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Quatre indicateurs d’inflation sous-jacente :
application et interprétation

Hervé Le Bihan*et Franck Sédillot!

Septembre 1999

Résumé
Dans ce papier, nous comparons quatre indicateurs de I'inflation sous-jacente :

I’approche par exclusion de postes, les estimateurs «a influence limitée» comme
I'inflation médiane, les mesures issues d’'un VAR structurel et une mesure ti-
rée d’un modeéle & composantes inobservables. Ces indicateurs sont discutés du
point de vue de leur interprétation et de leur utilisation a des fins conjonctu-
relles. Les différents indicateurs fournissent des informations complémentaires
pour I'appréciation des chocs conjoncturels sur le taux d’inflation. La significa-
tion théorique de I'inflation sous-jacente apparait cependant délicate en 1’ab-
sence de représentation explicite de la politique monétaire.

Abstract

This paper presents a comparison of alternative indicators of underlying in-
flation in the French case. Four broad measures are considered and implemented
the first two of which are inflation excluding food and energy and the trimmed
inflation indicator. We then implement two methods relying on time-series mo-
dels : the Structural VAR approach and the Dynamic Factor Index. Combining
the various indicators conveys valuable information for appraising short-term
inflation developments. Nevertheless, even in the case of the structural VAR,
the theoretical interpretation of underlying inflation is not straightforward, la-
cking an explicit representation of monetary policy.

*Banque de France, 41-1391 DGE-DEER-Centre de recherche, 31 rue Croix des Petits Champs,
75001 PARIS, tel 01-42-92-49-87, email hlebihan@banque-france.fr.

"Banque de France, 41-1376 DGE-DEER-SEMEF, tel 01-42-92-62-54, email fsedillot@banque-
france.fr. Nous remercions pour leurs remarques et suggestions S. Avouyi-Dovi, O. De Bandt, E.
Jondeau, P. Jacquinot et P. Sicsic. Les éventuelles erreurs et imprécisions demeurent bien sir du
fait des auteurs.



1 Introduction

[’analyse et la mise en ceuvre de la politique monétaire font régulierement réfé-
rence, particulierement depuis le début des années 90, a la notion d’inflation sous-
jacente. Des indicateurs d’inflation sous-jacente sont ainsi calculés ou utilisés par
différentes banques centrales, notamment dans les pays ayant adopté une cible d’in-
flation : Canada, Australie, Nouvelle-Zélande, Royaume-Uni'. L’inflation sous-jacente
est également calculée par certaines banques centrales opérant dans d’autres cadres
de politique monétaire?.

L’inflation sous-jacente n’admet cependant pas de définition théorique unifiée.
Le principe général est de purger la série d’inflation de l'effet de chocs transitoires.
En pratique une multitude d’indicateurs statistiques peuvent étre calculés, selon des
approches hétérogeénes, ce qui refléte le fait que de nombreux chocs macroéconomiques
ou sectoriels peuvent affecter le taux d’inflation. L’objet du présent papier est de
proposer une mise en application dans le cas francais des différents indicateurs ainsi
qu'une discussion de leur interprétation?.

Ces indicateurs se distinguent en premier lieu par la nature et la dimension de
séries statistiques utilisées : séries agrégées ou non, dimension temporelle ou indivi-
duelle des prix. Il est dés lors difficile d’adopter une présentation synthétique. Aussi
les sections 2 & 5 qui suivent présentent successivement les quatre approches usuelle-
ment retenues. La premiére est 'approche par exclusion de postes. La seconde, dite
par les "moyennes tronquées”, utilise la distribution des postes individuels de I'indice
des prix désagrégé. La section 4 examine le Dynamic Factor Inder, méthode propo-
sée par Bryan et Cecchetti [1993]. Cette approche, plus rarement mise en oeuvre, est
fondée sur un modéle & composantes inobservables estimé par filtre de Kalman. Une
quatriéme approche, par le VAR structurel, est présentée dans la section 5. La section
6 discute de l'intérét de ces indicateurs pour I'évaluation de la politique monétaire et
conclut.

2 L’exclusion de facteurs spéciaux

2.1 Principe

La premiére approche consiste a redéfinir un indice des prix, en affectant un poids
nul & certains postes, ceux dont les mouvements sont supposés étre les plus erra-
tiques. Elle peut étre conduite & un niveau faiblement désagrégé de I'indice des prix
comme aux Etats-Unis ot la politique monétaire fait ainsi souvent référence a I'indice
hors alimentation et énergie, notamment depuis Blinder [1982]. Elle peut également
étre menée & un niveau plus fin comme en France ot I'Insee [1996] publie un indice
similaire en excluant un nombre plus important de postes, et en le corrigeant de 'im-

LCf. Lafléche [1998], Roger [1998], Quah et Vahey [1995].

2Cf. Bryan et Cechetti [1994] dans le cas des Etats-Unis, Alvarez et Matea [1999] pour 1'Espagne
et Wynne [1999] pour une réflexion prospective sur ce sujet dans le contexte de la Banque Centrale
Européenne.

30n trouvera des revues de la littérature détaillées dans Roger [1998] et Wynne [1999].



pact des taxes indirectes. L’intérét de ce type d’'indicateurs réside dans le fait qu’ils
permettent d’éliminer les chocs supposés les plus transitoires. L’exclusion la fiscalité
indirecte permet le cas échéant d’éliminer leffet d’une mesure dont 'impact sur le
taux de croissance des prix est purement ponctuel . Dans certains pays s’ajoute une
motivation de politique économique. Au Royaume-Uni, un indice de prix de détail
excluant les versements d’intéréts hypothécaires (le RPIX) est utilisé pour définir
la cible d’inflation de la Banque d’Angleterre. En effet, en cas de hausse des taux
d’intérét, 'indice usuel des prix a la consommation, qui intégre les remboursements
d’intéréts hypothécaires, subit en raison de 'importance de I'endettement des mé-
nages a taux variable, un choc mécanique a la hausse. Cet effet direct va en sens
contraire de l'influence stabilisatrice attendue des taux d’intérét sur 'inflation. Il
risque de brouiller I’évaluation et la conduite de la politique monétaire.

2.2 Application

L’indice d’inflation sous-jacent publié par I'Insee n’est pas disponible pour les
dates antérieures a 1990. Afin de mener des comparaisons sur longue période, nous
utilisons ici un indicateur calculé & la Banque de France pour la période 1970-1998%.
L’indicateur est calculé de facon approximativement analogue : une inflation sous-
jacente est calculée en agrégeant le prix des produits manufacturés, des services du
secteur privé et certains des produits agricoles. Elle exclut donc les produits frais,
I'énergie, le tabac et les services publics principalement. Deux différences subsistent
entre l'indicateur ici utilisé et I'indice de I'Insee. D’une part, I'indice de 1'Insee est
corrigé de l'ensemble des taxes indirectes, a la différence de l'indice présenté ici.
D’autre part, 'indice publié par I'Insee est corrigé des variations saisonniéres.

Le graphique 1 présente l'indice rétropolé jusqu’en 1970. Le caractére relativement
volatil des prix de I'énergie et de 'alimentation est illustré par les graphiques 2 et
3. La mesure d’inflation sous-jacente présentée dans le graphique 1 permet bien de
lisser le profil de 'inflation au moment du second-choc pétrolier et du contre-choc de
1987. T’écart entre inflation observée et sous-jacente (en glissement) atteint environ
deux points lors de ces épisodes. Fn revanche tel n’est pas le cas pour le premier
choc pétrolier. Ceci s’explique par le fait que le prix des produits alimentaires croit
faiblement durant cet épisode (cf. Chatelain, Odonnat et Sicsic [1996]). En 1995,
la divergence entre le sous-jacent Insee et le sous-jacent rétropolé s’explique par le
relévement du taux de TVA, non pris en compte par notre indicateur.

Ce type d’indicateur présente des limites a la fois entre termes d’interprétation et
de contenu empirique. En premier lieu, il n’est pas clair que la politique monétaire
doive ignorer l'inflation engendrée par les chocs pétroliers. Il faut pour cela prouver
que les chocs sont moins persistants que les autres chocs sur l'inflation. Ensuite, se
pose la question du traitement réservé a la répercussion d’un choc sur les prix du
pétrole sur les autres prix. Sur un plan plus empirique, les indicateurs considérés
dans cette section sont rigides puisqu’il consiste & considérer que les prix de I'énergie

4Cet indicateur a été construit conjointement & la construction du modéle désagrégé de prévision
d’inflation (cf. Jondeau, Le Bihan et Sedillot [1999)]).



et de I'alimentaire ne contiennent jamais d’information pertinente sur 'inflation sous-
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jacente. Les estimateurs ”a influence limitée” visent a corriger cette derniére lacune.

3 Les estimateurs a influence limitée : inflation
«médiane>», 55“"¢ percentile, moyenne tronquée

3.1 Définition

La deuxiéme méthode utilise des estimateurs ”a influence limitée”. Cette approche
de l'inflation sous-jacente requiert des séries de prix désagrégés a un niveau fin. Elle
consiste a exclure de I'indice, date par date, les postes présentant les variations les plus
extrémes. Ce type d’estimateur évite de considérer a priori que le prix des produits
généralement volatils (énergie, produits frais) ne contient jamais d’information sur le
taux d’inflation sous-jacent.

Cette catégorie d’indicateurs a son origine dans ”I'inflation médiane” initialement
proposée par Bryan et Pyke [1991], qui retiennent comme niveau d’inflation sous-
jacente la variation du prix du poste occupant la position médiane dans la distribution
des variations de prix. Une catégorie d’indicateurs généralisant 'inflation médiane
est celle des moyennes tronquées ou trimmed mean (Bryan et Cecchetti [1994]). Les
indicateurs de ce type sont calculés comme la moyenne pondérée des indices de prix
aprés exclusion d’une fraction plus ou moins importante de chacune des queues de la
distribution des prix individuels. On peut donner a la classe des moyennes tronquées
une définition formelle en notant {7y,...,7,} les inflations sectorielles rangées par
ordre croissant, {wy,...,wy,} leurs poid respectifs dans 'indice, W; = 23:1 w; les
poids cumulés et [, = {2] o5 < Wi < (1— %)}.

La moyenne tronquée & a%° s’écrit alors :

To = (T3=) Yier, Wil

Cette classe d’estimateurs inclut 'inflation moyenne et I'inflation médiane comme
cas particuliers : elles correspondent respectivement a la trimmed mean & 0 % et 50 %.

3.2 Motivation statistique

Une motivation statistique & ce type d’'indicateurs peut-étre avancée en utilisant
le modéle suivant. A chaque date, chacun des prix individuels est supposé étre la
réalisation d’une loi dont la moyenne (inconnue) est le taux d’inflation sous-jacent
de cette date. Cette loi est de plus supposée leptokurtique (i.e. des valeurs extrémes
de prix individuels tendent a apparaitre relativement fréquemment), conformément
au fait stylisé observé notamment sur données américaines. Dans un tel cas, des esti-
mateurs «a influence limitée», comme la médiane, sont de meilleurs estimateurs du
«vrai» rythme d’inflation que la moyenne arithmétique ou pondérée des variations de

®Sauf précision explicite nous adoptons ainsi la terminologie de Bryan, Cecchetti et Wiggins
[1997] (qui ne considérent que les troncatures symétriques) : la moyenne tronquée a a% est obtenue
en retirant % dans chaque queue de la distribution.



prix individuelles ( et donc que le taux d’inflation usuel). Cette propriété est illustrée
par des simulations de Monte Carlo dans Bryan, Cecchetti, et Wiggins [1997]. Cette
étude souligne que plus la loi est leptokurtique, plus le degré optimal de troncature,
Le. celul qui minimise la variance de U'estimateur, augmente (cf. annexe 1 pour une
présentation plus détaillée).

Le choix du degré optimal de troncature de la moyenne pose toutefois probléme.
La forme de la vraie loi (non normale) de la distribution transversale des prix, qui
permettrait de définir la troncature optimale, n’est pas connue. Bryan, Cecchetti et
Wiggins [1997] traitent ce probléme réalisant des simulations de type bootstrap. Pour
cela, ils postulent que la moyenne de la distribution est égale & une moyenne mobile
temporelle de 'indice agrégé des prix et réalisent des simulations & partir de I'écart
entre les prix individuels observés et cette moyenne théorique, afin de déduire 'es-
timateur de la classe «moyenne tronquée» qui a une variance minimale. Cependant
ce choix revient a faire référence a une définition sur séries temporelles de I'infla-
tion sous-jacente. Dans ce cadre, l'estimateur statique n’est plus nécessairement le
plus performant, la prise en compte de la dimension temporelle étant susceptible de
I’améliorer.

De plus, pour la France, la distribution des prix présente généralement une asy-
métrie vers la droite (graphiques 4 et 5). Dans ce cas la troncature n’a pas de raison
d’étre symétrique et il est difficile de définir une troncature optimale. En effet, les
valeurs extrémes provenant de la partie droite de la distribution, le critére de mini-
misation de la variance suggére de tronquer plus fortement dans la partie droite de la
distribution. Mais 'estimateur obtenu présente alors un biais systématique par rap-
port a I'inflation moyenne (cf. annexe 1 pour une discussion). Aussi, dans I’application
qui suit, nous nous en tenons au choix de deux degrés arbitraires de troncature.

3.3 Application

Sur données francaises, Chatelain, Odonnat et Sicsic [1996] ont calculé I'inflation
médiane sur une base de données homogene de 44 postes. Cette étude souligne que
la distribution des prix individuels est non seulement leptokurtique, mais aussi -
en général- asymétrique & droite®. Dés lors en moyenne sur la période, l'inflation
médiane est significativement inférieure a I'inflation moyenne. Les auteurs retiennent
le 55°™¢ percentile comme indicateur d’inflation sous-jacente. En effet ce quantile
permet d’obtenir une inflation sous-jacente égale a l'inflation de I'indice agrégé en
moyenne sur la période. Sur données américaines, la distribution des prix (Bryan et
Cecchetti [1994]) apparait symétrique et le choix de l'inflation médiane ne souléve
pas de probléme dans ce cas’.

Nous menons ici un exercice analogue en utilisant la base de données désagrégée

N

de T'indice des prix & un niveau fin®. Deux bases de données sont raccordées : la

bCette asymétrie a droite est forte de 1970 & 1982 et sensiblement plus atténuée a partir de 1983
(voir le graphique 5 qui retrace évolution du coefficient d’asymétrie -la skewness- de la distribution
des inflation). Elle persiste lorsqu’on exclut de la distribution les produits pétroliers.

"Roger [1998] montre que dans le cas de la Nouvelle-Zélande le 57°™¢ percentile est approprié.

8Nous remercions vivement P. Sicsic pour nous avoir communiqué ses programmes SAS.



base 1980 de l'indice des prix a la consommation (IPC) (296 postes avant 1993)
et la base 1990 (265 postes, depuis 1993). Les séries vont donc de 1970 & décembre
199%8°. I’inflation médiane est bien inférieure & 'inflation moyenne. De plus c’est ici le
60°"¢ percentile qui permet d’obtenir une inflation sous-jacente proche de 'inflation
moyenne sur ensemble de la période (graphique 6). Par rapport aux résultats de
Chatelain, Odonnat et Sicsic [1996], le niveau d’asymétrie des prix semble croitre
avec le degré de désagrégation considéré!®.

Par ailleurs nous calculons aussi un indicateur du type moyenne tronquée. En
raison de 'asymétrie mentionnée (cf. annexe 1), choisir un intervalle de troncature
symétrique aurait conduit & une moyenne tronquée différente de l'inflation sur 'en-
semble de la période. Aussi nous avons choisi un intervalle asymétrique permettant
de respecter la contrainte d’identité des deux moyennes. Nous retenons un degré de
troncature assez faible, en tronquant la distribution de 10 % a gauche et de 5 % a
droite (15 % en tout). Bryan, Cecchetti et Wiggins [1997] obtiennent que la moyenne
tronquée est optimale pour un troncature de 9 % (de chaque coté), tandis I'étude
de Alvarez et Matea [1997] rapporte des moyennes tronquées de 5 % a 20 %. On
observe que la médiane et la moyenne-faiblement- tronquée fournissent des résultats
trés proches en glissement annuel.

L’inflation tronquée est plus lisse que l'inflation moyenne mais aussi que l'infla-
tion hors facteurs spéciaux!!. Un avantage des estimateurs «a influence limitée» est
illustré lors du rebond de l'inflation qui apparait en 1987. Ce pic correspond a la
libération des prix, auparavant administrés, d’un certain nombre de services début
1987 (restauration, réparation automobile, coiffeurs, etc.). Ce rebond est largement
éliminé par les estimateurs «a influence limitée». Ces indicateurs permettent ainsi de
gommer des chocs transitoires sur des composantes affectées de fagon exceptionnelle
seulement par des variations irrégulieres. Plus anecdotiquement, la reprise de I'infla-
tion en 1977 est éliminée par les moyennes tronquées : ce pic d’inflation est en fait da
a une évolution atypique du prix des produits des IAA. En sens inverse, le blocage des
prix et salaires en 1982 illustre une limite de I'indicateur moyenne tronquée. Comme
ce blocage affecte de facon a peu prés équivalente tous les prix, par construction la
baisse de l'inflation se traduit en diminution de l'inflation sous-jacente, alors qu’on
pourrait a priori tenir ce blocage transitoire pour non susceptible d’influencer I'infla-
tion sous-jacente. Ces quelques remarques, tirées de I'examen des glissement annuels,
n’épuisent pas les utilisations possibles de 'indicateur moyenne tronquée, dont une
des vocations est aussi d’éclairer la lecture des évolutions mensuelles de 'TPC. Un
exemple récent est donné dans le cas des Etats-Unis par la hausse de 0,7 % de I'in-
dice des prix au mois d’avril 1999. I’observation simultanée de la hausse modére de
I'inflation médiane'? (0,3 %) permet de relativiser les risques de reprise de I'inflation.

Les données utilisées s’arrétent en décembre 1998. Nous ne prenons pas en compte le changement
de base intervenu depuis.

0 e percentile retenu n’est pas modifié lorsque 'on utilise exactement la méme période que
Chatelain et alii.

HSur la période janvier 1975-décembre 1998, I’écart-type du taux de croissance mensuel de 1’in-
flation est de 0,40. 11 est de 0,34 et 0,33 pour le 60°™° percentile et I'inflation tronquée (10,5), et de
0,38 pour l'inflation hors facteurs spéciaux.

2Disponible sur le site Internet de la Federal Reserve Bank of Cleveland.



Un critére plus formel pour apprécier 'intérét des indicateurs d’inflation tronquée
est de savoir §’ils permettent d’améliorer la prévision de l'inflation & court terme.
[annexe 2 présente quelques tests empiriques de cette hypothése!®. Il apparait que
les indicateurs d’inflation tronquée ont effectivement un contenu informationnel sur
I'inflation future, et qu’ils sont plus performant a cet égard que I'inflation par exclusion
de postes.

Deux questions soulevées par les indicateurs de type moyenne tronquée concluent
la présente section : le caractére statique de la méthode et la possibilité d'un fonde-

ment économique des indicateurs.

3.4 Une approche statique ?

L’indicateur d’inflation par les moyennes tronquées est essentiellement statique.
Cette propriété constitue d’une certaine fagon un avantage. D’un point de vue pra-
tique, comme cette méthode est appliquée date par date, 'indicateur n’est pas sus-
ceptible d’étre révisé rétrospectivement avec 'arrivée de nouvelles observations, a la
différence d’indicateurs obtenus par des méthodes de séries temporelles'*. Il peut sans
difficulté étre calculé en cas de changement de nomenclature de I'indice des prix alors
que ce n’est pas le cas pour la méthode précédente'®. De plus la méthode de I'infla-
tion tronquée -comme celle de I'inflation par exclusion- présente pour attrait de n’étre
liée & aucune hypothése sur le processus temporel suivi par I'inflation et donc d’étre
robuste aux ruptures de régime.

Cependant le caractére a-temporel de I'approche pose question. Le modéle statis-
tique considéré en 3.2. est purement statique et ne préjuge pas du lien temporel entre
les différentes observations de taux d’inflation. Définir un estimateur optimal de I'in-
flation sous-jacente dans le strict cadre de ce modeéle supposerait de déterminer la loi
de la distribution des prix sectoriels, et & d’en inférer le degré de troncature optimal.
La moyenne tronquée obtenue définirait alors un nouvel indice des prix a prior: sans
rapport avec I'TPC usuel (au regard du modele, 'TPC constitue un estimateur ineffi-
cace de l'inflation sous-jacente). Fn pratique, un a priori macroéconomique conduit
en fait a priviliégier la référence & I'IPC et a utiliser la dimension temporelle pour
élaborer un estimateur d’inflation sous-jacente pertinent. Ainsi pour la détermination
de la troncature optimale, Bryan et alii [1997] utilisent une moyenne mobile de 'TPC
comme point de référence. De méme, une perspective macroéconomique et chrono-
logique intervient implicitement au travers sur I’hypothése d’identification faite dans
notre application, i.e. I'égalité en moyenne entre inflation sous-jacente et inflation de
I'TPC. Notons que l'introduction de cette hypothése dérive de 'observation historique
d’une asymétrie systématique (& droite) des prix. Sur une observation particuliere

N

Iasymétrie des prix peut étre attribuée a une propriété d’échantillonnage d’une loi

13Un tel exercice n’est pas présenté ici pour les mesures développées dans les sections 4 et 5 car
ces derniers indicateurs ont moins vocation a étre utilisés pour la prévision a court terme.

14Selon Wynne [1999] cette caractéristique est souhaitable au point de vue de la communication
d’une banque centrale avec le public

5 Par exemple, le passage de I'indice des prix en base 100 1998 en janvier 1999 a necessité une
redéfinition des postes exclus de I'indice sous-jacent.



leptokurtique (Bryan, Cecchetti et Wiggins [1997]). Ceci souligne la difficulté de se
passer de la dimension temporelle des données.

3.5 Quelle motivation économique ?

Au plan macroéconomique, estimer une inflation sous-jacente en utilisant des don-
nées sectorielles n’a de sens que si les chocs de prix relatifs ont un impact transitoire
sur le niveau général des prix. Il est alors légitime d’éliminer le bruit qu’ils introduisent
sur la variation du niveau général des prix. Cette discussion rejoint la problématique
du lien entre prix relatif et niveau général des prix.

Il est utile de considérer I’écriture suivante qui décompose chaque inflation secto-
rielle en deux termes indépendants : la variation du niveau général des prix sous-jacent
et un terme de prix relatif'®.

m; =74+ € (1)

ou T, 7; €t ¢; représentent respectivement le taux d’inflation sous-jacent, la hausse
des prix du secteur i et un choc de prix relatif indépendant de 7. Pour motiver le
calcul d’une inflation sous-jacente, il s’agit de justifier que le taux d’inflation observé,
i.e. la moyenne des 7;, différe de 7.

Bryan et Cecchetti [1993] s’appuient pour cela sur le modéle de Ball et Mankiw
[1992], qui, par l'introduction de rigidités nominales des prix relatifs, justifient que
I'inflation différe de sa valeur «d’équilibre». Dans ce modéle 74 est 'inflation anticipée
en début de période. L’équation (1) donne le prix désiré par le secteur i aprés réali-
sation d’'un choc temporaire ¢; d’espérance nulle qui affecte les cotits ou la demande
de ce secteur. Fn raison de 'existence de menu costs certains secteurs n’ajustent pas
instantanément leur prix au choc de prix relatif. Ne révisent leur variation de prix
que les secteurs pour lesquels le cotiit engendré par le choc en cas de non ajustement
est supérieur au cotit de menu : ils modifient leurs prix de 7; tandis que le reste des
secteurs maintient une variation de prix de 7,. La moyenne de I'inflation observée est
alors F(m;) = ms + Eeide)>0) (](.) est la fonction indicatrice et ¢ le cotit de menu).
Lorsque la distribution des chocs est symétrique, la moyenne des variations de prix
observée est identique au taux d’inflation sous-jacent 4. En revanche ce n’est plus
le cas si la distribution des chocs est asymétrique. Par exemple, si la distribution
des chocs est asymétrique a droite, plus de secteurs augmentent leur prix et peu de
secteurs les baissent et la hausse moyenne des prix est supérieure & m,. Dés lors une
moyenne tronquée apparait un meilleur indicateur de I'inflation sous-jacente!”.

Il reste a préciser la détermination de 7,. L’interprétation de inflation sous-jacente
proposée par Bryan et Cecchetti [1994] fait référence explicitement & la notion «d’in-
flation monétaire». I’argument est qu’a long terme, la politique monétaire détermine

16 Cette écriture peut étre rapprochée du modéle des iles de Lucas [1973].

1"Le modéle de Ball et Mankiw [1992] permet aussi de rendre compte une corrélation positive
entre la skewness de la distribution et la hausse moyenne des prix. Montrant a la suite de Vining
et Elwertowski [1976] qu’il existe une corrélation positive sur données américaines, ils concluent a
lexistence de menu cost dans la fixation des prix. Pour une application sur données francaises, voir
Bonnet, Dubois et Fauvet [1998].



le taux d’inflation. En sorte que : m, = m, ot m est le taux de croissance de la masse
monétaire, la banque centrale étant supposée dans ce modéle controler cet agrégat'®.

Cette interprétation souléve plusieurs problémes. D’une part, elle repose sur 1'hy-
pothése trés forte que seuls les chocs de prix relatifs peuvent écarter I'inflation ob-
servée et l'inflation d’équilibre!®. Cette hypothése est largement arbitraire : le type
de chocs considérés comme non monétaires varie selon les études (Cecchetti [1996]
suggére ainsi que peuvent étre considérés comme chocs transitoires - & exclure de I'in-
flation monétaire - les eflets de fiscalité indirecte et de taux de change). Pour chaque
choc spécifique susceptible d’affecter le taux d’inflation on peut définir, comme ré-
sidu, I'inflation sous-jacente correspondante®®. D’autre part, le lien entre le modéle
de référence de détermination de l'inflation sous-jacente et 'estimateur retenu est
indirect car ni la masse monétaire ni le taux d’intérét ne sont inclus explicitement.
Enfin la notion d’inflation monétaire doit étre clarifiée si 'on considére que la banque
centrale réagit aux chocs macroéconomiques, éventuellement en fonction d’objectifs
d’inflation.

4 Le Dynamic Factor Index (DFI)

4.1 L’inflation sous-jacente, composante commune inobser-
vable

Cette approche, moins fréquemment mise en pratique, consiste a combiner séries
temporelles et dimension transversale des données, en utilisant 'information contenue
dans les séries historiques de prix individuels. Intuitivement, il s’agit d’extraire une
composante commune inobservable d’un ensemble de postes de I'indice des prix. Le
DFI est usuellement appliqué, depuis Stock et Watson [1989 et 1991], sur données
macro-économiques réelles : Stock et Watson [1991] construisent ainsi un indicateur
coincident d’activité a partir de quatre séries®!. Bryan et Cecchetti [1993] ont appliqué
cette modélisation est 'inflation.

Le modéle Dynamic Factor Index s’écrit de la fagon suivante :

18Bryan et Cecchetti [1994] montrent que la masse monétaire intervient significativement dans la
prévision de l'inflation tronquée et interprétent ce résultat comme une validation du modéle. Par
ailleurs, considérer I'inflation sous-jacente comme inflation de long-terme fournit une justification au
test de I'inflation sous-jacente comme preédicteur de I'inflation future (cf. Bryan et Cecchetti [1994],
ainsi que I'exercice mené en annexe 2).

L9¢f. par ailleurs Bakhshi et Yates [1999] pour une discussion des chocs de demande comme source
des modifications de prix relatifs.

20Notons qu’Eckstein [1981] proposait déja la décomposition suivante de I'inflation :

T=T.+7Tq+ 7,

ou 7. représente I'inflation sous-jacente, 7y la composante attribuée a la demande et 7, I'infla-
tion attribuée a des chocs d’offre (prix du pétrole, cotisations sociales, salaire minimum, taux de
change...).

21 Doz et Lenglart [1998] appliquent cette modélisation pour extraire une composante commune
des soldes d’opinions de '’enquéte mensuelle dans 'industrie.
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ol Y, est un vecteur de n composantes observables®? et C, est la tendance commune
(inobservable) qui lie les n composantes précédentes. Les bruits 7, et &;4, d’espérances
nulles, supposés indépendants et gaussiens, sont les innovations de Cy et u;; pour
chaque date t. Dans le cas présent, les composantes de Y; représentent les taux de
croissance observés des postes de l'indices des prix. Ce modeéle postule que chacun
des postes de l'indice des prix se décompose en une tendance commune (c¢’est-a-dire
I'inflation sous-jacente) et un terme de prix relatif. Bryan et Cecchetti [1993] posent en
outre que les 7y, sont égaux a 1 pour assurer une certaine homogénéité entre la tendance
commune et chaque composante de I'indice des prix. La composante commune suit
un processus AR(p) et les chocs idiosyncratiques u;; un AR(k)*. On pose que :

CZ = (Ct7 thlu e JCt*p+1)

*
U, = (Ul,t, e UL k1, U2 UK, s Unyt, ;un,tkarl)-

Le systéme (2) (3)(4)sous la forme d’un modele espace-état estimable par le filtre
de Kalman. Fn utilisant les notations précisées dans ’annexe 3, nous obtenons les
équations d’état et de mesure :

< G > - < gpfp,p) Ogp,nk) > < i1 > + < 6 > 4 < N1 Opm) >
uy Onk,p)  Plnkink) () O(ptnk—1,1) Onk,1)  Knkm)
C*
i = f+ ( VN(/p,l) énk,p) ) < u% >

De fagon plus compacte, le systéme (5) (6) se récrit :

22Une hypothése importante de ce modéle est la stationnarité des variables. La comparaison avec
lapproche VAR structurel souligne l'incompatibilité entre les hypothéses des différents modéles
d’inflation sous-jacente.

23Dans I'application numérique, nous avons introduit la possibilité que C; et u; pouvaient s’écrire
sous une forme ARMA.
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ap = po +Tar 1+ RG (7)
Y, = B+ 7
V(R(,) = RER et ¥ est une matrice diagonale dont les éléments sont (0727, oz,
En fait, comme Stock et Watson [1991], nous estimons ici un modéle centré :

&t - T&tfl_l_RCt (8>

Yi—-Y = Zg

ot Y; est la moyenne de la variable i. En effet, dans le modéle (7), les parametres g,
et 6 -le seul parametre non nul de p,- ne sont pas simultanément identifiables. Pour
cette raison, Stock et Watson [1991] n’estiment pas directement 6, taux de croissance
moyen de 'innovation de la composante inobservable, mais le calculent & I'aide d’une
condition d’identitification. Une propriété du filtre de Kalman est que la composante

ay peut s’écrire comme une combinaison linéaire des valeurs contemporaines et passées
de Y4, soit :

& = W(L)(Y, ~ V) (9)

ott W(1) est calculée a partir du gain du filtre de Kalman. W (1) est une matrice de
taille (m,n) ot m est le nombre de variables du vecteur d’état et n le nombre de
variables observables. La premiére ligne de cette matrice donne le poids de chacune
des variables dans la composante commune (la somme de la ligne vaut 1). Stock et
Watson [1991] supposent alors que les poids mis & jour par le filtre de Kalman (matrice
W (1)) peuvent étre utilisés pour calculer le niveau moyen d’inflation tendancielle, a
partir des niveaux d’inflation moyens par poste. On applique donc la structure de
poids définie par (9) aux données non centrées, pour obtenir Cy = e{W (L)Y, ot le
vecteur €] selectionne la premicre ligne de W (L)Y;. En réécrivant I'équation (3) sous
la forme @(L)Cy = 6 + 1, on obtient I'estimateur suivant de § :

§= (LW (L)Y, (10)

Cette condition d’identification, est importante pour l'interprétation des résul-
tats obtenus. Utilisant cette condition d’identification Bryan et Cecchetti [1993] ob-
tiennent (pour certaines sous-périodes) une composante commune dont la moyenne
différe significativement de I'inflation observée moyenne. De fait, Bryan et Cecchetti
[1993] ne cherchent pas & estimer & proprement parler une inflation sous-jacente mais
le biais entre I'indice des prix et le DFT (indicateur qui revient & pondérer de fagon
différente les indices de prix sectoriels). Nous imposons une condition d’identification
différente en postulant, comme dans la section 2, que I'inflation sous-jacente est en
moyenne égale a I'inflation observée.

24Une contrainte identifiante étant nécessaire, 0727 est contrainte a un.
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4.2 Estimation

Nous avons estimé le modele (8) en décomposant l'indice des prix harmonisé
(HICP) en cinq postes® : les produits alimentaires bruts (¥7), les produits agro-
alimentaires (Y3), les produits manufacturés (Y3), Uénergie (Yy) et les services (Vs). Le
modele retenu pour la composante commune est un AR(3) et un AR(1) pour chacune
des composantes idiosyncratiques. Un test du rapport des vraisemblances ne permet
pas d’accepter un degré plus élevé de termes autorégressifs pour les composantes
spécifiques. De méme, I'introduction de termes AR ou MA dans la tendance commune
ne s’est pas avérée fructueuse. Les dynamiques estimées de la tendance commune et
des composantes spécifiques (sur la période février 1971-décembre 1998) sont :

Ct = 0, 32015,1 ‘I— 0, 2202&72 ‘I— 0, 31015,3

(7.5) (6:8) 6,1)
Uy = 073171'1,2&71 et O_gl = 0,66
(1,7) (15,6)
usy = 0,1dug, 1 et 02, = 0,35 (11)
(2,3) (14,5)
uzy = 0,2lug, 1 et 02 =0,29
(2,1) (14,1)
Uy = 0,3Tugy 1 et 02, =0,29
(6,0) (14,1)
usy = —0,1lusy 1 et 07, =0,20.
(—-1,4) (11,7)

D’apres (10).1e calcul de la composante commune équivaut implicitement & repon-
dérer chacun des postes de I'indice des prix La pondération de long terme ici obtenue
est de 0,04 pour Yy, 0,15 pour Y5, 0,20 pour Y3, 0,01 pour Y, et 0,60 pour Yy ce qui
revient & donner le plus fort poids a I'indice des services, dont la variance est la plus
faible.

Le graphique 8 retrace ’évolution de l'inflation sous-jacente fournie par le DFIL.
De facon peu surprenante, I’évolution de 'estimateur d’inflation sous-jacente est trés
proche de celle des services. La pondération implicite des services obtenue dans le DFT
est en effet double de ce qu’elle vaut pour le calcul du HICP?¢. Cette proximité est
aussi manifeste si I’on considére le résultat d’estimation : le terme autorégressif estimé
de us; est peu significatif et de variance faible : aussi I'inflation dans les services et
la composante commune différent approximativement d’un bruit blanc de variance
relativement faible. Il faut en outre souligner que si nous avions appliqué la méme
condition d’identification que Stock et Watson [1991], la moyenne de la composante

25Estimer le DFI pour un grand nombre de postes est difficilement praticable en raison du grand
nombre de paramétres. Un voie exploiter dans une optique temporelle dans un tel cas serait de
considérer des extensions de ’analyse en composantes principales : le diffusion index proposé par
Stock et Watson [1999b] ou le generalized dynamic factor model proposé par Forni, Hallin, Lippi et
Reichlin [1999].

281 ’application du DFT sur données trimestrielles amplifie ce résultat, le poids de ce poste passant
a0,8.
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commune ne serait pas égale a celle 'inflation observée mais serait plus proche de
celle des services.

La forte pondération des services par la mesure DFT éclaire les indications four-
nies par cet indicateur. A la différence de l'indicateur par exclusion la mesure DFI
indique que 'inflation sous-jacente reste en 1974 en dega de I'inflation observée (d’en-
viron 2 points). En effet le choc pétrolier a rapidement affecté le secteur exposé, il
a moins fortement touché les prix des services. De facon symétrique, en 1987, en
raison de la libéralisation du prix de certains services mentionnés ci-dessus, I'indica-
teur DFT augmente plus que 'inflation observée. La libéralisation se traduit par un
"pic” apparent dans 'inflation sous-jacente. Cet indicateur apparait dés lors avoir des
caractéristiques empiriques peu satisfaisantes. Une estimation sur des données plus
désagrégées apporterait peut-étre des résultats plus intéressantes. Elle se heurterait
toutefois & la multiplication du nombre de paramétres.

Au plan de linterprétation économique la méthode du DFIT se rapproche des
estimateurs & influence limitée : 'inflation sous-jacente est représentée comme une
composante inobservable dont l'inflation moyenne observée s’écarte principalement
en raison de chocs sectoriels. Nous renvoyons donc a la section précédente pour la
discussion de cette question.

5 Le VAR structurel (SVAR)

Une quatriéme optique consiste a appliquer des méthodes de séries temporelles a
une série agrégée de prix (I'indice de prix total), pour en extraire une série d’infla-
tion sous-jacente. Une pratique simple est de procéder a une extraction de tendance
univariée, par exemple par un lissage du type moyenne mobile, Hodrick-Prescott,
etc.. Il est toutefois notoire que le choix de la méthode employée pour une extraction
univariée de tendance peut conduire & une décomposition arbitraire entre inflation
cyclique et tendancielle. Il semble plus intéressant de rechercher dans un cadre multi-
varié une information complémentaire pour étayer une décomposition tendance-cycle.
Ainsi, 'approche inaugurée par Quah et Vahey [1995], reposant sur un modéle VAR
structurel, permet de fonder le calcul de I'inflation sous-jacente sur des hypothéses
d’identification liées a la théorie économique. Elle consiste, pour extraire une série
d’inflation tendancielle, & exploiter I'information contenue dans la dynamique jointe

des prix et de la production®”.

5.1 L’approche de Quah et Vahey [1995]

La démarche de Quah et Vahey [1995] est la suivante. Un VAR bivarié production-
inflation est estimé. Le modéle attribue alors I'impulsion de la dynamique jointe de
ces deux variables aux innovations du VAR. Conformément & la méthodologie VAR
structurelle, les innovations sont supposées liées & deux chocs structurels orthogonaux,

2TLes applications empiriques étant effectuées en fréquence mensuelle, I'indicateur de production
retenu est I'indice de la production industrielle. Sa représentatitivité quant a 1’évolution de I’ensemble
de I'économie est sujette a caution.
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qui sont 1dentifiés en utilisant une restriction a priori : en 'occurrrence I'un des deux
chocs n’a pas d’effet de long terme sur le niveau de la production. L’inflation sous-
jacente est la composante de I'inflation qui résulte de ce choc que nous appellons choc
«nominal» ( voir discussion plus bas). Jacquinot [1998] montre que la composante de
court terme de I'inflation est trés corrélée au taux d’utilisation des capacités®® ce qui
signifie que l'inflation sous-jacente s’assimile finalement au rythme d’augmentation
des prix purgé du cycle.

Techniquement 'extraction de l'inflation sous-jacente se fait en trois étapes®.

Dans une premiére étape, on estime le modéle VAR bivarié suivant :

X, = B(L)X, + =,. (12)

A . .
Le vecteur X; = < A7yrt > ou Ay, est le taux de croissance de la production
¢

et A, la variation du taux Uinflation. e; est iid, E(s;) = 0 et ¥ = F(g4e)) est la
matrice de covariance des innovations du VAR. Dans une deuxiéme étape, les chocs
structurels sont calculés & partir des résidus du VAR. Les innovations du VAR sont
des combinaisons linéaires des chocs structurels.

gy = P’U,t. (13>

Pour estimer la matrice P, on suppose que les composantes de u; (uy, ugy) sont
indépendantes (V(u,) = I). D’aprés (13) nous savons aussi que & = FE(eg)) =
E(Puwu,P') = PP. PP é&tant symétrique, on déduit de cette égalité trois équations,
la matrice P a estimer contenant quatre paramétres. Une hypothése supplémentaire
permet d’achever I'identification : 'absence d’effet & long terme du choc «nominal»
sur la production. Dans un cadre bivarié avec une contrainte de long terme, le calcul
de P peut étre mené simplement®’. En effet, d’apres (12) et (13), le modéle s’écrit :

X, = (I — B(L)) ' Pu,. (14)

On suppose que 'effet de long terme du choc ug; sur le niveau de la production
est nul. Cette hypothése implique que la matrice de réponse de long terme H =
(I — B(1))"'P est triangulaire inférieure. H peut alors étre obtenue en appliquant
la décomposition de Choleski & la matrice M = HH' = (I — B(1)) " '%(I — B(1))™ V.
M est bien calculée a partir d’éléments estimables empiriquement. La matrice P =
H(I—B(1)) quien est déduite permet 'estimation des chocs u;. La troisiéme étape est
le calcul de la décomposition historique des séries. I.’équation (14) permet d’évaluer
la contribution de chacun des u; a I’évolution de chaque variable du systéme. En
particulier I'inflation sous-jacente est calculée comme la série d’inflation engendrée
par les seuls chocs «nominaux>.

28La période d’estimation s’étend de janvier 1974 a décembre 1996.

29¢f. Jacquinot [1998] pour une présentation détaillée de la méthode.

30¢f. Bruneau et De Bandt [1998] pour un exposé des méthodes adaptées dans le cas de systémes
ou de contraintes plus complexes.
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5.2 Application

Nous estimons un VAR identique & celui retenu par Jacquinot [1998]3! : les va-
riables endogénes sont le taux de croissance mensuelle de la production industrielle
et la variation du taux d’inflation; le nombre de retards est de six; des variables
indicatrices mensuelles sont introduites dans la régression afin de prendre en compte
une éventuelle saisonnalité. La période d’estimation est ici étendue de janvier 1974
a décembre 1998 afin de pouvoir mener une comparaison avec les autres indicateurs.
Les chocs structurels sont estimés selon la méthode précisée dans la section 2.

[’inflation sous-jacente obtenue est présentée dans le graphique 7. Les résultats
sont voisins de ceux de Jacquinot [1998]. Nous avons également estimé un VAR en
intégrant comme variable exogéne le prix du pétrole sans que les résultats soient sen-
siblement affectés. Notons qu’arréter 'estimation en 1996 conduit, en utilisant les
résidus hors-échantillon, a évaluer un rythme d’inflation sous-jacent négatif fin 1998.
De facon générale, 'inflation sous-jacente ne se démarque sensiblement de 'inflation
observée que dans la deuxiéme partie de ’échantillon. Sur cette sous période I'indica-
teur SVAR se distingue des indicateurs concurrents en s’écarte de l'inflation observée
sur des périodes plus longues. La récession de 1993 introduit une divergence notable
entre I'indicateur SVAR et Iinflation observée. Comme cette mesure revient de fait
a corriger 'inflation du cycle, le recul de la production conduit cet indicateur a diag-
nostiquer un fort rebond de l'inflation sous-jacente & hauteur de 3.5 % & la fin de
1993. Ce résultat peu intuitif est discuté ci-dessous.

5.3 Discussion

[approche de Quah et Vahey [1995] est fondée sur une hypothése théorique
d’identification d’ordre macroéconomique : la dynamique inflation /production est im-
pulsée par deux chocs fondamentaux, dont un seul a une influence sur la production.
Cette hypothése est rattachée & 1'idée d’une courbe de Phillips verticale. Dans ce
cadre 1l semble raisonnable de considérer que le choc qui n’affecte pas la production
de long terme est un choc de demande et l'autre un choc d’offre. Quah et Vahey
[1995] précisent toutefois ne pas préjuger de lorigine de l'inflation sous-jacente et
dénomment les chocs respectivement «chocs de core inflation» et de «non core.

Les résultats empiriques obtenus en appliquant leur méthode soulévent un pro-
bléme d’interprétation. En eflet la fonction de réponse aux chocs (graphiques 9 a 12)
montre que la réaction de la production et des prix aux chocs de non core est positive
(mais, dans le cas des prix, non significative pour un intervalle de confiance de deux
écarts-types)®2. Ce trait caractérise usuellement les chocs de demande. Le choc qui
a un effet a long terme sur la production semble contenir une composante choc de
demande. Cette propriété dérive des caractéristiques des équations estimées du VAR.
Le systéme estimé est le suivant :

31Nous remercions vivement P. Jacquinot qui nous a communiqué ses programmes RATS.

32(es résultats sont qualitativement analogues & ceux de Quah et Vahey pour le Royaume-Uni.
Notons que le systéme estimé par Blix [1995], en utilisant I'inflation en niveau dans le modele VAR,
présente - sur des bonnées proches de celles de Quah et Vahey - des propriétés trés différentes.
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Ay, = By, (L)Ay.+ By (L)Am, + <}
Amy = B, (L)Ay, + Brr(L)Amy 4 7

Or, sur données britanniques et francaises les deux résultats suivants sont (par des
tests séparés) acceptés (Jacquinot [1998]). D’une part, les résidus des deux équations
sont non-corrélés (la matrice 3 est diagonale). D’autre part, la restriction By, (L) =
0, soit 'absence d’impact des prix retardés sur la production, n’est pas rejetée. Le
systéme est donc pratiquement récursif et structurel avant ’étape d’identification.

[’innovation sur ’équation de prix n’a d’impact ni & court terme (absence de cor-
rélation des innovations) ni a long terme (nullité des termes de By, (L) dans I’équation
de production) sur output. Elle est alors proche du choc de core inflation structurel.
[’innovation de I'’équation d’output est le choc de non-core?.

Afin de proposer une interprétation des chocs structurels mis a jour par le VAR, il
est utile de se référer & un cadre macroéconomique qui intégre une courbe de Phillips
verticale. En effet, cette courbe motive I'hypothése d’identification. Considérons le
modele standard réduit formé par les trois équations simultanées suivantes :

Y=Y, = ¢ (yt—l — yf,l) — v (iy — ™ — p) + £f (15)
o= mtay—y) el (17)

[équation (15) est une courbe IS o y; — y; est I'output gap et p représente le
taux d’intérét réel d’équilibre supposé connu et constant. £¢ s’assimile & un choc de
demande. I’équation (16) est la fonction de réaction de la banque centrale ou 7" est
I'objectif d’inflation. On n’introduit pas de chocs discrétionnaires de politique moné-
taire : elle est entierement définie par la fonction de réaction et la cible d’inflation.
[’équation (17) s’apparente a une forme réduite de la courbe de Phillips. £} est un
choc de prix. Quatre variables exogénes sont a la source des fluctuations : deux chocs
de demande (g% et le choc introduit par la politique monétaire 7") ; un choc d’offre
qui préside a I'évolution de y; ; enfin, un choc de prix. Ces chocs sont supposés in-
dépendants®®. Il est utile de le mettre sous une forme réduite proche de celle estimée
dans les VAR. Les équations (15) et (16) donnent une courbe de demande globale :

ye—yr =¢ (ye1—yry) —vB(m —7) +ef (18)

En utilisant (17) et (18) nous pouvons écrire le modéle sous une forme autorégres-
sive :

33 Jacquinot [1998] utilise le terme de «choc réel».

340n pourrait toutefois introduire un lien entre ¥ et y; (si par exemple un choc de cotisation
sociale a un effet permanent sur le niveau du PIB). Ici, le choc sur I’équation de prix peut s’interpréter
comme un choc d’offre ponctuel (effet ponctuel d’un choc sur les cotisations sociales, le prix du
pétrole, les négociations salariales...).
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1
Y — Y = <m> (6 (o1 —yi 1) —vB(me — 7)) — vl + 7] (19)

1 * —m
e = <1 + aﬂv) [o@ (ytfl - yt—l) + e+ au 0T e oggﬂ (20)

A long terme le taux réel est égal au taux d’intérét réel d’équilibre, le PIB est égal
au PIB potentiel. Les chocs de demande et de prix n’ont pas d’effet permanent sur
Pactivité. Enfin I'inflation est a long terme contrélée par la politique monétaire. En
cela, on peut avancer que 7} est 'inflation sous-jacente du modele. Les chocs d’offre,
de prix et de I’équation IS ont un effet uniquement transitoire sur 'inflation.

Les équations (19) et (20) peuvent étre comparées au VAR structurel estimé. Re-
lativement a ’équation (19), il faut remarquer que le PIB potentiel n’est pas observé.
Implicitement sa dynamique a la forme d'un processus & racine unitaire®”. Il apparaitt
que dans le VAR estimé, I'équation de production est en fait une forme réduite de
la courbe de demande et de I’équation d’évolution du PIB potentiel. Le choc de non
core ou choc «réel» est un mélange de choc d’offre et de demande. Pour distinguer
chocs d’offre et demande, I'introduction d’une variable additionnelle dans le VAR est
vraisemblablement nécessaire (le taux de chomage joue ainsi ce role dans Blanchard
et Quah [1989] ; alternativement on peut penser a introduire un lien entre choc d’offre
et choc de prix).

Le choc d’inflation sous-jacente tiré du SVAR dans le cas francais se réduit au choc
de I'équation de prix &/ (puisque v = 0 et que les résidus des deux équations sont
non corrélés), ce qui rend délicat l'interprétation de l'indicateur. Dans la maquette
ci-dessus, le concept d’inflation sous-jacente pertinent est plutot le choc de demande,
et plus précisément le choc de politique monétaire. Considérons une particulier un
réduction de la cible d’inflation, entrainant un ralentissement temporaire de I'activité
et un recul durable de l'inflation . L’indicateur SVAR ne traduira pas ce choc par
une baisse de l'inflation sous-jacente estimée. Pour identifier le choc de politique
monétaire il faudrait compléter le VAR, par exemple & I'aide de variables de taux
d’intérét (comme dans Gali [1992]).

L’interprétation des indicateurs d’inflation sous-jacente pose donc probléme. Si
I'on définit I'inflation sous-jacente comme I'inflation de long terme, elle s’apparente,
dans le modele simplifié étudié ci-dessus, et dans de nombreux modéles avec cible
d’inflation, a 'objectif de politique monétaire.

6 Conclusion

Nous avons dans ce papier mis en ceuvre et comparé dans le cas frangais les quatre
principales méthodes de calcul d’indicateurs d’inflation sous-jacente : exclusion de
postes, moyenne tronquée, VAR structurel et modéle & composante inobservable. Ces
indicateurs reposent sur des modéles et hypothéses trés hétérogénes. Sur la période

35Gj le PIB potentiel suit une tendance déterministe aucun choc n’a d’effet permanent sur le niveau
du PIB.
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considérée, I'indicateur VAR structurel se distingue notamment des autres en autori-
sant des périodes de divergence plus marquée entre inflation et inflation sous-jacente.
Les divers indicateurs d’inflation sous-jacente fournissent autant d’angles de lecture
des mouvements conjoncturels du taux d’inflation.

Parce qu’ils mettent I'accent sur des chocs différents, ils peuvent fournir des diag-
nostics contrastés. Fin 1998, 'inflation observée est considérée comme inférieure a
I'inflation sous-jacente si 'on se référe a la mesure par exclusion, ou supérieure si
'on se réfere a la mesure VAR structurel (graphique 13). En effet 1998 est une année
marquée a la fois par un fort recul des prix de de I’énergie, une basse inflation et
une phase conjoncturelle favorable. Considérer les mesures par exclusion et «a in-
fluence limitée» conduit & conclure que I'inflation observée est descendue en dessous
de l'inflation sous-jacente (1,1 % environ) en raison des chocs -transitoires- sur les
prix de I'énergie. [’absence de hausse des prix dans une phase ascendante du cycle
indique au contraire pour I'indicateur SVAR, que l'inflation sous-jacente a fortement
reculé : le taux d’inflation sous-jacent est nul fin 19983, pour une inflation observée
de 0,3 % en glissement annuel. Il apparait dés lors hasardeux de fonder I’évaluation
de la politique monétaire sur un indicateur privilégié d’inflation sous-jacente. Les
quatre indicateurs peuvent toutefois étre considérés comme des résumés statistiques
fournissant des informations complémentaires pour 'analyse des chocs conjoncturels
sur le taux d’inflation.

Quelle que soit la mesure considérée, 'interprétation théorique de la notion d’in-
flation sous-jacente reste cependant problématique en l'absence de représentation
explicite de la politique monétaire et de discussion de la détermination a long terme
du taux d’inflation.

Pour esquisser un lien entre la notion d’inflation sous-jacente et un modéle macroé-
conomique, on peut renvoyer a la littérature sur les cibles d’inflation (par exemple
Svensson [1997]). Considérons que les effets de certains chocs sur 'inflation (qu’ils
solent liés au prix de I'énergie, a la demande, aux taxes indirectes...) ne peuvent pas
étre contrecarrés par la banque centrale, en raison de leur caractére imprévisible et des
délais d’action de la politique monétaire. Il n’est pas efficace pour la politique moné-
taire de chercher a stabiliser de tels chocs. Dans ce cadre, un indicateur d’inflation qui
parviendrait exclure 'impact de ces chocs constitue une définition de I'inflation sous-
jacente, utile pour la détermination et 1’évaluation de la politique monétaire. Rendre
opérationnelle une telle mesure suppose d’évaluer quels sont les délais d’action de la
politique monétaire et quelle est la nature des chocs non stabilisables.

36(e résultat serait vraisemblablement moins tranché si on disposait d’un indicateur de produc-
tion couvrant l’ensemble des secteurs.
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Annexe 1
La troncature optimale dans le cas d’une distribution asymétrique

Bryan, Cecchetti et Wiggins [1997] illustrent par des simulations de Monte Carlo
le choix de la troncature optimale, c¢’est-a-dire celle qui minimise la variance de 'es-
timateur considéré. Ils utilisent pour cela la contaminée d’une loi normale par une
autre lol normale de variance plus forte. En effet un résultat classique de la statistique
robuste (Lecoutre et Tassi [1987]) est que pour ce type de lois la moyenne empirique
n’est pas le meilleur estimateur de la moyenne théorique. Ce mélange de loi s’écrit de
la fagon suivante :

z = sy+(1-s)y
v — N(0,1)
y2 — N(0,0)

Ps = 1)=p

Nous avons F(z) =0et V(z) =p*>+ (1 — p)2 02, La kurtosis de cette distribution

p gt 3(p+(1—p)o?
dépend de p et de o et s’écrit K(p,0) = %
%p alors que pour o =1, la kurtosis vaut 3. Fin ne considérant
que la premiére loi, on sait que nV (Y1) = 1 et que nV(mediane(Y)) = 5. Dans

ce cas précis, la moyenne est 'estimateur de variance minimale. Toutefois, dés que

. Pour des valeurs trés grandes de o,

la kurtosis tend vers

1 —p > 0, c’est-a-dire dés que l'on peut tirer dans la deuxiéme loi, la moyenne n’est
plus l'estimateur de variance minimum. Par exemple, lorsque ¢ tend vers l'infini, la
variance de la moyenne devient trés grande alors que la variance de la médiane est
bornée. Ce sont les moyennes tronquées qui présentent la variance la plus faible. Dans
le cas précédent, on montre que la troncature optimale croit avec la kurtosis et atteint
an maximum 15 % (graphique 14)*7. Une autre propriété de cet estimateur est d’étre
sans biais (sa moyenne vaut 0).

Considérons maintenant le cas ot la seconde loi n’a pas la méme moyenne que la
loi principale, soit :

Yo — N(/JHO_)

La densité qui en résulte présente une asymétrie, ce qui restitue une caractéristique
de la distribution des prix individuels sur données francaises. Lorsqu’on effectue des
tirages dans cette loi les valeurs les plus élevées - en valeur absolue - proviennent le plus
souvent du coté droit de la distribution (si la moyenne g de la seconde loi est positive
et suflisamment grande). Dans ce cas, la troncature optimale ne sera plus symétrique
mais doit étre plus forte a droite qu’a gauche. Toutefois, I'estimateur de variance
mimimale dans la classe ”moyenne tronquée” sera systématiquement biaisé. En effet,

37Les résulats rapportés dans ce graphique sont obtenus par la Méthode de Monte Carlo pour
chaque valeur de la kurtosis. Un réplication consiste en 100 tirages dans la loi ci-dessus (censés
représenter autant de postes de l'indice des prix) Pour chaque réplication, différentes moyennes
tronquées sont calculées a partir de ces 100 tirages. 1000 réplications sont effectuées afin d’établir la
variance de chacune des moyennes tronquées.
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la loi présente une asymétrie a droite et donc son espérance se situe a droite de la
médiane et du mode. En tronquant plus fortement a droite, on retire des points dont
I'importance est grande ce qui tire la moyenne empirique vers la gauche. La moyenne
tronquée sera alors toujours inférieure a la moyenne. Une approche alternative consiste
alors a rechercher I'estimateur qui minimise le biais. Dans ce cas la troncature a gauche
sera plus forte que celle a droite. Mais ceci a un coiit en terme de variance qui est in
fine ce que I'on cherche & éliminer. Le tableau Al donne les résultats d’une simulation
pour une kurtosis de 12 et une moyenne de la loi contaminée qui s’échelonne de 0 a
10. Une troisiéme approche consiste a donner un poids a chacun des deux critéres.
On le voit, suivant la distribution retenue, I'inflation sous-jacente ainsi calculée peut
s’éloigner durablement de I'inflation moyenne réalisée. Dans le cas d’une distribution
asymétrique, ce qui est le cas sur données francaises, il n’y a aucune raison de retrouver
la hausse moyenne des prix. Ceci souléve la 1égitimité du modéle statistique retenu.
En effet, si 'inflation sous-jacente est la tendance commune a tout les prix, tirer des
lois de moyennes différentes est peu pertinent.

Tableau Al
Troncature optimale - loi de z (p = 0,9, 0 = 4)

Critére minimisé | Bilals | Varlance | Blals et variance
p =0 (5,5)* | (10,10) (10,10)
p=1 (30,25) | (15,15) (15,15)
p=2 (35,25) | (10,15) (15,20)
©=3 (40,25) | (15,15) (10,15)
p =4 (40,20) | (15,20) (10,15)
©=> (45,20) | (15,25) (25,25)
@ =6 (45,15) | (10,20) (15,15)
w=7 (50,15) | (10,20) (20,15)
p=8 (55,15) | (10,20) (25,15)
©=9 (60,15) | (10,20) (30,15)
p =10 (65,15) | (10,10) (50,25)

Note : bornes gauche et droite de la troncature entre parenthéses. Calcul effectué
par la méthode Monte Carlo.

Enfin, nous avons recherché la troncature optimale sur données {rancaises (de
janvier 1993 & décembre 1998). Les résultats sont résumés par le tableau A2. La tron-
cature optimale (celle qui minimise la variance de I'estimateur) est le 40°™¢ percentile.
Toutefois, la moyenne tronquée est alors nulle alors qu’elle vaut 0,1% par mois. Dans
la lignée de Bryan, Cecchetti et Wiggins [1997] nous avons tenté, en utilisant la mé-
thode de bootstrap par bloc de rechercher la distribution de cette troncature. Cette
voie s’est révélée pour 'instant infructueuse dans la mesure ot les moments d’ordre

3 et 4 que nous obtenons s’éloignent significativement de ceux de 1’échantillon.

38Troncature en %. La recherche des bornes optimales est effectuée par pas de 5 %.
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Tableau A2

Troncature optimale pour I'inflation francaise

Estimateur Troncature | Moyenne | Variance
Inflation moyenne (0,0) 0.0950 24.6
M.T. (symétrique) (15,15) 0.0784 2.9
M.T (variance minimale) (35,55) 0.0057 1.1
MT.(biais minimale) (15,35) 0.0939 1.7
M.T.(pondération variance et biais) (35,30) 0.0059 1.1
Médiane (50,50) 0.0657 1.6
55" percentile (55,45) 0.1042 2.2
60" percentile (60,40) 0.1481 24

Note : M.T.= moyenne tronquée. Dans la premiére colonne, le critére de sélection de
chaque estimateur de moyenne tronquée est indiqué entre parenthéses. Bornes
gauche et droite de la troncature entre parentheses.
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Annexe 2
Contenu prédictif des indicateurs d’inflation sous-jacente : évaluation
hors-échantillon.

Nous cherchons & déterminer si les mesures d’inflation sous-jacente par exclusion
et par moyenne tronquée apportent de l'information additionnelle relativement au
seul passé de 'inflation. Plus précisément, suivant Bryan et Cecchetti [1994] nous
testons si ces indicateurs ont un contenu en information sur l'inflation future, en
utilisant des prévisions hors-échantillon Nous retenons pour cela un cadre statistique
simple : des modéles VAR bivariés incluant a chaque fois la série d’inflation observée et
successivement 1'un des indicateurs d’inflation sous-jacente®”. Il est clair que I'exercice
ici mené est trés restrictif puisque chercher la meilleure prévision possible de 'inflation
conduirait & prendre en compte de nombreuses autres variables (ainsi Stock et Watson
[1999a] testent 189 indicateurs comme potentiels prédicteurs de l'inflation).

La démarche consiste & estimer récursivement un VAR en niveau sur une période
allant de 1985 :1 & une date glissante de fin d’estimation qui s’échelonne de décembre
1989 & décembre 1995.%° Pour chaque date de fin d’estimation, le VAR est simulé en
prévision sur les 36 mois suivants. On dispose ainsi, pour chaque indicateur d’inflation
sous-jacente, de 72 jeux de prévision portant chacun sur 36 horizons. Ces indicateurs
peuvent étre comparés, pour un horizon de prévision donné, en calculant I'erreur qua-
dratique moyenne (EQM) c’est-a-dire la moyenne de carrés des erreurs de prévision.
A titre de référence, nous calculons les erreurs de prévisions observées en utilisant un
modéele autorégressif univarié de l'inflation, estimé récursivement de la méme facon.

Le tableau Bl indique que pour la plupart des horizons, I'erreur de prévision faite
en prenant en compte la mesure d’inflation sous-jacente est moindre que celle faite
en utilisant le seul passé de l'inflation. A tous les horizons 'indicateur par le 60°™¢
percentile est plus performant.

Tableau B14
EQM (VAR en niveau)
a k mois | AR | Exc. | Trim | P60
1 3,33 | 3,41 | 3,24 | 3,09
3 3,74 | 3,51 | 3,51 | 3,26
12 3,36 | 3,26 | 3,70 | 3,09
24 3,86 | 3,72 | 3,52 | 3,47
36 4,93 | 4,80 | 4,50 | 4,51

Les résultats précédents portent sur la prévision des glissements mensuels. A ’ho-
rizon d'un an, 'erreur de prévision porte sur le glissement mensuel des prix entre
le onziéme et le douzieme mois postérieurs au dernier point observé.ll est souvent

39Notre exercice se distingue ainsi de celui mené par Bryan et Cecchetti [1994] en ce que nous
utilisons une prévision bivariée et non une seule équation d’inflation.

40T.e nombre de retards retenu dans les VAR est 6 (ce nombre est celui le plus souvent validé par
les criteres AIC, BIC, SC). Les modéles incluent des variables indicatrices saisonniéres.

4INotes : AR : modéle autorégressif. Exc. Inflation par exclusion. Trim : inflation tronquée. P60 :
60°™° percentile. Le chiffre dans le tableau est 100 fois I'EQM (les séries sont exprimées en taux
de croissance mensuel : TEQM pour le modele AR & un mois est ainsi de 4/3,3/100 = 0,17 point
d’inflation).
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plus intéressant de considérer l'erreur de prévision sur la hausse totale des prix au
cours des 12 mois suivant le dernier point observé, soit 'inflation sur un an, deux ans
etc. L’erreur sur 'inflation cumulée & 'horizon k est alors la somme des erreurs pour
les horizons un a k. Le tableau B2 présente les EQM pour les erreurs de prévision
cumulées. La hiérarchie des indicateurs est proche de celle obtenue pour les erreurs
non cumulées. Toutefois, aux horizons 1, 2 et 3 ans le 60°™¢ percentile est cependant
dominé par I'inflation tronquée.

Tableau B2
EQM cumulée (VAR en niveau)

ak mois | AR | Exc. | Trim | P60
1 3,33 | 341 | 3,24 | 3,09
3 4,38 | 4,88 | 4,24 | 3,99
12 5,15 | 5,67 | 3,71 | 3,76
24 12,79 | 13,11 | 8,16 | 8,66
36 25,62 | 25,18 | 16,18 | 17,37

Notes : voir tableau 1

Pour déterminer si la différence entre les EQM des divers modeéles présentés et
celles de la modélisation autorégressive simple est significative, nous menons un test
formel proposé par Diebold et Mariano [1995]. La statistique de test prend en compte
lautocorrélation des erreurs de prévision. Cette autocorrélation apparait mécanique-
ment dans le cas des erreurs de prévisions cumulées. En effet, deux observations
d’erreurs cumulées proches sont corrélées car elles incluent des erreurs de prévision
de I'inflation mensuelle communes.

Le tableau B3 rapporte les p-values associées a la statistique de Diebold et Mariano
pour chacun des modéles et chacun des horizons. Il indique qu’aux horizons 3 et 12
mois, seul le 60°™¢ percentile est significativement meilleur qu'une prévision par un
modele autorégressif. Pour la prévision a long terme (horizons 2 et 3 ans) tous les
modéeles sont significativement meilleurs que le modéle autorégressif.

Tableau B3
Tests DM erreurs de prévision
(VAR en niveau, p value)

a k mois | Exc. | Trim | P60
1 0,82 | 0,65 | 0,15
3 0,27 | 0,28 | 0,02
12 0,35 | 0,46 | 0,06
24 0,07 | 0,07 | 0,01
36 0,07 | 0,04 | 0,00

Si l'on considére les erreurs de prévision cumulées (tableau B4), les indicateurs
par exclusion semblent n’apporter de l'information & aucun horizon (ils apportent
uniquement de 'information marginale pour les derniers mois de ’horizon considéré).
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Tableau B4
Tests DM erreurs de prévision cumulées
(VAR en niveau, p value)

a k mois | Exc. | Trim | P60
1 0,82 | 0,65 | 0,15
3 0,02 | 0,67 | 0,27
12 0,71 | 0,01 | 0,00
24 0,07 | 0,00 | 0,00
36 0,64 | 0,00 | 0,00

Au total, méme si les résultats des tests sont conditionnés par les période d’éva-
luation et la spécification retenues, les indicateurs d’inflation sous-jacente semblent
avoir un contenu en information propre sur l'inflation future. Dans I’exercice mené
ici, I'indicateur 60°™¢ percentile semble le plus performant. Les autres indicateurs
n’apportent de 'information qu’a des horizons plus lointains.
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Annexe 3
Ecriture espace-état du modéle DFI : notations

Les notations utilisées pour mettre le modeéle DET sous la forme espace-état (5),(6)
sont les suivantes :

L ¥1 e Sppfl <70p
Pr I 0

¢1 Ok,k Ok k
X 0 . . :
¢nk,nk = l?’k . . )
: . o Opg
Ok k Ok,k ¢:,
o Qi1 Dip1 Pk ~
ot ¢ = I ] for j € [1,n].

De plus on note N1y = (1,0,-+-,0) et Kprn) = Ipnn) @ 6/(1,k) ol e =
(1,0---0).

Le systéme (7) est enfin obtenu en notant :
Qy = < Ci > )
Uy

T = < <7OZ}D,JD) 0*(1‘”"’“) > 7
O(nk.p) ¢(nk,nk)

B o}

o 0(p+nk71,1)
Nopyy  Opm)
Omr,1) Kwim) )7

Z = ( N(/p,l) Kénkm) )
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Annexe 4 : Graphiques 1 a 13

Figure 1

Inflation et inflation hors alimentation et énergie
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Figure 2

Inflation par produits
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Figure 3

Inflation par produits

50
en glissement annuel (%)

T

— Agro-alimentaire : produits non
transformés

Energie

jant71 jan-74

-10 T

-20

Figure 4 : Quelques densités d’inflation (en coupe)
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Figure 5 : Skewness de la distribution en coupe des prix, par date
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Figure 7

Inflation et inflation sous-jacente (VAR structurel)
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Figure 8

Inflation et inflation sous-jacente (Dynamic Factor Index)
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Figures 9 a 12 : fonction de réponse du VAR structurel
Figure9 Figure 10

2 Réponse de la_production & un choc "réel" Réponse de la production & un choc "nominal”

Réponse de l'inflation & un choc "réel" Réponse de l'inflation & un choc "nominal"

Note : En pointillé est représenté un intervalle de confiance a 5%. Les écart-type des fonctions de réponse sont
calculés pabootstrap (1000 réplications).

Figure 13 : troncature optimale en fonction de la kurtosis (mélange de lois normales)
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