(0.0050)

0.049*** 
(0,010)

0.036*** 
(0.0099)

‑ 0.0099 
(0.026)

‑ 0.018 
(0.025)

‑ 0.016 
(0.024)

R² ajusté 0.055 0.067 0.070 0.64 0.64 0.65

Observations 4 232 4 232 4 232 4 232 4 232 4 232

EF mensuels Non Non Non Oui Oui Oui

EF départementaux Non Non Oui Non Oui Oui

Variables de contrôle Non Oui Oui Oui Non Oui
Note : ce tableau présente les estimations de l’équation 3, obtenues avec un estimateur within. La variable de résultat des estimations est de type 
logarithmique. Dans ce tableau Td correspond au mois de mise en œuvre de la réforme dans un département d. Les écarts‑types, entre paren‑
thèses, sont clusterisés par département. EF signifie effets fixes. Les étoiles indiquent le niveau de significativité : * p<0.1, ** p<0.05 et *** p<0.01. 
Source : cf. tableau 2‑A.

après la réforme (Td + 1), et 4.6 % le troisième 
mois (Td + 2), tous significatifs au seuil de 1 % 
et de 5 % (tableau 2‑A). Aucun des autres coef‑
ficients n’est significativement différent de zéro. 
Ces résultats prouvent que l’essentiel de l’effet de 
rétention a eu lieu les trois premiers mois suivant 
la réforme, et que l’effet s’est dissipé plus tard, 
comme le montrent les courbes des coefficients 
estimés des effets mensuels (voir figure IV). 
La baisse cumulée dans les mois qui suivent la 
réforme est supérieure à l’augmentation de 25 % 
en Td – 1 (voir figure V). Ce résultat prouve que 
la baisse estimée du nombre de transactions 
n’est pas seulement due à la reprogrammation  
(c’est‑à‑dire aux transactions anticipées qui se 
sont déjà produites en Td – 1).

Modèle parcimonieux

Le tableau 2‑B montre les estimations du modèle 
parcimonieux pour différentes spécifications, 
introduisant un par un les effets fixes mensuels, 
les effets fixes départementaux et les variables 
de contrôle. Pour l’effet d’anticipation, une fois 
que nous introduisons les effets fixes mensuels, 
c’est‑à‑dire lorsque nous adoptons réellement la 
stratégie d’estimation par doubles différences, 
ni les coefficients, ni les écarts‑type ne changent 
vraiment avec ou sans variables de contrôle 
(colonnes (4) à (6)). Nous constatons une anti‑
cipation en Td – 1, d’environ 26 %, significative 
au seuil de 1 %. L’effet de rétention mensuel 
moyen sur les trois mois suivant la mise en 
œuvre est d’environ ‑ 14 %, significatif au seuil 
de 1 % (colonnes (4) à (6)), alors que nous 
ne constatons aucun effet significativement 

différent de zéro sur la période postérieure à la 
rétention, lors de l’introduction des effets fixes 
mensuels (colonnes (4) à (6)).

Effet net

L’une des principales difficultés est de calculer 
l’effet de rétention net (Mian & Sufi12, 2012 ; 
Best & Kleven, 2018). L’effet de rétention 
évalué jusqu’à présent s’avère amplifié par le 
fort effet d’anticipation en Td – 1, qui crée une 
« perte » de transactions le mois suivant (repro‑
grammation). Le résultat en est une augmenta‑
tion de l’effet négatif estimé.12

Le coefficient β A1 = 0.23 (0.021) de l’équation 
(3) implique que l’anticipation de la réforme a 
augmenté le volume des transactions de 26 % 
le mois précédant immédiatement la mise 
en œuvre ; le coefficient β 2 = ‑ 0.15 (0.021) 
implique que l’activité mensuelle moyenne a 
été inférieure de 14 % dans les départements 
traités lors des 3 mois suivant la mise en œuvre. 
Ces estimations ensemble impliquent que  
‑ β A1/(3β 2) = 51% de l’effet de rétention a été un 
effet de reprogrammation dû aux transactions 
anticipées (substitution intertemporelle par 
ceux qui auraient de toute façon acheté un bien 
immobilier), et que les 49 % restants corres‑
pondent à un effet de marge extensive (ceux qui 
auraient acheté un bien immobilier en l’absence 
de la réforme). 

12. Nous ne pouvons pas appliquer la même méthode que celle propo‑
sée dans cet article, en raison des différentes vagues du processus de 
mise en œuvre.
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Un nouvel élément de preuve est apporté par la 
figure V, qui retrace la somme cumulée des coef‑
ficients du modèle mensuel à partir d’un mois 
avant le mois de mise en œuvre (c’est‑à‑dire  
Td – 1). Cette figure montre que l’ampleur de 
l’effet de rétention est supérieure à celle de l’effet 
d’anticipation et que, dans les mois qui suivent 
la date de mise en œuvre, la somme cumulée est 
toujours négative. En effectuant un test de Wald 
sur la somme des coefficients de Td – 1 à Td + 2, 
nous pouvons rejeter au seuil de 5 % l’hypothèse 
selon laquelle ce résultat somme à zéro (H0). 
Ce résultat s’avère vrai pendant une période de 
5 mois allant de Td – 1 à Td + 3 (figure V, double 
flèche), sauf pour le mois de mise en œuvre de la 
réforme (Td), ce qui implique que la reprogram‑
mation est presque totalement absorbée au cours 
du premier mois de la mise en œuvre. Au‑delà 
de quatre mois après la date de mise en œuvre, 
nous ne pouvons pas rejeter le fait que l’évolu‑
tion du groupe de traitement et celle des groupes 
de contrôle sont similaires.

Figure V
Effet cumulé de la réforme sur le volume des transactions, mois par mois, avant et après la date de mise en œuvre
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Note : le mois 0 correspond au mois de mise en œuvre de la réforme dans un département donné. Le graphique représente le cumul à partir de  
Td – 1 des coefficients estimés dans le tableau 2‑A et représentés dans la figure IV (axe de gauche), et la p‑value du test de Wald (échelle de 
droite). La double flèche illustre la période pour laquelle le test de Wald rejette H0 (c’est‑à‑dire la somme des coefficients est nulle).
Note de lecture : la valeur ‑ 3.14 % au mois 0 est le pourcentage de variation de Td – 1 à Td (deux mois), et s’interprète de la façon suivante : au 
bout de deux mois après Td – 1, il y a une baisse cumulée de 3.14 % du nombre de transactions mensuelles et la p‑value du test de Wald de 0.43.
Source : CGEDD selon DGFiP (MEDOC), Assiettes des droits de mutation immobiliers par département, Insee, Construction de logements (Sit@del2),  
Taux de chômage localisés, Estimation de population au 1er janvier, DGFiP, Taux de fiscalité directe locale (TFPB), DGFiP‑DGCL, Les budgets 
primitifs des départements de 2012 à 2015 ; calculs des auteurs.

La somme cumulée des coefficients jusqu’à 
Td + 2 est égale à ‑ 0.18. En divisant cette somme 
par 3 (les 3 mois de l’effet de rétention), nous 
obtenons un effet net mensuel moyen de ‑ 5.8 % 
sur trois mois. Le même calcul jusqu’à Td + 3 
(‑ 0.17) donne un effet net mensuel moyen de 
‑ 5.5 % sur quatre mois. Nous avons ainsi de 
solides preuves d’un effet à court terme. 

En utilisant les coefficients du modèle parci‑
monieux (cf. tableau 2‑B) et en appliquant un 
calcul similaire13, nous obtenons une variation 
proportionnelle nette mensuelle moyenne de 
‑ 7 % au cours des trois premiers mois suivant 
la date de mise en œuvre. 

En exploitant les deux estimations et en donnant 
plus de poids à l’estimation mensuelle, nous 
concluons à une baisse à court terme située entre 

13. (0.23 + 3 x (‑ 0.15)) / 3 = ‑ 0.073.
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5.5 % et 7 % par mois pendant les trois mois sui‑
vant la date de mise en œuvre (soit environ 6 %) 
et aucune réaction à moyen ou long terme ensuite.

Cet effet net mensuel contribue à fournir une 
estimation approximative du nombre de transac‑
tions définitivement perdues en 2014 en raison 
de la hausse des DMTO. Comme indiqué dans 
la figure VI le nombre annuel de transactions 
du régime de droit commun au niveau national 
s’est établi à environ 1 050 000 à la veille de 
2014. Nous pouvons donc calculer l’estimation 
approximative de la baisse si la mise en œuvre 
avait eu lieu à l’échelle nationale. Nous devrions 
observer une chute du nombre de transactions de 
l’ordre de 18 % à la fin de la période de trois mois,  
soit 16 142 18 0 %( ) × Nombre de Transactions� � , où  
� � �Nombre de Transactions0

 est égal au nombre 
moyen mensuel de transactions sur les deux 
années précédentes (soit 89 681).

En fait, seulement 93 %14 des départements ont 
mis en œuvre la mesure au cours de la période de 
régression. De ce fait, l’effet réel est plus proche 
de 15 000, soit environ 1/4 de la baisse obser‑
vable sur la figure VI (voir le cercle, qui donne 
approximativement le nombre total de transac‑
tions immobilières15). Ce calcul sous‑estime 
certainement l’effet réel puisque nous ignorons 
toute interdépendance entre les marchés locaux. 

Il doit être considéré comme une limite infé‑
rieure de l’effet réel.1415

Malheureusement, nous ne pouvons pas 
conclure quant à la question de savoir si cette 
perte de transaction des trois (quatre) premiers 
mois a été récupérée (c’est‑à‑dire si l’ensemble 
de la réaction à la réforme est une réaction tem‑
porelle). D’une part, un élément de preuve en 
faveur de l’absence de récupération a trait au 
fait que les coefficients mensuels ne sont pas 
significatifs après Td + 2 dans la régression 
mensuelle (cf. tableau 2‑A), contrairement à 
Mian et Sufi (2012) qui ont obtenu des coeffi‑
cients d’inversion statistiquement significatifs. 
D’autre part, un élément de preuve dans l’autre 
sens a trait au fait que si l’on observe le test de 
Wald relatif à la nullité de la somme des coef‑
ficients, il n’est pas possible de rejeter l’hypo‑
thèse selon laquelle ces coefficients somment 
à zéro au‑delà des cinq mois (c’est à dire après 
Td + 3). Toutefois, il ne faut pas oublier que 
l’échelonnement de la mise en œuvre introduit 
un bruit au‑delà de Td + 3 en raison de l’attrition 
du groupe de contrôle (cf. tableau 1), bruit qui 
vient s’ajouter à la diminution de l’amplitude 

14. 94 / 101 = 0.93.
15. Habitations + locaux non résidentiels + terrains.

Figure VI
Total des transactions immobilières en moyenne mobile sur 12 mois
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de l’effet, ce qui réduit la puissance statistique. 
Par ailleurs, la puissance statistique de l’effet 
cumulatif s’affaiblit également mécaniquement 
au fur et à mesure que nous élargissons l’hori‑
zon, en ajoutant un bruit supplémentaire pour 
chaque mois ajouté, comme le montre le tracé 
de la p‑value du test de Wald. Nous choisis‑
sons donc à ce stade de laisser cette question 
sans réponse, et nous concluons que ce point 
nécessite des investigations et des données 
supplémentaires.

Élasticité de la taxe et courbe de Laffer

Dans cette section, nous souhaitons quantifier la 
réaction sur les assiettes fiscales totales pour une 
augmentation d’un pourcent de la taxe. Puisque 
nous avons estimé que l’effet net est d’environ 
‑ 6 %, alors que la hausse des taux d’imposition 
est d’environ 14.15 %16, l’élasticité est de :

ε
τ τ

τ

TB
Y

Y
Yτ = ∂

∂
≅ ≅ =log

log
� � .

.
.

∆

∆
‑ ‑0 06

0 1415
0 42  (4)

Ce résultat signifie que les assiettes fiscales 
diminuent de 0.42 % pour une hausse de 1 % 
du taux des DMTO (c’est à dire qu’il y a une 
perte des assiettes fiscales qui réduit les gains 
des recettes fiscales pour les budgets locaux). 
Ensuite, nous voulons calculer τ , le taux à par‑
tir duquel les recettes fiscales des départements 
seraient maximales, puis commenceraient à 
décliner pour chacun des � �τ τ>  (soit le maxi‑
mum de la courbe de Laffer).

Une légère variation du taux d’imposition 
change Y de :
∂
∂

= + ∂
∂ +( ) = −

+






τ
τ

τ
τ

τ
τ

ε. � � � � �Y Y Y Y
1

1
1

 (5)

où ε ε
τ

τ� log
log �

≡ = − ∂
∂ +( )

+
TB

Y1

1  est l’élasticité des 
assiettes fiscales par rapport aux prix taxes 
incluses. Le taux de Laffer qui donne un résultat 
de zéro pour l’équation ci‑dessus est :

τ
ε

=
−

� �1
1

 (6)

Pour calculer ce taux, nous utilisons l’expres‑
sion suivante :

� � � �� . .
.

� �� .�ε ε τ
τTB TB

1 1 0 421 0 0509
0 0509

8 7+ = + ≅ + ≅τ τ  (7)

Finalement, remplacer (7) dans (6) implique 
que τ  ≅ 13%, et que les recettes fiscales des 
départements se situent toujours sur la partie 
ascendante de la courbe de Laffer17.

Discussion1617

Le résultat principal – uniquement un effet à 
court terme de la réforme – soulève des ques‑
tions intéressantes. À première vue, en aug‑
mentant les taxes, nous pourrions nous attendre 
à ce que le marché soit durablement affecté. 
Néanmoins, dans notre cas, l’effet de marge 
extensive est estimé durer seulement 3 mois, et 
nous ne voyons pas de différence au‑delà entre 
les départements traités et de contrôle. Trois 
explications sont possibles. (1) Il est possible 
de construire un modèle théorique d’inves‑
tissement immobilier où l’effet à long terme 
est ambigu. (2) Cette courte baisse pourrait 
correspondre au temps pour les individus de 
trouver de nouveaux acheteurs. En France, la 
durée moyenne d’un contrat pour l’acquisition 
d’un bien immobilier est de 3 mois. Il est donc 
possible que ces trois mois de baisse corres‑
pondent au temps pour les vendeurs de trouver 
de nouveaux acheteurs, après que les premiers 
acheteurs, informés de la hausse des taxes, 
aient renoncé à acheter. De plus, ces acheteurs 
pourraient avoir décidé d’acheter à un prix infé‑
rieur : ils ont renoncé au type de bien immobi‑
lier qu’ils recherchaient, afin d’acheter quelques 
mois plus tard un bien présentant des caracté‑
ristiques et donc un prix moindre. (3) Un biais 
cognitif de la part des agents. Comme l’a déve‑
loppé le prix Nobel Richard Thaler, les indivi‑
dus ne ressentent pas les différences de prix de 
façon identique quand les prix sont élevés. Par 
exemple, certains sont prêts à payer un « coût » 
relativement important pour économiser 10 € 
sur un petit achat (par exemple au restaurant) ; 
dans le même temps, ils pensent qu’un loge‑
ment de 200 000 € et un logement de 205 000 € 
représentent quasiment la même somme, alors 
que l’écart est de 5 000 € !

Néanmoins, notre étude est confrontée à deux 
limitations principales. L’une est un possible 
effet de contagion (spillover effect) qui introdui‑
rait un biais, du fait que certains acheteurs pour‑
raient avoir choisi de « voter avec leurs pieds ». 
Plus précisément, certains acheteurs disposés à 
acheter dans un département traité voisin d’un 
département de contrôle, dans une zone limi‑
trophe entre les deux départements, pourraient 
avoir choisi d’acheter dans le département 
de contrôle en raison de la réforme. Dans une 

16. Les DMTO du régime de droit commun ont augmenté de 0.7 points 
de pourcentage (en raison de l’augmentation de la part départementale, 
cf. encadré 1), passant de 5.09 % à 5.81 %, soit une hausse de 14.15 %.
17. À noter que l’estimation de l’élasticité serait plus élevée en utilisant 
les estimations brutes (plutôt que les estimations nettes).
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étude plus approfondie de la réforme à l’aide de 
micro‑données, cet effet de contagion pourrait 
être estimé en utilisant la méthode de régres‑
sion par discontinuité (voir Hahn et al., 2001 ; 
Imbens & Lemieux, 2008), et en regroupant 
les départements traités et de contrôle qui sont 
voisins. Il est également possible de définir une 
bande de quelques kilomètres autour de la fron‑
tière entre deux départements, pour faire la dif‑
férence entre département traité et département 
de contrôle, et entre le marché du logement au 
centre des départements traités et le marché du 
logement dans la zone limitrophe. Nous sup‑
posons néanmoins que cet effet est de faible 
ampleur, car les biens immobiliers sont des biens 
hétérogènes, notamment en ce qui concerne leur 
localisation. La seconde est un possible manque 
de variables de contrôle, car nous n’avons pas 
pu obtenir toutes les données souhaitées (men‑
suellement et par département), notamment le 
loyer par département. Néanmoins, nous tes‑
tons ci‑après la présence d’éventuelles variables 
inobservables ou l’hétérogénéité possible entre 
les départements. Nous supposons également 
que la plupart des variables de contrôle éven‑
tuellement omises sont fixes dans le temps, et 
donc capturées par les effets fixes.

On pourrait également soutenir qu’il existe 
un biais de sélection, car les départements qui 
n’ont pas mis en œuvre l’augmentation des 
DMTO sont différents des autres à certains 
égards quant à leur marché du logement. Une 
telle hypothèse ne semble pas plausible si l’on 
examine l’évolution des variables de résul‑
tat (cf. figures II et A). De plus, dans les dis‑
tributions et les tendances des autres variables 
locales entre les groupes (voir le complément 
en ligne C1), il n’existe pas de différence mar‑
quée entre les groupes traités et les groupes de 
contrôle. La population, les taux d’imposition 

de l’immobilier, l’indice de « bonne adminis‑
tration » et le marché immobilier ne présentent 
aucune différence entre les groupes, ni entre 
ces groupes et les statistiques nationales. Au 
final, ce qui nous intéresse ici, c’est l’élasticité 
de l’offre et de la demande des acheteurs et des 
vendeurs dans l’immobilier, alors que le choix 
de la mise en œuvre de la réforme incombe aux 
élus locaux. Ces décideurs sont élus, et l’on 
pourrait donc en déduire qu’il existe une corré‑
lation entre eux et la population (composée des 
acheteurs et des vendeurs). Cependant, il s’agit 
ici de savoir si ces élasticités sont corrélées avec 
le choix de mettre ou non en place la réforme. 
Une telle hypothèse d’indépendance est difficile 
à vérifier. Néanmoins, nous essayons ci‑après 
de tester un biais éventuel dû à la couleur poli‑
tique des collectivités locales.

Le principal problème de sélection, dans les 
expériences naturelles incluant une réforme de la 
politique fiscale locale, est la couleur politique 
des élus locaux qui ont décidé de mettre en œuvre 
(ou non) la hausse fiscale. En effet, dans notre 
étude, on pourrait soutenir que les départements 
de gauche ou de droite pourraient avoir mis en 
œuvre la réforme différemment. Cependant, 
la proportion de départements de gauche et de 
droite qui ont augmenté ou non les DMTO est 
exactement la même que la répartition des dépar‑
tements de gauche et de droite de l’ensemble du 
pays (tableau 3). Par ailleurs, lors des élections 
départementales 2015, 28 départements sont pas‑
sés de la gauche vers la droite et un seul dépar‑
tement est passé de la droite vers la gauche. La 
nouvelle répartition politique des conseils dépar‑
tementaux est la suivante : 34 pour la gauche et 
67 pour la droite. La répartition s’est donc dépla‑
cée entre les deux orientations politiques, mais 
aucun département n’a décidé de réduire les 
DMTO alors qu’ils en ont la possibilité.

Tableau 3 
Couleur politique des départements en fonction de l’augmentation ou non des DMTO

Parti
Total

Gauche Droite

DMTO = 4,50 % (augmentation) % 
nombre de départements(a)

60.4
58

39.6
38

100
96

DMTO = 3,80 % (inchangé) % 
nombre de départements(a)

60
3

40
2

100
5

France entière % 
nombre de départements(a)

60.4
61

39.6
40

100
101

(a) Nombre de départements utilisés pour calculer les pourcentages.
Note : le parti pris en compte est celui qui dirigé le conseil départemental quand l'augmentation des DMTO a été votée. Il correspond donc soit aux 
élections départementales de 2011, soit à celles de 2015. 
Champ : France entière. Ce calcul a été effectué sur l’ensemble des départements (soit 101).
Source : Ministère de l'intérieur, résultats des élections cantonales 2011 et départementales 2015.
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D’autres éléments sont abordés dans le complé‑
ment en ligne C4.

Tests de robustesse

Comme suggéré dans l’article de Meyer (1995), 
nous multiplions les tests de robustesse afin de 
vérifier la validité de nos résultats. Nous ren‑
dons compte des détails de ces tests et des esti‑
mations dans le complément en ligne C5.

(1) Variable dépendante alternative. Une 
variable dépendante alternative (assiette fiscale 
totale du régime dérogatoire) permet de déter‑
miner si les résultats sont biaisés en raison d’un 
choc exogène affectant de façon différente le 
marché du logement de chacun des groupes. 
Les résultats du tableau C5‑3 ne montrent 
aucun coefficient significativement différent de 
zéro au seuil de 10 %, pour les résultats utili‑
sant la variable alternative. Il semble donc que 
nos résultats ne soient pas biaisés : il n’y a pas 
eu de choc affectant différemment le marché du 
logement de chaque groupe pendant la période 
de régression.

(2) Estimations utilisant une période différente. 
Nous vérifions la validité de nos résultats par 
rapport au choix de la période et aux groupes 
de l’échantillon. Le tableau C5‑4 montre des 
estimations proches de celles des principales 
estimations. L’effet principal auquel nous nous 
intéressons est similaire à nos premières estima‑
tions. Elles semblent donc robustes par rapport 
au choix de la période d’estimation.

(3) Évolution des conditions économiques 
locales. Comme les résultats que nous avons 
estimés sont susceptibles d’être impactés par 
un choc économique exogène affectant dif‑
féremment chacun des groupes de l’échantil‑
lon, nous testons ce type d’évolution dans les 
conditions économiques locales. Pour mettre en 
œuvre ce test, nous utilisons la même méthode 
que Benzarti et Carloni (2015). Les résultats des 
deux modèles, présentés dans les tableaux C5‑5 
et C5‑6, ne montrent que de légères différences 
entre les estimations et nos principaux résultats. 
Nous pouvons donc en conclure que nos esti‑
mations sont robustes, et qu’aucun choc éco‑
nomique local exogène n’affecte différemment 
nos groupes.

(4) Régression par sous‑groupes de traite‑
ment. Nous réalisons une nouvelle estimation 
du modèle parcimonieux dans laquelle nous 

autorisons une possible hétérogénéité pour les 
différents sous‑ensembles des groupes traités. 
Les résultats de cette régression sont présen‑
tés dans le tableau C5‑7. L’effet d’anticipation 
n’est pas significatif pour le sous‑groupe de 
Janvier et pour les autres sous‑groupes, il se 
situe entre dans une fourchette large allant de 
16 % (Mai 2014) à 45 % (Avril 2014). L’effet de 
rétention est également non significatif pour le 
sous‑groupe de Janvier, et se situe entre ‑ 10 % 
(Mars 2014) et ‑ 17 % (Mai 2014) pour les 
autres sous‑groupes. Aucun des coefficients de 
la période postérieure à la rétention n’est signifi‑
cativement différent de zéro. Il n’est cependant 
pas surprenant qu’il y ait une certaine hétéro‑
généité dans les réactions des marchés locaux. 

(5) Suppression des groupes potentiellement 
hétérogènes. Nous pouvons suspecter une pos‑
sible hétérogénéité ou des inobservables affectant 
différemment les groupes de Mai 2014 et Janvier 
2015. Afin de tester cette hypothèse, nous esti‑
mons nos coefficients en supprimant de l’échan‑
tillon estimé le groupe de Janvier 2015, le groupe 
de Mai 2014, ou les deux. Le tableau C5‑8 ne 
montre que de légères différences entre les esti‑
mations et nos principaux résultats. Nous pouvons 
donc conclure à la robustesse de nos résultats par 
rapport au choix de l’échantillon, et à un possible 
biais provenant de départements hétérogènes.

*  * 
*

Pour conclure, nous avons démontré l’impact 
négatif de l’augmentation des DMTO sur le 
marché du logement, ce qui est conforme à la 
littérature économique sur le sujet. Nous appor‑
tons des estimations empiriques indiquant que 
deux réactions comportementales ont eu lieu. 
Nous présentons des preuves extrêmement 
convaincantes d’une réaction temporelle à court 
terme due à une anticipation de la hausse fis‑
cale : les agents ont avancé la date des transac‑
tions au mois qui la précédait. Le nombre de 
transactions a bondi de 26 % au cours du mois 
précédant la mise en œuvre de la réforme. Par 
la suite, le volume des transactions a baissé 
d’environ 14 % en moyenne par mois au cours 
des trois mois qui ont suivi le changement de 
taux, 51 % de cette perte étant dus à l’anticipa‑
tion des transactions. Les deux effets ne s’an‑
nulent pas. Au final, l’effet net mensuel moyen 
correspond à une baisse des transactions de 
l’ordre de 6 % sur les trois mois suivant la date 
de la mise en œuvre, en supposant l’absence 
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de changement des prix de vente. Cette hypo‑
thèse semble réaliste car le système des DMTO 
en France est proportionnel, et le paiement des 
DMTO incombe à l’acheteur. Les acheteurs et 
les vendeurs peuvent plus facilement conve‑
nir d’une modification de la date de vente que 
d’une modification du prix de vente (Benjamin 
et al., 1993 ; Davidoff & Leigh, 2013 ; Slemrod 
et al, 2017), comportement mis en évidence 
par l’importance de l’effet d’anticipation. 
Néanmoins, il est difficile, en l’absence de don‑
nées mensuelles non cumulatives sur le nombre 
de transactions et sans estimation hédonique, 
de distinguer l’effet sur le volume des transac‑
tions de l’effet prix. Nous trouvons des preuves 
irréfutables d’un effet à court terme substantiel 
– mais pas d’effet à moyen ou long terme – ce 
qui signifie qu’il existe une forte « résilience » 
du marché du logement (des ménages doivent 
acheter de toute façon). De plus, nous estimons 
que l’élasticité à court terme de l’assiette fiscale 
par rapport au taux d’imposition est de l’ordre 
de ‑ 0.42, ce qui signifie une perte de 42 % des 
recettes fiscales par rapport à une situation d’ab‑
sence de réaction comportementale, au cours du 
premier trimestre après la réforme. Calculant le 
taux de Laffer, nous concluons que les recettes 
fiscales des départements restent sur la partie 
ascendante de la courbe de Laffer. À noter que 
nos résultats sont valables en équilibre partiel 
uniquement. Nous n’estimons pas les éventuels 
autres aspects en équilibre général résultant de 
la distorsion du marché du logement, tels que 
l’évolution des investissements des collectivités 
locales, ou l’impact sur le marché du travail. 

Appliquée aux données sur les transactions au 
niveau national, notre estimation indique qu’il 
manque environ 15 000 transactions en raison 
de l’augmentation des DMTO. Cette estimation 
correspond probablement à une limite inférieure 
de l’impact réel.

Cette évaluation peut être étendue de trois 
manières : en utilisant les données mensuelles 
non cumulées sur le nombre de transactions ; 
en effectuant une estimation précise de l’effet 
prix via un modèle hédonique (avec les bases de 
données notariales BIEN18 et Perval) ; en met‑
tant en œuvre une régression par discontinuité 
afin d’estimer la possibilité que des acheteurs 
aient pu « voter avec leurs pieds » (effet de 
contagion ou spillover effect). 

Enfin, nos résultats pourraient être utilisés pour 
discuter de l’impact de futures réformes des 
DMTO, et anticiper leur effet sur le marché du 
logement, notamment sur le comportement des 
acheteurs et des vendeurs. Même si la hausse des 
DMTO a été une « bonne opération » pour les 
départements en termes de recettes fiscales, elle 
a créé un effet de distorsion qui a été prouvé : 
certaines personnes qui auraient pu devenir pro‑
priétaires ou déménager d’un endroit à un autre, 
ne l’ont pas fait à cause de la réforme (effet 
de verrouillage). En conséquence, en accord 
avec les conclusions de Van Ommeren et Van 
Leuvensteijn (2005), nous concluons que l’aug‑
mentation des DMTO a un impact négatif signi‑
ficatif (au moins à court terme) sur la mobilité 
résidentielle et le bien‑être. 

18. Base d’informations économiques notariales.
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ANNEXE ______________________________________________________________________________________________ 

Tableau A1
Composition des groupes de l’échantillon(a) par date de mise en œuvre de la réforme

Mars 2014 Avril 2014 Mai 2014

N° Département N° Département N° Département N° Département

01 Ain 47 Lot‑et‑Garonne 02 Aisne 12 Aveyron

03 Allier 48 Lozère 05 Hautes‑Alpes 71 Saône‑et‑Loire

04 Alpes‑de‑Haute‑Provence 49 Maine‑et‑Loire 14 Calvados  

06 Alpes‑Maritimes 51 Marne 15 Cantal  

07 Ardèche 52 Haute‑Marne 17 Charente‑Maritime  

08 Ardennes 54 Meurthe‑et‑Moselle 2B Haute‑Corse  

09 Ariège 58 Nièvre 21 Côte‑d’Or  

10 Aube 59 Nord 23 Creuse  

11 Aude 60 Oise 27 Eure  

16 Charente 61 Orne 43 Haute‑Loire  

18 Cher 62 Pas‑de‑Calais 50 Manche  

19 Corrèze 64 Pyrénées‑Atlantiques 55 Meuse  

22 Côtes‑du‑Nord 65 Hautes‑Pyrénées 69 Rhône  

24 Dordogne 66 Pyrénées‑Orientales 73 Savoie  

25 Doubs 70 Haute‑Saône 85 Vendée  

26 Drôme 72 Sarthe 87 Haute‑Vienne  

28 Eure‑et‑Loir 74 Haute‑Savoie 93 Seine‑St‑Denis  

29 Finistère 77 Seine‑et‑Marne 94 Val‑de‑Marne  

30 Gard 79 Deux‑Sèvres   

31 Haute‑Garonne 80 Somme   

32 Gers 81 Tarn   

33 Gironde 82 Tarn‑et‑Garonne   

34 Hérault 83 Var   

35 Ille‑et‑Vilaine 84 Vaucluse   

37 Indre‑et‑Loire 88 Vosges   

39 Jura 89 Yonne   

41 Loir‑et‑Cher 90 Territoire‑de‑Belfort   

45 Loiret 91 Essonne   

46 Lot 92 Hauts‑de‑Seine   

Juin 2014 Janvier 2015 Contrôle (final) Supprimé de l'échantillon

N° Département N° Département N° Département N° Département

13 Bouches‑du‑Rhône 44 Loire‑Atlantique 36 Indre 57 Moselle

2A Corse‑du‑Sud 78 Yvelines 38 Isère 67 Bas‑Rhin

40 Landes 86 Vienne 53 Mayenne 68 Haut‑Rhin

42 Loire  56 Morbihan 75 Paris

63 Puy‑de‑Dôme   971 Guadeloupe

76 Seine‑Maritime   972 Martinique

95 Val‑d’Oise   973 Guyane

   974 La Réunion

   976 Mayotte

(a) Le groupe de traitement est composé des sous‑groupes : Mars 2014, Avril 2014, Mai 2014, Juin 2014 et Janvier 2015.
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L’information aux acheteurs affecte‑t‑elle le prix  
de vente des logements ? L’obligation d’information 
et le modèle de prix hédoniques – un test sur données 
françaises

Does information to buyers affect the sales price of housing?  
Mandatory disclosure and the hedonic price model – A test on French data 

Amélie Mauroux*

Résumé – Sous l’hypothèse d’information parfaite et complète, les prix hédoniques peuvent s’in‑
terpréter comme un consentement marginal à payer. Or, cette hypothèse peut sembler forte, notam‑
ment dans le cas de l’exposition aux risques naturels. Cette hypothèse est testée pour le marché 
de l’immobilier en France en évaluant l'impact d’un choc informationnel, la mise œuvre le 1er juin 
2006 de l'obligation d’information des acquéreurs et locataires (IAL), sur les prix immobiliers. Si 
l’information des acheteurs était parfaite, l’impact devrait être nul. Un modèle de prix hédonique 
en différences de différences est estimé sur la base des données notariales croisées avec la cartogra‑
phie des zonages règlementés des Plans de prévention des risques inondations. Les résultats ne font 
pas apparaître d’effet de la mise en place de l'IAL sur les prix moyens des logements concernés. 
Néanmoins, pour certaines catégories de biens (appartements en rez‑de‑chaussée) et de communes 
(zones peu tendues telle zone Robien dite « recentrée » C), l’effet estimé est négatif et significatif, 
signe que l’ensemble des acheteurs n’étaient pas initialement en information parfaite et complète.

Abstract – Under the assumption of complete and perfect information, hedonic prices can be 
interpreted as marginal willingness to pay. This assumption may appear strong, especially in 
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L a théorie des prix hédoniques (Rosen, 
1974) est le cadre conceptuel de référence 

pour l’analyse des prix immobiliers. Sous les 
hypothèses de rationalité des agents et d’infor‑
mation parfaite et complète des acheteurs et 
des vendeurs sur l’ensemble des attributs du 
bien, les prix hédoniques peuvent s’interpréter 
comme le consentement marginal à payer pour 
ces attributs. Or, cette hypothèse peut sem‑
bler forte dans certains cas car il peut exister 
des asymétries d’informations entre acheteurs 
et vendeurs (Pope, 2008a), voire une absence 
d’information, sur certains attributs. C’est 
notamment le cas de l’exposition aux risques 
environnementaux : en 2013, un habitant d’une 
commune exposée au risque inondation sur cinq 
déclarait qu’il ignorait la présence de ce risque 
lors de son installation, un sur deux qu’il en 
était conscient, mais qu’il avait alors considéré 
le risque comme minime (Enquête du SOeS 
sur le sentiment d’exposition aux risques, voir 
Pautard, 2014). 

Cet article cherche à tester l’hypothèse d’infor‑
mation parfaite et complète des agents sur les 
marchés immobiliers français. Pour cela, il 
évalue l’effet d’un choc d’information – l’in‑
troduction de l’obligation d’information des 
acquéreurs et locataires (IAL) sur les risques 
naturels et technologiques le 1er juin 2006 – sur 
les prix de vente des logements anciens et sur 
la perception des risques naturels des habitants 
des zones exposées. Depuis cette date, les ache‑
teurs doivent en effet être informés de l’exposi‑
tion aux risques du logement qu’ils souhaitent 
acquérir dès lors que ce dernier est situé à l’in‑
térieur du périmètre d’un plan de prévention 
des risques (PPR) ou dans une zone sismique 
(encadré 1).

Les travaux cherchant à tester le niveau d’in‑
formation et la perception des risques utilisent 
souvent les catastrophes naturelles majeures 
comme un choc exogène d’information, dans 
la mesure où elles sont la manifestation de 
l’aléa naturel (Montz & Tobin, 1988, 1994 ; Bin 
& Polasky, 2004 ; Harrison et al. 2001 ; Beron 
et al., 1997). Néanmoins, les biens et leur envi‑
ronnement direct subissent aussi des dommages 
matériels. Par conséquent, l’effet estimé intègre 
à la fois l’ajustement de la perception du risque 
et, au moins à court terme, la dégradation de la 
qualité des biens, voire même la hausse de l’ex‑
position au risque si les ouvrages de protection 
ont été endommagés1.

Au contraire, les dispositifs d’information 
aux acquéreurs (sellers’ disclosure statement, 

dispositif existant aux États‑Unis), dont l’effet 
attendu est d’améliorer la perception des risques 
des agents ne modifient ni les caractéristiques 
propres du bien, ni celles de son environnement, 
ni le niveau d’exposition objective au risque. 
Lorsqu’ils n’ont pas été anticipés, ils peuvent 
être donc considérés comme un changement 
exogène de la quantité et/ou de la qualité de 
l’information dont disposent les acheteurs. 
Les rares études sur leur impact concluent à un 
effet dépréciatif sur le prix de vente des loge‑
ments. Pope (2008a) montre l’effet dépréciatif 
(‑ 2.9 %) de la mise en place d’une information 
aux acquéreurs sur le bruit causé par l’aéro‑
port de Raleigh‑Durham en Caroline du Nord 
sur la valeur des logements dans les zones les 
plus exposées. Pope (2008b) a également étu‑
dié l’effet de l’instauration en 1996 du North 
Carolina Residential Disclosure Statement, un 
dispositif proche de l’IAL. Une analyse en dif‑
férences de différences indique une décote de 
4 % sur le prix des logements situés dans les 
zones fédérales de risque inondation par rap‑
port aux logements exposés à des risques moins 
fréquents, toutes choses égales par ailleurs. 
Néanmoins, aux États‑Unis, contrairement à la 
France12, les primes d’assurance tiennent compte 
de l’exposition au risque de sorte que les prix 
immobiliers nord-américains capitalisent le flux 
des futures primes d’assurance (MacDonald et 
al., 1990 ; Bin & Landry, 2013). Ce dispositif a 
donc eu un impact sur la perception des risques 
par les acheteurs mais aussi sur leurs anticipa‑
tions financières, de sorte que l’estimation de 
Pope ne permet pas d’identifier au sens strict 
l’effet d’information.

L’entrée en vigueur de l’obligation d’IAL 
pour les biens situés dans le périmètre d’un 
PPR fournit l’opportunité d’une expérience 
quasi-naturelle pour identifier l’impact d’un 
choc uniquement d’information sur le prix des 
logements dans les zones concernées et tes‑
ter ainsi l’hypothèse d’information parfaite et 
complète sur les marchés de l’immobilier en 
France. Un ajustement à la baisse des prix après 
le 1er juin 2006 dans les zones soumises à l’obli‑
gation d’IAL indiquerait qu’au moins une partie 
des acquéreurs sous‑estimaient initialement le 
risque, donc que l’hypothèse d’information par‑
faite et complète n’était pas vérifiée. 

1. Voir Mauroux (2015) pour une analyse des effets théoriques d’une 
catastrophe naturelle sur les marchés immobiliers.
2. En France, l’assurance catastrophe naturelle est une extension de 
garantie obligatoire des assurances multirisque habitation mais la prime 
d’assurance est indépendante du niveau d’exposition et s’élève à 12 % 
du montant de la prime multirisque habitation sur tout le territoire français.
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Seul le risque inondation est considéré dans cet 
article. L’effet de l’entrée en vigueur de l’IAL sur 
le prix de vente des logements situés dans les zones 
exposées au risque inondation (PPR inondation, 
PPRi) est estimé par un modèle de prix hédo‑
niques en différences de différences (Parmeter 
& Pope, 2013). Les ventes de logements situés 

dans les communes concernées par l’obligation 
d’IAL mais en dehors du périmètre des PPRi sont 
utilisées pour construire un contrefactuel. Notons 
que, ne cherchant pas à estimer le prix implicite 
de l’exposition aux risques naturels, les résultats 
ne peuvent pas s’interpréter en termes de consen‑
tement marginal à payer.

Encadré – L'obligation d'information des acquéreurs et des locataires (IAL)

Depuis le 1er juin 2006, tout nouvel acquéreur ou locataire 
d’un bien immobilier, de toute nature, doit être informé 
par le vendeur ou le bailleur de l’existence des risques 
naturels et technologiques auxquels ce bien est exposé 
et des servitudes qui s’y imposent (articles L. 125‑5 et R. 
125‑23 à 27 du code de l’environnement). L’objectif de 
l’IAL est d’informer le nouvel occupant afin qu’il puisse 
adapter en conséquence son habitat ou l’usage du bien 
et améliorer sa préparation aux situations de crise lors 
de catastrophes naturelles.

Cette obligation d’information s’applique pour les biens 
immobiliers (bâtis ou non bâtis) situés à l’intérieur du 
périmètre d’un plan de prévention des risques natu‑
rels (PPRn) et technologiques (PPRt) ou dans une des 
zones de sismicité Ia, Ib, II ou III mentionnées à l’article 
4 du décret du 14 mai 1991(a).

Les Plans de prévention des risques détaillent au niveau 
infra‑communal les zones à risque à partir d’une carte 
définissant différentes zones en fonction du niveau 
d’exposition à l’aléa considéré (avalanches, feux de 
forêt, inondations, volcans, etc.). Les PPR comportent 
également un règlement qui définit pour chaque zone 
les servitudes d’utilité publique et les règles construc‑
tives et d’urbanisme à respecter, toujours en fonction 
du niveau d’exposition (zones non constructibles, zones 
constructibles sous réserve d’aménagements particu‑
liers et zones constructibles sans réserve). Le zonage 
est très fin (voir par exemple la carte des PPR des 5e, 6e 
et 7e arrondissements de Paris, complément en ligne C1).

Le propriétaire ou le bailleur d’un bien concerné doit alors 
fournir un état des risques établi à partir des informations 
transmises par le Préfet de département au maire de la 
commune où est situé le bien (voir en annexe 1 le modèle 
établi par le ministère chargé de la prévention des risques 
en 2006). Cet état des risques est complété par une car‑
tographie permettant de situer le bien et de préciser s’il 
est ou non concerné par les risques notifiés, et, si oui, 
par lequel ou lesquels. En dehors de ces périmètres, l’IAL 

n’est pas obligatoire, même si le bien se trouve sur le 
territoire d’une commune soumise à un PPR.

L’état des risques est établi au plus tard au moment de 
la promesse de vente et est remis à l’acheteur avec les 
autres diagnostics techniques immobiliers (performance 
énergétique, état d’amiante, etc.). Il peut être actualisé au 
moment de la vente en cas de modification de la situation 
du bien au regard des risques depuis la promesse de 
vente. Il est ensuite annexé à l’acte authentique de vente 
et paraphé par les deux parties (vendeur et acquéreur). 
En cas de non‑respect de l’obligation d’information et de 
non‑présentation de l’état des risques naturels et tech‑
nologiques, l’acquéreur (ou le locataire) peut poursuivre 
la résolution du contrat ou demander au juge une dimi‑
nution du prix (art. 125‑5 du code de l’environnement).

En 2006, 13 999 communes sur 36 705, soit un peu 
plus d’un tiers, étaient concernées par l’obligation d’IAL 
(tableau A). 9 926 étaient concernées par un PPRn, soit 
un peu moins d’un tiers (aucun PPRt n’avait encore été 
approuvé, la procédure étant encore récente). Le PPRn en 
était encore au stade de la prescription dans 5 593 com‑
munes et avait été approuvé dans 4 333 (source Gaspar). 
5 895 communes étaient situées dans une zone à risque 
sismique, dont 820 sous PPRn approuvé (1 002 sous 
PPRn prescrit). Les PPRn portaient principalement sur les 
risques inondations (70 %), sur les mouvements de terrain 
(14 %) et sur le retrait gonflement de sol argileux (11 %).

(a) Un nouveau zonage sismique (qui modifie les articles 563‑1 à 
8 du code de l’environnement) est entré en vigueur le 1er mai 2011. 
La zone sismique des communes est désormais fixée par le Décret 
n° 2010‑1255 du 22 octobre 2010 portant délimitation des zones 
de sismicité du territoire français. Depuis 2011, le propriétaire ou le 
bailleur doit également informer le futur occupant si le bien a subi 
un dommage suite à une catastrophe naturelle ou technologique 
et doit annexer au contrat une déclaration des sinistres indemni‑
sés dont il a connaissance. Depuis 2013, il doit également être fait 
mention de la situation dans le périmètre d’un Plan de prévention 
des risques miniers et, si le bien est dans le périmètre d’un PPRt, si 
des travaux ont été prescrits et, si oui, s’ils ont été réalisés.

Tableau A
Communes soumises à un plan de prévention des risques naturels en France et en zone de sismicité en 2006

Pas de PPR PPR prescrit PPR approuvé Total
Hors zone sismique 22 706 4 591 3 513 30 810
Zone sismique 4 073 1 002 820 5 895
Total 26 779 5 593 4 333 36 705

Note : en 2006, aucun PPRt n'était encore approuvé (6 étaient prescrits) de sorte que tous les PPR approuvés étaient des PPRn.
Champ : France entière.
Source : Gaspar, calculs CGDD.
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L’IAL a fait l’objet d’une première analyse par 
Caumont (2014). Il a estimé l’effet de l’intégra‑
tion du risque de submersion marine au dispo‑
sitif d’IAL sur le littoral du Nord‑Pas‑de‑Calais 
en octobre 2011 sur le prix des logements. Mais 
les estimations étant conduites uniquement sur 
une période postérieure à la mise en œuvre de 
l’IAL (octobre 2011 et juin 2013), l’effet de ce 
choc informationnel n’est pas identifié. Ici, l’ef‑
fet de l’entrée en vigueur de l’IAL sur les prix 
de vente des logements est identifié grâce à la 
variabilité temporelle (avant et après le 1er juin 
2006) et spatiale (dans et hors des périmètres 
PPRi soumis à l’obligation d’IAL) de l’infor‑
mation fournie aux acheteurs.

L’article s’organise de la manière suivante. 
La première section est consacrée à la problé‑
matique de l’information parfaite et complète 
dans le cadre du modèle de prix hédonique. On 
présente ensuite la méthode économétrique et 
la stratégie d’identification, et les différentes 
sources de données mobilisées. La section sui‑
vante est consacrée aux résultats d’estimations 
de l’impact de la mise en œuvre de l’IAL sur 
le prix des ventes de logements et à des tests 
de l’hétérogénéité des résultats en fonction de 
facteurs de perception du risque (étage du loge‑
ment), de mémoire du risque (date du dernier 
arrêté de catastrophe naturelle) et de la tension 
sur les marchés immobiliers et à des tests pla‑
cebo. Une dernière section discute les résultats 
et les limites de l’étude.

Information et méthode  
de prix hédonique 

La théorie des prix hédoniques (Rosen, 1974) 
repose sur l’hypothèse centrale selon laquelle 
les logements sont composés d’un ensemble 
d’attributs et leur prix total n’est que la somme 
des prix implicites que le consommateur est prêt 
à payer pour chacun de ces attributs en fonction 
de l’utilité qu’il en retire (« prix hédoniques »). 
L’exposition au risque peut être considérée 
comme une désaménité pour les ménages. En 
effet, en cas de catastrophe naturelle, le ménage 
subira non seulement des dommages matériels, 
mais aussi des dommages intangibles (perte 
d’objets ayant une valeur affective, stress, etc.) 
Sous l’hypothèse d’information parfaite et com‑
plète, le prix marginal devrait donc décroître 
avec l’exposition au risque et réciproquement, 
toutes choses égales par ailleurs, le prix devrait 
augmenter avec la sécurité du logement (Pope, 
2008b, p. 554, figure 2). Cela est vrai même 

pour les ménages neutres vis‑à‑vis du risque 
car des dommages aux biens non assurés restent 
à leur charge3. La théorie prédit que, toutes 
choses égales par ailleurs, la décote de prix 
d’un logement assuré exposé à un risque naturel 
par rapport à un logement identique non exposé 
est égale aux dommages non assurés et à une 
prime de risque, reflet de l’aversion au risque 
des ménages (Mauroux, 2015).

Néanmoins, ce résultat n’est valable que sous 
l’hypothèse forte d’information complète et 
parfaite des vendeurs et des acheteurs sur les 
prix et sur les attributs du logement. En effet, 
des acheteurs non informés, ou informés mais 
ne percevant pas le risque4, n’ajustent pas leur 
enchère au niveau de désaménité puisqu’ils ne 
l’observent pas, cela quelles que soient leurs 
préférences pour cet attribut. Sans cette hypo‑
thèse, le modèle de prix hédoniques n’est pas 
identifié et les résultats de l’estimation ne s’in‑
terprètent plus comme un consentement margi‑
nal à payer.

Dans le cas d’asymétrie d’information, si aucun 
acheteur n’est informé sur le risque, le prix maxi‑
mum auquel ils sont prêts à acquérir le bien est, 
toutes choses égales par ailleurs, constant quel 
que soit le niveau de désaménité. Si au contraire 
une fraction des acquéreurs est informée, alors 
ces derniers ne seront pas prêts à payer au‑delà 
de leur enchère maximale pour des niveaux éle‑
vés de désaménité, et tous les vendeurs ne pour‑
ront pas se permettre d’attendre un acheteur 
non informé prêt à « surpayer » la désaménité 
(cette situation est illustrée dans Pope, 2008b, 
p. 556, figure 4). Plus la proportion d’acheteurs 
informés est élevée, moins il est attractif pour 
les vendeurs d’attendre qu’un acheteur non 
informé fasse une proposition pour le bien, plus 
le prix implicite pour la désaménité sera proche 
de sa valeur en information parfaite. 

Pour tester l’hypothèse d’information parfaite 
et complète sur les marchés immobiliers, la 
stratégie retenue est d’observer la réaction des 
marchés suite à un choc d’information sur un 
attribut du logement ou de son environnement. 

3. En France, l’assurance catastrophe naturelle couvre quasi intégrale‑
ment les dommages matériels aux biens assurés causés par un évène‑
ment majeur, le taux de couverture du régime « Cat Nat » étant proche 
de 1 et la franchise relativement faible (450 euros pour un particulier). 
En cas d’inondation, les dommages matériels à la charge des ménages 
correspondent principalement aux biens non assurés. 
4. Des acheteurs peuvent être informés de l’exposition au risque, valori‑
ser la sécurité mais ne pas tenir compte de l’information pour autant, ou 
l’avoir mal comprise (car elle peut être complexe), ne pas avoir confiance 
dans la source d’information, ou encore être sujets à des biais de percep‑
tion les conduisant à sous‑estimer le risque (biais de disponibilité, gam‑
bler’s fallacy, voir infra).
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Si l’hypothèse est vérifiée, ce choc ne devrait 
avoir aucun effet sur les prix. Au contraire, 
observer un ajustement des prix sera le signe 
que les ménages avaient initialement une mau‑
vaise perception de l’attribut concerné, ce qui 
remettrait en cause l’hypothèse d’information 
parfaite et complète. On s’attend donc à ce 
que, toutes choses égales par ailleurs, l’effet de 
l’IAL soit nul chez les personnes déjà informées 
et qu’il soit négatif sur le prix des logements 
exposés par rapport à celui des logements non 
exposés pour les personnes non préalablement 
informées. Au niveau du marché, la proportion 
de ménages informés devrait augmenter et, 
toutes choses égales par ailleurs, les prix des 
logements exposés devraient diminuer.

Méthode d’estimation

Stratégie d’identification en différences  
de différences

On suppose que les préférences et l’aversion 
au risque des acquéreurs potentiels ne sont pas 
modifiées par l’IAL. La stratégie d’identifica‑
tion de l’impact de l’IAL sur le prix des loge‑
ments repose sur deux sources de variation. 
La première est une rupture temporelle dans 
l’ensemble d’informations sur les risques dont 
disposent les acheteurs potentiels d’un loge‑
ment situé dans une commune sous PPRi quand 
l’IAL est devenu obligatoire le 1er juin 2006. 
Avant cette date, l’information sur le niveau 
d’exposition des logements était déjà accessible 
gratuitement et publiquement mais les ache‑
teurs potentiels devaient supporter des coûts de 
recherche (temps, déplacement à la mairie, etc.) 
pour en avoir connaissance. Le 1er juin 2006, 
ces coûts de recherche deviennent nuls puisque 
les acquéreurs potentiels reçoivent un état des 
risques et une carte leur permettant de situer le 
bien par rapport aux zones réglementaires (cf. 
encadré, et voir annexe 1). La seconde source 
de variation est la variation spatiale des niveaux 
d’exposition entre les zonages réglementaires 
PPRi et les aires hors de ces zonages qui nous 
permet d’identifier les vendeurs contraints 
de fournir l’IAL à leurs acheteurs potentiels. 
Les zonages PPRi sont réglementés justement 
parce que ce sont les zones géographiques les 
plus exposées du fait de leur proximité de la 
source de risque, de leur vulnérabilité liée à la 
concentration des enjeux, etc. Suivant la termi‑
nologie de l’expérimentation, les biens situés 
dans le périmètre d’un zonage PPRi ont reçu un 
« traitement » qui correspond à la fourniture de 
l’information sur l’exposition au risque contenu 

dans les documents IAL. Le reste des logements 
de la commune, situés hors des zonages PPRi, 
ne sont pas soumis à l’obligation d’information. 
Ils appartiennent néanmoins aux mêmes mar‑
chés locaux des ventes immobilières et ils sont 
affectés par les mêmes chocs. Ils sont utilisés 
comme groupe de contrôle5.

Le modèle en différences de différences iden‑
tifie l’impact du traitement sur les traités sous 
les hypothèses qu’en l’absence du traitement les 
deux groupes auraient connu la même évolu‑
tion (tendance commune) et que les différences 
observées avant le traitement sont constantes 
dans le temps (effet fixe groupe constant)6. Cela 
revient à supposer que l’effet de la localisa‑
tion dans un périmètre de PPRi sur les prix est 
constant dans le temps (pas de modification des 
préférences des agents vis‑à‑vis du risque après 
le premier juin 2006) et que les zones PPRi et 
non PPRi ne constituent pas deux marchés sépa‑
rés, mais suivent les mêmes tendances (pas de 
chocs conjoncturels ni d’évolution spécifique). 
Cette hypothèse sera testée par un test placebo. 

L’identification du modèle en différences de 
différences repose également sur l’hypothèse 
que le taux de traités passe de 0 à 100 % dans 
le groupe de traitement après la date de traite‑
ment (sharp design) et qu’il reste de 0 % dans 
le groupe de contrôle. Or, avant la mise en place 
de l’IAL, certains ménages s’étaient déjà infor‑
més de l’exposition aux risques (grâce à l’infor‑
mation publique). De même, après le 1er juin 
2006, il n’est pas possible de s’assurer que tous 
les futurs acquéreurs de logements dans un 
zonage de PPR ont reçu l’état des risques et que 
leur biais de perception7 s’est atténué. L’effet de 
l’information préventive semble alors relever 
du cadre des fuzzy design. On fait ici l’hypo‑
thèse que, pour un acquéreur potentiel, l’IAL a 
eu pour effet d’augmenter la probabilité d’être 
informé dans les zones à risque, sans pouvoir 
affirmer que cette probabilité est passée de 0 à 1. 

5. Les zonages sismiques étant définis à l’échelle de la commune, il n’est 
pas possible d’observer au sein d’une même commune à la fois des loge‑
ments soumis à l’obligation d’IAL et des logements non soumis pour les 
utiliser comme contrôle. Les communes soumises à un risque sismique 
sont donc exclues du périmètre de l’étude.
6. Une autre hypothèse d’identification est que le fait d’être traité ne soit 
pas déterminé par le résultat, la variable d’intérêt : les zonages PPRi rele‑
vant d’une décision administrative sur la base des niveaux d’expositions 
au risque inondation, le prix du bien immobilier vendu n’a pas d’impact sur 
le fait qu’il se situe ou non dans une zone PPRi.
7. On appelle biais de perception du risque la différence entre le risque 
perçu (probabilité subjective) et le risque objectif. Savage (1954) a intro‑
duit la notion de probabilités subjectives comme extension du modèle 
d’espérance d’utilité de von Neumann et Morgenstern pour formaliser le 
fait que les agents ne se basent pas nécessairement sur la probabilité 
objective pour prendre leur décision mais qu’à la place ils utilisent une 
probabilité perçue.
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Au niveau agrégé, on suppose que l’IAL a 
accru la proportion d’agents informés et que la 
courbe des prix hédoniques s’est rapprochée de 
la courbe en information parfaite sans nécessai‑
rement l’atteindre.

D’après Chaisemartin et D’Haultfoeuille 
(2018), en présence d’un traitement fuzzy et si 
aucun des membres du groupe de contrôle n’est 
traité à aucun moment, l’estimateur des diffé‑
rences de différences de la variable Y est égal 
à l’estimateur en différences de différences 
divisé par le changement de probabilité d’être 
traité pour les traités après le traitement. Pour 
estimer l’effet du traitement sur les traités, il 
faudrait pouvoir observer le niveau d’infor‑
mation des acquéreurs de logements dans les 
zonages des PPRi avant et après le premier juin 
ou, a minima, savoir si l’état des risques a bien 
été remis à l’acheteur. Or cette information ne 
figure pas dans les données notariales et, à notre 
connaissance, aucune source externe d’enquête 
ne fournit d’information sur la connaissance de 
l’exposition aux risques environnementaux à 
un niveau géographique suffisant précis ni sur 
la période d’étude8. Nous ne sommes donc pas 
en mesure d’estimer l’effet exact du traitement 
sur les traités. Néanmoins, il est raisonnable de 
supposer que le niveau d’information ne recule 
pas suite à la mise en place de l’IAL ; l’estima‑
teur en différences de différences serait donc un 
minorant de l’effet du traitement sur les traités. 

Par ailleurs, les biais de perception ont pu se 
réduire aussi pour les logements situés hors des 
zonages PPRi. Suite à l’entrée en vigueur de 
l’IAL, la demande en logements « sûrs » peut 
s’être accrue, à offre constante. La grandeur éco‑
nomique qui nous intéresse alors est l’effet du 
dispositif sur les ménages qui n’auraient pas été 
informés sinon. Dans les cas de fuzzy design et à 
la différence du cas standard, il est en effet pos‑
sible que des ménages soient traités dans chaque 
groupe et à chaque période. Chaisemartin et 
D’Haultfoeuille (2018) étudient la forme de 
l’estimateur en différences de différences dans 
ce cas-là et détaillent les conditions d’identifi‑
cation. Ils proposent un estimateur alternatif, 
mais sa mise en œuvre suppose de connaître 
l’évolution de l’information dans les com‑
munes sous PPR, de part et d’autre des limites 
des zonages réglementaires avant et après juin 
2006. Sous l’hypothèse vraisemblable que la 
probabilité d’être informé augmente plus vite 
dans le groupe des traités que dans le groupe 
de contrôle, on peut là encore en déduire que 
l’estimateur en différences de différences est un 
minorant de l’effet du traitement sur les traités. 

Enfin, il est peu probable que la date d’entrée en 
vigueur de l’IAL et la hausse de la proportion 
des acheteurs informés après le premier juin 
aient été anticipées par les vendeurs de biens 
exposés89. Si cela a malgré tout été le cas, on s’at‑
tend à ce que les acheteurs tentent d’anticiper 
la mise en vente des biens exposés à un risque. 
Le modèle en différences de différences sous‑ 
estimera alors la baisse de prix consécutive à la 
révélation d’information.

Choix de la forme fonctionnelle

Nous estimons un modèle de prix hédo‑
niques classique (Rosen, 1974 ; Palmquist, 
2005) en différences de différences (Parmeter  
& Pope, 2013)10. On suppose que la mise en 
place de l’obligation d’IAL est un choc loca‑
lisé, c’est‑à‑dire qu’un nombre limité de loge‑
ments sont impactés de sorte que, au moins à 
court terme, l’équilibre sur le marché immo‑
bilier n’est pas modifié et que la fonction de 
prix hédoniques est constante (Bartik, 1988 ; 
Palmquist, 2005). On cherche à estimer le plus 
précisément possible l’effet marginal d’un 
attribut en particulier (Cassel & Mendelsohn, 
1985 ; Cropper et al., 1988), mais l’objectif de 
cet article n’est pas d’estimer le prix marginal 
pour en déduire le consentement marginal à 
payer pour un attribut (ici, la sécurité vis‑à‑vis 
du risque inondation)11. 

8. L’enquête sur le sentiment d’exposition aux risques réalisée en 2007 et 
2013 par le SOeS ne renseigne notamment pas sur la localisation précise 
du logement vis‑à‑vis des zonages réglementaires et ne permet donc pas 
d’estimer la part d’acheteurs informés de l’exposition au risque inondation 
dans les zonages PPRi avant et après le 1er juin 2006.
9. Le décret d’application 2005‑134 du 15 février 2005 prévoyait que l’IAL 
deviendrait obligatoire à compter du premier jour du quatrième mois sui‑
vant la publication au recueil des actes administratifs dans le département 
des arrêtés préfectoraux établissant la liste des risques naturels et tech‑
nologiques, des communes concernées et les documents auxquels les 
vendeurs et bailleurs peuvent se référer. Le décret d’application laissait un 
délai maximum d’un an pour la publication de ces listes, soit une entrée 
en vigueur au plus tôt le 1er juin 2005 et au plus tard le 1er juin 2006. Les 
arrêtés préfectoraux ont été en majorité passés début 2006.
10. L’endogénéité entre prix et quantité est un problème inhérent à la 
méthode des prix hédoniques, notamment pour l’estimation des para‑
mètres de la fonction de demande. Pour contrôler cette l’endogénéité, cer‑
tains auteurs ont recours un modèle à variables instrumentales (Cavailhès 
2005 ; Travers et al., 2009). Parmeter et Pope (2014) montrent que les 
méthodes de quasi‑expérimentales, comme la différence‑de‑différences, 
appliquées à des pseudo‑expérimentations peuvent être utilisées pour 
résoudre le problème de l’endogénéité. La variable d’intérêt de cet article 
résulte du croisement entre une caractéristique de la localisation du bien 
et d’une date, a priori exogène. Il est donc peu probable que le fait d’être 
dans la zone de traitement après le traitement soit endogène avec le prix. 
Ici, les écarts entre zone traitée et zone de traitement ne sont pas signi‑
ficatifs (voir complément en ligne C2). Si on était en présence d’endogé‑
néité entre le prix et certaines autres caractéristiques des biens, le risque 
de contamination entre d’autres variables X potentiellement endogènes et 
le terme d’interaction croisé serait donc faible.
11. Sauf en cas de changement infinitésimal et exogène, les méthodes 
quasi‑expérimentales ne sont pas les plus adaptées pour cela (Kuminoff 
& Pope, 2014 ; Klaiber & Smith, 2013).
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On choisit un modèle semi‑Log. Un modèle 
avec une forme additive pour les variables expli‑
catives permet en effet d’interpréter directement 
les résultats des régressions en différences de 
différences comme l’effet moyen du traitement 
sur les traités (Ai & Norton, 2003 ; Puhani, 
2012). On estime ainsi le modèle de prix hédo‑
nique en différences de différences suivant :

 Log p d cX Zijt k ikk d ic jj
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où pijt  est le prix (hors frais d’agence et hors 
frais de notaire) du bien i vendu le mois t  
dans la commune j, �α0  est une constante, Xk 
est le vecteur des caractéristiques intrinsèques 
du logement, dic  la distance en kilomètres du 
logement au centre de la commune, Zj le vecteur 
des caractéristiques de la commune j  et εit  un 
terme d’erreur. 1t  est une indicatrice qui vaut 1 si 
la vente du bien a lieu le mois t. Ces indicatrices 
permettent d’estimer la tendance temporelle des 
ventes immobilières, supposée commune aux 
zones traitées et de contrôle12. 1Zrisque  prend la 
valeur 1 si le bien est situé à l’intérieur d’un 
zonage PPRi, 0 sinon, et 1ApJuin  prend la valeur 
1 si la transaction est conclue après le 1er juin 
200613, 0 sinon, de sorte que 1 1Zrisque ApJuin×  vaut 
1 si le logement était soumis à l’IAL obligatoire 
au moment de sa vente et 0 sinon. Le paramètre 
d’intérêt est δ. Il estime l’ajustement des prix 
en pourcentage causé par la révélation d’infor‑
mation, toutes choses égales par ailleurs et à 
niveau d’exposition au risque inchangé.

À titre de test de robustesse, on estime égale‑
ment le modèle Box-Cox simple (Box & Cox, 
1964) suivant, autorisant plus de flexibilité dans 
la fonction de prix hédonique.
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où pijt  est le prix hors frais d’agence et hors 
frais de notaire du bien i vendu le mois t , λ  
le coefficient de transformation, Kc  désigne 
les variables explicatives continues et Kd  les 
variables discrètes.

Les variables d’intérêt étant des variables dis‑
crètes, on reporte le signe de l’impact en pour‑
centage de ces variables sur le prix estimé par le 
modèle Box-Cox. Ce modèle n’est pas linéaire 
et les valeurs calculées à partir des coefficients 
estimés devant les variables de traitement ne 

seront plus égales à l’effet du traitement sur les 
traités (Ai & Norton, 2003 ; Puhani, 2012). La 
fonction de transformation étant croissante et 
monotone, le traitement a néanmoins le même 
signe que le coefficient et il n’est significatif 
que si le coefficient l’est aussi. Les résultats de 
l’estimation Box-Cox sont donc utilisés pour 
confirmer ou infirmer le signe et la significati‑
vité des résultats. Seuls leur signe et leur signi‑
ficativité seront interprétés. 

Deux sources de confusion doivent être prises 
en compte. Tout d’abord, une catastrophe 
naturelle l’année de transaction affectera à la 
fois le marché immobilier et les perceptions 
des risques naturels (Mauroux, 2015). Il sera 
alors difficile de savoir dans quelle mesure les 
variations observées sur les marchés en 2006 
sont attribuables aux informations fournies par 
l’IAL ou aux dommages matériels subis par 
les logements ou les infrastructures publiques. 
Pour cette raison, nous excluons du périmètre 
de l’étude les communes ayant connu au moins 
un arrêté de catastrophe naturelle en 2006121314. 

Une autre source de confusion est l’effet d’amé‑
nité que peut procurer la proximité de la source 
de risque. Par exemple, les zones inondables 
le sont parce qu’elles sont proches de rivages. 
Cette proximité peut être hautement valorisée 
par les propriétaires du fait des paysages, de la 
vue et des possibilités récréatives (Longuépée 
& Zuindeau, 2001 ; Travers et al., 2008). 
L’exposition à un risque naturel, captée ici par 
les zonages réglementaires PPRi, sera fortement 
corrélée à des avantages environnementaux non 
observables, mais potentiellement fortement 
valorisés par les acheteurs, de sorte que les esti‑
mations en prix hédonique risquent de souffrir 
d’un biais de variable omise. Pour identifier 
séparément les variations de prix dues à l’effet 

12. Si la tendance temporelle est uniforme sur la période pré‑traitement  
( β β2 5= ) et sur la période post‑traitement ( β β6 12= ), on retombe sur 
le modèle en différences de différence « classique » avec une indicatrice 
avant‑après.
13. Il aurait été préférable d’estimer un modèle de type event study 
analysis (aussi appelé timing of event) avec un terme d’interaction 
croisé par mois plutôt d’avant‑après ( δt t inzpprt 1 12

12 �� �=∑  au lieu de 
δ 1 1Zrisque ApJuin× ), avec δt  les effets du traitement mois par mois. En 
effet ce modèle relâche l’hypothèse d’uniformité de l’effet du traitement 
sur les traités à toutes les périodes d’observation et, grâce aux termes 
croisés avant la date du traitement ( δt t inzpprt 1 12

5 �� �=∑ ), de tester l’ab‑
sence de pré‑tendance entre traités et contrôle ( δt = 0 ). Le nombre de 
transactions en zone PPRi est néanmoins faible certains mois, de sorte 
que l’estimation de cette spécification reposerait sur peu d’observations 
dans les zones de traitement. La spécification retenue permet d’augmen‑
ter le pouvoir statistique mais repose sur les hypothèses qu’il n’y a pas de 
pré‑tendance et celle, non testable, que l’effet du traitement sur les traités 
est uniforme sur toute la période après le 1er juin.
14. Autre que retrait‑gonflement des sols argileux. Les conséquences d’un 
tel sinistre sont en effet le plus souvent constatées plusieurs mois après la 
survenue d’un épisode de sécheresse, de sorte que la date de l’arrêté de 
catastrophe naturelle est souvent très postérieure à la date de l’événement.
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positif de l’aménité de celles dues à l’effet néga‑
tif du risque, il est nécessaire de disposer d’une 
variable mesurant l’aménité (vue directe sur un 
rivage, altitude, distance à la côte, etc.) de façon 
distincte de la mesure de l’exposition (cf. Pope 
2008a ; Pope 2008b ; Longuépée & Zuindeau 
2001 ; Déronzier & Terra, 2006). Néanmoins, si 
les caractéristiques des biens liées à ces améni‑
tés (distance, vue, etc.) restent constantes dans 
le temps et entre les zones, alors βz l’effet fixe 
« bien situé en zone réglementée » captera aussi 
l’effet de l’aménité sur le prix. Les préférences 
des acheteurs pour les aménités environnemen‑
tales n’étant vraisemblablement pas modifiées 
par la mise en place de l’IAL, la différence 
« avant‑après » du modèle en différences de 
différences éliminera donc tout effet constant 
dans le temps entre les zones, que la variable 
soit observée ou non. Ce modèle est donc par‑
ticulièrement attractif pour traiter du biais de 
variables omises qui est un problème important 
de la méthode de prix hédonique.

Données

Cette étude mobilise des données originales 
croisant les bases notariales sur les transactions 
immobilières de 2006 avec les zonages régle‑
mentaires des Plans de prévention des risques 
inondations (PPRi) et enrichies de données com‑
munales sur l’occupation des sols et la sinistralité 
passée. Les données sur les transactions immobi‑
lières sont issues des bases notariales pour l’an‑
née 2006 (Base d’informations économiques des 
notaires – BIEN – pour l’Île‑de‑France, et Perval 
pour les autres départements15). Ces bases très 
riches fournissent de nombreuses informations 
sur chaque transaction : prix de vente (hors frais 
dits de notaire et frais de négociation), adresse, 
surface du lot, nombre de pièces, type de loge‑
ment, période de construction, présence ou non 
de garage, parking, cave, etc. Elles fournissent 
également quelques informations sur le ven‑
deur et l’acheteur (âge, nationalité, commune de 
résidence, etc.).

L’étude se restreint aux ventes de gré à gré 
conclues en 2006 par des particuliers, de loge‑
ments résidentiels vides (hors biens atypiques 
– moulin, ancienne gare, etc. – et hors viagers), 
dont le prix hors frais de notaire et d’agence 
immobilière était supérieur à 1 500 euros. Ne 
sont retenus que les appartements standard 
(ayant au plus 9 pièces et une surface habitable 
d’au moins 10 m2) et les maisons individuelles 
dont la surface de terrain est renseignée, ayant 

au plus 12 pièces et une surface habitable de 
20 m2 au minimum1516.

Les données notariales ont été croisées avec les 
cartes des zonages réglementaires des PPRi, 
disponibles sur le site Cartorisque17 et les infor‑
mations tirées de la base de données Gaspar18 
sur les PPR. Pour identifier les logements 
situés dans les zonages réglementaires soumis 
à l’obligation d’IAL, les logements des bases 
notariales ont été géolocalisés à la parcelle 
cadastrale avec la BD Parcellaire® de l’IGN. 
L’indicatrice 1Zrisque  résulte du croisement des 
coordonnées obtenues avec la cartographie des 
PPRi. Cette base de données unique permet de 
déterminer avec précision si le logement était 
ou non situé dans un zonage réglementaire de 
PPRi et, pour les transactions postérieures au  
1er juin 2006, si le logement était soumis à l’obli‑
gation d’IAL. Au moment de l’appariement, le  
SIG Cartorisque ne recueillait pas l’ensemble 
des cartographies réglementaires des PPRi, 
générant des « faux zéros » (logement situé 
dans un zonage PPRi apparaissant hors PPRi) 
à l’issue de l’appariement si la carte n’était pas 
disponible. Pour éviter les biais dans l’esti‑
mation, la base a été restreinte aux communes 
dans lesquelles on observe au moins une tran‑
saction à l’intérieur d’un zonage PPRi en 2006, 
assurant ainsi que la cartographie du PPRi de 
la commune était bien disponible au moment 
de l’appariement.

Les données communales de l’Insee et la base 
de données géographiques Corine Land Cover 
sont également mobilisées pour contrôler les 
attributs extrinsèques des logements et carac‑
tériser l’attractivité de leur environnement 
immédiat (population municipale, part relative 
d’espaces naturels dans la commune, etc.). La 
distance à vol d’oiseau du logement au centre 
de la commune est également incluse comme 
mesure de l’éloignement et de son accessibilité 
au centre‑ville.

15. Les bases Perval sont produites par la société Min.Not ADSN. Les 
données utilisées dans l’étude sont issues du travail de mise en cohé‑
rence des champs et des dictionnaires de variables de BIEN et Perval 
réalisé par le SOeS.
16. Il s’agit des champs recommandés par la société Min.Not (produc‑
trice des bases Perval) pour les statistiques immobilières. Une description 
complète de ces filtres et de leur incidence sur les données notariales peut 
être trouvée dans Vermont (2015).
17. Cartorisque est un système d’information géographique (SIG) regrou‑
pant les cartes des risques naturels et technologiques majeurs (http://
www.cartorisque.prim.net). En 2006, aucun PPRt n’était approuvé, seule 
la cartographie des PPRn en vigueur en 2006 a donc été utilisée. Les 
informations publiées proviennent des services déconcentrés de l’État, 
sous l’autorité des préfets concernés.
18. Gestion Assistée des Procédures Administratives relatives aux 
Risques naturels et technologiques. Gaspar réunit les informations sur les 
documents d’information préventive ou à portée réglementaire au niveau 
de la commune.
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Figure I
Communes sous PPRi incluses dans le périmètre d'étude

Source : bases notariales Perval et BIEN (2006), Cartorisque, Géoref ; calculs de l'auteur.

Ces données sont complétées d’une part, par la 
liste des arrêtés de catastrophes naturelles ren‑
seignés dans le registre Gaspar, d’autre part, par 
les indicateurs de l’Observatoire National des 
Risques Naturels (ONRN) sur le coût moyen 
des sinistres d’inondation indemnisés au titre du 
régime des catastrophes naturelles (« Cat Nat »)  
par commune entre 1995 et 201019. Ces indica‑
teurs de coût sont un proxy de l’espérance du 
montant des dommages en cas d’inondation 
(coût moyen du risque inondation anticipable 
par les ménages). L’ONRN publie ces indica‑
teurs par tranches de montants ce qui donne une 
échelle de gravité relative des dommages d’une 
commune à l’autre.

La base d’estimation se compose de 18 350 tran‑
sactions (dont 9 040 appartements et 9 310 mai sons  

individuelles) ; 19 % se situent dans un zonage 
PPRi, et 62.2 % ont eu lieu après l’entrée en 
vigueur de l’obligation d’IAL le 1er juin 2006 
(tableau 1). Les biens sont situés dans 484 com‑
munes réparties sur 39 départements (figure I). 
Ces communes sont, en moyenne, relativement 
plus peuplées, plus étendues, plus urbaines 
et disposent de plus d’équipements publics 
et de commerces que l’ensemble des com‑
munes soumises à un PPRn et concernées par 
l’obligation d’IAL.19

19. Les coûts moyens des sinistres indemnisés par les assureurs au titre 
du régime des catastrophes naturelles pour le péril inondation au sens 
large (inondation et coulée de boue, inondation par remontée de nappes 
et inondation par submersion marine) en France métropolitaine, sur la 
période 1995‑2010. Ces coûts moyens ne concernent que les biens assu‑
rés autres que les véhicules terrestres à moteur et ils sont nets de toute 
franchise. Les dommages assurés représentent entre 60 et 90 % du coût 
économique total d’après Letremy (2009) et Sigma Re (2014).

Tableau 1
Base d’estimation

Hors PPRi Zonage PPRi Ensemble
Avant le 

1er juin 2006 Après Total Avant le 
1er juin 2006 Après Total Avant le 

1er juin 2006 Après Total

Appartements 2 809 
(38.0)

4 578 
(62.0)

7 387 
(100)

659 
(39.9)

994 
(60.1)

1 653 
(100)

3 468 
(38.4)

5 572 
(61.6)

9 040 
(100)

Maisons 2 771 
(37.1)

4 699 
(62.9)

7 470 
(100)

694 
(37.7)

1 146 
(62.3)

1 840 
(100)

3 465 
(37.2)

5 845 
(62.8)

9 310 
(100)

Ensemble 5 580 
(37.6)

9 277 
(62.4)

14 857 
(100)

1 353 
(38.7)

2 140 
(61.3)

3 493 
(100)

6 933 
(37.8)

11 417 
(62.2)

18 350 
(100)

Note : les caractéristiques des logements de la base d’estimation sont détaillées dans le complément en ligne C1.
Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006), Cartorisque et Gaspar.
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Effet de l’IAL sur le prix des logements

Avant et après le 1er juin 2006, les prix moyens 
des appartements dans les zonages PPRi sont 
relativement proches de ceux hors des zonages et 
ne sont pas significativement différents au seuil 
de 1 % (tableau 2). Ces prix moyens ne sont pas 
corrigés de la qualité des biens vendus mais ils 
semblent néanmoins suivre la même évolution 
générale que ceux des appartements hors PPRi 
(figure II-A, courbes du bas, et II-B courbes du 
haut). Après juin 2006, le prix au mètre carré est 
systématiquement plus bas dans les zonages PPRi 

(sauf en juillet), et semble augmenter moins vite 
que celui des logements situés hors des zones 
PPRi. Pour les maisons individuelles, le prix (en 
euros, hors frais d’agence et de notaire) dans les 
zonages PPRi est presque toujours inférieur à celui 
observé hors des zonages (figure II-A, courbes du 
haut et II-B, courbes du bas). L’analyse graphique 
ne suggère pas un changement de tendance mar‑
qué d’évolution du prix des maisons après la 
mise en place de l’IAL. Le plus faible nombre de 
transactions dans les zonages PPRi (cf. tableau 1) 
semble notamment rendre les prix moyens plus 
volatils qu’en dehors de ces zones.

Figure II
Prix (en euros, hors frais de notaire et d’agence) des transactions mensuelles selon la localisation  
et la date de vente
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Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006), Cartorisque et Gaspar ; calculs de l'auteur.

Tableau 2
Prix de vente (hors frais de notaire et d’agence) des logements selon le zonage PPRi et la date de vente

Hors zonage PPRi Zonage PPRi
Hors d’un 

zonage PPRi
Dans un 

Zonage PPRi
Avant le 
1er juin

Après le 
1er juin

Avant le 
1er juin

Après le 
1er juin

Différence de diffé‑
rences (écart‑type)

Appartements
Prix hors taxe 107 574 102 760 105 603 108 784 99 050 105 220 2 989 

(2 864)
Prix au m2 1 987 1 904 1 898 2 041 1 831 1 953 ‑ 21 

(40)
Nombre de transactions 7 387 1 653 2 809 4 578 659 994 ‑ 1 434
Maisons
Prix hors taxe 170 104 161 476 159 903 176 119 152 317 167 023 ‑ 1 509 

(4 248)
Prix au m2 1 634 1 585 1 557 1 679 1 505 1 633 7 

(36)
Nombre de transactions 7 470 1 840 2 771 4 699 694 1 146 ‑ 1 476

Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006), Cartorisque et Gaspar, calculs de l'auteur. 
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Les résultats de l’estimation du modèle de prix 
hédoniques en différences de différences par 
moindres carrés ordinaires sont reportés dans le 
tableau 3 (colonnes « MCO » et « Box-Cox »). 
Les variables incluses dans l’estimation ont été 
sélectionnées après une analyse de la multico‑
linéarité20. Dans un souci de lisibilité, seuls les 
coefficients d’intérêt sont présentés (les coef‑
ficients correspondant aux caractéristiques des 
logements et de leur commune ont le signe 
attendu et sont globalement très significatifs, 
voir les résultats détaillés dans le complément 
en ligne C3). Avant le 1er juin 2006, le fait que 
le bien soit situé dans le périmètre d’un zonage 
PPRi plutôt qu’en zone blanche d’une com‑
mune inondable n’avait pas d’effet significa‑
tif sur son prix, une fois contrôlés la qualité 
du bien et les caractéristiques de la commune. 
L’entrée en vigueur de l’IAL n’a pas eu d’effet 
sur l’écart de prix entre les logements dans les 
zonages réglementés d’un PPRi et ceux hors 
de ces zonages dans la zone d’étude prise dans 
son ensemble : les estimateurs de l’effet du 
traitement sur les traités sont très faibles pour 
les appartements comme les maisons et ne sont 
jamais significativement différents de zéro. Un 
modèle de différences de différences alternatif 
estimant mois à mois l’effet de l’IAL dans les 
zonages PPRi21 a été également estimé (voir  
le complément en ligne C3, figures C3-I et 
C3-II). Les coefficients estimés ne sont pas 
significatifs pour les mois postérieurs à juin. Ils 
ne le sont pas non plus pour les mois précé‑
dant la mise en place de l’IAL, ce qui conforte 
l’hypothèse d’absence de pré‑tendance dans le 
groupe de traitement.

Plusieurs interprétations de ces résultats sont 
possibles. La première est que l’obligation 
d’information n’apporte pas d’information 
supplémentaire aux acquéreurs potentiels. Si 
les acheteurs étaient déjà informés, alors les 
prix du marché intégraient déjà la dimension 
« risque » avant juin 2006 et l’obligation d’IAL 
n’y change rien. L’hypothèse d’information 
parfaite et complète ne serait donc pas rejetée. 
Deuxième possibilité, l’information fournie par 
l’IAL est nouvelle pour les acheteurs et la part 
des acheteurs informés a bien augmenté, mais 
l’information contenue dans l’IAL ne contri‑
bue pas à réduire efficacement les biais de 
perception (information pas assez claire, trop 
complexe, etc.). Dernière interprétation pos‑
sible, l’information arrive trop tard dans le pro‑
cessus de vente, une fois les négociations sur le 
prix achevées, de sorte qu’il n’y a pas d’effet 
direct sur le prix à court terme. On ne peut pas 
exclure que certains acheteurs renoncent aux 

biens exposés ; l’effet à court terme porterait 
dans ce cas d’abord sur les ventes puis, à moyen 
terme, sur les prix via l’équilibre de l’offre et  
de la demande.

Un test de robustesse sur la période d’esti‑
mation est effectué. À dire d’expert, le délai 
moyen entre la promesse de vente et la signa‑
ture de l’acte de vente définitif est de 3 mois. 
Si la vente a lieu en juin, la promesse de vente 
peut avoir été signée en mars ou avril. Dans 
ce cas, l’acquéreur n’a reçu l’état des risques 
qu’à la signature définitive de l’acte de vente et 
il n’est pas certain qu’il se rétracte à ce stade. 
Pour éliminer ce biais possible dû au délai entre 
la signature de la promesse de vente et celle de 
l’acte de vente, le modèle précédant est estimé 
sur les ventes de janvier à mars (premier tri‑
mestre) et celles d’octobre à décembre (qua‑
trième trimestre). L’effet de la mise en place 
de l’IAL sur le prix hors frais des logements 
reste nul et non significatif (tableau 3, colonne 
« MCO T1-T4 »).2021

Sensibilité des résultats aux facteurs  
de perception et de mémoire du risque

Pour affiner l’analyse, on considère maintenant 
deux facteurs susceptibles d’affecter la percep‑
tion du risque par les acquéreurs potentiels : 
d’une part, l’étage du logement (ou le nombre 
de niveaux pour une maison) car il est très lié à 
la perception de la vulnérabilité face au risque 
d’inondation, d’autre part la date du dernier 
arrêté de catastrophe naturelle inondation dans 
la commune, car une sinistralité récente pourra 
affecter l’expérience et la « mémoire » locale 
du risque.

Étage du logement

On teste dans un premier temps si l’IAL a eu plus 
d’impact selon que les appartements sont situés 
au rez‑de‑chaussée plutôt que plus haut dans 
les étages ou, pour les maisons, selon qu’elles 
sont de plain‑pied plutôt qu’à plusieurs niveaux. 
L’équation 1 est complétée des termes suivant :

β β

δ
Z
RDC

Zrisque RDC t
RDC

t RDCt

RDC
Zrisque ApJui

1 1 11

1 1
2

11+

+
=∑ � �

� � nn RDC1 .

Le coefficient δ RDC s’interprète comme l’effet 
addi tionnel de l’IAL sur le prix des logements 

20. L’analyse de la multicolinéarité a été réalisée avec deux méthodes :  
l’analyse de la corrélation entre les variables explicatives d’une part, et l’analyse  
du Variance Inflation Factor (VIF) d’autre part.
21. δ1 1Apjuin Zrisque  est remplacé par δt t Zrisquet 112

12
� �=∑ .
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au rez‑de‑chaussée ou de plain‑pied, par rap‑
port à l’effet de l’IAL sur le prix des biens 
de référence, c’est‑à‑dire les appartements à 
l’étage ou les maisons à étages. L’hypothèse 
est que la perception de la vulnérabilité d’un 
bien est fortement corrélée à sa hauteur et que 
le rez-de-chaussée d’un bâtiment est perçu 
comme étant plus exposé au risque inondation. 
Si c’est le cas, les acheteurs d’appartements ne 
devraient pas ajuster leur décision selon l’étage 
au‑dessus du rez‑de‑chaussée. Pour les mai‑
sons, l’étage inférieur subira des dommages en 
cas d’inondation qu’elles soient de plain‑pied 
ou à étages. Néanmoins, une maison à étages 
offre un refuge en cas de montée des eaux à un 
niveau élevé et peut donc sembler procurer plus 
de sécurité qu’une maison de plain‑pied. On 

s’attend donc à un ajustement plus important du 
prix des maisons de plain‑pied.

Toutes choses égales par ailleurs, l’entrée en 
vigueur de l’IAL a entraîné une baisse de 9 % du 
prix des appartements en rez‑de‑chaussée dans 
les zones PPRi par rapport aux appartements en 
rez-de-chaussée non soumis à l’IAL (tableau 4). 
L’estimateur en différences de différence pour 
les maisons individuelles de plain‑pied est 
également négatif (cf. tableau 4), mais n’est  
pas significatif.

Sinistralité récente de la commune

Il est bien documenté en économie comporte‑
mentale et en psychologie que la perception du 

Tableau 3
Effet de l'obligation d’IAL sur l'écart de prix moyen entre les logements dans et hors des zonages des PPRi, 
en % du prix hors frais

Appartements Maisons

Modèle MCO Box‑Cox MCO 
T1‑T4 MCO Box‑Cox MCO 

T1‑T4
Mois de vente       
Janvier Réf. Réf. Réf. Réf. Réf. Réf.
Février ‑ 2.7*** 

(1.8)
‑ ‑ 2.4 

(1.8)
5.6** 
(2.2)

+*** 5.5** 
(2.2)

Mars 0.7 
(2.1)

+ 0.9 
(2.1)

3.9* 
(2.1)

+* 3.9* 
(2.1)

Avril 1.2 
(1.8)

+   3.1 
(2.1)

+*   

Mai 0.9 
(2.2)

+   4.6** 
(2)

+**   

Juin  2.9* 
(1.6)

+*   10.5*** 
(2.2)

+***   

Juillet 5.3** 
(2.2)

+***   11.7*** 
(1.9)

+***   

Aout 7.7*** 
(1.5)

+***   11.7*** 
(2)

+***   

Septembre 4.2** 
(1.8)

+**   8.9*** 
(2.1)

+***   

Octobre 6.0*** 
(2.1)

+*** 6.8*** 
(2.2)

11.1*** 
(2)

+*** 11.2*** 
(2.1)

Novembre 4.7** 
(1.8)

+** 5.4** 
(2.1)

7.1*** 
(2.4)

+*** 7*** 
(2.6)

Décembre 7.8*** 
(2.3)

+*** 8.5*** 
(2.5)

9.9*** 
(2.2)

+*** 9.8*** 
(2.2)

Zone PPRi  ‑ 0.6 
(2.7)

‑ ‑ 0.8 
(3.0)

1.2 
(2.3)

+ 2.2 
(2.7)

Après le 1er juin x Zone PPRi 
(IAL obligatoire)

‑ 0.2 
(2.4)

‑ ‑ 0.3 
(3.3)

0 
(0.02)

0 
(0.03)

Lambda 0 0.2 0 0 0.42 0
R2 0.59 0.59 0.57 0.51 0.51 0.5
Nombre d'observations 9 040 9 040 4 279 9 310 9 310 4 258

Note : *** significatif à 1 %, ** à 5 %, * à 10 %, ° à 15 %. Les écarts‑types (entre parenthèses sous les coefficients) sont calculés par cluster pour 
tenir compte de l'éventuelle corrélation spatiale des résidus sur des marchés immobiliers locaux (variables inobservés ou chocs inobservés ayant 
une dimension géographique, comme par exemple la criminalité, la fermeture d’une usine importante dans le bassin d’emploi, etc.). Les clusters 
retenus sont les communes.
Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006) ; Cartorisque, ONRN ; Insee ; Corine Land Cover, IGN ; calculs de l'auteur.
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risque est très fortement influencée par l’expé‑
rience et le vécu (Tallon & Vergnaud, 2007). 
Le signe de cette corrélation est néanmoins 
ambigu. D’après l’hypothèse de « biais de dis‑
ponibilité » (Tversky & Kahneman, 1973), un 
individu a d’autant plus tendance à surestimer 
(respectivement sous‑estimer) la probabilité 
d’un événement aléatoire qu’il a eu une expé‑
rience récente (resp. lointaine) d’un événement 
similaire et dont il peut se souvenir facilement 
(resp. difficilement). Au contraire, d’après l’hy‑
pothèse de gambler’s fallacy, les agents jugent 
qu’il est peu probable qu’un événement qui 
vient juste de se produire se reproduise peu de 
temps après et, réciproquement, qu’après une 
longue période sans occurrence, un événement 
a plus de chance de se produire pour « corri‑
ger » cet écart de faible probabilité, même si les 
événements sont indépendants. Si la commune 
n’a pas connu de catastrophe naturelle depuis 
plusieurs années, alors l’IAL vient rappeler des 
informations peut‑être oubliées. Dans le cas 
contraire, elle peut réactiver la mémoire des 
épisodes récents.

Parmi les communes de la base d’estimation, 
33 ont subi une catastrophe naturelle (hors 
retrait gonflement des sols argileux) l’année 
précédant la vente, et 230 au moins une fois 
durant les 5 ans précédant la vente. La mémoire 
immédiate du risque est donc potentiellement 
très hétérogène au sein de l’échantillon de tra‑
vail. La date du dernier arrêté de catastrophe 
naturelle inondation est utilisée comme indica‑
teur de la dernière inondation majeure dans la 

commune. On ajoute à l’équation de référence 
les variables du modèle de différences de dif‑
férences croisées avec une indicatrice valant 1 
si la commune a été touchée par au moins un 
arrêté « Cat Nat » l’année précédant la vente 
(en 2005), puis au moins un arrêté « Cat Nat » 
pendant les 5 ans précédant la vente. L’effet 
croisé s’interprète comme un effet additionnel 
de l’IAL par rapport à la situation de référence, 
c’est‑à‑dire au moins un arrêté « Cat Nat » en 
2005 et, respectivement, au moins un pendant 
les 5 ans précédant la vente.

Dans les communes qui ont connu une catas‑
trophe naturelle l’année précédant la vente, 
l’entrée en vigueur de l’IAL a eu un effet dépré‑
ciatif significatif de - 7 % sur le prix des appar‑
tements soumis à l’obligation d’IAL par rapport 
à des biens similaires qui n’y étaient pas soumis 
(tableau 5). Ce résultat est également obtenu 
si l’on considère les deux années précédant la 
vente (non reporté ici). Néanmoins, l’estima‑
teur des MCO n’étant pas significatif au seuil de 
10 % (p‑value de 12 %), ce résultat reste fragile. 
L’effet pour les maisons n’est pas significatif.

Sur une fenêtre temporelle de 5 ans avant la vente, 
l’entrée en vigueur de l’IAL n’a pas d’impact sur 
le prix des logements, que la commune ait été ou 
non touchée par une catastrophe naturelle. L’IAL 
n’aurait donc eu un impact sur les prix des appar‑
tements que lorsque les derniers événements sont 
très récents, ce qui est cohérent avec l’hypothèse 
de biais de disponibilité et fragilise l’hypothèse 
d’information parfaite et complète.

Tableau 4
Effet de l'IAL sur l'écart de prix moyen entre les logements dans et hors des zonages des PPRi  
selon leur étage, en % du prix hors frais

Appartements Maisons

Modèle MCO Box‑Cox MCO 
T1‑T4 MCO Box‑Cox MCO 

T1‑T4
Zone PPRi ‑ 2.2 

(2.6)
‑ ‑ 2.4 

(2.9)
0.7 

(2.6)
+ 1,4 

(3)
Rez‑de‑chaussée  
(appartements) ou Plain‑pied 
(maisons) × Zone PPRi

1.4 
(2.8)

+ ‑ 1.3 
(3.1)

1 
(2.6)

+ 1,6 
(3,6)

Après le 1er juin × Zone PPRi 
(IAL obligatoire)

10.1** 
(4,2)

+** 10.3 
(7.4)

2.7 
(4.7)

+ 4.7 
(5.9)

Rez‑de‑chaussée / Plain‑pied 
x Après le 1er juin × Zone PPRi

‑ 9.1* 
(4,9)

‑° ‑ 11.1° 
(7.6)

‑ 7.3 
(5.5)

‑ ‑ 10,3 
(8.9)

Lambda 0 0.2 0 0 0.42 0
R2 0.59 0.59 0,57 0.51 0.52 0.51
Nombre d'observations 9 040 9 040 4 279 9 310 9 310 4 258

Note : *** significatif à 1 %, ** à 5 %, * à 10 %, ° à 15 %. Les écarts‑types sont clustérisés (cf. tableau 3). L’estimation contrôle le mois de vente ; 
les coefficients associés sont présentés dans le tableau C4‑1 du complément en ligne C4.
Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006) ; Cartorisque, ONRN ; Insee ; Corine Land Cover, IGN ; calculs de l'auteur.
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Sensibilité des résultats aux caractéristiques 
des marchés immobiliers locaux

L’impact de l’information aux nouveaux 
acquéreurs est estimé en fonction de la tension 
sur le marché local des ventes immobilières. 
La tension correspond au niveau d’adéquation 
sur un territoire entre la demande de loge‑
ments et l’offre de logements disponibles. 
Une zone est dite « tendue » (inversement 
« détendue ») si l’offre de logements dispo‑
nibles n’est pas (est) suffisante pour couvrir 
la demande. Lorsque l’offre est basse par 
rapport à la demande, le pouvoir de négocia‑
tion des acheteurs est vraisemblablement plus 
faible car, disposant de moins de choix, ils 
sont peut‑être moins à même de demander une 
baisse de prix après avoir pris connaissance 
de l’exposition au risque du logement. Au 
contraire, si l’offre est abondante par rapport 
à la demande, les acheteurs potentiels peuvent 
plus facilement négocier le prix à la baisse ou 
se retirer de la vente. 

On utilise les zonages de la loi Robien dite 
« recentrée » comme indicateurs de la tension 
sur les marchés immobiliers en 2006 ; fixés en 
août 2006, ils découpent le territoire en 4 zones 
selon la tension sur les marchés. La zone A, la 
plus tendue, inclut notamment Paris et l’ag‑
glomération parisienne, la Côte d’Azur et des 
communes du Genevois français ; le nombre 
de vente dans un zonage PPRi après le 1er juin 
2006 y étant très faible (4 sur 632 ventes d’ap‑
partements, 7 sur 375 ventes de maisons), on 
l’exclut de l’estimation. La zone B1 englobe les 
agglomérations de plus de 250 000 habitants, le 
pourtour de la Côte d’Azur, les départements 
outre-mer et la Corse ; la zone B2 inclut les 
autres agglomérations de plus de 50 000 habi‑
tants et les autres agglomérations chères des 
zones frontalières, littorales et en bordure de 
l’agglomération parisienne ; enfin la zone C, la 
moins en tension, englobe le reste du territoire.

On ajoute à l’équation de référence les termes 
du modèle de différences de différences croisés 

Tableau 5
Effet de l'IAL sur l'écart de prix moyen entre les logements dans et hors des zonages des PPRi,  
selon la date du dernier arrêté de catastrophe naturelle, en % du prix hors frais

Appartements Maisons

Modèle MCO Box‑Cox MCO 
T1‑T4 MCO Box‑Cox MCO 

T1‑T4
Au moins un arrêté de catastrophe naturelle en 2005
Zone PPRi 0.5 

(3.1)
‑ 0.2 

(3.8)
1.4 

(2.5)
  1.3 

(3)
Au moins une Cat Nat en 2005  
× Zone PPRi

‑ 3,4 
(5.3)

‑ ‑ 2.8 
(5.5)

‑ 1.5 
(7.1)

‑ 6.2 
(6.2)

Après le 1er juin × Zone PPRi 2,7 
(2.5)

+ ‑ 3.0 
(4.2)

0 
(2.6)

‑ 0.9 
(3.7)

Au moins une Cat Nat en 2005  
× Zone PPRi × Après le 1er juin

‑ 7.1* 
(4.6)

‑* ‑ 0.7 
(6.2)

‑ 1.4 
(6.7)

‑ ‑ 9.8 
(7.2)

Lambda 0 0.2 0 0 0.42 0
R2 0.59 0.59 0.57 0.51 0.52 0.51
Nombre d'observations 9 040 9 040 4 279 9 310 9 310 4 258
Au moins un arrêté de catastrophe naturelle dans les 5 ans
Zone PPRi 1.9 

(5.6)
+ ‑ 1.4 

(7.6)
5.9 
(4)

+** 4.7 
(4.8)

Au moins une Cat Nat  
dans les 5 ans × Zone PPRi

‑ 3.1 
(5.9)

‑ 0.9 
(7.7)

‑ 7.8 
(5.1)

‑** ‑ 4.4 
(4.8)

Après le 1er juin × Zone PPRi ‑ 2.0 
(4.8)

‑ ‑ 15.7** 
(7.7)

‑ 1.4 
(4.4)

‑ ‑ 1.6 
(5.8)

Au moins une Cat Nat dans les 5 ans 
× Zone PPRi × Après le 1er juin

2.3 
(5.8)

+ 15.9* 
(0.1)

1.4 
(5.2)

+ 1.7 
(5.9)

Lambda 0 0.2 0 0 0.42 0
R2 0.59 0.59 0.57 0.51 0.52 0.51
Nombre d'observations 9 040 9 040 4 279 9 310 9 310 4 258

Note  : *** significatif à 1 %, ** à 5 %, * à 10 %, ° à 15 %. Les écarts‑types sont clustérisés (cf. tableau 3). L’estimation contrôle le mois de vente ; 
les coefficients associés sont présentés dans le tableau C4‑2 du complément en ligne C4.
Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006) ; Cartorisque, ONRN ; Insee ; Corine Land Cover, IGN ; calculs de l'auteur.
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avec une indicatrice qui vaut 1 si la commune 
est située dans la zone B1 et ceux croisés avec 
une indicatrice valant 1 si la commune est située 
dans la zone C (la zone B2 est prise comme 
référence). L’effet croisé pour une zone don‑
née s’interprète comme un effet additionnel de 
l’IAL dans cette zone par rapport à l’effet sur le 
prix des biens de dans la zone de référence.

Pour les appartements, l’entrée en vigueur 
de l’IAL n’a pas eu d’effet significatif sur les 
prix quelle que soit la zone considérée. Pour 
les maisons, l’IAL a eu un effet additionnel de 
- 9 % (significatif à 10 %) sur le prix de vente 
dans la zone C et de - 8 % (significatif à 13 %) 
dans la zone B1 (tableau 6). L’effet de l’IAL 
dans la zone de référence (B2) est positif et 
significatif mais plus faible (+ 6 %)22, de sorte 
que l’effet total de l’IAL sur le prix de vente 
des maisons dans les zones C et B1 est néga‑
tif. Ainsi, dans les communes où les marchés 
immobiliers sont les moins tendus, l’entrée en 
vigueur de l’obligation d’IAL s’est accompa‑
gnée d’une baisse du prix de vente de l’ordre 
de 3 %. Dans les communes de la zone ten‑
due B1, l’effet serait négatif mais de moindre 
ampleur et moins significatif.

Test « placebos »

On teste maintenant l’effet d’une mise en place 
fictive de l’IAL à différentes dates antérieures à 
celle de l’entrée en vigueur de l’IAL (1er février, 
1er mars, 1er avril, 1er mai). L’effet attendu de 
cette politique placebo est nul. S’il était signifi‑
catif, cela indiquerait que les vendeurs de loge‑
ments exposés à des risques ont anticipé la mise 
en place de l’IAL. D’un point de vue métho‑
dologique, un effet significatif d’une mesure  
« placebo » ferait craindre qu’il existe une dif‑
férence significative entre les logements hors et 
dans les zones PPR, et que le groupe de contrôle 
retenu ne soit donc pas adapté.22

L’écart entre le prix des appartements dans les 
zones réglementées PPRi et dans le reste de 
la commune n’est pas affecté par une mise en 
place fictive de l’IAL au 1er février, au 1er mars 
ou au 1er avril (tableau 7‑A). Toutefois, l’effet 
d’une politique fictive au 1er mai a un effet 

22. Cette zone Robien B2 correspond à des marchés immobiliers parti‑
culiers, incluant les zones littorales chères et les zones frontalières. L'effet 
de l'aménité positive de la proximité d'un littoral ou d'un cours d'eau peut 
l'emporter sur l'effet négatif de l'exposition au risque inondation.

Tableau 6
Effet de l'IAL sur l’écart de prix moyen entre les logements dans et hors des zonages des PPRi  
selon la tension immobilière, en % du prix hors frais

Appartements Maisons

Modèle MCO Box‑Cox MCO 
T1‑T4 MCO Box‑Cox MCO 

T1‑T4
Zone Robien B1 12.0* 

(6.9)
+*** 7.5 

(7.2)
0.05 

(0.05)
+ 7.5 

(5.7)
Zone Robien B2 Réf. Réf. Réf. Réf. Réf. Réf.
Zone Robien C ‑ 20.1** 

(10.2)
‑*** ‑ 18.3* 

(9.9)
‑ 0.33*** 
(0.06)

‑*** ‑ 29.7*** 
(6.1)

Zone PPRi 3.7 
(4.2)

+ 4.4 
(4.5)

‑ 0.05 
(0.03)

‑** ‑ 3.6 
(4.0)

Zone Robien B1 × Zone PPRi ‑ 9.4* 
(5.5)

‑*** ‑ 10.1* 
(5.9)

0 
(0.05)

+ ‑ 1.9 
(6,6)

Zone Robien C × Zone PPRi ‑ 5.6 
(0)

‑ ‑ 6.6 
(0)

0.11** 
(0)

+*** 10.7* 
(0)

Après le 1er juin × Zone PPRi 
(IAL obligatoire)

‑ 1.5 
(4.8)

‑ ‑ 4.7 
(5.6)

0.06* 
(0.03)

+° 2.1 
(4.7)

Zone Robien B1 × Après le 
1er juin × Zone PPRi 
(IAL obligatoire)

1.4 
(5.3)

+ 3.4 
(6.7)

‑ 0.08° 
(0.06)

‑° ‑ 2.9 
(7.8)

Zone Robien C × Après le 
1er juin × Zone PPRi 
(IAL obligatoire)

8.7 
(8)

+ 4.2 
(10.7)

‑ 0.09* 
(0.05)

‑* ‑ 3.7 
(7.3)

Lambda 0 0.2 0 0 0.42 0
R2 0.58 0.59 0.57 0.51 0.52 0.51
Nombre d'observations 8 408 8 408 3 989 8 935 8 935 4 098

Note : *** significatif à 1 %, ** à 5 %, * à 10 %, ° à 15 %. Les écarts‑types sont clustérisés (cf. tableau 3).
Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRi en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006) ; Cartorisque, ONRN ; Insee ; Corine Land Cover, IGN ; calculs de l'auteur.
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Tableau 7
Effet de l'IAL sur l'écart de prix moyen entre les logements dans et hors des zonages des PPRi,  
selon placebo (en % du prix hors frais d’agence et de notaire)

A – Spécification principale

Février Mars Avril Mai
Appartements
Zone PPRi × Après le 1er 
du mois de ...

0.1 
(3.4)

‑ 0.0 
(2.4)

‑ 1.3 
(2.6)

‑ 4.5* 
(2.5)

R2 0.58 0.58 0.58 0.58
Nombre d'observations 3 468 3 468 3 468 3 468
Maisons
Zone PPRi × Après le 1er 
du mois de ...

‑ 4.2 
(4.4)

‑ 1.8 
(3.6)

‑ 2.7 
(3.8)

1.0 
(4.7)

R2 0.5 0.5 0.57 0.57
Nombre d'observations 3 465 3 465 3 465 3 465

B – Sensibilité

Février Mars Avril Mai
Appartements
Zone PPRi × Après le 1er du 
mois de ...

0.5 
(3.7)

2 
(2.7)

‑ 1.5 
(3.5)

‑ 3.9 
(2.7)

RDC × Zone PPRi × Après le 
1er du mois de ...

‑ 2.4 
(8.0)

‑ 17.6* 
(9.8)

0.3 
(13.5)

‑ 4.5 
(14.1)

R2 0.58 0.58 0.58 0.58
Nombre d'observations 3 468 3 468 3 468 3 468
Maisons
Zone PPRi × Après le 1er du 
mois de ...

‑ 5.1 
(4.9)

‑ 0.5 
(3.8)

‑ 2.8 
(3.7)

‑ 1.5 
(3.6)

Au moins une Cat Nat en 2005 
× Zone PPRi × Après le 1er du 
mois de ...

11.6* 
(6.0)

0.7 
(4.8)

3.6 
(5.1)

‑ 7.1 
(5.1)

R2 ‑ 0.58 0.58 0.58
Nombre d'observations 3 468 3 468 3 468 3 468

Note : *** significatif à 1 %, ** à 5 %, * à 10 %, ° à 15 %. Les écarts‑types sont clustérisés (cf. tableau 3).
Champ : communes de France métropolitaine dans lesquelles au moins une transaction immobilière a été enregistrée en 2006, soumises à un 
PPRn en 2006, hors zonage sismique et hors périmètre d'un arrêté de catastrophe naturelle en 2006.
Source : bases notariales Perval et BIEN (2006) ; Cartorisque, ONRN ; Insee ; Corine Land Cover, IGN ; calculs de l'auteur.

significatif de - 5 %. Cela suggère qu’après le 
1er mai 2006, le prix des appartements des zones 
réglementées du PPRi était déjà peut‑être plus 
bas que celui des appartements dans le reste de 
la commune, ce qui pourrait être le signe d’un 
léger effet d’anticipation. Au contraire, l’entrée 
en vigueur de l’IAL à des dates fictives n’a pas 
d’effet sur le prix des maisons, quelle que soit la 
date. Ce test permet de ne pas rejeter les hypo‑
thèses d’identification du modèle de différences 
de différences pour les maisons.

On reprend pour finir les tests de sensibilité 
pour lesquels des effets significatifs avaient été 
obtenus (tension du marché immobilier pour 
les maisons, étage et sinistralité de la com‑
mune pour les appartements). Pour les mai‑
sons, l’effet d’une obligation d’IAL placebo 
croisée avec les zones Robien n’est pas signi‑
ficatif. Pour les appartements, l’effet d’une 
obligation d’IAL fictive croisée avec l’étage est 
significatif pour une date de mise en place au 
1er mars ; cela suggère que le prix des apparte‑
ments en rez‑de‑chaussée était déjà peut‑être 
plus bas dans les zones réglementées du PPRi 
que dans le reste de la commune. Ce résul‑
tat laisse craindre un biais dans l’estimation 
de l’effet de la mise en place de l’IAL sur le 
prix des appartements en rez‑de‑chaussée dans 
les communes sous PPRi et incite à interpréter 
avec prudence le résultat du modèle en diffé‑
rences de différences. De même, une obligation 
fictive d’IAL au 1er février a un effet positif sur 

le prix des appartements lorsqu’ils sont situés 
dans des communes touchées en 2005 par une 
catastrophe naturelle, par rapport à ceux situés 
dans une commune épargnée (effet non signifi‑
catif), ainsi que ceux situés dans les communes 
touchées au moins une fois au cours des 5 ans 
précédents la vente.

*  * 
*

L’objectif de cet article était de tester l’hypo‑
thèse d’information parfaite et complète du 
modèle de prix hédoniques sur les marchés 
français des biens immobiliers. L’entrée en 
vigueur de l’obligation d’IAL pour les biens 
situés dans le périmètre d’un PPR a été étudiée 
comme une expérience quasi‑naturelle de choc 
d’information pour les ventes de logements. 

Les résultats des estimations suggèrent que 
l’IAL n’a pas eu d’effet notable sur le prix 
moyen (hors frais) des ventes de biens immo‑
biliers à l’échelle des 484 communes soumises 
à un PPRi étudiées prises dans leur ensemble. 
Une première possibilité est que la majorité des 
acheteurs était déjà suffisamment informée de 
l’exposition aux risques avant l’IAL et que l’hy‑
pothèse d’information parfaite et complète est 
vérifiée. Il est toutefois également possible que 
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les acquéreurs soient mal informés par l’IAL 
(état des risques difficile à comprendre, infor‑
mations techniques, etc.), et que ce dispositif 
n’améliore pas leur perception des risques, ou 
que les ménages soient informés trop tard dans 
la transaction, de sorte que cette nouvelle infor‑
mation n’est pas utilisée au moment des négo‑
ciations sur le prix. Dans ce cas‑là, l’effet de 
l’information préventive sur la perception des 
risques est sous‑estimé, puisque les ménages ne 
peuvent pas l’intégrer dans les négociations.

Néanmoins, dès l’année de sa mise en place, 
pour certaines catégories de logements et dans 
certaines communes, on observe un effet dépré‑
ciatif de l’IAL sur le prix de vente des loge‑
ments anciens. La mise en place de l’IAL a en 
effet entraîné, en moyenne, une baisse de 9 % 
du prix des appartements en rez‑de‑chaussée 
des communes soumises à un PPRi. Les résul‑
tats suggèrent également un effet à la baisse 
sur le prix des maisons situées dans les mar‑
chés immobiliers peu tendus (zone Robien 
dite « recentrée » C). Le dispositif aurait alors 
modifié la perception de certains acheteurs vis 
à‑vis des risques naturels, ce qui fragilise l’hy‑
pothèse d’information parfaite et complète sur 

les marchés immobiliers. Ces derniers résultats 
plaident pour la prudence dans l’interprétation 
des résultats du modèle de prix hédoniques 
pour des attributs qui ne sont pas directement 
observables ou difficiles à appréhender, comme 
l’exposition aux risques naturels.

Le manque de recul temporel par rapport au 
déploiement du dispositif est la principale limite 
de cette étude. Certains acquéreurs potentiels 
ont en effet pu renoncer à l’achat après avoir 
reçu l’état des risques. L’effet à court terme de 
l’IAL serait alors d’allonger les délais de vente 
des biens en zones exposées et réglementées. La 
baisse des prix, attendue suite à la baisse de la 
demande pour ces biens, ne serait donc observée 
que plusieurs mois plus tard, après l’ajustement 
de l’offre et de la demande. Faute de données 
sur les années précédant et suivant 2006, il n’a 
pas été possible de tester cette possibilité. 

Il serait donc nécessaire de prolonger cette 
étude sur des années supplémentaires, avant et 
après la réforme, pour obtenir une estimation 
plus robuste de cette mesure et de mieux contrô‑
ler les effets saisonniers sur les marchés des 
ventes immobilières. 
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Résumé – Depuis 2012, Eurostat demande aux Instituts nationaux de statistique (INS) de l’Union  
européenne de calculer un indice des prix des logements (IPL) officiel à une périodicité trimes‑
trielle. Eurostat recommande de calculer l’IPL à l’aide d’une méthode hédonique. La plupart des 
INS ont suivi cette recommandation, même s’ils ont opté pour des méthodes diverses. Pourtant, 
certains INS utilisent les médianes stratifiées au lieu des méthodes hédoniques. Nous évaluons 
les propriétés théoriques et empiriques de ces différentes méthodes. Une attention particulière 
est portée à la comparabilité des IPL d’un pays à l’autre alors qu’ils sont calculés avec des 
méthodes différentes. Nos comparaisons empiriques s’appuient sur des bases de données détail‑
lées au niveau micro pour Sydney et Tokyo, couvrant environ 867 000 transactions immobilières. 
Toutes les méthodes hédoniques produisent des résultats plus satisfaisants que les médianes stra‑
tifiées. Les méthodes hédoniques génèrent des résultats plutôt similaires, sauf lorsqu’elles sont 
appliquées aux logements neufs de Tokyo. Cette conclusion montre que le choix de la méthode 
hédonique peut être important pour les petits pays qui disposent de base de données de plus 
petite taille. De plus, la méthode hédonique de réévaluation des prix (repricing), largement uti‑
lisée, perd sa fiabilité lorsque les prix virtuels de référence ne sont pas actualisés fréquemment.

Abstract – Since 2012, Eurostat requires the national statistical institutes (NSIs) in all European 
Union (EU) countries to compute official House Price Indices (HPIs) at a quarterly frequency. 
Eurostat recommends computing the HPI using a hedonic method. Most NSIs have followed this 
advice, although they differ in their choice of method. Some NSIs use stratified medians instead 
of hedonic methods. We evaluate the theoretical and empirical properties of both hedonic and 
stratified median methods. Of particular concern is the comparability of the HPIs across countries 
when computed using different methods. Our empirical comparisons use detailed micro‑level data 
sets for Sydney and Tokyo, containing about 867,000 actual housing transactions. All the hedo‑
nic methods perform better than stratified medians. The hedonic methods generate quite similar 
results, except when applied to new dwellings in Tokyo. This finding shows that the choice of hedo‑
nic method can be important for smaller countries with less data. Also, the widely used hedonic 
repricing method becomes unreliable when the reference shadow prices are not updated frequently.
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Le rôle fondamental que joue l’immobilier 
dans l’économie au sens large a été mis en 

évidence lors de la crise financière mondiale 
de 2007‑2011, qui a commencé sur le marché 
immobilier des États‑Unis. Il est donc essen‑
tiel que les gouvernements, les banques cen‑
trales et les participants des marchés soient bien 
informés des tendances et fluctuations des prix 
de l’immobilier. En Europe, Eurostat – l’ins‑
titut statistique de l’Union européenne (UE) – 
demande, depuis 2012 (voir Eurostat, 2017) aux 
instituts nationaux de statistique (INS) de chaque 
État‑membre de l’UE de calculer des indices de 
prix des logements (IPL) officiels. Toutefois, 
les IPL peuvent être fortement sensibles à leur 
méthode de construction, et cette sensibilité peut 
être source de confusion chez les utilisateurs 
(voir Silver, 2015). Dans un contexte européen, 
il est également important que les IPL de pays 
différents puissent être raisonnablement compa‑
rés, en particulier au sein de la zone Euro : la 
Banque centrale européenne s’appuie sur diffé‑
rentes informations, notamment les IPL, pour 
prendre ses décisions de politique monétaire, ou 
relatives à la régulation des marchés financiers 
et au contrôle de la stabilité financière.

La difficulté à mesurer l’évolution des prix de 
l’immobilier résulte de ce que les logements dif‑
férents, tant en termes de caractéristiques phy‑
siques que de localisation. Les IPL doivent tenir 
compte de ces différences de qualité. Sinon, 
l’indice de prix confondrait évolution des prix 
et différences de qualité. L’ampleur de ces pro‑
blèmes de mesure a été récemment reconnu par 
la communauté internationale et la Commission 
européenne, Eurostat, l’ONU, l’OIT, l’OCDE, 
la Banque mondiale et le FMI ont élaboré 
conjointement un Manuel sur les indices des 
prix des propriétés résidentielles (IPPR), qui fut 
achevé en 2013 (Eurostat, 2013).

Les méthodes hédoniques – qui expriment le 
prix des logements en fonction d’un vecteur 
de caractéristiques – sont idéalement adaptées 
à la construction d’IPL, ajustés des effets qua‑
lité (voir Diewert, 2010 ; Hill, 2013). Eurostat 
recommande aux INS de calculer l’IPL à l’aide 
d’une approche hédonique, mais ne donne pas 
de recommandation précise sur la méthode 
hédonique à mettre en œuvre. Par conséquent, 
les pays ont adopté des méthodes diverses. Au 
total, sont utilisées six méthodes différentes :

(i) la réévaluation des prix, en Autriche, en 
Belgique, en Finlande, en Hongrie, en Italie, 
en Lettonie, au Luxembourg, au Norvège et en 
Slovénie ;

(ii) les caractéristiques moyennes, en Roumanie 
et en Espagne ;

(iii) l’imputation hédonique, en Allemagne et 
au Royaume‑Uni ;

(iv) les indicatrices temporelles sur période glis‑
sante (RTD), en Croatie, à Chypre, en France, 
en Irlande et au Portugal ;

(v) la médiane stratifiée (ou ajustée de la com‑
position), en Bulgarie, en Estonie, en Islande, 
en Lituanie, en Pologne, en République tchèque 
et en Slovaquie ;

(vi) le ratio prix de vente‑évaluation (SPAR), 
au Danemark, aux Pays‑Bas et en Suède.

Les sources des méthodes utilisées par chaque 
pays sont recensées dans le complément en 
ligne C1. Les quatre premières méthodes sont 
des méthodes hédoniques. La méthode (v), en 
faisant la moyenne des médianes par strate, 
fournit un ajustement partiel de la qualité, de 
moindre ampleur que la méthode hédonique. 
La méthode (vi) combine prix réels et éva‑
luations d’experts (voir Haan et al., 2008). 
Pour chaque méthode, la taxonomie peut être 
affinée, en ce qu’une même méthode de base 
utilisée dans deux pays peut légèrement diffé‑
rer par la manière dont elle est formulée. Par 
exemple, concernant la méthode RTD, certains 
pays utilisent une fenêtre temporelle glissante 
de deux trimestres, tandis que d’autres utilisent 
une fenêtre de quatre ou cinq trimestres, alors 
qu’avec la méthode de réévaluation des prix, 
les pays n’actualisent pas tous à la même fré‑
quence les prix virtuels des caractéristiques de 
référence.

Notre objectif est ici d’évaluer les propriétés 
théoriques et empiriques des méthodes (i), (ii), 
(iii), (iv) et (v) utilisées par les INS en Union 
européenne pour calculer leurs IPL. Nous ne 
tenons pas compte de la méthode (vi) – SPAR – 
puisque, dans nos bases de données, nous 
n’avons accès à aucune évaluation de spécia‑
listes. Nous portons une attention particulière 
à la comparabilité des IPL d’un pays à l’autre 
lorsque ceux‑ci sont calculés avec des méthodes 
différentes. Nous montrons que les structures 
sous‑jacentes des méthodes de réévaluation des 
prix, des caractéristiques moyennes et d’impu‑
tation hédonique présentent des caractéristiques 
communes. L’approche de la méthode RTD dif‑
fère quelque peu.

Sur le plan empirique, nous comparons les 
méthodes hédoniques et celle des médianes 
stratifiées à l’aide de données détaillées au 
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niveau micro pour Sydney et Tokyo. Ces 
bases de données ont été sélectionnées car 
elles regroupent environ 867 000 transactions 
immobilières effectives, et couvrent un inter‑
valle de temps assez long. Les données de 
Sydney couvrent 11 ans, et celles de Tokyo  
30 ans. Dans les comparaisons de méthodes 
hédoniques, il est en effet important de dis‑
poser de séries temporelles suffisamment lon‑
gues, car les problèmes de dérive ou de biais 
ne peuvent se manifester que sur des horizons 
temporels de cette longueur. Pour une bonne 
compréhension de la performance empi‑
rique des méthodes hédoniques, il est essen‑
tiel de les comparer sur des bases de données 
immobilières réelles plutôt que sur de simples 
données simulées. De même, l’évaluation de 
méthodes utilisées en UE avec des données qui 
ne concernent pas l’UE permet d’apporter un 
contrôle indépendant du choix de méthode.

L’objectif principal de ces comparaisons empi‑
riques est double. Premièrement, il s’agit d’éta‑
blir le degré de sensibilité des IPL au choix 
de la méthode hédonique. Ensuite, il convient 
de déterminer les éventuelles méthodes hédo‑
niques (calculées trimestriellement) qui se com‑
portent anormalement, en particulier sur des 
horizons temporels de long terme (par exemple, 
dix ans et plus). Cela est potentiellement pro‑
blématique, en particulier pour la méthode de 
réévaluation des prix, largement utilisée, qui 
extrapole les résultats à des périodes ultérieures 
à partir de prix virtuels des caractéristiques esti‑
més pour la période de référence.

La méthode de réévaluation des prix, lorsqu’elle 
est actualisée au moins tous les cinq ans, pro‑
duit d’assez bons résultats avec nos bases de 
données. La plus grande surprise vient de 
ce que les versions Paasche et Laspeyres de 
la méthode hédonique à double imputation 
affichent une dérive considérable sur la base de 
données relative aux appartements de Sydney. 
Une dérive est également constatée pour le jeu 
de données relatif aux appartements de Tokyo. 
Heureusement, aucun INS d’Europe n’utilise 
l’une ou l’autre de ces méthodes. La version de 
Tӧrnqvist de la méthode hédonique de double 
imputation, utilisée en Allemagne, ne connaît 
pas de dérive.

Eurostat recommande que chaque INS cal‑
cule des indices hédoniques distincts pour 
les maisons et pour les appartements. Nous 
avons pu le faire pour Sydney, mais pas pour 
Tokyo, puisque presque toutes les transac‑
tions tokyoïtes concernent des appartements. 

Par ailleurs, des indices spécifiques aux loge‑
ments neufs sont nécessaires pour l’indice de 
prix des logements occupés par leurs proprié‑
taires (IPLP), utilisé expérimentalement dans 
l’indice des prix à la consommation harmo‑
nisé (IPCH) (voir Eurostat, 2017). Comme la 
caractéristique relative à l’âge des logements 
est incluse dans la base de données de Tokyo 
mais pas dans celle de Sydney, nous avons pu 
calculer un IPL pour les habitations neuves de 
Tokyo, mais pas pour Sydney. À cet égard, nos 
conclusions pour Tokyo ont des implications 
importantes pour les IPL, les IPLP et l’IPCH 
en Europe.

Le reste de l’article est organisé selon la struc‑
ture suivante. La section suivante explicite les 
propriétés théoriques des méthodes hédoniques 
utilisées par les INS en Europe pour calculer 
leurs IPL. Les méthodes hédoniques sont ensuite 
comparées empiriquement à l’aide des données 
relatives à Sydney et Tokyo. Nos principaux 
résultats sont enfin résumés en conclusion.

Quelques méthodes alternatives  
pour construire des indices de prix 
des logements hédoniques (IPL)

Toutes les méthodes examinées ici sont formu‑
lées pour être compatibles avec les recomman‑
dations d’Eurostat. Dans d’autres contextes, 
ces méthodes pourraient être structurées légè‑
rement différemment.

Méthode de réévaluation des prix

La méthode de réévaluation des prix est actuel‑
lement la méthode hédonique la plus largement 
utilisée dans l’Union européenne pour calculer 
l’IPL. Elle est utilisée par les INS d’Autriche, 
de Belgique, de Finlande, de Hongrie, d’Italie, 
de Lettonie, du Luxembourg, de Norvège et de 
Slovénie.

Cette méthode commence par une estimation 
d’un modèle hédonique semi‑log à partir uni‑
quement des données de l’année 1. Ce modèle 
hédonique peut être exprimé comme suit :

ln �, ,
�

, , , , , ,p zq h c q h c q hc
C

1 1 1 11( ) = ( ) ( )+∑= β ε�  (1)

z(1,q),h,c est le niveau de la caractéristique c de 
l’habitation h vendue l’année 1, au trimestre q. 
Les caractéristiques incluent généralement le 
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type de bien (par ex. maison ou appartement), 
le nombre de chambres et la surface du terrain.  
β1,c désigne le prix virtuel de la caractéristique c à  
l’année 1, et ε est un terme d’erreur aléatoire.

L’objectif en (1) est d’estimer les prix virtuels 
β1,c des caractéristiques. Ils sont calculés à 
l’aide des données de l’année entière.

Comme elle est en général appliquée à l’IPL, 
la méthode de réévaluation des prix compare 
un trimestre (t,q − 1) au trimestre suivant (t,q) 
à l’aide du vecteur de prix virtuel de l’année 
de référence .

La formule permettant de calculer l’indice de 
prix par la méthode de réévaluation comprend 
deux composantes : un indice de prix non 
ajusté de la qualité (Quality unadjusted price 
index QUPI) et un facteur d’ajustement de la 
qualité (Quality adjustment factor QAF). Le 
QUPI est le ratio des moyennes géométriques 
des prix sur les deux périodes (t,q − 1) et (t,q), 
et est calculé comme suit :

QUPI
p

pt q t q
t q

t q
, , ,

,

,
( ) −( )

( )

−( )
=1

1





 (2)

p(t,q−1) et p(t,q) désignent, respectivement, la 
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H(t,q − 1) et H(t,q) désignent le nombre de biens 
immobiliers vendus respectivement au 
(t,q − 1) et au (t,q). Des moyennes arithmé‑
tiques auraient pu être calculées. Cependant, 
les moyennes géométriques ont l’intérêt d’être 
davantage compatibles avec un modèle de 
régression semi‑log.

La prochaine étape consiste à calculer un fac‑
teur d’ajustement de la qualité (QAF). Cela est 
effectué en utilisant les prix virtuels de l’année 
1 comme point de référence pour comparer la 
qualité de l’habitation moyenne vendue pen‑
dant les périodes (t,q − 1) et (t,q). La formule 
de calcul du facteur d’ajustement de la qualité 
est la suivante :
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désignent le panier moyen de caractéristique c 
aux périodes (t,q − 1) et (t,q), respectivement, 
calculé à l’aide de la formule de la moyenne 
arithmétique. Dans le cas de variables muettes, 
comme les codes postaux, la moyenne mesure 
la proportion des transactions pour un code 
postal donné. Par exemple, si 1 pour cent des 
transactions ont lieu au sein du code postal 1, 
le panier moyen pour ce code postal 1 est égal 
à 0.01.

L’indice de prix selon la méthode de la réé‑
valuation peut ensuite être obtenu en divisant 
l’indice de prix non ajusté de la qualité (QUPI) 
de (2) par le facteur d’ajustement de la qualité 
(QAF) de (4), comme suit :
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où Q t q
L

1, ,( )  ddésigne un indice de quantité de 
Laspeyres entre l’année 1 et le trimestre (t,q). 
On constate que le QAF peut être reformulé 
comme un rapport d’indices de Laspeyres, 
comme suit :
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Plus généralement, concernant le premier tri‑
mestre de la base de données (1,1), l’indice de 
prix pour la période (t,q) est calculé comme 
suit :
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où p désigne de nouveau un prix moyen 
géométrique, tel que défini en (3). Une 
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caractéristique intéressante de la méthode de 
réévaluation des prix est qu’elle ne nécessite 
qu’une seule estimation du modèle hédo‑
nique (pour l’année de référence). Il s’agit là 
peut‑être d’une raison de la popularité de cette 
méthode auprès des INS.

L’année de référence dans la méthode de 
réévaluation des prix devrait être réguliè‑
rement actualisée. Par exemple, l’Italie et 
le Luxembourg l’actualisent chaque année. 
Toutefois, les INS qui utilisent cette méthode 
ne le font pas tous aussi fréquemment. C’est 
là le problème clé de cette méthode. Il peut 
être tentant de ne pas actualiser l’année de 
référence. Lors des comparaisons empiriques 
qui suivent, qui s’appuient sur les données de 
Sydney et de Tokyo, nous examinons deux 
versions de la méthode de réévaluation des 
prix. Dans la première, l’année de référence 
n’est pas jamais actualisée, tandis qu’elle l’est 
tous les cinq ans dans la seconde. Nos résultats 
empiriques démontrent que l’absence d’actua‑
lisation de l’année de référence peut induire 
une dérive dans l’indice.

Méthode des caractéristiques moyennes

La méthode des caractéristiques moyennes et 
celle de l’imputation hédonique commencent 
toutes les deux par une estimation du modèle 
hédonique semi‑log suivant, séparément pour 
chaque période. Par exemple, pour les périodes 
(t,q − 1) et (t,q), le modèle de régression prend 
les formes suivantes :

ln � �, , , , , , , , ,p zt q h
c

C

t q c t q h c t q h−( )
=

−( ) −( ) −( )= +∑1
1

1 1 1β ε�  (7)

ln � �, , , , , , , , ,p zt q h
c

C

t q c t q h c t q h( )
=

( ) ( ) ( )= +∑
1
β ε  (8)

où h indexe les transactions immobilières de 
la période (t,q), p(t,q),h le prix de la transaction 
et z(t,q),h,c le niveau de la caractéristique c dans 
l’habitation h. À la différence de la méthode 
de réévaluation des prix, les estimations des 
prix virtuels des caractéristiques, β(t,q),c sont 
spécifiques à la période (t,q) et sont actualisées 
à chaque période.

L’étape suivante consiste à élaborer un panier 
moyen de caractéristiques. La méthode hédo‑
nique évalue ensuite l’évolution dans le temps 
du prix imputé de l’habitation moyenne. La 
version utilisée par les INS en Europe cal‑
cule un panier moyen zt c,  à partir des données 
d’une année entière, à l’aide de la formule 

de la moyenne arithmétique. Par conséquent, 
l’indice de prix entre deux trimestres adja‑
cents de la même année est désormais calculé 
comme suit :
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(9)

où Pt t q
L
� � , ,− ( )1  désigne un indice de prix de 

Laspeyres entre les périodes t − 1 et (t,q). 
D’après la première ligne de (9), nous consta‑
tons que l’indice de prix global peut être 
exprimé en tant qu’indice de Lowe (c’est‑à‑dire 
un indice de panier fixe, dans lequel la période 
du panier n’est pas la même que celle des deux 
périodes comparées). La seconde ligne de (9) 
montre que le prix global peut également être 
exprimé en tant que ratio de deux indices de 
prix de Laspeyres.

Une fois par an, le panier moyen de caracté‑
ristiques est actualisé. Cela peut être fait à la 
fin de l’année, une fois toutes les données de 
l’année disponibles. L’indice de prix entre le 
quatrième trimestre d’une année et le premier 
trimestre de l’année suivante est donc calculé 
comme suit :
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(10)

De nouveau, l’indice de prix global peut éga‑
lement être exprimé comme le ratio de deux 
indices de prix de Laspeyres. 

Concernant le premier trimestre de la base de 
données (1,1), l’indice de prix pour la période 
(t + 1,1) est calculé comme suit :
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Il s’avère aussi que la méthode de réévalua‑
tion des prix peut être représentée comme une 
méthode des caractéristiques moyennes à base 
fixe. Supposons, comme cela est le cas dans 
les méthodes des caractéristiques moyennes 
et de l’imputation hédonique, que le modèle 
hédonique est estimé pour un seul trimestre. 
Les erreurs imputées à partir du modèle hédo‑
nique semi‑log pour le trimestre s peuvent 
ainsi être exprimées comme suit :

ε β 

sh sh
c

C

s c shcp z= −
=

∑ln .
� �

,
1

Par construction avec les MCO, 
h

H
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� �=
∑ =

1

1

0ε . D’où :
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==

∑∑ β
11

0

qui implique à son tour que le prix moyen géo‑
métrique prenne la forme suivante :



p zs s c sc
c

C
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∑exp .,β
1

En remplaçant cette expression dans la for‑
mule de réévaluation des prix (les prix virtuels 
n’étant estimés qu’avec le premier trimestre, 
et pas avec la première année), on obtient :
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(11)

où P t q
P
1 1, , ,( ) ( )  désigne un indice de prix de Paasche 

entre les périodes (1,1) et (t,q). La méthode de 
réévaluation des prix peut ainsi également être 
interprétée comme une méthode des carac‑
téristiques moyennes utilisant la formule de 
l’indice de prix de Paasche.

À notre connaissance, ce résultat est inédit 
dans la littérature. Il est aussi quelque peu 
paradoxal que cette version de la méthode 
de réévaluation des prix puisse être écrite 
comme un ratio d’indices de prix de Paasche, 
alors que ces indices de prix requièrent des 
prix virtuels estimés des caractéristiques des 
périodes (t,q − 1) et (t,q). En revanche, nous 
pouvons constater d’après la première ligne 
de (11) qu’en pratique, seuls les prix virtuels 

des caractéristiques de la période (1,1) sont 
nécessaires.

Méthode d’imputation hédonique

Une fois le modèle hédonique estimé, il est 
possible de se poser des questions contrefac‑
tuelles, par exemple sur le prix d'un logement 
donné si sa vente avait lieu à la période t au 
lieu de la période effective t + 1. Se fondant 
sur cette approche, la méthode d'imputation 
hédonique construit des prix relatifs mesurant 
l'évolution des prix entre la période t et t + 1 de 
tout logement vendu à la période t et de même 
pour tout logement vendu à la période t + 1. 
Une moyenne de ces prix relatifs est ensuite 
prise sur l’ensemble des habitations pour obte‑
nir l’indice de prix global. Nous présenterons 
ici deux variantes légèrement différentes de la 
méthode d’imputation hédonique. La première 
est utilisée par l’INS du Royaume‑Uni et la 
seconde par l’INS d’Allemagne. Les deux ver‑
sions utilisent la même estimation de modèle 
hédonique que la méthode des caractéristiques 
moyennes (8) pour imputer des prix à chaque 
habitation. Par exemple, p (t,q),h(zt − 1,h) désigne 
un prix imputé à la période (t,q) pour l’habi‑
tation h, en réalité vendue un an auparavant à 
la période (t − 1,q). La version anglaise est un 
indice de Lowe chaîné, dans lequel le panier de 
référence est composé de toutes les habitations 
vendues l’année précédente. Pour comparer 
deux trimestres de la même année (ici, t), la 
formule est la suivante :
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Ht − 1 désigne le nombre de biens immobiliers 
vendus dans l’année t − 1. Lorsque le 4e tri‑
mestre est comparé au 1er trimestre de l’année 
suivante, le panier de référence est actualisé 
comme suit :
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Lorsque le modèle hédonique sous‑jacent a 
une forme fonctionnelle semi‑log, la méthode 
britannique est en fait identique à la méthode 
des caractéristiques moyennes présentée plus 
haut. Cette dualité entre méthode des caracté‑
ristiques moyennes et méthode d’imputation 
hédonique est étudiée plus en détail dans Hill 
et Melser (2008). Dans le cas de la méthode 
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britannique, la dualité peut être démontrée 
comme suit :
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Par analogie, il peut être démontré que :
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En revanche, la version allemande utilise une 
formule de type Tӧrnqvist (c’est‑à‑dire la 
moyenne géométrique des formules géomé‑
triques de type Laspeyres et de type Paasche), 
définie comme suit1 :

Laspeyres géométrique (GL) : 
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(16) 

Paasche géométrique (GP) : 

P

P

p z

p z
t q

t q

t q h t q h

t q h t q h
h

,

,

, , , ,

, , , ,

( )

−( )

( ) ( )

−( ) ( )=
=

( )
( )1 1

1





HH
H

t q
t q

,
,

/
( )

( )

∏














1

 

(17)

Tӧrnqvist :
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Ici, il n’y a aucune différence entre comparer 
deux trimestres de la même année et comparer 
le dernier trimestre d’une année et le premier 
de l’année suivante.

Lorsque le modèle hédonique sous‑jacent 
est de type semi‑log, les indices d’imputa‑
tion hédonique Laspeyres géométrique (GL), 
Paasche géométrique (GP) et Tӧrnqvist 
peuvent être représentés comme des méthodes 
de caractéristiques moyennes, à savoir :
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GP :
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Tӧrnqvist : 
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où Pt q t q
F
, � � , ,−( ) ( )1  désigne une comparaison d’in‑

dices de prix de Fisher entre les périodes 
(t,q – 1) et (t,q). 1

Concernant le premier trimestre de la base de 
données (1,1), l’indice de prix pour la période 
(t + 1,1) est calculé comme suit :

P

P
P P Pt F F+( )

( )
+= × × ×1 1

1 1
1 1 1 2 1 2 1 3 1 1 4

,

,
( , ),( , ) ( , ),( , ) (t , ),(t, )).

F

En pratique, cela signifie que la méthode bri‑
tannique est pour l’essentiel équivalente à la 
méthode des caractéristiques moyennes utili‑
sée en Roumanie et en Espagne. Même si la 
méthode allemande peut aussi être représentée 

1. Silver (2016, pp. 54–57) désigne les indices de Tӧrnqvist de (18) et 
(21) comme indices hybrides de type Fisher.
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comme une méthode des caractéristiques 
moyennes, l’Allemagne est le seul pays de 
l’UE à utiliser une formule de Tӧrnqvist pour 
construire son IPL.

Méthode des indicatrices temporelles  
sur période glissante

Plusieurs INS d’Europe utilisent la méthode 
des indicatrices temporelles sur période glis‑
sante (Rolling Time Dummy, RTD), telle que 
proposée par Shimizu et al. (2010) (voir aussi 
O’Hanlon, 2011). La RTD est une variante 
de la méthode hédonique des variables indi‑
catrices temporelles, largement utilisée. La 
relation entre variable indicatrice temporelle 
et méthodes d’imputation hédonique a été exa‑
minée par Diewert et al. (2009) et par Haan 
(2010). Pour étudier la méthode RTD, nous 
utilisons une notation légèrement différente de 
celle que nous avons utilisée jusqu’à présent 
dans cet article. Nous faisons simplement réfé‑
rence aux périodes désignées par s et t, sans 
distinguer l’année ni le trimestre dans lesquels 
elles se trouvent. La méthode RTD commence 
par estimer le modèle hédonique suivant, sur 
une fenêtre temporelle de k + 1 périodes com‑
mençant à la période s :

ln� p z Duh s s k uhcc
C

i ih uhc
C� , ,� � � �= + ++( )= =∑ ∑� � �cβ δ ε1 1  (22)

où h indexe maintenant les transactions immo‑
bilières aux périodes s,...,s + k, et Dih est une 
variable muette égale à 1 lorsque u = i pour la 
période à laquelle l’habitation est vendue, et à 
zéro dans les autres cas. On suppose mainte‑
nant que les prix virtuels des caractéristiques 
pour chaque période de la fenêtre temporelle  
sont égaux (i.e., βs,c = βs + 1,c = ··· = βs + k,c 
= β(s,s + k),c). La méthode RTD avance ensuite la 
fenêtre d’une période, et re‑estime le modèle.

La méthode RTD déduit l’indice de prix en 
comparant la période t + k − 1 à la période t + k,  
comme suit :

P
P
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t k
t

t k
t

+
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δ

δ
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

 (23)

Un exposant t est inclus aux coefficients δ 
estimés pour indiquer qu’ils ont été obtenus à 
partir du modèle hédonique avec la période t 
comme référence. Le modèle hédonique avec 
la période t comme référence n’est utilisé  
que pour calculer l’évolution des prix des 
habitations entre la période t + k − 1 et la  
période t + k. La fenêtre est ensuite avancée 

d’une période et le modèle hédonique est 
à nouveau estimé. L’évolution du prix des 
habitations entre la période t + k et la période 
t + k + 1 est alors calculée comme suit :
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où la période de référence du modèle hédo‑
nique est désormais t + 1. L’indice de prix sur 
plusieurs périodes est calculé en enchaînant 
ces comparaisons bilatérales, comme suit :
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Un compromis doit être trouvé lors du choix 
de la longueur de la fenêtre. Une fenêtre plus 
longue augmente la taille de l’échantillon et la 
robustesse de l’indice de prix. D’un autre côté, 
une fenêtre plus longue tend à lisser le signal de 
prix, ce qui fournit un indicateur moins à jour et 
moins pertinent pour le marché. La longueur de 
fenêtre optimale varie en fonction de la base de 
données. Lorsqu’on dispose de peu de données, 
les méthodes RTD4T et RTD5T (c’est‑à‑dire 
avec des fenêtres de 4 ou 5 trimestres) sont à 
privilégier à la RTD2T (avec une fenêtre de 
2 trimestres). En Europe, les INS qui utilisent la 
méthode RTD ont sélectionné les longueurs de 
fenêtre suivantes : 2 en France, 4 à Chypre, 5 en 
Irlande, 2 au Portugal, 4 en Croatie.

Une importante caractéristique de la méthode 
RTD est qu’une fois une évolution de prix 
Pt+k/Pt+k – 1 calculée, elle n’est jamais révisée. 
Ainsi, lorsque les données de la période sui‑
vante t + k + 1 deviennent disponibles, les 
indices de prix Pt, Pt+1, ..., Pt+k sont déjà défi‑
nis. L’unique objectif, lors de l’estimation du 
modèle hédonique qui inclut les données de la 
période t + k + 1, est de calculer Pt+k+1, quel 
que soit le nombre de périodes incluses dans 
le modèle hédonique. Plus généralement, cette 
propriété de n’être jamais révisée est recom‑
mandée par Eurostat (2017) et est commune à 
tous les indices de prix hédoniques examinés 
ici. Soyons clairs : par « non‑révisable », nous 
signifions que le simple ajout d’une nouvelle 
période de données ne modifie pas les résul‑
tats des précédentes périodes. Si de nouvelles 
données deviennent disponibles pour les 
périodes précédentes, c’est une autre question. 
Dans ce cas, il peut être souhaitable de réviser  
l’indice existant.



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 500-501-502, 2018 239

Évaluation des méthodes utilisées par les pays européens pour le calcul de l'indice officiel des prix des logements

Stratification et médianes stratifiées

Le Manuel sur l’IPPR publié par Eurostat 
(2013) recommande que les données soient 
scindées en larges strates par région et type 
d’immeuble, puis que des méthodes hédo‑
niques soient appliquées séparément à chaque 
strate. La moyenne des résultats sur les strates 
est ensuite calculée, en général à l’aide de 
la formule de la moyenne arithmétique. Une 
question se pose : la formule de la moyenne 
arithmétique doit‑elle être pondérée par le 
nombre de transactions ou par le stock de loge‑
ments de chaque strate ? Pondérer par le stock 
de logements dans chaque strate pourrait être 
préférable pour l’analyse macroéconomique, 
lorsque de telles pondérations sont disponibles. 
En leur absence, il est probablement préférable 
de pondérer par le nombre de transactions que 
de pratiquer une pondération égale.

Parfois, les données ou les ressources dispo‑
nibles sont insuffisantes pour calculer des 
indices hédoniques. Dans ces situations, les 
médianes stratifiées sont souvent utilisées 
comme solution de rechange plus simple et 
toutefois moins fiable que les méthodes hédo‑
niques. La première étape du calcul d’un 
indice médian stratifié (ou ajusté de la com‑
position) consiste à répartir les données par 
strate. Comme avec les méthodes hédoniques, 
la première division consiste à séparer les 
maisons des appartements. Chaque strate peut 
ensuite être de nouveau divisée en fonction de 
la localisation, par exemple par province, cir‑
conscription, quartier ou code postal. Lorsque 
des informations sur les caractéristiques phy‑
siques du logement sont disponibles, des stra‑
tifications peuvent encore être menées, par 
exemple selon la superficie (surface inférieure 
ou supérieure à 80 mètres carrés) ou l’âge (par 
exemple, neuf ou ancien). Dans les applica‑
tions empiriques, une fois les maisons séparées 
des appartements, nous nous concentrons sur la 
stratification de la localisation en fonction des 
codes postaux et des régions « Residex » pour 
Sydney, et des circonscriptions pour Tokyo.

Une fois les strates construites, le prix médian 
de chaque strate est calculé. La moyenne des 
médianes est ensuite calculée séparément pour 
les maisons et les appartements, en général à 
l’aide de la formule de la moyenne arithmé‑
tique. De nouveau, la question se pose : doit‑on 
pondérer par le nombre de transactions ou par 
le stock de logements de chaque strate ?

Relativement à la complexité de calcul, la 
méthode de la médiane stratifiée se place entre 
une méthode de médiane simple et une méthode 
hédonique ajustée de la qualité2. Le fait de cal‑
culer la moyenne des médianes par strate limite 
le bruit dans l’indice, qui résulte des change‑
ments de composition de l’habitation médiane 
dans le temps. Même si, en principe, un plus 
grand nombre de strates devrait être syno‑
nyme de meilleur ajustement de la qualité, cette 
approche devient vite problématique lorsque la 
classification s’affine et que certaines strates 
sont vides à certaines périodes (c’est‑à‑dire 
qu’aucune transaction n’est enregistrée pour 
une composition de caractéristiques donnée). 
Cela limite les possibilités d’ajustement de la 
qualité des méthodes de médiane stratifiée.

Évaluations des différentes méthodes 
pour Sydney (2003‑2014)

La base de données de Sydney

Nous utilisons une base de données de 
l’« Australian Property Monitors », compo‑
sée de prix et de caractéristiques de maisons 
et appartements vendus à Sydney (Australie) 
sur les années 2002‑2014. Les résultats sont 
présentés pour les années 2003‑2014. Pour 
certaines méthodes, les données de 2002 sont 
nécessaires pour calculer les paniers de réfé‑
rence utilisés en 2003.

La forme fonctionnelle de nos modèles hédo‑
niques est semi‑logarithmique. Les caractéris‑
tiques explicatives des maisons sont :

– le prix de vente réel ;

– la date de vente ;

– le type de bien (par ex. maison indépendante 
ou mitoyenne) ;

– le nombre de chambres ;

– le nombre de salles de bain ;

– la surface du terrain ;

– le code postal (il y a 202 codes postaux dans 
la base de données).

Pour les appartements, nous rassemblons le 
même ensemble de caractéristiques. Toutefois, 
nous abandonnons la caractéristique « sur‑
face du terrain » dans l’analyse hédonique car 

2. Le prix médian par mètre carré pourrait être considéré comme une 
version hautement restrictive d’une méthode hédonique.
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elle concerne l’intégralité des strates, et nous 
n’avons aucune information sur le nombre 
d’appartements par immeuble. Pour la robus‑
tesse de l’analyse et afin de ne pas fausser les 
résultats, il a été nécessaire de supprimer cer‑
taines données aberrantes qui s’expliquent par 
une concentration des erreurs de saisie sur les 
valeurs extrêmes des données, liée par exemple 
à l’inclusion de zéros supplémentaires erronés. 
Les critères d’exclusion appliqués sont présen‑
tés dans le tableau 1. Les données complètes sur 
l’ensemble des caractéristiques hédoniques sont 
disponibles pour 380 414 transactions de mai‑
sons. Pour les appartements, le nombre corres‑
pondant est de 250 005.

Synthèse des méthodes à examiner

Les méthodes qui seront comparées (les dix 
premières sont hédoniques) sont les suivantes :
1. la méthode de réévaluation des prix (sans 
actualisation de l’année de référence) RP1 ;

2. celle de réévaluation des prix (avec actua‑
lisation de l’année de référence tous les cinq 
ans) RP2 ;

3. celle de réévaluation des prix (avec actualisa‑
tion de l’année de référence  tous les ans) RP3 ;

4. la méthode des caractéristiques moyennes AC ;

5. la méthode de double imputation géomé‑
trique de Laspeyres DIL ;

6. celle de double imputation géométrique de 
Paasche DIP ;

7. celle de double imputation de Tӧrnqvist DIT ;

8. la méthode des indicatrices temporelles sur 
période glissante ‑ RTD (2 trimestres) ;

9. la méthode RTD (4 trimestres) ;

10. la méthode RTD (5 trimestres) ;

11. la méthode de la médiane stratifiée.

Dans le cas de Sydney, les indices de prix 
seront calculés séparément pour les maisons et 
les appartements. Un IPL global pour Sydney 

pourrait ensuite être calculé à l’aide de la 
méthode standard d’agrégation des strates, pré‑
sentée brièvement ci‑dessus et recommandée 
au chapitre 5 du Manuel sur l’IPPR (Eurostat, 
2013). Pour Tokyo, les données disponibles 
concernent uniquement des appartements. 
L’âge des logements est disponible pour Tokyo 
mais pas pour Sydney. Pour Tokyo, nous cal‑
culons donc des indices de prix pour tous les 
appartements et pour les appartements neufs. 
Il est particulièrement important d’évaluer la 
performance des méthodes utilisées par les INS 
sur une base de données de logements neufs, 
alors qu’un indice de prix pour les logements 
neufs est un élément constitutif clé de l’indice 
expérimental de prix des logements occupés 
par leurs propriétaires (IPLOP) en Europe, qui 
est aussi étudié pour être inclus à l’indice des 
prix à la consommation harmonisé (IPCH).

Indices de prix des maisons 
et appartements à Sydney

Les indices de prix des maisons pour Sydney 
calculés par les différentes méthodes discu‑
tées plus haut sont présentés dans le tableau 
C3‑1 (complément en ligne C3). Cinq séries 
sont représentées dans la figure I. Comme le 
tableau C3‑1 et la figure I le mettent clairement 
en évidence, l’IPL est plutôt robuste au choix 
de méthode. Sur l’intégralité de la période 
de l’échantillon, selon la méthode hédonique 
sélectionnée, les prix des maisons connaissent 
une augmentation de 73.7 à 78.1 %. Les trois 
méthodes de réévaluation des prix – la RP1 
qui utilise des prix virtuels de 2003, la RP2 
qui actualise les prix virtuels tous les cinq ans 
et la RP3 qui actualise les prix virtuels tous 
les ans – génèrent la plus faible augmentation 
de ces prix3. 3Les résultats de la méthode des 
médianes stratifiées, calculés de deux manières 

3. Des exemples d’estimations des prix virtuels des caractéristiques obte‑
nues avec les modèles hédoniques, sont fournis pour Sydney en 2003 et 
pour Tokyo en 2002 dans le complément en ligne C2. On peut constater 
que la majorité des prix virtuels diffèrent considérablement de zéro, à un 
seuil de signification de 5 %, et que les coefficients de détermination R2 
ajustés sont d’environ 0.85.

Tableau 1
Critères d’exclusion des données aberrantes

Prix (en dollars) Chambre 
(en nombre)

Salle de bain 
(en nombre)

Surface 
(en m2)

Minimum autorisé 100 000 1 1 100

Maximum autorisé 4 000 000 6 6 10 000
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différentes, sont également représentés dans 
le tableau C3‑1. La MIX‑PC stratifie les mai‑
sons par code postal (au nombre de 202). La 
MIX‑RX stratifie par région « Residex » (au 
nombre de 16)4. 

La stratification MIX‑PC est donc beaucoup 
plus fine que son pendant, la MIX‑RX. Il n’est 
donc pas surprenant que l’indice MIX‑PC soit 
moins erratique et plus proche des indices 
hédoniques. L’indice MIX‑PC augmente de 
82 % tandis que l’indice MIX‑RX augmente 
de 87 %. Le problème n’est pas seulement une 
augmentation plus rapide que les indices hédo‑
niques, mais également une plus forte volati‑
lité, comme l’illustre la figure I. 

La volatilité est un aspect important pour un 
indice de prix. Un niveau de volatilité supé‑
rieur peut signifier un ajustement insuffisant 
de la qualité5. Deux mesures de la volati‑
lité sont considérées : l’erreur quadratique 
moyenne (Root mean squared error RMSE) 
(26) et l’écart moyen absolu (Mean abso‑
lute deviation MAD) (27), dans le cas de 
comparaison d’une année à l’autre pour le 
même trimestre. Nous définissons ici ces 
mesures en termes d’écart aux ratios en log.
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Les statistiques RSME, MAD, MAX et MIN 
pour les maisons de Sydney sont données dans le 
tableau 2. Ces statistiques sont calculées d’une 

4. Les régions Residex (et leurs codes postaux correspondants 
entre parenthèses) sont les suivantes : Inner Sydney (2000 à 
2020), Eastern Suburbs (2021 à 2036), Inner West (2037 à 2059), 
Lower North Shore (2060 à 2069), Upper North Shore (2070 à 
2087), Mosman‑Cremorne (2088 à 2091), Manly‑Warringah (2092 
à 2109), North Western (2110 à 2126), Western Suburbs (2127  
à 2145), Parramatta Hills (2146 à 2159), Fairfield‑Liverpool (2160 
à 2189), Canterbury‑Bankstown (2190 à 2200), St George (2201 
à 2223), Cronulla‑Sutherland (2224 à 2249), Campbelltown (2552  
à 2570), Penrith‑Windsor (2740 à 2777).
5. Toutefois, il convient de rester prudent à cet égard, car pour un marché 
volatil, un bon indice de prix devrait rendre compte de cette volatilité.

Figure I
Estimation des indices de prix des maisons à Sydney (2003T1 = 1)
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Note : Méthodes hédoniques : RP = Réévaluation (repricing) ; AC = Caractéristiques moyennes ; DIT =  double imputation de Törnqvist ;  
RTD5T = Indicatrices temporelles sur période glissante de cinq trimestres ; méthode de la médiane stratifiée : MIX‑RX = ajustement de la compo‑
sition en stratifiant par région Residex. Période :  2002‑2014.
Champ : maisons à Sydney, Australie. 
Source : Australian Property Monitors ; calculs des auteurs.
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Tableau 2
Volatilité des indices de prix des maisons à Sydney

RP1 RP2 RP3 AC DIL DIP DIT RTD2T RTD4T RTD5T MIX‑PC MIX‑RX
Sur un an (T1)
Erreur 
quadra‑
tique 
moyenne 
(RMSE)

0.068 0.065 0.066 0.068 0.067 0.066 0.067 0.067 0.066 0.066 0.086 0.096

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD)

0.057 0.055 0.056 0.058 0.057 0.057 0.057 0.057 0.056 0.056 0.072 0.079

MIN ‑ 3.90 3.90 ‑ 3.93 ‑ 3.96 ‑ 3.69 ‑ 3.79 ‑ 3.74 ‑ 3.76 ‑ 3.95 ‑ 4.03 ‑ 6.31 ‑ 10.95
MAX 17.69 17.93 17.93 18.14 18.13 18.01 18.07 18.06 18.00 17.99 20.14 21.97
Sur un an (T2)
Erreur 
quadra‑
tique 
moyenne 
(RMSE)

0.057 0.056 0.056 0.056 0.056 0.055 0.056 0.056 0.056 0.056 0.068 0.069

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD)

0.047 0.047 0.046 0.046 0.047 0.045 0.046 0.046 0.046 0.046 0.054 0.054

MIN ‑ 3.47 ‑ 3.47 ‑ 3.56 ‑ 3.36 ‑ 3.36 ‑ 3.25 ‑ 3.30 ‑ 3.31 ‑ 3.40 ‑ 3.46 ‑ 4.28 ‑ 5.29
MAX 17.63 17.73 17.75 17.84 17.97 17.74 17.86 17.85 17.76 17.73 18.56 18.87
Sur un an (T3)
Erreur 
quadra‑
tique 
moyenne 
(RMSE)

0.058 0.057 0.057 0.057 0.057 0.057 0.057 0.057 0.057 0.057 0.066 0.071

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD)

0.052 0.051 0.051 0.051 0.051 0.052 0.051 0.051 0.051 0.051 0.059 0.062

MIN ‑ 2.93 ‑ 2.93 ‑ 3.10 ‑ 2.95 ‑ 2.95 ‑ 3.07 ‑ 3.01 ‑ 2.99 ‑ 3.04 ‑ 3.04 ‑ 3.79 ‑ 3.95
MAX 16.20 16.46 16.33 16.25 16.38 16.28 16.33 16.37 16.41 16.40 14.53 19.07
Sur un an (T4)
Erreur 
quadra‑
tique 
moyenne 
(RMSE)

0.069 0.067 0.066 0.067 0.067 0.066 0.066 0.066 0.067 0.067 0.071 0.077

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD)

0.061 0.06 0.059 0.059 0.059 0.059 0.059 0.059 0.059 0.059 0.062 0.067

MIN ‑ 5.46 ‑ 5.02 ‑ 4.21 ‑ 4.45 ‑ 4.43 ‑ 4.03 ‑ 4.23 ‑ 4.21 ‑ 4.17 ‑ 4.24 ‑ 5.64 ‑ 5.58
MAX 15.50 15.65 15.65 15.62 15.72 15.51 15.60 15.63 15.69 15.66 17.14 19.63
Sur un trimestre
Erreur 
quadra‑
tique 
moyenne 
(RMSE)

0.020 0.020 0.020 0.020 0.020 0.020 0.020 0.020 0.020 0.020 0.027 0.030

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD

0.018 0.017 0.017 0.017 0.017 0.017 0.017 0.017 0.017 0.017 0.021 0.025

MIN ‑ 2.22 ‑ 1.74 ‑ 1.74 ‑ 1.75 ‑ 1.76 ‑ 1.74 ‑ 1.74 ‑ 1.76 ‑ 1.81 ‑ 1.79 ‑ 4.82 ‑ 3.64
MAX 5.69 5.69 5.76 6.08 5.78 5.86 5.82 5.79 5.75 5.73 7.53 8.54

Note : les statistiques RSME, MAD, MIN et MAX sont définies en (26), (27), (28) et (29). Les méthodes hédoniques sont les suivantes : RP1 = 
réévaluation des prix sans actualisation ; RP2 = réévaluation des prix avec actualisation de la période de référence tous les cinq ans ; RP3 = 
réévaluation des prix avec actualisation de la période de référence tous les ans ; AC =  caractéristiques moyennes ; DIL = double imputation de 
Laspeyres ; DIP = double imputation de Paasche ; DIT= double imputation de Törnqvist ; RTD2T = Indicatrices temporelles sur période glissante 
de 2 trimestres ; RTD4T et RTD5T ont respectivement des fenêtres glissantes de 4 et 5 trimestres ; les méthodes des médianes stratifiées sont 
les suivantes : MIX‑PC = ajustement de la composition en stratifiant par code postal ; MIX‑RX = ajustement de la composition en stratifiant par 
région Residex. Période : 2002‑2014
Champ : maisons à Sydney, Australie. 
Source : Australian Property Monitors ; calculs des auteurs.
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année à l’autre et d’un trimestre à l’autre. Dans 
le tableau 2, on constate que les indices médians 
stratifiés sont plus volatils que les indices hédo‑
niques (en particulier dans les comparaisons 
d’un trimestre à l’autre). Cette plus forte volati‑
lité pouvait être anticipée, puisque les médianes 
stratifiées ne sont pas complétement ajustées 
des évolutions de qualité de la médiane dans le 
temps. Pour la même raison, la volatilité de la 
médiane stratifiée MIX‑PC est inférieure à celle 
de la MIX‑RX : la stratification plus fine de la 
méthode MIX‑PC permet de mieux ajuster l’in‑
dice de prix à la qualité.

Les résultats pour les appartements de Sydney, 
illustrés dans la figure II, sont également rai‑
sonnablement robustes au choix de méthode, 
lorsque la comparaison se limite aux méthodes 
hédoniques utilisées effectivement par les 
INS pour calculer l’IPL. La hausse cumulée 
des prix des appartements, mesurée par les 
méthodes hédoniques, est comprise entre 68.1 
et 72.6 %. L’indice médian stratifié MIX‑RX, 
en revanche, augmente de 80 %.

Les indices en double imputation de Paasche 
(DIP) et de Laspeyres (DIL) – illustrés dans 
le tableau C3‑2 (voir complément en ligne 

C3) mais exclus de la figure II – présentent 
des signes clairs de dérive. D’après le DIP, les 
prix n’augmentent que de 65.3 % tandis que 
d’après le DIL, ils augmentent de 78.1 %. Il 
est par conséquent heureux qu’aucun des INS 
n’utilise la DIP ou la DIL. L’INS allemand 
utilise la méthode de double imputation de 
Tӧrnqvist (DIT), qui est la moyenne géomé‑
trique de la DIP et de la DIL. Les résultats 
montrent que les dérives de la DIP et de la DIL 
se compensent, et la DIT semble ainsi ne pas 
souffrir de problème de dérive.

Compte tenu de la dualité entre méthode 
des caractéristiques moyennes et méthodes 
d’imputation hédonique, nous devrions éga‑
lement examiner les conséquences de cette 
conclusion pour la méthode des caractéris‑
tiques moyennes. Cette méthode, qui utilise 
une formule de type Laspeyres est, elle aussi, 
potentiellement exposée au risque de dérive. 
Lorsque le logement moyen est actualisé 
chaque trimestre à partir des données du tri‑
mestre précédent, une dérive se manifeste. En 
revanche, comme la méthode des caractéris‑
tiques moyennes utilisée par les INS n’actua‑
lise le logement moyen qu’une fois par an et le 

Figure II
Estimation des indices de prix des appartements à Sydney (2003T1 = 1)
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Note : Méthodes hédoniques : RP = Réévaluation (repricing) ; AC = Caractéristiques moyennes ; DIT = Törnqvist double imputation ;  
RTD5T = Indicatrices temporelles sur période glissante de cinq trimestres ; méthode de la médiane stratifiée : MIX‑RX = ajustement de la compo‑
sition en stratifiant par région Residex. Période : 2002‑2014.
Champ : appartements à Sydney, Australie. 
Source : Australian Property Monitors ; calculs des auteurs.
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Tableau 3
Volatilité des indices du prix des appartements à Sydney

RP1 RP2 RP3 AC DIL DIP DIT RTD2Q RTD4Q RTD5Q MIX‑PC MIX‑RX
Sur un an (T1)
Erreur  
quadratique 
moyenne 
(RMSE)

0.055 0.053 0.053 0.054 0.054 0.053 0.054 0.054 0.053 0.053 0.054 0.059

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD

0.045 0.043 0.044 0.044 0.044 0.042 0.043 0.043 0.043 0.043 0.044 0.051

MIN ‑ 2.17 ‑ 2.17 ‑ 1.75 ‑ 2.00 ‑ 2.26 ‑ 1.51 ‑ 1.89 ‑ 1.90 ‑ 1.88 ‑ 1.86 ‑ 3.52 ‑ 3.77
MAX 15.81 16.25 16.25 16.25 16.42 16.29 16.36 16.38 16.33 16.32 15.22 15.87
Sur un an (T2)
Erreur  
quadratique 
moyenne 
(RMSE)

0.045 0.044 0.044 0.045 0.045 0.044 0.045 0.045 0.044 0.044 0.049 0.050

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD

0.034 0.035 0.034 0.035 0.036 0.034 0.035 0.035 0.035 0.035 0.039 0.038

MIN ‑ 1.90 ‑ 1.90 ‑ 1.78 ‑ 2.20 ‑ 2.24 ‑ 1.75 ‑ 1.99 ‑ 2.01 ‑ 1.85 ‑ 1.80 ‑ 3.24 ‑ 1.74
MAX 13.82 14.16 14.16 13.92 14.18 14.17 14.17 14.18 14.18 14.15 14.40 15.63
Sur un an (T3)
Erreur  
quadratique 
moyenne 
(RMSE)

0.047 0.048 0.047 0.048 0.049 0.047 0.048 0.048 0.048 0.048 0.051 0.048

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD

0.043 0.043 0.043 0.044 0.044 0.043 0.044 0.044 0.043 0.044 0.047 0.042

MIN ‑ 1.50 ‑ 1.50 ‑ 1.47 ‑ 1.77 ‑ 1.84 ‑ 1.55 ‑ 1.69 ‑ 1.70 ‑ 1.49 ‑ 1.45 ‑ 2.39 ‑ 3.36
MAX 12.93 12.95 12.94 12.95 12.97 12.92 12.94 13.00 13.00 12.96 11.69 11.97
Sur un an (T4)
Erreur  
quadratique 
moyenne 
(RMSE)

0.055 0.053 0.053 0.055 0.055 0.053 0.054 0.054 0.054 0.054 0.059 0.059

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD

0.049 0.048 0.047 0.049 0.049 0.047 0.048 0.048 0.048 0.048 0.053 0.050

MIN ‑ 3.44 ‑ 3.40 ‑ 3.02 ‑ 3.56 ‑ 4.10 ‑ 3.05 ‑ 3.58 ‑ 3.48 ‑ 3.49 ‑ 3.52 ‑ 3.92 ‑ 4.27
MAX 13.05 12.82 12.75 12.62 12.65 13.52 12.89 12.83 12.90 12.82 14.11 16.39
Sur un trimestre
Erreur  
quadratique 
 moyenne 
(RMSE)

0.017 0.016 0.016 0.016 0.017 0.016 0.016 0.016 0.016 0.016 0.021 0.023

Écart 
moyen 
absolu 
(MAD

0.015 0.014 0.014 0.014 0.014 0.014 0.014 0.014 0.014 0.014 0.018 0.019

MIN ‑ 1.65 ‑ 1.48 ‑ 1.48 ‑ 1.34 ‑ 1.54 ‑ 1.22 ‑ 1.38 ‑ 1.34 ‑ 1.43 ‑ 1.44 ‑ 2.60 ‑ 3.20
MAX 4.49 4.17 4.17 4.28 4.34 4.15 4.25 4.24 4.22 4.21 5.91 7.17

Note : les statistiques RSME, MAD, MIN et MAX sont définies en (26), (27), (28) et (29). Les méthodes hédoniques sont les suivantes :  
RP1 = réévaluation des prix sans actualisation ; RP2 = réévaluation des prix avec actualisation de la période de référence tous les cinq ans ;  
RP3 = réévaluation des prix avec actualisation de la période de référence tous les ans ; AC =  caractéristiques moyennes ; DIL = double imputation de 
Laspeyres ; DIP = double imputation de Paasche ; DIT= double imputation de Törnqvist ; RTD2T = Indicatrices temporelles sur période glissante de  
2 trimestres ; RTD4T et RTD5T ont respectivement des fenêtres glissantes de 4 et 5 trimestres ; les méthodes des médianes stratifiées sont les 
suivantes : MIX‑PC = ajustement de la composition en stratifiant par code postal ; MIX‑RX = ajustement de la composition en stratifiant par région 
Residex. Période : 2002‑2014.
Champ : appartements à Sydney, Australie. 
Source : Australian Property Monitors ; calculs des auteurs.
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calcule d’après les données de l’année entière, 
le risque de dérive semble être évité.

Les résultats des statistiques RSME, MAD, 
MAX et MIN pour les appartements de Sydney 
sont donnés dans le tableau 3. De nouveau, les 
indices médians stratifiés sont plus volatils 
que les indices hédoniques. Dans l’ensemble, 
les résultats des tableaux C3‑1 et C3‑2 sont de 
nature à rassurer Eurostat. Ils indiquent que 
les IPL de différents pays sont largement com‑
parables, même lorsqu’ils sont calculés avec 
des méthodes hédoniques différentes. Pour les 
pays qui utilisent les médianes stratifiées, il est 
important que la définition des strates soit suf‑
fisamment fine. Dans le cas contraire, comme 
avec la méthode MIX‑RX, l’indice se compor‑
tera de manière erratique.

Évaluations des différentes méthodes 
pour Tokyo (1986‑2016)

La base de données de Tokyo

La base de données de Tokyo est composée des 
23 circonscriptions de l’aire métropolitaine de 

Tokyo (621 km²), et la période d’analyse est 
d’environ 30 ans, de janvier 1986 à juin 2016. 
La base de données couvre les transactions 
de copropriétés (appartements) publiées dans 
Residential Information Weekly (ou Shukan 
Jyutaku Joho, en japonais), une publication de 
RECRUIT, Co. Ce magazine donne des infor‑
mations sur les caractéristiques et les prix de 
vente de biens répertoriés sur une périodicité 
hebdomadaire. En outre, Shukan Jutaku Joho 
donne des séries chronologiques de prix de 
logements allant de leur publication initiale et 
publication finale, la semaine où ils sont reti‑
rés à la suite d’une transaction réussie. Nous 
n’utilisons que le prix final car il peut être 
considéré, assez sûrement comme suffisam‑
ment proche du prix de vente.

Les caractéristiques des logements dispo‑
nibles sont : la surface de plancher, l’âge de 
l’immeuble, le temps de trajet jusqu’à la gare 
la plus proche, le temps de trajet jusqu’à la 
gare centrale de Tokyo et les 23 circonscrip‑
tions (c’est‑à‑dire les indicatifs ville). Le 
modèle hédonique est estimé pour Tokyo sur  
237 190 observations. Quelques rares obser‑
vations ont été supprimées car elles étaient 
incomplètes ou contenaient des erreurs 

Figure III
Estimation des indices de prix des appartements à Tokyo (1986T1 = 1)
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évidentes. Le nombre total de suppressions 
a été inférieur à 1 %. La forme fonctionnelle 
de nos modèles hédoniques est de nouveau 
semi‑logarithmique. Les variables explica‑
tives utilisées sont les suivantes :

– le log de la surface de plancher ;

– l’âge (inclus sous une forme  quadratique) ;

– le temps de trajet jusqu’à la gare la plus 
proche ;

– le temps de trajet jusqu’à la gare centrale de 
Tokyo (inclus sous une forme quadratique) ;

– la circonscription (variable muette).

La méthode hédonique examinée est pour l’es‑
sentiel la même que pour Sydney. L’inclusion 
de formes quadratiques pour l’âge et le temps 
de trajet jusqu’à la gare centrale de Tokyo se 
justifie par le fait que l’impact de ces variables 
sur le log (prix) peut être non linéaire, voire 
éventuellement non monotone. Par exemple, 
il peut exister un temps de trajet optimal 
jusqu’à la gare centrale de Tokyo (c’est‑à‑dire 
que le logement se trouve ni trop près, ni trop 
loin). Cette spécification quadratique, toute‑
fois, peut créer des problèmes avec la méthode 
de réévaluation des prix, telle qu’expliqué  
ci‑dessous.

Indices de prix de l’ensemble des 
appartements à Tokyo

Les résultats pour Tokyo concernant tous les 
appartements sur les années 1986 à 2016 sont 
présentés dans le tableau C3‑3 (complément 
en ligne C3) et la figure III. Le schéma géné‑
ral qui ressort est similaire à celui observé 
pour Sydney, malgré certaines différences 
importantes.

En mettant l’accent tout d’abord sur les diffé‑
rences, deux versions de la méthode de rééva‑
luation des prix sans modification de l’année 
de référence – RP1 (qd) et RP1 – sont présen‑
tées dans le Tableau C3‑3. La RP1 est bien 
plus proche des autres méthodes que la RP1 
(qd). Les méthodes RP1 (qd) et RP1 diffèrent 
en ce que la première utilise la forme fonc‑
tionnelle évoquée ci‑avant, qui inclut l’âge et 
le temps de trajet jusqu’à la gare centrale de 
Tokyo sous forme quadratique. La méthode 
RP1 inclut ces variables sous forme linéaire. 
Le problème avec la méthode RP1 (qd) est 
que, même si les spécifications quadratiques, 
par construction, s’ajustent bien aux données 

de 1987 – la première année complète de 
la base de données – cette spécification ne 
donne pas d’aussi bons résultats lorsqu’elle 
est appliquée aux données des années ulté‑
rieures. Le terme au carré de la spécification 
quadratique peut fausser les résultats des 
années suivantes. Il s’en suit un arbitrage 
entre le bon ajustement du modèle à la période 
de référence et performance globale de l’IPL. 
Lorsque la méthode de réévaluation des prix 
est utilisée, il convient d’éviter l’utilisation 
de termes quadratiques dans le modèle hédo‑
nique. Il vaut mieux s’en tenir à un modèle 
linéaire, plus simple. Ce problème n’a pas été 
constaté sur les données de Sydney parce que 
ces variables n’étaient pas incluses dans le 
modèle hédonique.

Une deuxième différence tient à l’absence de 
manifestation claire de dérive dans les résul‑
tats DIL et DIP présentés dans le tableau C3‑3, 
par rapport à ce qui a été observé pour les 
appartements de Sydney. Sur l’intégralité de 
la période de l’échantillon, la hausse du prix 
du logement avec les différentes méthodes 
hédoniques, à l’exclusion de la réévaluation 
des prix sans actualisation, est comprise entre 
8.5 et 13.8 %. La moyenne recouvre de fortes 
envolées et descentes des prix, avant un retour 
progressif presque au point de départ.

Passons maintenant aux similarités de résul‑
tats de Sydney et de Tokyo : la dérive consta‑
tée dans les résultats de la réévaluation des 
prix présente à nouveau une tendance à la 
baisse, quoique plus limitée avec la méthode 
RP1 qu’avec la méthode RP1 (qd). D’après la 
méthode RP1, les prix augmentent d’environ 
7 %, alors qu’ils chutent de 6 % lorsque la 
méthode RP1 (qd) est utilisée. On remarque 
que, comme avec les appartements de Sydney, 
la méthode RP2 (réévaluation des prix avec 
actualisation de la période de référence tous 
les cinq ans) génère des résultats très simi‑
laires à ceux obtenus avec la méthode des 
caractéristiques moyennes (AC). Du fait de 
la dualité qui existe entre les méthodes de la 
réévaluation des prix et des caractéristiques 
moyennes, ce résultat n’est pas surprenant. 
Toutefois, la similarité retrouvée dans les 
résultats obtenus avec les méthodes RP2 et 
AC n’avait pas été constatée pour les maisons 
de Sydney (voir le Tableau C3‑1).

L’indice médian stratifié diffère assez forte‑
ment des indices hédoniques. Il augmente de 
27.4 %, tandis que les indices hédoniques sont 
compris entre 8.5 et 13.8 %. Il convient de 
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noter que les indices médians stratifiés illus‑
trés sur les trois figures augmentent plus vite 
que leurs pendants hédoniques. Une explica‑
tion possible serait que la qualité moyenne 
des logements vendus a augmenté dans le 
temps. Les résultats des statistiques RSME, 
MAD, MAX et MIN pour les appartements de 
Tokyo sont donnés dans le tableau 4. De nou‑
veau, l’indice médian stratifié MIX est plus 
volatil que les indices hédoniques.

Indices de prix des appartements neufs  
à Tokyo

L’estimation d’un indice de prix pour les appar‑
tements neufs est délicate à partir de la base de 
données de Tokyo en raison de la petite taille 
de l’échantillon. Nous considérons comme 
neuf tout appartement de moins de trois ans. 
Nous aurions préféré considérer comme neufs 
les appartements de moins de deux ans mais 

Tableau 4
Volatilité des indices de prix des appartements à Tokyo

RP1(qd) RP1 RP2 RP3 AC DIL DIP DIT RTD2T RTD4T RTD5T MIX
Sur un an (T1)
Erreur quadra‑
tique moyenne 
(RMSE)

0.106 0.102 0.096 0.091 0.092 0.092 0.091 0.091 0.092 0.092 0.092 0.103

Écart moyen 
absolu (MAD 0.087 0.082 0.074 0.07 0.073 0.072 0.072 0.072 0.072 0.072 0.072 0.085

MIN ‑ 17.12 ‑ 16.58 ‑ 15.33 ‑ 15.55 ‑ 15.47 ‑ 15.61 ‑ 15.48 ‑ 15.54 ‑ 15.55 ‑ 15.52 ‑ 15.52 ‑ 15.46
MAX 33.88 34.42 34.42 30.79 30.14 30.09 30.41 30.25 30.27 30.67 30.84 32.38
Sur un an (T2)
Erreur quadra‑
tique moyenne 
(RMSE)

0.104 0.100 0.095 0.093 0.093 0.093 0.092 0.093 0.093 0.093 0.093 0.098

Écart moyen 
absolu (MAD 0.08 0.077 0.073 0.072 0.072 0.073 0.071 0.072 0.072 0.072 0.072 0.077

MIN ‑ 20.31 ‑ 19.45 ‑ 17.93 ‑ 18.07 ‑ 18.34 ‑ 18.36 ‑ 18.20 ‑ 18.28 ‑ 18.28 ‑ 18.28 ‑ 18.28 ‑ 15.88
MAX 30.43 30.60 30.60 27.52 26.82 27.11 27.45 27.28 27.30 27.75 27.93 28.90
Sur un an (T3)
Erreur quadra‑
tique moyenne 
(RMSE)

0.100 0.098 0.095 0.094 0.092 0.093 0.093 0.093 0.093 0.093 0.093 0.106

Écart moyen 
absolu (MAD 0.077 0.075 0.074 0.073 0.072 0.073 0.072 0.072 0.073 0.073 0.073 0.082

MIN ‑ 20.93 ‑ 20.32 ‑ 19.12 ‑ 19.20 ‑ 19.35 ‑ 19.43 ‑ 19.39 ‑ 19.41 ‑ 19.41 ‑ 19.38 ‑ 19.35 ‑ 19.07
MAX 21.36 21.70 21.70 21.13 20.17 19.94 20.03 19.95 19.99 20.32 20.42 30.99
Sur un an (T4)
Erreur quadra‑
tique moyenne 
(RMSE)

0.109 0.106 0.101 0.098 0.100 0.099 0.100 0.100 0.100 0.101 0.101 0.116

Écart moyen 
absolu (MAD 0.084 0.078 0.074 0.073 0.074 0.074 0.074 0.074 0.074 0.075 0.075 0.088

MIN ‑ 19.25 ‑ 18.38 ‑ 16.98 ‑ 17.14 ‑ 17.12 ‑ 17.14 ‑ 17.38 ‑ 17.26 ‑ 17.27 ‑ 17.30 ‑ 17.29 ‑ 17.92
MAX 30.17 30.24 30.24 29.17 30.43 29.53 30.63 30.08 30.02 31.80 31.58 38.98
Sur un trimestre
Erreur quadra‑
tique moyenne 
(RMSE)

0.037 0.035 0.033 0.033 0.032 0.032 0.032 0.032 0.032 0.033 0.033 0.042

Écart moyen 
absolu (MAD 0.027 0.025 0.023 0.022 0.022 0.022 0.022 0.022 0.022 0.022 0.022 0.033

MIN ‑ 6.41 ‑ 6.72 ‑ 6.72 ‑ 6.52 ‑ 6.30 ‑ 6.23 ‑ 6.29 ‑ 6.26 ‑ 6.27 ‑ 6.32 ‑ 6.35 ‑ 9.52
MAX 18.14 18.05 18.05 22.35 17.50 17.90 16.89 17.39 17.35 18.49 18.95 17.47

Remarque : les statistiques RSME, MAD, MIN et MAX sont définis en (26), (27), (28) et (29). Les méthodes hédoniques sont les suivantes :  
RP1 (qd) = réévaluation des prix sans actualisation avec effets de l’âge du logement et du temps de trajet jusqu’à la gare centrale de Tokyo 
modélisés sous forme quadratique ; RP1 = réévaluation des prix sans actualisation ; RP2 = réévaluation des prix avec actualisation de la 
période de référence tous les cinq ans ; RP3 = réévaluation des prix avec actualisation de la période de référence tous les ans ; AC = car‑
actéristiques moyennes ;  DIL = double imputation de Laspeyres ; DIP = double imputation de Paasche ; DIT= double imputation de Törnqvist ; 
RTD2T = Indicatrices temporelles sur période glissante de 2 trimestres ; RTD4T et RTD5T ont respectivement des fenêtres glissantes de 4 
et 5 trimestres ; la méthode des médianes stratifiées est la méthode MIX = ajustement de la composition en stratifiant par circonscription. 
Période : 1986‑2016.
Champ : appartements à Tokyo, Japon.
Source : Residential Information Weekly (publication de RECRUIT, Co) ; calculs des auteurs.
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cela est quasiment impossible. Le principal 
problème est ici d’estimer des prix virtuels 
pour les variables muettes de localisation (la 
circonscription). Dans certaines circonscrip‑
tions, aucune transaction d’appartement neuf 
n’est observée certains trimestres. Cela est 
problématique notamment pour les méthodes 
des caractéristiques moyennes et d’imputa‑
tion hédonique, qui commencent par estimer 
un modèle hédonique distinct pour chaque 
trimestre, comme indiqué en (8). Une façon 
de traiter les circonscriptions manquantes est 
de limiter la comparaison entre trimestres 
adjacents aux appartements vendus dans des 
circonscriptions concernées par les deux tri‑
mestres. Cela signifie que deux modèles 
hédoniques différents doivent être estimés 
pour chaque trimestre q. Le premier inclut les 
appartements vendus dans des circonscriptions 
observées tant en q − 1 qu’en q, tandis que le 
second inclut les appartements vendus dans 
des circonscriptions observées tant en q qu’en 
q + 1. Si les vecteurs de caractéristiques z dont 
on calcule le prix incluent des circonscriptions 
non incluses dans le modèle hédonique estimé, 
ces circonscriptions sont ignorées et les pon‑
dérations des circonscriptions restantes sont 
ajustées de sorte à toujours sommer à un. 

Ce problème n’est pas aussi grave pour la 
méthode de réévaluation des prix, car cette 
dernière estime le modèle hédonique d’après 
les données d’une année entière, comme pré‑
cisé en (1). De nouveau, cependant, si une 
circonscription n’est pas observée l’année de 
référence, tous les appartements vendus dans 
cette circonscription dans les périodes sui‑
vantes sont exclues de la comparaison. Une 
autre approche consisterait, pour ces appar‑
tements, à remplacer la circonscription man‑
quante par une circonscription adjacente.

En revanche, ce problème de circonscriptions 
manquantes ne se pose pas avec la méthode 
RTD. Toute circonscription observée n’im‑
porte quel trimestre peut être incluse au modèle 
hédonique RTD, comme indiqué en (22). Cet 
exemple illustre bien un avantage important 
de la méthode RTD, plus performante sur les 
petites bases de données.

Les indices de prix des appartements neufs 
sont représentés en figure IV. On remarque que 
l’indice est beaucoup plus sensible au choix de 
la méthode que dans les figures I, II et III.

Figure IV
Estimation des indices de prix des appartements neufs à Tokyo (1986T1 = 1)
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Champ : appartements neufs à Tokyo, Japon.
Source : Residential Information Weekly (publication de RECRUIT, Co) ; calculs des auteurs.
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L’indice médian stratifié est particulière‑
ment affecté par la petite taille d’échantillon. 
Confronté à ce problème, nous avons davan‑
tage confiance en la méthode RTD avec une 
fenêtre relativement longue (par exemple, 
RTD5T). En utilisant la méthode RTD5T 
comme méthode de référence, la dérive à la 
baisse de l’indice avec réévaluation des prix 
(RP1) est beaucoup plus prononcée que dans 
les figures précédentes. Une actualisation des 
prix virtuels de référence tous les cinq ans 
(RP2) permet de régler ce problème. En effet, 
les résultats obtenus avec la méthode RP2 sont 
très proches de ceux obtenus avec la RTD5T. 
Dans ce cas, les méthodes de caractéristiques 
moyennes et d’imputation hédonique sont 
quelque peu erratiques. Cela s’explique proba‑
blement par le fait qu’il n’y a pas assez de don‑
nées pour justifier l’estimation d’un modèle 
hédonique distinct à chaque trimestre.

Les résultats pour les immeubles neufs de 
Tokyo ont des conséquences importantes pour 
l’IPL des petits pays de l’UE. Dans les cas où 
les données sont moins nombreuses, comme 
l’illustre clairement la figure IV, le choix de 
la méthode de construction de l’IPL devient 
beaucoup plus important. Le nombre d'appar‑
tements neufs à Tokyo chaque trimestre peut 
très bien être supérieur au nombre total de tran‑
sactions de maisons ou d'appartements dans 
des pays comme la Slovénie, Malte et Chypre.

La figure IV illustre également l’un des pro‑
blèmes rencontrés avec la méthode des acqui‑
sitions pour inclure les logements occupés par 
leurs propriétaires (LOP) dans l’indice des 
prix à la consommation harmonisé (IPCH). 
La méthode des acquisitions, telle que recom‑
mandée par Eurostat, nécessite si possible, un 
indice de prix spécifique pour le neuf. Il est 
toutefois beaucoup plus difficile d'élaborer un 
IPL fiable, ajusté de la qualité, pour le neuf 
que d’élaborer un indice qui recouvrent toutes 
les transactions immobilières. 

Alors qu’un indice de prix pour le neuf peut 
être nécessaire en Europe pour l’IPCH (lorsque 
les LOP sont inclus à l’aide de la méthode des 
acquisitions), il n’est toutefois pas logique, 
dans le contexte de l’IPL, de calculer des IPL 
distincts pour les logements neufs et existants 
puis de les combiner. Lorsque cela est possible, 
il conviendrait plutôt d’inclure l’âge (ou une 
variable muette pour le neuf) directement en 
tant que caractéristique dans un modèle hédo‑
nique unique qui englobe les logements neufs 
et anciens. Pourtant, des modèles hédoniques 

distincts devraient être estimés pour les mai‑
sons et les appartements, étant donné que la 
liste des caractéristiques disponibles peut dif‑
férer entre ces deux types de logements, et 
même lorsque les caractéristiques coïncident, 
des prix virtuels représentatifs d’un type de 
logement peuvent ne pas l’être pour l'autre. Les 
méthodes exposées au chapitre 5 du Manuel 
sur l’IPRR peuvent alors être utilisées pour 
construire un IPL global, qui combine les mai‑
sons et les appartements (voir Eurostat, 2013).

*  * 
*

Nos principaux résultats sont les suivants :

• les indices de prix semblent assez robustes 
quelle que soit la méthode hédonique utilisée par 
les INS d’Europe pour calculer leurs IPL ;

• pour les bases de données plus petites (par 
exemple, appartements neufs à Tokyo), l’IPL 
devient plus sensible au choix de la méthode. 
Les petits pays d’UE devraient donc redoubler 
de précautions lors de leur choix de méthode. 
Nous recommandons aux petits pays où les tran‑
sactions immobilières sont moins nombreuses 
d’utiliser la méthode RTD4T ou RTD5T ;

• les indices à double imputation de Paasche 
et de Laspeyres (DIP et DIL) pour les apparte‑
ments à Sydney sont sujets à une dérive. Des 
dérives, de moindre ampleur, sont aussi détec‑
tées avec les données de Tokyo. Les résultats 
pour les appartements de Sydney indiquent que 
les méthodes DIP et DIL ne devraient pas être 
utilisées. Heureusement, aucun INS d’Europe 
n’utilise l’une ou l’autre de ces méthodes ;

• la méthode de réévaluation des prix semble 
présenter un biais à la baisse, par rapport aux 
autres indices hédoniques, lorsque les prix vir‑
tuels de référence ne sont actualisés que tous 
les cinq ans ou pas du tout. Cependant, ce biais 
n’est plus mis en évidence lorsque les prix vir‑
tuels de référence sont actualisés chaque année ;

• avec la méthode de réévaluation des prix, un 
modèle hédonique qui donne de bons résultats 
pendant la période de référence peut ne pas 
être adapté à des périodes ultérieures. En par‑
ticulier, pour Tokyo, les termes quadratiques 
d’âge et de temps de trajet jusqu’à la gare 
centrale de Tokyo posent des problèmes. Nous 
recommandons donc de garder une forme 
fonctionnelle assez simple du modèle hédo‑
nique (par exemple, sans terme quadratique) 
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lorsque la méthode de réévaluation des prix est 
utilisée ;

• nous conseillons aux INS qui utilisent la 
méthode de réévaluation des prix d’actualiser 
fréquemment les prix virtuels de référence, de 
préférence tous les ans ou au moins tous les 
cinq ans ;

• nous recommandons d'éviter, dans la mesure 
du possible, d'utiliser les indices médians stra‑
tifiés. En effet, ils ne s’ajustent pas correc‑
tement aux changements de qualité au cours 
du temps. Le biais à la hausse des médianes 
stratifiées sur l’intégralité de la période de 
l’échantillon des deux bases de données peut 
être attribué à une tendance dans le temps à la 
hausse de la qualité des habitations vendues. 
Une plus forte volatilité (notamment des statis‑
tiques RSME et MAD plus élevées) peut être 
attribuée au fait que les médianes stratifiées ne 
sont pas correctement ajustées des évolutions 
de la qualité des habitations vendues, d’une 
période à l’autre ;

• il est plus difficile de construire un indice 
de prix ajusté de la qualité pour les logements 
neufs. De nouveau, la méthode RTD5T est 
recommandée pour calculer un IPL pour les 
logements neufs, en cas de manque de données ;

• pour l’IPL, nous recommandons de ne 
pas distinguer les habitations neuves des 
anciennes. Il vaut mieux les combiner dans le 
même modèle hédonique, et inclure l’âge en 
tant que caractéristique explicative ;

• les maisons et appartements devraient être 
estimés avec des modèles hédoniques dis‑
tincts, puis être agrégés avec la méthode stan‑
dard d’Eurostat de combinaison des strates 
(voir Eurostat, 2013, chapitre X) ;

• enfin, il convient de noter que le calcul d’un 
IPL pour une grande ville est plus facile que 
pour un pays entier, particulièrement si le 
pays est petit. Nos comparaisons empiriques 
risquent de sous‑estimer la sensibilité d’un IPL 
national au choix de la méthode utilisée pour le 
construire. 
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