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Résumé

Cet article étudie les effets dynamiques des chocs de désinflation sur un ensemble de variables

réelles et nominales de la zone Euro. A l’aide d’un modèle VAR structurel, nous identifions le

choc de désinflation comme étant le seul choc ayant un effet permanent sur l’inflation à long

terme ainsi que sur les variables nominales qui cointégrent avec elle. Nous montrons que ce choc

a des effets récessionnistes importants, notamment sur l’investissement, et provoque une hausse

persistante du taux de chômage et du taux d’intérêt réel. Nous complétons cette analyse en

calculant des mesures d’inefficience sur les marchés des biens et du travail et nous montrons que

ce sont principalement ces dernières qui ont prévalues. Ces conclusions sont robustes à différentes

mesures et schémas d’identification des chocs de désinflation.
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1 Introduction

Le taux d’inflation dans la zone Euro a fortement baissé durant les dernières décennies, passant de

12% au début des années 1980 à 4% au début des années 1990. En dépit de certaines disparités,

les inflations des différents pays de la zone présentent toutes une tendance marquée à la baisse sur

cette période 1. Durant cette phase de désinflation, le taux de chômage a augmenté de façon marquée

et l’activité économique, notamment l’investissement, a sensiblement chuté dans la zone Euro. La

figure 1 illustre ce fait pour la période 1980(1)–1990(1). Bien que l’évolution des variables réelles et

nominales au cours de cette période puisse résulter d’autres facteurs et/ou chocs, un changement

permanent dans la politique monétaire visant à réduire le taux d’inflation semble être un candidat

explicatif naturel 2. L’objectif de cet article est précisément d’évaluer l’importance quantitative de

cette thèse.

Le lien entre activité réelle et inflation a fait l’objet d’une littérature empirique abondante. Une pre-

mière approche utilise des régressions en coupe pour étudier les effets de l’inflation sur la croissance

(voir par exemple Andres et Hernando, 1999, Kormendi et Meguire, 1985, McCandless et

Weber, 1995). Cette approche se concentre exclusivement sur des relations de long terme et fait

abstraction des dynamiques d’ajustement à court terme. Une seconde approche étudie ces dyna-

miques de court terme à l’aide de modèles VAR Structurels (VARS) récursifs (voir Christiano

et alii., 1999, pour un panorama exhaustif). Ces modèles supposent en général que ces chocs sont

transitoires et ne représentent que des déviations de court terme vis à vis d’un comportement régu-

lier de la politique monétaire. Ainsi, les modifications permanentes de l’inflation, telles qu’observées

dans la zone Euro durant les trente dernières années (et surtout durant les années quatre–vingts),

ne peuvent pas être appréhendées et analysées à l’aide de ce cadre empirique.

L’objectif de cet article se situe au carrefour de ces deux approches empiriques. Plus particulière-

ment, nous cherchons à étudier les réponses de court et moyen termes de l’économie faisant suite

à des modifications permanentes de la cible d’inflation. La difficulté principale réside alors dans

l’identification du choc de désinflation. A cette fin, nous abandonnons la représentation récursive

discutée par Christiano et alii. [1999] et suivons la méthodologie VARS introduite par Bullard

et Keating [1995] 3. Cette approche adapte au cas des chocs de désinflation la technique d’identi-

fication des chocs d’offre proposée par Blanchard et Quah [1989]. Plus précisément, le choc de

désinflation est identifié comme le seul choc ayant un effet permanent sur le taux d’inflation ainsi

que sur les variables nominales qui cointègrent avec elle (inflation salariale, taux d’intérêt nominaux,

taux de croissance de la monnaie dans notre cas). Notre spécification de référence impose de plus la

neutralité de long terme du choc de désinflation, interprété ici comme un choc permanent de poli-

tique monétaire, suivant ainsi une version faible de la doctrine monétariste (l’inflation est toujours

1. Voir Blanchard et Muet [1993] et Cling et Meunier [1986] pour des analyses sur données françaises.

2. Fitoussi et Passet [2000] montrent que la politique monétaire a eu une grande influence sur l’évolution du

chômage.

3. Voir aussi Andres et alii. [2002], Coenen et Vega [2001], Dolado et alii. [2000] et Vlaar [2005].
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Figure 1 – Désinflation des années quatre–vingt
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un phénomène monétaire dans le long terme). Une originalité de notre démarche est de combiner

l’approche VARS avec le calcul de différentes mesures d’inefficience sur les marchés des biens et du

travail basées sur un exercice de comptabilité du cycle à la Galí et alii. [2003, 2007]. Cette analyse

nous permet d’évaluer les conséquences d’un choc de désinflation et de mesurer quelles inefficiences

ont joué un rôle dans la propagation de ses effets.

Comme l’a suggéré Blanchard [2003], deux mécanismes concourent à expliquer les effets réces-

sionnistes d’un choc de désinflation. En premier lieu, un tel choc peut entraîner un accroissement

persistant du taux d’intérêt réel, se traduisant par une baisse de l’investissement. En second lieu, si

les salaires nominaux sont plus visqueux que les prix, en raison de rigidités nominales ou réelles, un

choc de désinflation peut entraîner une hausse du salaire réel et un accroissement du chômage. Une

contribution du modèle VARS envisagé ici est d’intégrer différentes variables permettant d’étudier

ces mécanismes de propagation. Plus précisément, nous prêtons une attention particulière au taux

de chômage, au salaire réel, à l’investissement et au taux d’intérêt réel.

A partir de notre schéma d’identification, nous trouvons que le choc de désinflation a un effet

persistant et important sur l’activité réelle. Il induit une baisse persistante du produit réel par tête,

se traduisant par un ratio de sacrifice d’environ 5% à l’horizon de cinq ans, où ce nombre est mesuré

traditionnellement comme la baisse cumulée de la production rapportée à la variation de l’inflation

annualisée. En d’autres termes, la politique de désinflation aurait engendré un manque à gagner

correspondant à 5% de la production potentielle en l’absence de cette politique. La réponse de

l’investissement présente une baisse encore plus marquée, reflétant la réponse positive et persistante

du taux d’intérêt réel (à court et à long termes). Enfin, la réponse dynamique du chômage suggère

un arbitrage persistant (au moins dans le moyen terme) avec l’inflation, puisque le taux de chômage

augmente de façon persistante pour atteindre un pic positif après deux ans. En revanche, le salaire

réel présente une réponse positive dans le très court terme mais décroît rapidement et s’ajuste à la
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baisse. Nous complétons ces résultats à l’aide du calcul de la réponse des marges sur les prix et les

salaires. Cette dernière augmente de façon persistante et présente un profil en cloche, détériorant

ainsi l’efficacité globale de l’économie. Nous évaluons finalement la robustesse de nos résultats à des

spécifications alternatives du modèle VARS.

L’article est organisé comme suit. Dans une première section, nous présentons l’identification d’un

choc de désinflation à partir d’un modèle VAR Structurel et nous discutons des résultats pour

une représentation de référence. Une seconde section reporte différentes analyses de robustesse

(prise en compte des chocs pétroliers, définitions alternatives de l’inflation, relâchement de certaines

contraintes identifiantes). Une dernière section conclut.

2 Caractérisation des chocs de désinflation dans la zone euro

Dans cette section, nous présentons dans un premier temps la procédure d’identification du choc de

désinflation à l’aide d’un modèle VARS. Nous exposons ensuite les effets dynamiques de ce choc sur

un ensemble de variables d’intérêt. Enfin, nous menons un exercice de comptabilité du cycle à l’aide

du modèle VARS et de restrictions théoriques additionnelles afin de caractériser les conséquences

d’un choc de désinflation sur les marges de prix et de salaires.

2.1 Identification à partir d’un modèle VAR structurel

Nous étudions des données trimestrielles relatives à la zone euro, sur la période 1980(1)–2004(4).

Nous nous intéressons au vecteur Zt défini comme

Zt = (∆πt, ŷt, ct − yt, xt − yt, ût, ŵt, i
l
t − πt, i

l
t − ist , γt − πt)

′, (1)

où ∆πt est la différence première du taux d’inflation πt, ŷt est la composante cyclique du logarithme

du PIB, ct − yt est le logarithme du rapport consommation sur PIB, xt − yt est le logarithme

du rapport investissement sur PIB, ût est la composante cyclique du taux de chômage, ŵt est la

composante cyclique du logarithme du salaire réel, ilt est le taux d’intérêt nominal de long terme,

ist est le taux d’intérêt nominal de court terme et γt est le taux de croissance de M3 4. Ce dernier

est corrigé de la réunification allemande (1990(3)) et de l’entrée de la Grèce dans la zone Euro

(2001(1)). Plus précisément, γt est obtenu comme le résidu de la régression de la série d’origine sur

des variables indicatrices correspondant à ces deux dates.

Le choix des variables dans Zt est en partie inspiré de Blanchard [2003]. Ce dernier identifie

deux conséquences possibles d’une désinflation : en premier lieu, un accroissement du taux d’intérêt

réel, se traduisant par une hausse du prix du capital et une baisse de l’investissement ; en second

lieu, un accroissement des salaires réels, dû à des rigidités nominales ou réelles, et se traduisant

4. Voir l’annexe A pour une définition détaillée des données et de leurs sources. Les données brutes sont reportées

sur le graphique A.1.
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Tableau 1. Tests de racine unitaire sur les variables réelles

ADF PP

ut −2.61 −3.15

[9.43] [2.63]

yt −2.78 −3.26

[20.88] [7.91]

ct − yt −2.76 −2.76

[6.70] [6.70]

it − yt −3.00 −4.07

[3.85] [0.17]

wt −0.72 −0.72

[96.87] [96.87]

Notes : ADF : test de Dickey-Fuller Augmenté. Les retards sont selectionnés à l’aide du critère
Hannan-Quinn. PP : tests de Phillips-Perron, avec spécification AR spectrale estimée par MCO,
où les retards sont là aussi séléctionnés à l’aide du critère Hannan-Quinn. Pour u, c− y et i− y,
les tests autorisent seulement une constante tandis que pour y et w ils autorisent à la fois une
constante et une tendance linéaire. Dans tous les cas, l’hypothèse nulle est la racine unitaire.
Les seuils des statistiques du test sont entre crochets et en pourcentage.

par une hausse du chômage. Les variables incluses dans Zt permettent en principe de capter ces

mécanismes. Par ailleurs, le taux court est inclus dans l’analyse pour deux raisons. En premier lieu,

nous voulons étudier la dynamique du taux court, vu comme instrument de la politique monétaire

(en complément de M3). En second lieu, en considérant à la fois le taux court et le taux long,

nous pouvons quantifier le niveau de crédibilité de la politique de désinflation. En particulier, une

réaction du taux long plus prononcée que celle du taux court peut être interprétée comme un signe

de crédibilité.

Les composantes cycliques du PIB, du salaire réel et du chômage sont obtenues à l’aide du filtre

à bande passante de Christiano et Fitzgerald [2003], en éliminant les mouvements de période

supérieure à 60 trimestres. Ce faisant, nous suivons la définition du moyen terme adoptée par Blan-

chard [1997] et par Staiger et alii. [2002] 5. Un intérêt du filtre de Christiano et Fitzgerald

[2003] est qu’il permet d’éliminer la présence d’une racine unitaire dans la série originale. De fait,

si les tests usuels de racine unitaire rejettent sans ambiguïté l’hypothèse de racine unitaire pour

les ratios consommation–produit et investissement–produit, ils donnent des résultats plus ambigus

pour le produit, le taux de chômage et le salaire réel, comme le suggèrent les résultats du tableau 1.

Pour compléter la discussion de la spécification de Zt, il est aussi important d’évaluer si l’inflation

et les autres variables nominales incluses dans le vecteur Zt peuvent être caractérisées par un

processus intégré d’ordre un dans notre échantillon. A cette fin, nous effectuons les mêmes tests de

racine unitaire que ci-dessus. Les résultats sont reportés dans le tableau 2.

5. Galí et alii. [2003] adoptent la même procédure d’extraction de la composante cyclique.
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Tableau 2. Tests de racine unitaire sur les variables nominales

Niveau Différence première

ADF PP ADF PP

πt −1.99 −2.67 −9.66 −14.23

[29.09] [8.30] [0.00] [0.00]

ilt −0.78 −0.46 −5.34 −9.67

[81.93] [89.34] [0.00] [0.00]

ist −1.19 −1.00 −6.17 −6.17

[67.70] [74.32] [0.00] [0.00]

γt −2.27 −6.11 −7.83 −27.84

[18.44] [0.00] [0.00] [0.00]

ilt − πt −3.30 −4.26

[1.74] [0.09]

ilt − ist −3.22 −3.07

[2.19] [3.13]

γt − πt −5.79 −5.73

[0.00] [0.00]

Notes : ADF : test de Dickey-Fuller Augmenté. Les retards sont selectionnés à l’aide du critère Hannan-Quinn. PP : tests de
Phillips-Perron, avec spécification AR spectrale estimée par MCO, où les retards sont là aussi séléctionnés à l’aide du critère
Hannan-Quinn. Nous incluons une constante, mais pas de tendance déterministe. Dans tous les cas, l’hypothèse nulle est la
racine unitaire. Les seuils des statistiques du test sont entre crochets et en pourcentage.

De manière générale, les tests suggèrent que les différentes variables nominales incluses dans Zt,

c’est à dire l’inflation, les taux d’intérêt nominaux de court et long termes et le taux de croissance

de la monnaie, présentent toutes une racine unitaire. Nous obtenons de plus que ces variables en

différence première sont toutes stationnaires. A partir de ces propriétés univariées, nous étudions

dans un second temps s’il existe une relation de long terme entre ces variables. Nous testons alors

si le taux d’intérêt réel de long terme ex–post (ilt − πt), l’écart taux long–taux court (ilt − ist ) et le

taux de croissance des encaisses réelles (γt − πt) sont stationnaires. De façon générale, les résultats

sont plutôt favorables à la stationarité de ces variables, ce qui suggère qu’elles partagent la même

tendance stochastique de long terme. Nous imposons donc cette relation de cointégration dans le

modèle VAR Structurel.

Nous supposons que le vecteur Zt évolue selon le processus VAR

Zt = A0 +
ℓ∑

i=1

AiZt−i + et (2)

où ℓ est le nombre de retards et et est un bruit blanc de matrice de variance–covariance Σ. Le

nombre de retards ℓ est sélectionné à l’aide de critères d’information standards. Dans nos différentes
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expériences, nous obtenons ℓ = 1 ou ℓ = 2.

Notre hypothèse d’identification des chocs de désinflation consiste à imposer que seuls ces derniers

peuvent affecter le niveau de l’inflation à long terme 6. Cette restriction d’identification est analogue

à celle initialement proposée par Blanchard et Quah [1989] dans le cadre des chocs d’offre.

Formellement, nous supposons que les innovations canoniques et sont une combinaison linéaire des

chocs structurels ηt, soit et = Sηt, où S est une matrice de passage. Dans un premier temps, nous

supposons que les chocs structurels sont orthogonaux et normalisons ces derniers de telle sorte que

E{ηtη
′
t} = Im, où Im est la matrice identité et m la dimension de Zt. Posons alors C(L) = B(L)S,

où

B(L) = (Im − A1L − · · · − AℓL
ℓ)−1.

Dans un second temps, étant donné l’ordre des variables dans Zt dans l’équation (1), nous impo-

sons que seul le premier élément de la première ligne de C(1) soit a priori non nul. En pratique,

nous sélectionnons S de telle sorte que C(1) soit la matrice triangulaire inférieure obtenue par la

décomposition de Cholesky de B(1)ΣB(1)′. Les chocs de désinflation ainsi identifiés sont invariants

à toute transformation orthonormale de la matrice extraite de S en éliminant la première ligne et

la première colonne de cette dernière.

Compte tenu de la spécification retenue, le choc de désinflation aura un effet permanent non seule-

ment sur l’inflation mais aussi sur les autres variables nominales incluses dans Zt qui cointègrent

avec elle, c’est–à–dire les taux d’intérêt nominaux de court et long termes et le taux de croissance

de M3. De plus, en spécifiant la composante cyclique du produit, du salaire réel et du taux de

chômage dans Zt et en considérant les rapports consommation–produit et investissement–produit,

nous imposons implicitement que les chocs de désinflation ne peuvent pas avoir d’effets à long terme

sur les variables réelles du modèle VAR Structurel. En d’autres termes, les chocs de désinflation

peuvent s’interpréter comme des chocs permanents sur la politique monétaire qui sont neutres dans

le long terme.

2.2 Les effets agrégés d’un choc de désinflation

Avant de présenter les réponses des variables agrégées, nous étudions le comportement temporel du

choc de désinflation. Suivant certaines études empiriques (Stock et Watson, 2007, et Cogley et

Sargent, 2007) ainsi que des spécifications plus structurelles (Ireland, 2007, Smets et Wouters,

6. Il faut noter que le schéma d’identification adopté dans ce papier implique que le choc de désinflation peut avoir

lieu à toutes les périodes de l’échantillon. Cette stratégie empirique diffère d’une approche narrative (voir Romer et

Romer, 1989 et 1994) qui sélectionne un petit nombre d’épisodes associés à des politiques actives de désinflation.

Comme l’ont noté Christiano et alii.. [1999], un avantage de l’approche narrative réside dans le fait que l’économètre

n’a pas à spécifier explicitement une règle monétaire ou à imposer un schéma particulier d’identification afin d’identifier

les réponses de l’économie. Une telle approche n’est pas possible dans notre cas dans la mesure où il n’existe pas

d’analogues des minutes du FOMC ni pour les banques centrales nationales de la zone euro ni pour la BCE.
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2005, et de Walque, Smets et Wouters, 2006), nous supposons que la cible implicite d’inflation

de la banque centrale évolue selon une marche aléatoire

π⋆
t = π⋆

t−1 + σπηπ
t (3)

où ηπ
t est le choc de désinflation identifié à partir du modèle (2) selon notre schéma d’identifica-

tion et σπ est l’élément 1 × 1 de S. En procédant de la sorte, nous redimensionnons les chocs de

désinflation pour les rendre de même “taille” que les données. La valeur initiale de π⋆
t est fixée à

la moyenne de l’inflation observée sur la période 1975(1)–1979(4). Cette représentation est évidem-

ment une simplification, introduite à des fins illustratives. En effet, le modèle VARS nous permet

d’identifier l’innovation structurelle de la cible implicite d’inflation. En revanche, le modèle VARS

reste silencieux quant au comportement du banquier central et ne peut donc pas être utilisé pour

identifier structurellement le processus suivi par cette cible implicite.

Il convient de remarquer que, pour l’essentiel de la période d’estimation considérée dans cette

étude (1980(1)-2004(4)), les pays constituant la zone euro avaient chacun une banque centrale et

ne mettaient pas en œuvre une politique monétaire unique. Le choix de modélisation retenu ici,

d’ailleurs adopté dans la majeure partie de la littérature (en particulier dans la littérature SVAR,

comme chez Peersman et Smets, 2001 ou DSGE, comme chez Smets et Wouters, 2003), est de

traiter la banque centrale unique sous–jacente à l’équation (3) comme une banque centrale virtuelle,

moyenne pondérée des 12 banques centrales nationales de l’époque. Cette approche a le défaut de

gommer l’hétérogénéité des politiques monétaires précédant l’introduction de l’euro. Toutefois, cette

approximation est cohérente avec la rapide adoption par de nombreux pays d’objectifs de politique

monétaire convergents, en particulier, la réduction du niveau de l’inflation, comme le suggère le

graphique A.2 qui reporte les trajectoires d’inflation des 12 pays membres avant l’adoption de

l’euro. Ce graphique illustre clairement que les pays membres ont quasiment tous procédé à des

politiques de désinflation en même temps ou, à tout le moins, sur la même période. Les épisodes

de désinflation identifiés par Ball [1994] et Anderson et Wascher [1999] pour les pays membres

les plus importants confirment cette observation. Par exemple, ces études identifient les épisodes

1981–1986 pour la France, 1980–1986 pour l’Allemagne et 1980–1987 pour l’Italie. En outre, vers la

fin de l’échantillon, du fait des critères de convergence imposés par le traité de Maastricht, les taux

d’inflation convergent quasi mécaniquement vers un niveau commun. De ce fait, il ne semble pas y

avoir de changement de régime entre les périodes pre et post 1999. C’est en tous les cas l’hypothèse

de travail retenue dans cet article.

La figure 2 reporte cette cible. Les aires grisées correspondent aux différents épisodes de récession,

obtenus en utilisant une méthode similaire à celle de Watson [1994] 7. Ces épisodes de récession

sont 1980(1)–1981(1), 1982(1)–1982(4), 1992(1)–1993(2), et 2002(3)–2003(2). Ces dates coïncident

à peu près avec celles identifiées par le “Euro Area Business Cycle Dating Committee”. La seule

7. Plus précisément, les dates de récession sont identifiées en utilisant l’algorithme de Bry–Boschan sur le loga-

rithme du niveau du PIB réel par tête.
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Figure 2 – Cible d’inflation identifiée par le modèle VARS
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exception est la récession du début des années quatre–vingt qui est séparée en deux récessions

avec notre procédure. La différence provient du fait que nous utilisons un algorithme mécanique de

sélection à partir du PIB par tête, alors que le comité adopte une procédure de jugement.

Cette figure met en évidence la grande similitude d’évolution du taux d’inflation de la zone euro et de

la cible implicite d’inflation poursuivie par la politique monétaire. Il faut rappeler que notre schéma

d’identification suppose une origine monétaire de la composante non–stationnaire de l’inflation. Ces

deux variables tendent toutes les deux à baisser fortement dans les premières moitiés des années

quatre–vingts et quatre–vingt–dix. La politique de désinflation ainsi identifiée par le modèle VARS

peut être associée à deux grandes récessions de la zone Euro, c’est à dire celles de 1982(1)–1982(4)

et de 1992(1)–1993(2).

Dans l’esprit d’Ireland [2007], nous complétons cette analyse en simulant le modèle VAR sous

l’hypothèse contre–factuelle que les chocs de désinflation ont été identiquement nuls sur l’échantillon.

Nous reconstruisons alors les trajectoires des variables d’intérêt. Les résultats sont reportés sur la

figure 3 pour les composantes cycliques du produit, de la consommation, de l’investissement et du

chômage ainsi que pour l’inflation, le taux de croissance de la monnaie et les taux d’intérêt nominaux
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Figure 3 – Trajectoires des variables avec ou sans chocs de désinflation
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tillon.

de court et de long termes. Le graphique illustre que sur la période 1982–1988, les composantes

cycliques du produit, de la consommation et de l’investissement auraient été plus élevées sans chocs

de désinflation, en restant toutefois sous leur niveau tendanciel. Concernant le chômage, l’effet de

la désinflation se fait essentiellement sentir dans la première moitié des années 1980. Ces différences

semblent moins marquées sur la fin de l’échantillon, après 1995. En ce qui concerne les variables

nominales, la différence est, par construction, beaucoup plus criante. Il est cependant intéressant de

remarquer qu’en l’absence de chocs de désinflation, l’inflation et le taux de croissance de la monnaie

se seraient fortement accrus passé 2000. Les chocs de désinflation ont servi à contrebalancer les

effets inflationnistes des autres chocs.

Pour mieux comprendre les résultats précédents, nous présentons maintenant les fonctions de ré-

ponse à un choc de désinflation dans notre spécification (1) de Zt. Pour chacune des réponses, nous

calculons les intervalles de confiance à l’aide d’une technique de bootstrap 8. Afin de simplifier l’in-

8. Nous calculons N = 1000 simulations bootstrap du modèle VAR structurel en construisant N nouvelles séries

temporelles des résidus canoniques, notées {et(i)}
T
t=1, i = 1, ..., N , où le tème élément de {et(i)}

T
t=1 est tiré avec

remise dans {et}
T
t=1. En utilisant les paramètres estimés du modèle VAR et les valeurs historiques observées comme

valeurs initiales, nous construisons alors N séries temporelles de Zt, {Zt(i)}
T
t=1. Pour chaque simulation, le modèle
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terprétation, nous reportons les réponses de l’inflation, du taux de croissance de la monnaie et des

taux d’intérêt nominaux ainsi que les réponses des composantes cycliques de la consommation, de

l’investissement 9. Ces réponses sont obtenues à partir de celles des différents éléments du vecteur

Zt. Ainsi, la réponse de l’inflation est obtenue en cumulant la réponse du premier élément de Zt.

De même, celle de la consommation s’obtient en additionnant la réponse de la deuxième et de la

troisième variable de Zt.

La figure 4 reporte les réponses dynamiques des neuf variables incluses dans Zt à un choc permanent

de désinflation. Elles sont toutes normalisées de sorte que l’inflation trimestrielle est réduite de

1% à long terme. Nous considérons dans un premier temps les réponses des variables nominales.

L’inflation et le taux de croissance de la monnaie présentent des profils très similaires. Toutes

les deux commencent par diminuer fortement, puis fluctuent avant de converger lentement vers

leur nouvelle valeur de long terme. Le fait que l’inflation et le taux de croissance de la monnaie

présentent dans le très court terme des réponses aussi proches conforte l’idée que les chocs de

désinflation peuvent être interprétés comme des chocs permanents sur la politique monétaire. Dans

le même temps, le taux d’intérêt nominal de court terme ne répond pratiquement pas à l’impact,

puis décroît régulièrement et sur–ajuste légèrement sa nouvelle valeur de long terme. De manière

contrastée, le taux nominal de long terme baisse significativement à l’impact, ce qui implique que

l’écart de taux diminue significativement à court terme. Ce résultat suggère que les agents ont en

partie intégré la baisse de l’inflation engendrée par la politique de désinflation.

Concernant les variables réelles, nous obtenons les résultats suivants. Tout d’abord, le choc de

désinflation a un effet négatif, persistant et significatif sur le produit par tête. Plus précisément, une

baisse de un pour cent de l’inflation à long terme induit une baisse de plus de deux pour cent du

produit après deux ans. Au bout de cinq ans, la réponse du produit s’annule. Le ratio de sacrifice

associé est important. Ce dernier est défini de façon usuelle dans la littérature comme la réponse

cumulée du produit divisée par la baisse de l’inflation annuelle (ici 4%). Après cinq ans, le ratio

de sacrifice estimé est égal à 4.9% du produit cumulée avec un écart–type de 2.29. Le ratio de

sacrifice augmente régulièrement avec l’horizon de la réponse pour se stabiliser approximativement

douze ans après le choc de désinflation. Il faut noter que le produit et l’inflation varient dans le

même sens, ce qui permet d’interpréter le choc de désinflation comme un choc de demande. La

consommation baisse suite au choc, mais de façon un peu moins marquée que le produit, reflétant

ainsi une phénomène de lissage. De façon contrastée, l’investissement présente une baisse deux fois

plus forte que celle du produit.

Afin de mieux comprendre cette baisse de l’investissement, il est instructif de regarder les réponses

des taux d’intérêt réels ex–ante (à court et à long termes). Celles-ci sont reportées dans la figure

VAR spécifié dans l’équation (2) est estimé et les fonctions de réponse sont calculées à partir de la matrice de passage

estimée à chaque simulation.

9. Notre spécification de Zt implique que la consommation, l’investissement et le produit partagent la même

composante permanente.
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Figure 4 – Réponses dynamiques à un choc de désinflation
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Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

5. Pour les deux cas, les taux ex–ante sont obtenus comme la différence entre le taux nominal

et l’inflation anticipée à un pas, cette dernière étant calculée à l’aide de la réponse avancée de

l’inflation dans le modèle VARS. Les deux taux réels répondent positivement, leur réponse à l’impact

étant approximativement égale à la moitié (en valeur absolue) de la réponse de long terme de

l’inflation. De plus, ces réponses positives apparaissent persistantes. Ceci suggère que les politiques

de désinflation ont augmenté de façon persistante le coût du capital, entraînant ainsi une baisse

importante de l’investissement. Il convient toutefois de remarquer que ces réponses ne sont pas

précisément estimées.

Le taux de chômage ne réagit pas à l’impact mais présente dans les périodes suivantes un profil

en cloche. Cette réponse du taux de chômage suggère un coût réel important de la politique de

désinflation, puisque la composante cyclique du chômage s’accroît d’un point après deux ans. Cette

dynamique suggère l’existence d’un arbitrage inflation–chômage persistant. Ce point est mis en

évidence dans la figure 6 qui reporte la dynamique d’ajustement impliquée par le modèle VARS

autour de la courbe de Phillips de long terme.

Dans un premier temps, l’inflation baisse tandis que le chômage augmente. Au cours de cet épisode,
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Figure 5 – Réponses dynamiques des taux d’intérêt réels à un choc de désinflation
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à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

en effet, les salaires réels augmentent instantanément (voir figure 4). Après quelques périodes, le

taux de chômage revient à sa valeur de long terme tandis que l’inflation rejoint sa nouvelle cible.

Le retour du chômage à son niveau initial est permis par la baisse du salaire réel qui joue ici le rôle

de la force de rappel. Ce graphique illustre bien que même s’il y a neutralité à long terme de la

politique de désinflation, la dynamique d’ajustement du chômage est extrêmement lente.

Comme l’a suggéré Blanchard [2003], les effets négatifs de la politique de désinflation sur l’emploi

peuvent provenir de deux sources. Tout d’abord, la désinflation peut provoquer une hausse du

salaire réel, lorsque les salaires nominaux présentent une forte inertie à court terme. Ensuite, en

augmentant le coût du capital (le taux d’intérêt réel de long terme), une telle politique induit une

baisse persistante de l’accumulation de capital physique. Dans la mesure où le travail et le capital

sont des facteurs de production complémentaires, la baisse de l’investissement se traduit par une

hausse du chômage. Ces deux effets sont présents dans le modèle VARS, puisque à la fois le salaire

réel (voir la figure 4) et le taux d’intérêt réel (voir la figure 5) augmentent à court terme. Toutefois,

seule la réponse du taux d’intérêt réel est persistante.

Nous complétons ces résultats en calculant la contribution du choc de désinflation à la variance des

neuf variables incluses dans Zt. Le tableau 3 reporte cette décomposition de variance pour différents

horizons.

Concernant les variables nominales, le choc de désinflation est le choc dominant de leur fluctuations

et ce, même dans le court terme (avec une exception pour le taux nominal de court terme). Par

exemple, ce choc représente 69% de l’inflation, 67% du taux d’intérêt nominal de court terme, 86%

du taux d’intérêt nominal de long terme et 41% du taux de croissance de la monnaie après trois

ans. Au bout de cinq ans, les chocs de désinflation représentent entre 50% et 90% des fluctuations

de ces variables nominales et par construction cette contribution augmente avec l’horizon. Bien

que notre schéma d’identification impose la neutralité à long terme des chocs sur la politique de
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Figure 6 – Dynamique d’ajustement autour de la courbe de Phillips de long terme
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Notes : les réponses correspondant à la première année consécutive au choc de désinflation sont omises du
graphique afin d’en faciliter la lecture. La flèche indique le sens d’enroulement de la courbe de Phillips de
court terme.

désinflation, ceux–ci ont un effet non négligeable sur les variables réelles. Ils représentent 28% de la

variance de la composante cyclique du produit et 38% de celle de l’investissement après trois ans.

Cette contribution apparaît de même ampleur pour la consommation et le taux de chômage (entre

25% et 30%) pour le même horizon. Pour des horizons plus longs, par exemple après dix ans, cette

contribution se situe autour de 25% pour les variables réelles. Ce résultat reflète la réponse graduelle

du secteur productif aux chocs sur la politique monétaire.

2.3 Désinflation et mesures d’inefficience

Les réponses obtenues à partir du modèle (2) peuvent être utilisées afin de mener un exercice

de comptabilité du cycle et de fournir des mesures d’inefficience dans la zone euro. Les éléments

permettant de telles mesures sont présents dans le modèle (2) puisque le vecteur Zt inclut différentes

variables relatives à ces mesures d’inefficience. Malheureusement, le modèle VAR ne permet pas de

dériver formellement et directement de telles mesures. Pour ce faire, nous devons coupler certaines

restrictions issues de la théorie avec les réponses des différentes variables contenues dans Zt. A cette

14



Tableau 3. Décomposition de la variance

Horizon de prévision

0 12 20 40 ∞

πt 36.37 68.76 78.68 85.69 100.00

[1.16, 59.73] [23.06, 85.17] [41.56, 90.16] [63.43, 94.73] [−]

ŷt 1.82 28.34 27.14 25.72 25.71

[0.03, 23.30] [1.85, 58.59] [2.35, 58.80] [2.65, 58.29] [2.64, 58.28]

ĉt 13.47 26.38 25.59 25.20 25.19

[0.14, 41.30] [2.59, 59.97] [3.20, 59.96] [3.69, 58.62] [3.65, 59.31]

x̂t 9.22 38.17 35.06 32.28 32.23

[0.05, 30.16] [3.44, 61.63] [3.95, 61.00] [4.30, 60.16] [4.31, 60.17]

ilt 29.81 86.48 91.55 95.39 100.00

[4.92, 55.65] [55.56, 91.43] [68.41, 94.74] [83.52, 97.35] [−]

ist 8.95 66.99 76.00 84.60 100.00

[0.25, 46.23] [35.49, 87.22] [50.41, 91.90] [69.84, 95.57] [−]

ût 6.47 30.01 28.76 26.82 26.79

[0.03, 26.07] [1.57, 62.07] [2.02, 62.10] [2.30, 61.03] [2.33, 60.90]

γt 8.71 40.76 51.56 63.31 100.00

[0.07, 29.84] [8.96, 63.69] [17.94, 73.58] [37.09, 84.38] [−]

ŵt 20.26 21.30 25.05 24.09 24.05

[0.22, 39.44] [2.25, 38.29] [2.70, 45.37] [3.08, 45.60] [3.17, 45.87]

Notes : les chiffres entre crochets sont les intervalles de confiance obtenus à l’aide d’une technique de
bootstrap. Un — indique que l’intervalle de confiance est dégénéré.

fin, nous suivons Galí et alii. [2003, 2007] et nous définissons la mesure d’inefficience (gapt) comme

gapt = mrst − mpnt

où mrst et mpnt sont respectivement le logarithme du taux marginal de substitution entre consom-

mation et loisir et le logarithme de la productivité marginale du travail. Comme l’ont montré Galí

et alii. [2007], la mesure gapt permet de quantifier simplement les coins sur les marchés des biens

et du travail. En effet, la mesure d’inefficience peut être définie comme la somme de deux marges,

gapt = −(µp
t + µw

t )

où µp
t et µw

t représentent respectivement les logarithmes de la marge sur les prix et de la marge sur

les salaires. La marge moyenne sur les prix dans l’économie est donnée par la différence entre la

productivité marginale du travail et le salaire réel

µp
t = mpnt − wt,
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tandis que la marge moyenne sur les salaires est donnée par la différence entre le salaire réel et le

taux marginal de substitution entre loisir et consommation

µw
t = wt − mrst,

où wt est le salaire réel. En faisant les hypothèses que les entreprises sont preneuses de prix sur

le marché du travail et en l’absence de coût d’ajustement sur le facteur travail, la marge sur le

prix µp
t est égale à la différence entre le prix des biens et le coût marginal nominal du travail. De

façon symétrique, la marge sur les salaires est définie comme la différence entre le salaire réel et la

désutilité du travail, les deux étant exprimées en unité de consommation. La marge sur les salaires

peut inclure de nombreux coins, tels que les taxes sur le revenus du travail ou bien des salaires

d’efficience (voir Chari et alii., 2007). Cette décomposition permet d’une part d’évaluer comment

la mesure globale d’inefficience a évolué suite à un choc de désinflation, mais aussi de mesurer le

rôle respectif des marges sur les marchés des biens et du travail.

A ce stade, il est nécessaire de faire des hypothèses plus spécifiques sur les préférences et la techno-

logie. Concernant les préférences, nous supposons que la fonction d’utilité consommation–loisir est

de la forme fonctionnelle suivante

u(Ct, Nt) = log(Ct) − Ξ̄t
N1+φ

t

1 + φ

de sorte que le taux marginal de substitution est donné par

mrst = ct + φnt + ξ̄t

où ct représente le logarithme de la consommation par tête et nt le logarithme des heures par

tête. Cette dernière est définie comme le produit des heures moyennes travaillées d’un individu

et du nombre de personnes employées, le tout rapporté à la population en âge de travailler. Le

paramètre φ ≥ 0 est l’inverse de l’élasticité Frishienne de l’offre de travail. La variable ξ̄t ≡ log(Ξ̄t)

représente les mouvements longs qui affectent l’offre de travail. Ces mouvements peuvent représenter

des changements institutionnels ou démographiques qui sont supposés non pertinents à la fréquence

du cycle.

A ce niveau, la spécification du taux marginal de substitution mrst pose deux problèmes de mesure.

Le premier point concerne la valeur retenue pour le paramètre φ. Dans notre expérience de référence,

nous fixons φ = 2, une valeur proche de celle estimée par Smets et Wouters [2003] pour la zone

euro 10. Le second point concerne les propriétés dynamiques de ξ̄t. Nous supposons ici que ces chocs

sur l’offre de travail sont non corrélés avec les chocs de désinflation.

Concernant la technologie, nous faisons l’hypothèse d’une fonction de production avec une élasticité

constante par rapport au facteur travail. Il s’ensuit que, à un terme constant près, la productivité

marginale du travail est donnée par

mpnt = yt − nt,
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Figure 7 – Marges sur les prix et salaires et mesure d’inefficience

Marge sur les prix

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 5 10 15 20 25
−3

−2

−1

0

1

Marge sur les salaires

Horizon de prévision
D

év
ia

tio
n 

re
la

tiv
e

0 5 10 15 20 25
−2

0

2

4

6

Mesure d’inefficience

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 5 10 15 20 25

−5

−4

−3

−2

−1

0

1

Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%. Les calculs sont effectués
sous l’hypothèse φ = 2.

Tableau 4. Décomposition de la variances des mesures d’inefficience

Horizon de prévision

0 12 20 40 ∞

µ̂p
t 20.68 25.38 25.81 25.64 25.64

[0.25, 43.69] [2.74, 48.81] [2.95, 48.75] [2.99, 49.39] [2.99, 49.49]

µ̂w
t 32.00 30.68 28.95 28.14 28.14

[0.80, 55.07] [2.55, 62.96] [2.77, 62.52] [3.38, 61.64] [3.45, 61.67]

ĝapt 16.79 27.95 27.21 26.21 26.19

[0.46, 34.26] [2.20, 59.96] [3.01, 61.36] [3.32, 59.91] [3.33, 60.25]

Notes : les chiffres entre crochets sont les intervalles de confiance obtenus à l’aide d’une technique de
bootstrap. Les calculs sont effectués sous l’hypothèse φ = 2.

où yt représente le logarithme du produit par tête.

A partir des définitions de mpnt et de mrst et à l’aide des hypothèses ci-dessus, nous pouvons définir

les composantes cycliques des mesures d’inefficience µp
t , µw

t et gapt, notées µ̂p
t , µ̂w

t et ĝapt, respec-

tivement. Ces composantes cycliques sont obtenues en substituant ŵt, ŷt, ĉt et n̂t au salaire réel,

au produit, à la consommation et au heures travaillées dans les expressions précédentes. Comme le

filtre à bande passante est linéaire, la composante cyclique de la somme est la somme des compo-

santes cycliques. Cependant, le vecteur Zt dans le modèle (2) comprend la composante cyclique du

taux de chômage, et non pas celle des heures travaillées par tête. Toutefois, en supposant qu’à court

terme la participation sur le marché du travail et les heures de travail par individu ne changent pas

trop après le choc de désinflation, la composante cyclique du taux de chômage satisfait ût ≃ −n̂t,

10. Nous étudions la sensibilité de nos résultats à la valeur de φ.
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c’est à dire que sa déviation à la référence de long terme est approximativement égale (au signe

moins près) à celle des heures travaillées. A l’aide du modèle VARS, nous sommes alors en mesure

d’identifier les réponses de µ̂p
t , µ̂w

t et ĝapt au choc de désinflation que nous obtenons à partir des

réponses des composantes cycliques du produit, de la consommation, du chômage et du salaire réel.

Ces réponses sont reportées dans la figure 7. Il convient de remarquer que, étant données nos défini-

tions de l’inefficience sur les marchés des biens et du travail, une réponse négative de ĝapt implique

un accroissement global de l’inefficience (c’est à dire sur les deux marchés simultanément). De façon

symétrique, une hausse de µ̂p
t (respectivement de µ̂w

t ) implique une baisse d’efficacité sur le marché

des biens (respectivement sur le marché du travail).

La réponse négative et persistante de µ̂p
t indique que l’inefficience sur le marché des biens a diminué

suite à la politique de désinflation. En d’autres termes, il semblerait que les marges des entreprises

sur le prix des biens aient été sensiblement réduites. La marge sur les prix suit de façon très proche

l’évolution du produit, révélant ainsi une forte pro–cyclicité (du moins suite à ce choc) dans la

zone Euro. Concernant la marge sur les salaires, les résultats sont forts différents. Après un choc de

désinflation, cette marge augmente instantanément et présente un profil en cloche pour les périodes

suivantes. Ces mouvements contra–cycliques de la marge sur les salaires en presence de chocs de

désinflation sont en accord avec ceux obtenus sur des données de la zone Euro par Galí et alii.

[2003]. De plus la réponse positive de la marge sur les salaires excède (en valeur absolue) celle de

la marge sur les prix. Il en découle que la mesure d’inefficience ĝapt augmente de façon persistante

après le choc de désinflation, suggérant ainsi que les distortions sur le marché du travail dans la

zone Euro ont progressé suite à cette politique.

Nous calculons également la contribution du choc de désinflation à la variance des marges et de la

mesure globale d’inefficience. Le tableau 4 reporte ces décompositions à différents horizons. Le choc

de désinflation a un effet important sur ces mesures, ce qui est cohérent avec les effets réels de ce

choc (voir le tableau 3). Il représente 25% de la variance de la marge sur les prix après trois ans

et près de 31% de la marge sur les salaires. Dans le cas de la mesure globale, cette contribution

est du même ordre quoique un peu plus faible (à peu près 28%), puisque la réponse de la marge

sur les prix vient pour partie contrebalancer celle de la marge sur les salaires. Pour des horizons

plus importants, par exemple après dix ans, cette contribution est de l’ordre de 25%. Bien qu’il ne

soit pas une source dominante de fluctuations dans les mesures d’inefficience, le choc de désinflation

représente une fraction non négligeable de leurs mouvements cycliques.

Nous évaluons la robustesse de ces résultats à différents choix du paramètres φ. Les résultats avec

différentes valeurs de φ comprises entre 0 et 5 sont reportés dans la figure 8. Par construction, la

marge sur les prix présente la même réponse que dans la figure 7. La réponse de la marge sur les

salaires présente le même signe mais l’ampleur de la réponse diffère selon les valeurs de φ. Quand φ

prend des valeurs importantes, l’emploi répond peu de sorte que la marge sur les salaires augmente

plus fortement. On obtient alors que la mesure d’inefficience croît plus fortement suite à un choc de

désinflation.
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Figure 8 – Sensibilité à φ
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Notes : la figure ne reporte pas la réponse de la marge µ̂
p
t sur le prix puisque celui–ci ne dépend pas de

l’élasticité de l’offre de travail. La figure inclut la marge µ̂w
t sur le salaire ainsi que la mesure d’inefficience

ĝapt pour les valeurs φ = {0, 1, 2, 5}. Afin de simplifier la comparaison, nous ne reportons pas les intervalles
de confiance.

3 Robustesse des résultats

Nous évaluons maintenant la robustesse de ces résultats à différentes modifications. Nous étudions

successivement le rôle des variables étrangères (notamment le prix du pétrole et le taux de change

réel), la définition des prix, les restrictions de long terme, la spécification du produit et du chômage

et les origines non–monétaires des chocs de désinflation 11.

3.1 Prise en compte de variables étrangères

Dans cet article, nous avons implicitement traité la zone euro comme une économie fermée, au sens

où aucune variable extérieure à la zone n’a été prise en compte dans notre spécification de référence.

Cette stratégie peut constituer un point de départ intéressant, étant donné la faible ouverture

extérieure de la zone. Toutefois, il est important d’examiner la robustesse de nos résultats à la prise

en compte de ces variables extérieures. Nous suivons Peersman et Smets [2002] et incluons un

vecteur de variables exogènes Xt dans le modèle VAR. Comme ces auteurs, nous incluons dans Xt

le PIB américain en écart à une tendance linéaire qui nous sert d’approximation pour la demande

mondiale, le taux de croissance des prix du pétrole et le taux de change réel $–euro 12. Le prix

11. Nous avons également évalué la sensibilité des résultats à une modification de la période d’estimation, par

exemple en terminant l’échantillon au milieu des années quatre–vingt–dix. Les résultats obtenus sur cet échantillon

plus court sont les mêmes pour les réponses, mais la précision des estimations s’avère fortement réduite. Ce résultat

est assez standard dans la littérature VAR Structurel (voir Sims, 1998) qui montre que de tels modèles dynamiques

peuvent produire des réponses relativement erratiques sur de petits échantillons. Nous avons aussi estimé un modèle

de plus petite taille, comprenant la composante cyclique du produit, l’inflation, le taux de croissance de la monnaie et

le taux de change réel. Les résultats sont similaires pour les variables nominales. En revanche, la réponse du produit

est à la fois plus ample et moins persistante.

12. L’hypothèse de stationarité du PIB américain autour d’une tendance déterministe n’est pas rejetée par les

tests de racine unitaire ADF et PP. Nos résultats sont préservés si nous substituons la composante cyclique du PIB
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Figure 9 – Robustesse à la prise en compte de variables étrangères exogènes
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Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

du pétrole est ici calculé comme le produit du West Texas Crude Oil Price et du taux de change

nominal Euro–$. En pratique, nous incluons la valeur contemporaine et un retard pour Xt. Les

résultats sont reportés sur le graphique 9.

Nous obtenons que la dynamique des variables nominales n’est pas affectée par la prise en compte

de Xt. En revanche, nous trouvons que les effets sur les variables réelles sont près de deux fois moins

amples mais beaucoup plus persistants. Au total, la valeur du ratio de sacrifice, qui se monte à 4.95

à cinq ans dans l’intervalle [0.3636, 8.2315], est pratiquement inchangée par rapport à notre spéci-

fication de référence. De ce point de vue, il est intéressant de remarquer que les effets dynamiques

du choc de désinflation sur l’inflation ne doivent pas être confondus avec les effets du contre–choc

pétrolier de la deuxième moitié des années 1980 13.

américain obtenue par application du filtre de Christiano et Fitzgerald [2003].

13. Nous avons aussi inspecté les liens de causalité entre le choc de désinflation estimé dans notre spécification de

référence du modèle (2) et le taux de croissance du prix du pétrole. Le test de causalité au sens de Granger est mené

en régressant le choc de désinflation estimé sur une constante et les valeurs retardées du taux de croissance du prix

de pétrole (de un à quatre retards). La statistique de Fisher donne un seuil du test de 73.75% tandis que celui de la

statistique de Wald est égal à 71.69%. Ces tests conduisent donc à rejeter cette causalité. Ces résultats confirment
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Figure 10 – Robustesse à la définition de l’inflation
Inflation

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20

−1

−0.5

0

Production

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20

−1.5

−1

−0.5

0

0.5

Consommation

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20
−1.5

−1

−0.5

0

0.5

Investissement

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20
−6

−4

−2

0

Taux d’intérêt nominal long

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20

−0.6

−0.4

−0.2

0

0.2

Taux d’intérêt nominal court

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20

−0.5

0

0.5

Taux de chômage

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20
−0.2

0

0.2

0.4

0.6

0.8

Croissance de la monnaie (M3)

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e

0 10 20

−1.5

−1

−0.5

0
Salaire réel

Horizon de prévision

D
év

ia
tio

n 
re

la
tiv

e
0 10 20

−0.8
−0.6
−0.4
−0.2

0
0.2
0.4

Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

3.2 Spécification des prix

Dans notre spécification de référence, le taux d’inflation est obtenu à partir de l’indice de prix du

PIB, comme dans la grande majorité des modèles VARS monétaires. Cependant, nous cherchons à

évaluer si les réponses estimées sont sensibles à d’autres définitions de l’inflation dans la zone Euro.

A cette fin, nous considérons l’indice de prix à la consommation (IPCH). En effet, cet indice de prix

est connu comme étant celui suivi par la BCE (voir BCE, 2004) et comme le prix ayant servi de

référence à la participation à la zone. Il apparaît donc légitime de l’utiliser afin d’identifier les effets

d’un choc de désinflation.

Comme le montre la figure 10, cette nouvelle définition de l’inflation ne modifie que très faiblement

nos précédentes conclusions. Néanmoins, quelques résultats intéressants apparaissent avec cette nou-

velle définition. Tout d’abord, l’inflation présente un profil plus lisse d’ajustement vers sa nouvelle

valeur de long terme. Ensuite, les effets de la politique de désinflation sont plus persistants. Par

que le choc de désinflation identifié dans la spécification de référence n’est pas confondu avec les effets de l’importante

baisse du prix du pétrole du milieu des années quatre–vingts.
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exemple, le produit atteint sa baisse maximale après dix trimestres au lieu de 8 dans notre spécifi-

cation de référence. De même, la hausse maximale du taux de chômage apparaît après 10 trimestres

au lieu de 8. Finalement, cette propriété empirique est partagée par presque toutes les variables.

Enfin, dans la plupart des cas, nous obtenons des intervalles de confiance plus larges. Par exemple,

la réponse du chômage n’est pas précisément estimée.

3.3 Restrictions sur la relation de long terme entre variables nominales

Nous évaluons maintenant les effets des restrictions cointégrantes entre les variables nominales.

Contrairement à notre spécification de référence, nous n’imposons plus la restriction que les variables

nominales incluses dans le vecteur Zt partagent la même tendance stochastique à long terme. Ainsi,

le vecteur Zt est maintenant spécifié de la manière suivante

Zt = (∆πt, ŷt, ct − yt, xt − yt, ût, ŵt, ∆ist , ∆ilt∆γt)
′

Nous maintenons la même spécification des composantes cycliques du produit, du chômage et du

salaire réel. De plus, nous utilisons le même schéma d’identification du choc de désinflation. La

figure 11 reporte les réponses dynamiques des différentes variables incluses dans Zt. La comparaison

avec la figure 4 montre que les restrictions cointégrantes sur les variables nominales n’ont que peu

d’effet sur les réponses des variables réelles et nominales : (i) l’inflation, les taux d’intérêt de court

et de long termes et le taux de croissance de la monnaie baissent suite au choc de désinflation,

(ii) le produit, la consommation et l’investissement diminuent et (iii) le salaire réel et le chômage

augmentent. La différence notable ne concerne pas le profil des réponses, mais leurs intervalles de

confiance. Lorsque l’on n’impose pas ces relations de cointégration, la précision des réponses estimées

diminue fortement. Cette absence de précision concerne non seulement les variables nominales mais

aussi l’ensemble des variables réelles. Dans ce cas, le modèle VARS est tellement imprécis qu’il

n’est plus possible d’obtenir des résultats clairs sur les effets agrégés des chocs de désinflation, à

l’exception de la réponse de l’inflation.

3.4 Spécification du chômage et du produit

Dans notre spécification de référence, les mouvements cycliques du produit et du chômage sont

obtenus par application du filtre de Christiano et Fitzgerald [2003]. Etant donné le schéma

d’identification, les chocs de désinflation ne peuvent donc pas avoir d’effets permanents sur le produit

(et donc sur la consommation et l’investissement puisqu’ils apparaissent sous forme de ratios) et le

taux de chômage. Suivant la littérature sur l’hystérèse, il est légitime d’évaluer si ces chocs peuvent

avoir des effets permanents sur les variables réelles (voir Blanchard et Summers, 1986 et Buiter

et Miller, 1985). A cette fin, le produit et le chômage sont maintenant spécifiés en différence dans

le vecteur Zt

Zt = (∆πt, ∆yt, ct − yt, xt − yt, ∆ut, ŵt, i
l
t − πt, i

l
t − ist , γt − πt)

′,
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Figure 11 – Robustesse aux restrictions de cointégration
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Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

les autres variables étant spécifiées comme dans (1). Avec cette nouvelle spécification, la politique

monétaire n’est plus contrainte à être neutre à long terme. Les résultats sont reportés dans le figure

12.

Comme le montre la figure, toutes les variables, excepté le chômage, présentent les mêmes fonctions

de réponse que dans la spécification de référence. En revanche, les intervalles de confiance sont

plus larges. L’effet à long terme du choc de désinflation sur le produit est négatif, mais faible. Plus

précisément, le choc de désinflation conduit à réduire asymptotiquement le produit par tête de

0.29% avec un intervalle de confiance de [−1.9158%, 1.8420%]. Si le produit contient une tendance

stochastique, un choc de désinflation ne semble donc pas en expliquer une grande part. Ce résultat

conforte donc le point de vue de la neutralité à long terme de ces chocs.

Concernant le taux de chômage, le profil des réponses est fortement modifié. Tout d’abord, la réponse

maximale est maintenant deux fois plus forte que dans le cas de référence. Ensuite, la réponse à long

terme ne présente pas de retour marqué et reste positive après 20 trimestres. Ce choc conduit à une

hausse de 0.81 point du taux de chômage avec un intervalle de confiance de [−0.8346%, 1.9145%].

L’effet permanent du choc de désinflation sur le taux de chômage reste ainsi très imprécis. En
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Figure 12 – Robustesse à la spécification du produit et du chômage
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Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

dépit de ces différences, il apparaît que la spécification de référence et celle autorisant un effet réel

permanent délivrent un message assez proche concernant les effets récessionistes persistants des

politiques de désinflation à court et à moyen termes.

3.5 Relâchement de la doctrine monétariste

Pour l’instant, nous avons imposé que seuls les chocs de désinflation peuvent avoir un effet permanent

sur les variables nominales. Cette restriction est cohérente avec la doctrine monétariste (du moins à

long terme) selon lequel que “l’inflation est toujours un phénomène monétaire” (Friedman, 1968).

Cette vision en écarte une autre, appelée “l’approche opportuniste” de la désinflation (voir Bomfim

et Rudebusch, 2000 et Orphanides et Wilcox, 2002). Selon cette dernière, la banque centrale

peut être tentée d’exploiter une expansion engendrée par un choc d’offre positif afin de mettre en

œuvre une politique de désinflation. Si l’approche opportuniste s’avère la bonne, on devrait alors

s’attendre à ce que différents chocs d’offre puissent avoir des effets à long terme sur l’inflation. Nous

modifions alors notre schéma d’identification afin d’évaluer cette dernière approche.
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A cette fin, tout en maintenant le principe d’identification de long terme, nous modifions le vecteur

Zt de la façon suivante

Zt = (∆ut, ∆yt, ∆πt, ct − yt, xt − yt, ŵt, i
l
t − πt, i

l
t − ist , γt − πt)

′.

En utilisant cette définition de Zt dans le modèle (2) et en utilisant la stratégie d’identification de

Blanchard et Quah [1989], nous imposons les restrictions à long terme suivantes : i) seul le choc

de chômage, noté ηu
t , peut avoir un effet à long terme sur le taux de chômage ; il peut aussi affecter

asymptotiquement la production et l’inflation, ii) le choc de production, noté ηy
t , peut affecter de

façon permanente le produit et l’inflation et iii) le choc de désinflation ηπ
t peut expliquer une partie

de la dynamique de l’inflation à long terme, mais il n’a aucun effet à long terme sur le produit et

le chômage. Etant donnée la spécification de Zt, le choc de désinflation est contraint à nouveau à

n’avoir aucun effet réel à long terme. Le choc de chômage peut s’interpréter comme un choc sur

les coins du marché du travail qui modifie de façon permanente le facteur travail. On peut penser

par exemple à des chocs permanents sur la taxation des revenus du travail ou bien encore un choc

de préférence permanent sur l’offre de travail (voir Chang et alii., 2007, Dupaigne et alii., 2007).

Le choc de production pourrait s’interpréter, suivant Blanchard et Quah [1989], comme un choc

technologique permanent. Cependant, comme l’a noté Galí [1999], des chocs modifiant de façon

permanente le facteur travail (comme notre choc de chômage) peuvent affecter le produit à long

terme. Notre choc de produit est donc un possible mélange de ces deux types de chocs. Le choc de

désinflation reçoit quant à lui une interprétation identique à celle de notre spécification de référence,

n’était qu’il n’explique plus à lui seul le niveau de long terme de l’inflation.

Les réponses au choc de désinflation sous cette représentation alternative sont reportées dans la

figure 13. Nous obtenons un profil très similaire pour toutes les variables. La seule différence concerne

l’amplitude et la persistance de l’effet récesionniste de la désinflation, qui apparaissent plus faibles

mais se résorbent plus lentement. Ce résultat se reflète dans le ratio de sacrifice, qui est maintenant

égal à 6.07% après cinq ans. Il faut noter que celui–ci n’est pas précisément estimé, faisant écho aux

intervalles de confiance plus larges dans cette configuration.

Cet exercice permet également d’évaluer si les chocs “non–monétaires” contribuent à la dynamique

de l’inflation à long terme. Les effets quantitatifs de ces chocs peuvent être directement obtenus à

partir de la troisème ligne de la matrice de passage S. Les deux premières colonnes de cette ligne

nous donnent les effets permanents sur l’inflation de ηu
t et ηy

t , tandis que la troisième permet de

mesurer la contribution du choc autonome de désinflation. En notant IRF∞(π) la réponse globale

de l’inflation à long terme, on peut décomposer cette dernière comme suit

IRF∞(π) = −0.0002
(0.0012)

ηu
t − 0.0005

(0.0004)
ηy

t + 0.0040
(0.0004)

ηπ
t .

Dans cette dernière équation les chiffres entre parenthèses représentent les écart–types des effets

à long terme des différents chocs. Afin d’interpréter plus structurellement cette équation, il faut

d’abord s’assurer du statut des autres chocs. Par exemple, le choc ηy
t a un effet positif sur le produit
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Figure 13 – Robustesse au relâchement de la doctrine monétariste
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Notes : les aires grisées correspondent à l’intervalle de confiance à 90% (clair) et à 68% (foncé), obtenus
à l’aide d’une technique de Bootstrap. Afin de faciliter l’interprétation, la taille du choc de désinflation est
normalisée de sorte que la réponse asymptotique de l’inflation soit égale à −1%.

et un effet négatif sur l’inflation. Il est donc possible de le labéliser comme un choc d’offre. Le choc

ηu
t devrait quant à lui recevoir le statut de choc de demande puisqu’il fait baisser le produit et

l’inflation. Cependant, en présence d’une approche opportuniste de la désinflation, la distinction

choc d’offre–choc de demande devient délicate puisque, ici, la cible d’inflation et le niveau de la

production covarient positivement.

Notre estimation montre que l’effet de ηy
t est négatif, ce qui signifie, dans le cas d’une politique de

désinflation, que la politique monétaire a cherché à tirer partie de ces chocs pour réduire l’inflation.

Cet effet est ainsi en accord avec l’approche opportuniste 14. Cependant, ce résultat doit être utilisé

avec prudence car les écart–types des coefficients suggèrent que ces mécanismes ne sont pas signi-

ficatifs. Nous obtenons une conclusion similaire en ce qui concerne ηu
t . Ces résultats sont d’ailleurs

confirmés par la contribution asymptotique des deux chocs ηu
t et ηy

t à la dynamique de l’inflation.

Ils représentent 16.61% de la variance de l’inflation avec un intervalle de confiance à 95% égal à

[0.67%, 80.64%]. Ainsi, même si nous autorisons des contributions non–monétaires de l’inflation,

14. Ireland [2007] obtient des résultats assez similaires pour les Etats-Unis à l’aide d’un modèle DSGE estimé par

maximum de vraisemblance.
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Figure 14 – Cible d’inflation et approche opportuniste
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Notes : la cible d’inflation est identifiée à partir du modèle (4) en utilisant le schéma d’identification discuté
dans le texte. La zone grisée correspond aux dates de récession identifiées à l’aide de l’algorithme de Bry–
Boschan appliqué au logarithme du PIB par tête en niveau.

nous trouvons que la doctrine monétatiste est apparamment une dimension robuste de l’inflation

dans la zone Euro.

Pour compléter cette analyse, nous proposons finalement de réinterpréter la cible implicite d’inflation

dans le cadre de l’approche opportuniste. Pour ce faire, nous amendons l’équation (3) en y autorisant

la présence des innovations ηu
t et ηy

t . Formellement, l’équation de la cible implicite s’écrit

π⋆
t = π⋆

t−1 + σπηπ
t + σuηu

t + σyη
y
t . (4)

Dans cette équation, σu est l’élément 3 × 1 de la matrice de passage S, σy est l’élément 3 × 2 de S

et σπ est l’élément 3× 3 de S. A des fins de comparaison, nous calculons une cible alternative sous

l’hypothèse contre–factuelle que σu = σy = 0. Les trajectoires ainsi obtenues sont reportées dans

le graphique 14. Comme le laissaient entrevoir les effets de long terme des autres chocs structurels,

nous n’obtenons pas de différence marquée entre les deux séries de cible d’inflation. Même s’il existe

un effet opportuniste, les mouvements de basse fréquence de l’inflation semblent essentiellement

d’origine monétaire.

27



4 Conclusion

Dans cet article, nous utilisons la méthodologie VAR Structurel afin d’identifier les effets agrégés

de chocs de désinflation dans la zone Euro. A l’aide de cette stratégie empirique, nous obtenons

qu’un choc monétaire permanent de désinflation engendre des effets récessionnistes importants. Le

produit par tête, la consommation et l’investissement baissent sensiblement tandis que le chômage

présente une hausse persistante. Ces effets sont liés à une hausse persistante du taux d’intérêt

réel. Le calcul des mesures d’inefficience sur les marchés du travail et des biens suggère toutefois

que les marges sur les salaires, qui augmentent fortement après un choc de désinflation, ont joué

un rôle non négligeable dans la propagation de ces chocs. Ces résulats apparaissent relativement

robustes à d’autres définitions et spécifications des variables, ainsi qu’à d’autres représentations et

identifications dans le modèle VAR Structurel. Les réponses éstimées de la zone, si elles sont prises

plus ou moins pour argent comptant, peuvent représenter une nouvelle base de faits empiriques pour

les modèles DSGE afin notamment d’expliciter plus clairement les mécanismes principaux (rigidités

nominales et/ou réelles, degré de substitution des facteurs de production, conduite de la politique

monétaire) responsables de ces effets observés.
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Annexe A : Construction des données

Les données brutes utilisées dans l’analyse et leur provenance sont détaillées dans le tableau A.1.

Tableau A.1. Données brutes

Variable Symbole Mnémonique Source

PIB Yt YER Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Consommation Ct PCR Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Investissement Xt ITR Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Chômage ut URX Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Salaire Wt WRN Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Taux d’intérêt nominal court is
t

STN Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Taux d’intérêt nominal long il
t

LTN Base AWM, Fagan et alii. [2005]

Déflateur du PIB Pt YED Base AWM, Fagan et alii. [2005]

M3 Mt — Bulletin de la BCE

Population Nt — Perspectives économiques, OCDE

Prix du pétrole — — Base Fred II

Taux de change Euro-$ — EEN Base AWM, Fagan et alii. [2005]

PIB américain — Base FREDII

Déflateur du PIB américain —- Base FREDII

Ces données brutes sont ensuite utilisées pour construire les variables utilisées dans l’analyse, selon

la procédure décrite ci-dessous

yt = log(Yt/Nt)

ct = log(Ct/Nt)

xt = log(Xt/Nt)

wt = log(Wt)

πt = ∆ log(Pt)

γt = ∆ log(Mt)

Les trajectoires historiques de yt, ct−yt, xt−yt, ut, wt, πt, ist , ilt et γt sont reportées sur le graphique

A.1.
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Figure A.1 – Données utilisées dans l’analyse
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Notes : la zone grisée correspond aux dates de récession identifiées à l’aide de l’algorithme de Bry–Boschan
appliqué au logarithme du PIB par tête en niveau.
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Figure A.2 – Trajectoires d’inflation des pays membres
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Notes : l’inflation est mesurée comme le taux de croissance de l’indice des prix à la consommation désai-
sonnalisé. Le panneau inférieur exclut la Grèce et le Portugal.
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