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L’effet des aides à la R&D sur l’emploi :  
une évaluation pour les petites entreprises en France
The effect of R&D subsidies and tax incentives on employment: an 
evaluation for small firms in France

Vincent Dortet‑Bernadet * et Michaël Sicsic **

Résumé – Entre 2003 et 2010, le montant des aides délivrées par les pouvoirs publics français 
pour financer les activités de R&D des PME a été multiplié par quatre. Cette très forte hausse 
est due aux réformes du crédit d’impôt recherche (CIR), notamment en 2008, à la mise en place 
d’un dispositif dédié aux jeunes entreprises innovantes en 2004 et à l’augmentation des subven‑
tions sur la période. Cet article présente, pour la première fois à partir de données exhaustives 
sur l’emploi en France, une évaluation de l’effet de l’augmentation de ces aides dans les petites 
entreprises. À partir d’une méthode combinant un modèle de demande de travail et une méthode 
d’appariement, nous mettons en évidence que l’effet du soutien public sur l’emploi consacré 
aux activités de R&D est positif et croissant entre 2004 et 2010. Néanmoins, l’augmentation 
des aides, particulièrement après l’importante réforme du CIR en 2008, s’accompagne d’un 
effet d’aubaine significatif : selon nos estimations, seulement entre 18 et 34 % du supplément 
d’aides obtenu par les entreprises entre 2008 et 2010 aurait servi à financer de nouveaux emplois 
hautement qualifiés. 

Abstract – Between 2003 and 2010, the amount of tax incentives and subsidies granted by 
French public authorities to finance the R&D activities of SMEs increased fourfold. This very 
sharp increase is due to the research tax credit (RTC) reforms, particularly in 2008, the crea‑
tion in 2004 of a young innovative business status and an increase in subsidies over the period. 
Based on exhaustive employment data for France, this paper presents the first ever evaluation of 
the effect of the increase in these aids on small firms. 
Using a method that combines matching and a labour demand model, we show that the effect 
of public support on R&D employment is positive and increased during the period 2004-2010. 
Nonetheless, the increase in aid, particularly subsequent to the wide ranging reform of the RTC 
in 2008, was accompanied by a significant crowding-out effect: according to our estimates, only 
between 18 and 34% of the supplementary aid obtained by businesses between 2008 and 2010 
was used to finance new jobs for highly qualified workers. 
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L es activités de recherche et développement 
(R&D) visent l’apparition de nouveaux 

matériaux, produits et procédés de fabrication 
et leur amélioration. En stimulant l’innovation 
et le progrès technique, la R&D est une source 
importante de croissance économique (Griffith 
et al., 2003 et 2004). En France, le poids des 
dépenses intérieures de R&D des entreprises 
(DIRDE)1 reste relativement faible par rapport 
aux autres grands pays : 1.45 % du PIB en 2014 
contre 1.6 % pour la moyenne de l’OCDE, près 
de 2 % en Allemagne et 2.8 % au Japon (OCDE, 
2017). Pourtant, au cours des années 2000,  
les pouvoirs publics ont fortement développé les 
dispositifs d’aides pour accroître les dépenses 
privées de R&D. L’État a ainsi alloué aux entre‑
prises près de 8 milliards d’euros d’aides à la 
R&D en 2013, soit près de 0.4 point de PIB 
(contre moins de 0.2 en 2003). En 2013, la France 
est le 3e pays au monde en termes de finance‑
ment public de la R&D et le premier en termes  
d’incitation fiscale à la R&D (OCDE, 2016).

Cet article étudie l’impact sur l’emploi de la 
forte augmentation des aides publiques à la R&D 
reçues par les petites entreprises au cours de la 
période 2004‑2010. Les petites entreprises ont en 
effet bénéficié de la mise en place en 2004 du 
statut de jeunes entreprises innovantes (JEI) pour 
les entreprises de moins de huit ans spécialisées 
dans les activités de R&D. De façon plus impor‑
tante, les différentes réformes du crédit d’impôt 
recherche (CIR), à partir de 2004 et particulière‑
ment en 2008, ont permis d’accroître fortement 
le nombre de petites entreprises utilisant ce dis‑
positif. Enfin, les petites entreprises ont eu aussi 
la possibilité de recevoir des aides directes attri‑
buées par Oséo2 organisme créé en 2005, ayant 
vocation à accompagner les projets d’innovation 
des petites et moyennes entreprises (PME).

Peu d’études se sont attachées à évaluer l’effet des 
aides à la R&D reçues par les petites entreprises. 
Pourtant, ces entreprises connaissent le taux 
d’aide le plus élevé : en 2010, 50 % des dépenses 
de R&D déclarées par les très petites entreprises3 
(TPE) bénéficiant du CIR ont été financées par 
des aides, contre 42 % pour les autres PME, 
36 % pour les entreprises de taille intermédiaire 
(ETI) et 34 % pour les plus grandes entreprises 
(Dortet‑Bernadet & Sicsic, 2015, p. 15).

Pourquoi aider les petites entreprises  
à faire de la R&D ?

Le soutien public aux entreprises pour leurs 
dépenses en R&D se justifie par le fait que, 

en l’absence d’aide, les entreprises auraient 
tendance à réaliser moins de R&D que ce qui 
serait souhaitable pour l’ensemble de l’écono‑
mie (Jones & Williams, 1998 ; Bloom et al., 
2013). En diminuant le coût privé des activi‑
tés de R&D, les aides publiques sont suscep‑
tibles d’augmenter les dépenses de R&D pour 
atteindre un niveau socialement optimal. Aider 
plus particulièrement les entreprises petites ou 
jeunes peut se justifier car elles sont soumises à 
des contraintes de financement plus fortes que 
les autres entreprises. Ces contraintes engendre‑
raient des investissements en R&D trop faibles 
et évoluant de façon pro‑cyclique4 (Aghion et 
al., 2012). Les aides peuvent aussi bénéficier à 
des petites entreprises qui n’auraient sinon pas 
débuté des activités de R&D (González et al., 
2005).1234

Aider les entreprises les plus jeunes peut aussi 
s’avérer efficace car ces entreprises seraient 
davantage à l’origine d’innovations radicales 
(Schneider & Veugelers, 2010 ; Cincera & 
Veugelers, 2012 ; Akcigit & Kerr, 2010). À par‑
tir de simulations issues d’un modèle théorique, 
Acemoglu et al. (2013) obtiennent qu’il serait 
plus efficace d’aider les entreprises entrantes 
(en particulier les jeunes et petites) à faire de la 
R&D que celles déjà installées. Mais il faut noter 
que dans une analyse empirique, Garcia‑Macia 
et al. (2016) trouvent que l’essentiel de la crois‑
sance de la productivité ne vient pas des entre‑
prises jeunes mais plutôt de l’amélioration de 
produits d’entreprises déjà établies.

Si le soutien public à la R&D peut avoir pour 
conséquence d’accroître le financement privé de 
la R&D (effet amplificateur des aides), il peut 
aussi simplement s’additionner sans le modifier 
(effet additif), ou même le réduire (effet d’au‑
baine ou d’éviction) (David et al., 2000). Dans 
ce dernier cas, les entreprises utiliseraient les 
fonds publics pour financer des projets qu’elles 
auraient réalisés sans aide. 

1. La dépense intérieure de recherche et développement (DIRD) 
correspond aux travaux de recherche et développement (R&D) 
exécutés sur le territoire national quelle que soit l’origine des 
fonds. Une partie est exécutée par les administrations, l’autre 
par les entreprises (la DIRDE). Elle comprend les dépenses cou‑
rantes (masse salariale des personnels de R&D et dépenses de 
fonctionnement) et les dépenses en capital (achats d’équipe‑
ments nécessaires à la réalisation des travaux internes à la R&D 
et opérations immobilières réalisées dans l’année).
2. Oséo a été créé en 2005, à partir de l’Anvar, de la BDPME et 
de la Sofaris, puis intégré à BPIFrance en 2013.
3. Voir l’encadré 2 pour la définition des catégories d’entre‑
prises.
4. La part de la R&D dans l’investissement baisserait dans les 
phases de récession et cette baisse ne serait pas parfaitement 
compensée lors des phases de reprise économique.
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Des résultats variés sur l’effet des aides  
à la R&D selon la taille d’entreprise

L’évaluation de l’impact des aides à la R&D a 
fait l’objet d’une importante littérature (Ientile 
& Mairesse, 2009 ; Kohler et al., 2012 ; 
Zuñiga‑Vicente et al., 2014, pour des revues de 
littérature). Elle décrit des résultats variés sur 
l’efficacité des aides à la R&D reçues par les 
petites entreprises. Une partie de cette variabi‑
lité s’explique par l’hétérogénéité des dispositifs 
d’aide mis en place dans les différents pays de 
l’OCDE. Ainsi, pour Busom et al. (2014), les 
jeunes entreprises espagnoles sans expérience 
de R&D auraient surtout recours aux aides 
directes et les mécanismes de crédit d’impôt 
seraient moins adaptés pour débuter une activité 
de R&D. Toujours en Espagne, Corchuelo et 
Martinez‑Ros (2009) montrent que les incitations 
fiscales à la R&D sont plus efficaces pour les 
grandes entreprises que pour les PME. Toutefois, 
selon Lokshin et Mohnen (2012) qui travaillent 
sur un mécanisme de crédit d’impôt proportion‑
nel aux volumes des dépenses aux Pays‑Bas, les 
incitations fiscales sont surtout efficaces pour les 
petites entreprises, seule catégorie d’entreprise 
pour laquelle les effets d’aubaine peuvent être 
rejetés. Hægeland et Møen (2007) parviennent 
à une conclusion similaire pour un crédit d’im‑
pôt en Norvège. Cependant, comme Lokshin 
et Mohnen (2013), ils montrent aussi que les 
aides ont un effet significatif sur l’augmentation 
des salaires versés aux chercheurs. En Italie, 
Bronzini et Iachini (2014) mettent en évidence 

un effet additif d’un programme de subvention 
à la R&D pour les petites entreprises, mais pas 
pour les grandes. Enfin, à partir d’un dispositif 
existant au Québec, Baghana et Mohnen (2009) 
mettent en évidence qu’un crédit d’impôt pro‑
portionnel aux volumes des dépenses de R&D 
ne serait pas efficace pour les grandes entreprises 
mais le serait pour les petites entreprises : pour 
ces dernières, l’augmentation des dépenses de 
R&D serait supérieure au niveau de l’aide. 

Les études sur données françaises utilisent 
des données partielles sur les petites 
entreprises

En France, les évaluations sont la plupart du 
temps réalisées à partir des données de l’enquête 
R&D du Ministère de l’éducation nationale, 
de l’enseignement supérieur et de la recherche 
(MENESR). Cette enquête fournit une informa‑
tion très détaillée sur les dépenses des grands pro‑
ducteurs de R&D. Toutefois, elle ne couvre que 
partiellement la population des entreprises jeunes 
ou petites et l’évolution de son champ rend diffi‑
cile son utilisation exclusive pour une évaluation 
de l’impact des aides à la R&D sur les petites 
entreprises (encadré 1). Les travaux d’évaluation 
de l’efficacité des aides à la R&D réalisés à partir 
de cette enquête se sont ainsi concentrés sur les 
entreprises moyennes et grandes. C’est principa‑
lement le CIR qui a été évalué : parmi les travaux 
les plus récents, on peut citer Duguet (2012), 
Mulkay et Mairesse (2013), Bozio et al. (2015). 

Encadré 1

L’ENQUÊTE R&D :  UNE COUVERTURE PARTIELLE DES PETITES ENTREPRISES  
QUI A ÉVOLUÉ AU COURS DES ANNÉES 2000

Évaluer l’efficacité des aides à la R&D pour les petites 
entreprises uniquement à partir de l’enquête R&D du 
MENESR pose des difficultés statistiques : l’enquête 
ne fournit qu’une information partielle et évolutive sur 
les entreprises jeunes et petites. 

D’une part, l’enquête ne couvre que partiellement la 
population des petites entreprises qui reçoivent des 
aides indirectes (crédit d’impôts et allègements fis-
caux). En effet, si on utilise l’échantillon et les pondéra-
tions de l’enquête, on sous‑estime systématiquement 
le montant des aides indirectes reçues par les petites 
entreprises. Par exemple, entre 2003 et 2010, on ne 
retrouve que 61 % du montant de CIR reçu par les TPE 
(complément en ligne C1).

D’autre part, l’enquête fournit des estimations peu 
réalistes de l’évolution des dépenses de R&D des 
petites entreprises car son champ évolue au cours  

des années 2000. En effet, comme la base de sondage 
est actualisée à partir de listes d’entreprises demandant 
une aide, le nombre croissant de PME ayant recours 
au CIR a mécaniquement élargi le champ de l’en-
quête, ce qui a induit des estimations de l’évolution de  
l’emploi consacré à la R&D par les PME très volatiles :  
‑ 18 % en 2005, + 40 % en 2006, ‑ 10 % en 2007, 
+ 22 % en 2008. 

L’enquête n’est pas non plus adaptée pour le suivi 
individuel des dépenses de R&D des plus petites 
entreprises dans un panel. En effet, les entreprises les 
plus jeunes (moins de deux ans) et les plus petites ont 
une très faible chance d’être interrogées deux années 
d’affilée (Bellégo & Dortet‑Bernadet, 2014). Par ail-
leurs, l’enquête n’est pas adaptée pour observer les 
entreprises qui débutent une activité de R&D car l’ac-
tualisation de la base de sondage ne tient compte que 
des entreprises qui ont déjà réalisé de la R&D.
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Ces évaluations concluent globalement à un effet 
additif du CIR ou à un faible effet d’amplification. 
Duguet (2004) obtient un résultat similaire pour 
les aides directes versées au cours de la période 
1985‑1997. Lhuillery et al. (2013) mettent glo‑
balement en évidence un effet additif des sub‑
ventions et du CIR mais ils observent aussi des 
effets d’aubaine pour les entreprises bénéficiant 
de montants d’aides faibles ou modérés5. 

Les études qui excluent de leur champ les plus 
grandes entreprises aboutissent à des résultats 
plus partagés. Selon Serrano‑Velarde (2008), 
l’obtention de subventions de l’Anvar aurait été 
accompagnée d’une baisse de la dépense privée 
en R&D (dépense en R&D nette des aides) des 
PME et des ETI aidées. En revanche, sur un 
champ comparable, Bellégo et Dortet‑Bernadet 
(2014) montrent que le supplément d’aide reçu 
à la suite d’une participation aux pôles de com‑
pétitivité n’aurait pas entraîné de baisse de la 
dépense privée. Néanmoins, ces deux études ont 
été réalisées à partir des données de l’enquête 
R&D, ce qui exclut les plus petites entreprises.  

En ne travaillant pas exclusivement à partir de 
l’enquête R&D mais aussi sur des données simi‑
laires aux nôtres, Lelarge (2009) montre qu’au 
cours des premières années du dispositif JEI 
(2004‑2005), les entreprises auraient augmenté 
les rémunérations versées ce qui permettrait de 
conserver les employés les plus qualifiés. 5

Étudier l’effet des aides à la R&D à partir 
de données exhaustives sur l’emploi

Pour éviter les difficultés liées à l’utilisation 
de l’enquête R&D pour les petites entreprises 
(encadré 1), nous proposons de n’étudier qu’une 
partie des dépenses de R&D : celles relatives à 
l’emploi consacré à la R&D. Nous évaluons 
l’effet des aides à la R&D sur l’emploi haute‑
ment qualifié6 qui est connu exhaustivement à 
partir des Déclarations annuelles de données 

5. Ils montrent aussi que les aides les plus efficaces seraient 
celles à très petites et très fortes « doses ».
6. Défini comme le total de l’emploi des cadres, professions 
intellectuelles supérieures et dirigeants d’entreprises (catégories 
socioprofessionnelles 2 et 3 dans les DADS).

Encadré 2

DONNÉES UTILISÉES

Les données sur les aides et l’emploi liés à la R&D

Plusieurs bases de données sont utilisées dans cette 
étude pour mesurer les montants d’aides reçues par 
les entreprises et estimer le nombre d’emplois consa-
crés à la R&D : 

‑ la base de gestion du CIR (GECIR, source MENESR). 
En plus du montant du crédit d’impôt, cette base 
donne des informations sur l’ensemble des subven-
tions reçues par les entreprises pour financer leurs 
activités de R&D.

‑ le fichier des participations au dispositif JEI (source 
Acoss). Ce fichier fournit le montant global des exoné-
rations de cotisations employeurs dont bénéficient les 
entreprises participant au dispositif. Les exonérations 
fiscales (type CIR) ne sont pas prises en compte, mais 
elles représentent seulement 10 % du montant global 
en 2010. 

‑ la liste des agréments du MENESR (source MENESR). 
Une entreprise agréée réalise de la R&D pour d’autres 
entreprises qui peuvent ainsi bénéficier du CIR.

‑ la base de données de l'enquête R&D (source 
MENESR) : l’enquête est utilisée pour mesurer les 
montants d’aides directes et  estimer le nombre d'em-
plois consacrés à la R&D entre 2008 et 2010.

Les autres sources d’informations

Pour reconstituer les catégories d’entreprises et esti-
mer le nombre d’emplois consacrés à la R&D, diffé-
rentes bases de données de l’Insee sont utilisées : les 

données fiscales (Ficus/Ésane), les déclarations de 
données sociales (DADS), la base de données sur les 
liaisons financières (Lifi) et de bases issues du Système 
informatique pour le répertoire des entreprises et des 
établissements  (Sirene). Il faut noter que les montants 
de chiffre d’affaires, de valeur ajoutée, de salaires, et 
les aides sont déflatés à l’aide des indices de prix de 
la valeur ajoutée de chaque branche, avec pour date 
de référence juillet 2000).

Les DADS apportent une description exhaustive de 
l’emploi salarié par catégorie socioprofessionnelle 
(CS). Les effectifs par CS ont été recalculés en 2009 
et 2010 pour contrôler l’influence du changement de 
méthode de codage des CS. Le coût du travail a été 
estimé à partir des salaires bruts auxquels ont été 
ajoutées des estimations de niveau des cotisations  
sociales employeurs proposées par Cottet et al. (2012). 

Le champ de l’étude comprend les petites et 
moyennes entreprises (PME) et plus particulièrement 
les très petites entreprises (TPE) : entreprises de 
moins de 250 (respectivement de moins de 10 pour 
les TPE) personnes et dégageant un chiffre d'affaires 
annuel n'excédant pas 50 (respectivement 2 pour les 
TPE) millions d’euros ou présentant un total de bilan 
n'excédant pas 43 (respectivement 2 pour les TPE) 
millions d’euros (voir la définition dans Béguin et al., 
2012). Les « entreprises » correspondent uniquement 
à des unités légales indépendantes ou à des groupes 
: les unités légales appartenant à des grands groupes 
ont été exclues du champ de l’étude.
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sociales (DADS, encadré 2). L’effet des aides 
sur l’emploi R&D en est ensuite déduit. 

Seul l’effet du montant total des aides est étudié : 
si ce choix ne permet pas de comparer les mérites 
respectifs de chaque mécanisme de soutien à la 
R&D, il permet de traiter simplement les nom‑
breux cas où les entreprises ont recours simul‑
tanément à plusieurs dispositifs d’aide7. Pour 
estimer le montant des aides à la R&D reçues par 
les petites entreprises, nous utilisons des listes de 
participation aux dispositifs d’aide indirecte (CIR 
et JEI), ainsi que l’enquête R&D ce qui permet de 
prendre en compte les aides directes régionales, 
nationales et européennes (encadré 2).

L’article est organisé de la façon suivante. Dans 
une première partie, nous rappelons les grandes 
évolutions des dispositifs d’aide à la R&D pour 
les PME au cours de la période 2003‑2010. Puis 
nous estimons l’évolution agrégée de l’em‑
ploi consacré à la R&D et montrons que pour 
les PME, l’emploi non financé par des aides 
publiques aurait fortement baissé. Dans une deu‑
xième partie, nous restreignant à de petites entre‑
prises qui appartiennent à des secteurs intenses en 
R&D, nous évaluons l’effet des aides à la R&D 
sur l’emploi pour les années 2004‑2010 à par‑
tir d’un panel d’entreprises aidées et non aidées. 
Les résultats indiquent que les aides auraient des 
effets positifs sur l’emploi hautement qualifié (et 
R&D) mais qu’il existerait aussi des effets d’au‑
baine, notamment en fin de période.

Évolution agrégée des aides  
et de l’emploi R&D au cours  
de la période 2003‑2010 

Évolution des dispositifs d’aide à la R&D 
utilisés par les PME

Les dispositifs de soutien à la R&D se com‑
posent d’aides indirectes (crédits d’impôt et 

allègements de charge) et d’aides directes. Les 
aides indirectes recouvrent principalement le 
CIR et les allègements de cotisations sociales 
accompagnant le statut de JEI, tandis que les 
aides directes sont attribuées par différents 
organismes en charge du développement de la 
R&D des entreprises.7

Le CIR est une réduction d’impôt accordée aux 
entreprises de toutes tailles qui réalisent de la 
R&D. De 1983 à 2003, le dispositif a globale‑
ment conservé la même architecture : le montant 
du crédit d’impôt dépendait de l’accroissement 
des dépenses de R&D d’une année sur l’autre 
et était plafonné (MENESR, 2014). Une pre‑
mière grande réforme du CIR est intervenue en 
2004 avec l’introduction d’une part supplémen‑
taire de crédit d’impôt calculée sur le volume 
des dépenses de R&D. Celle‑ci correspondait à 
5 % des dépenses en 2004 et 2005, puis à 10 % 
à partir de 2006. Le crédit d’impôt calculé sur 
l’accroissement de ces dépenses était par contre 
progressivement réduit (tableau 1) et le plafond 
du crédit d’impôt relevé jusqu’à 16 millions 
d’euros en 2007. 

La réforme du CIR engagée en 2008 supprime 
le crédit d’impôt calculé à partir de l’accrois‑
sement des dépenses de R&D, relève le taux 
applicable au volume des dépenses à 30 % 
jusqu’à 100 millions d’euros, puis à 5 % 
au‑delà, et supprime le plafond sur le montant 
du crédit d’impôt. Des taux bonifiés ont égale‑
ment été appliqués aux entreprises demandant 
à bénéficier pour la première fois du CIR (un 
taux de 50 % pour la première année et de 40 % 
pour la deuxième).

Suite aux réformes successives du CIR, le mon‑
tant de cette aide a été multiplié par 11 entre 
2003 et 2010 pour atteindre à cette date près de 
5 milliards d’euros.

7. En 2010, plus de 80 % des entreprises ayant reçu une aide 
directe ont aussi bénéficié d’une aide indirecte.

Tableau 1
Évolutions des paramètres du crédit d’impôt recherche (CIR) entre 2003 et 2010

de 1991 à 2003 2004‑2005 2006 2007 de 2008 à 2010

Taux (%) sur le volume des 
dépenses

5 10 10
30 % jusqu’à 100 millions d’euros

5 % au‑delà taux bonifiés de 50 % pour la  
1re année et de 40 % pour la 2ème année (*)

Taux (%) sur l'accroisse-
ment des dépenses 50 45 40 40 ///

Plafond (en millions d’euros) 6.1 8 10 16 Déplafonnement

(*) Pour les entreprises demandant à bénéficier du CIR pour la 1re fois.
Source : réalisé à partir de documents du MENESR.
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Le statut de JEI créé en 2004 accorde des allè‑
gements de cotisations patronales aux seules 
PME de moins de huit ans dont les activités 
de R&D représentent au moins 15 % de leurs 
charges. Le montant global des aides liées au 
statut de JEI est beaucoup moins important que 
celui du CIR (près de 140 millions d’euros en 
2010), mais a doublé entre 2004 et 2010. De 
plus, pour les TPE, il correspond à près de 20 % 
de l’ensemble des aides indirectes.

Les aides directes correspondent à des subven‑
tions bénéficiant à des projets ou couvrant un type 
précis de dépenses. Ces subventions comprennent 
des avances remboursables (leur remboursement 
est lié au succès du projet soutenu), des primes, 
des prêts bonifiés, des garanties, et des com‑
mandes publiques. Elles sont délivrées par les 
collectivités locales, différents acteurs nationaux 
comme Oséo ou le Fonds unique ministériel 
(FUI)8, ou par l’Union européenne9. À partir de 
2005, Oséo‑Innovation a notamment été spéciale‑
ment chargé du financement de la R&D des PME. 
Les aides directes ont au total augmenté de 64 % 
pour les PME entre 2003 et 2010 alors qu’elles 
sont restées stables pour les ETI et grandes entre‑
prises (Dortet‑Bernadet & Sicsic, 2015).

Finalement, le montant total des aides à la R&D 
(directes et indirectes) reçues par les PME a 
augmenté de 300 % entre 2003 et 2010 et atteint 
près de 2 milliards d’euros dont 26 %, soit près 
de 500 millions d’euros, ont été perçus par les 
TPE (Dortet‑Bernadet & Sicsic, 2015).

Estimation agrégée de l’évolution  
de l’emploi R&D des PME non financé 
par les aides publiques

Dans cette partie, on présente une estimation en 
trois étapes de l’évolution entre 2003 et 2010 
du total de l’emploi consacré à la R&D (appelé 
indifféremment par la suite emploi R&D) des 
PME et de la somme des aides reçues pour le 
financer. On estime d’abord l’évolution des 
dépenses en emploi liés à la R&D des PME 
(étape 1), puis celle des aides à la R&D consa‑
crées à l’emploi (étape 2). Enfin dans une troi‑
sième étape, on compare ces deux résultats pour 
estimer l’évolution des emplois R&D qui n’ont 
pas été financés par des aides publiques. 

Étape 1 : estimation de l’emploi consacré  
à la R&D

Pour estimer l’évolution de l’emploi R&D, on 
procède en deux temps. Dans un premier temps, 

on le calcule dans les PME (y compris TPE) sur 
la période 2008‑2010 à partir des données de 
l’enquête R&D, de la base 89Gecir10, de la liste 
des JEI, et de la liste des agréments du MENESR 
(encadré 2). On fait l’hypothèse que pour la 
période 2008‑2010, le développement des aides 
permet d’avoir une liste quasiment exhaustive 
des PME qui mènent des activités de R&D. Puis 
dans un deuxième temps, on calcule l’évolution 
de l’emploi R&D sur la période 2003‑2010 
en supposant que pour chaque secteur (niveau 
5 de la NAF) et catégorie d’entreprise le rap‑
port11 entre le nombre d’emplois R&D et le 
nombre d’emplois « hautement qualifiés »  
(Emploi HQt

secteur ,catég., source DADS) est stable 
dans le temps : 

Estimation emploi R D
Emploi R D

t&

&

,secteur catég.

secte

=

−2008 2010
uur ,catég.

2008 2010
secteur ,catég.

secteur

Emploi HQ
Emploi HQt

−

× ,,catég.

Cette hypothèse de stabilité peut paraître forte, 
ce rapport ayant pu croître avec l’augmentation 
des aides à la R&D. Cependant, un calcul à par‑
tir des données de l’enquête communautaire 
sur l’innovation montre que le rapport entre 
DIRDE et dépense en emploi hautement quali‑
fié serait resté globalement stable pour les PME 
hors TPE entre 2004 et 2008 (il serait passé de  
11 % à 9 %). 

Selon nos estimations, l’emploi R&D des PME 
(hors TPE) aurait plus augmenté que celui des 
TPE entre 2003 et 2008 et la crise de 2008/2009 
aurait eu un impact plus fort pour les TPE 
(figure I). Les dépenses en emploi R&D suivent 
une évolution similaire. Néanmoins, contrai‑
rement à l’emploi R&D, la dépense en emploi 
R&D des TPE n’a pas diminué entre 2003 et 
2010 : elle a augmenté de 5 % (16 % pour les 
autres PME). Ces évolutions sont très différentes 
de celles obtenues avec l’enquête R&D mais 
elles paraissent plus réalistes (voir la discussion 
dans le document complémentaire en ligne C1).

8. Par exemple pour les projets labellisés par les pôles de com‑
pétitivité (Dufau, 2017 ; Bellégo & Dortet‑Bernadet, 2014).
9. Des financements peuvent être obtenus grâce au 
Programme‑Cadre pour la recherche et le développement tech‑
nologique ou aux Fonds européens de développement régional.
10. À partir du montant des dépenses de personnel consacrées 
à la R&D renseigné dans la base, divisé par le coût moyen des 
ingénieurs (source DADS).
11. Seulement une partie de l’emploi hautement qualifié est 
affectée à la R&D mais, pour les PME interrogées par l’enquête 
R&D, on obtient une corrélation de 62 % entre l’emploi R&D réel 
et l’estimation réalisée avec notre méthode et de 72 % pour les 
entreprises du panel utilisé dans la dernière partie de l’article.
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Figure I

Évolution de l’emploi et de la dépense en emploi consacrés à la R&D

Évolution des emplois consacrés à la R&D
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Évolution de la dépense en emplois consacrés à la R&D
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Lecture : entre 2003 et 2010, l’emploi consacré à la R&D a baissé de 8 % pour les TPE et augmenté de 4 % pour les autres PME. La 
dépense en emploi consacré à la R&D a augmenté de 5 % pour les TPE et de 16 % pour les autres PME.
Champ : France, sociétés commerciales, de l’industrie, du commerce et des services principalement marchands.
Source : MENESR, base Gecir et enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, DADS, calculs des auteurs.

Étape 2 : estimation des aides qui servent  
à financer des emplois consacrés à la R&D

Pour estimer le montant des aides servant à 
financer l’emploi R&D, des règles différentes 
par dispositif sont adoptées. Pour les JEI, les 
exonérations de cotisations sociales employeurs 
sont intégralement considérées comme des aides 
à l’emploi R&D. La part du CIR qui sert à finan‑
cer l’emploi correspond à la part des dépenses 
de personnel et des dépenses de fonctionnement 
dans l’assiette du CIR. En effet, pour calculer 
l’assiette du CIR, les dépenses de fonctionne‑
ment sont fixées à 75 % des dépenses de person‑
nel : le crédit d’impôt qui en découle peut donc 
être interprété comme une aide à l’emploi. 

Contrairement aux aides indirectes, aucune base 
ne répertorie les aides directes de façon exhaus‑
tive : leur montant doit être estimé. Pour chaque 
entreprise, l’estimation des aides directes qui 
servent à financer de l’emploi est réalisée à 
partir de l’information reportée dans la base 
du CIR, complétée et le cas échéant recoupée 
par l’information issue de l’enquête R&D. Ces 
sources étant parfois divergentes, c’est le mon‑
tant de subventions le plus élevé reporté dans 
l’une de ces sources qui est retenu.

Selon nos estimations, les aides à la R&D 
consacrées à l’emploi représentent environ trois 
quarts des aides à la R&D perçues par les TPE 
et les autres PME. Entre 2003 et 2010, les aides 
à la R&D consacrées à l’emploi ont augmenté 

Figure II
Évolution des aides à la R&D consacrées à l’emploi
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Lecture : en 2010, les aides à la R&D consacrées à l’emploi s’élevaient à 341 millions d’euros pour les TPE et 1,01 milliard d’euros pour 
les autres PME.
Champ : France, sociétés commerciales, de l’industrie, du commerce et des services principalement marchands.
Source : MENESR, base Gecir et enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, calculs des auteurs.
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de 280 % pour les TPE et 440 % pour les autres 
PME, avec une hausse particulièrement forte en 
2008 liée à la réforme du CIR (figure II). 

Étape 3 : évolution de l’emploi R&D  
non financé par les aides

En rapportant le niveau des aides (estimé dans 
la deuxième étape) au coût du travail moyen de 
l’emploi R&D (estimé à partir des résultats de la 
première étape), on peut estimer l’emploi consa‑
cré à la R&D « financé par les aides publiques ». 
On peut alors déduire, à partir de l’estimation de 
l’emploi R&D de la deuxième étape, l’emploi 
R&D « non financé par les aides publiques », 
c’est‑à‑dire la composante de l’emploi R&D qui 
n’aurait pas bénéficié des aides publiques. Selon 
nos estimations, cette dernière a diminué fortement 
(de ‑ 46 %, entre 2003 et 2010 pour les TPE) et de 
façon moins importante (‑ 16 % sur la période) 
pour les autres PME (figure III). Pour les TPE, la 
baisse a été de 9 % entre 2004 et 2007, puis plus 
forte à partir de 2008, année de la réforme du CIR 
(baisse de 41 % entre 2007 et 2010). Globalement, 
pour l’ensemble des PME (y compris TPE),  
la baisse est d’environ 20 % sur la période.

Ces évolutions de l’emploi en R&D non financé 
par les aides suggèrent des effets d’aubaine, 
notamment à partir de 2008 avec la forte aug‑
mentation des aides à la R&D. Néanmoins, cette 
période est aussi marquée par la crise finan‑
cière qui a pu peser sur l’emploi de chercheurs 
employés par les petites entreprises. En outre, 
les entreprises sont susceptibles d’avoir changé 

de catégorie de taille au cours du temps, notam‑
ment grâce aux aides reçues. Par exemple, les 
TPE les plus dynamiques, ayant reçu des aides, 
ont pu devenir des PME (hors TPE), ce qui peut 
expliquer une partie de la baisse de l’emploi 
R&D non financé par les aides au sein des TPE 
(de même pour le passage PME/ETI). 

Évaluation de l’effet des aides  
à la R&D sur l’emploi

Dans cette partie, nous cherchons à évaluer l’ef‑
fet des aides sur l’emploi consacré à la R&D 
par les petites entreprises. Cette évaluation est 
menée en suivant les petites entreprises, indé‑
pendamment de leurs changements de catégorie 
de taille et en les comparant à des entreprises 
initialement « semblables », soumises à la 
même conjoncture.

Plus précisément, l’effet des aides à la R&D 
sur l’emploi est estimé à partir d’un panel de 
petites entreprises suivies sur plusieurs années 
entre 2003 et 2010. Comme dans la partie pré‑
cédente, les aides prises en compte sont celles 
qui peuvent être reliées à de l’emploi en R&D.

Les entreprises aidées une année donnée peuvent 
toutefois ne plus demander d’aide l’année sui‑
vante, l’effet des aides déjà reçues se prolon‑
geant dans le temps. Pour prendre en compte cet 
effet différé, les entreprises considérées comme 

Figure III
Évolution de l’emploi R&D non financé par les aides publiques
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Lecture : l’emploi R&D « non financé par les aides publiques » estimé en 2003 sert de référence (niveau 100). En 2010, il atteint le niveau 
54 pour les TPE, ce qui correspond à une baisse de 46 % depuis 2003.
Champ : France, sociétés commerciales, de l’industrie, du commerce et des services principalement marchands.
Source : MENESR, base Gecir et enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, DADS, calculs des auteurs.
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« traitées » une année donnée comprennent les 
entreprises ayant reçu une aide cette année‑là et 
toutes celles qui en ont déjà reçu une au cours 
des années précédentes. 

Les estimations sont obtenues tout d’abord pour 
l’emploi hautement qualifié, puis transformées 
en emploi en R&D par la méthode présentée à 
la partie précédente.

Construction du panel servant  
aux estimations

L’évaluation est réalisée sur un panel de petites 
entreprises appartenant aux 75 secteurs les plus 
intenses en R&D (Dortet‑Bernadet & Sicsic, 
2015, p. 48). Ces entreprises sont qualifiées 
de petites car elles ont toutes été une TPE pen‑
dant au moins une année au cours de la période 
2000‑2010. Elles continuent à être suivies même 
si elles grandissent et deviennent une PME de 
10 salariés ou plus ou une ETI12 ; toutefois, la 
majorité des entreprises du champ restent des 
TPE. Par ailleurs, le champ inclut la très grande 
majorité des jeunes entreprises.

Le champ de l’évaluation est restreint aux entre‑
prises qui comptent de l’emploi hautement qualifié. 
On calcule un effet des aides pour les entreprises 
présentes en 2003 (c’est‑à‑dire qui comptent de 
l’emploi hautement qualifié en 2003) et un effet 
pour les entreprises présentes en 200713 : ces deux 
années de référence ont été choisies afin de pouvoir 
observer les entreprises avant les deux principales 
réformes du CIR, de 2004 et 2008. Le panel n’est 
pas cylindré : certaines entreprises disparaissent 
avant 2010 ou sont créées après 2003. Cependant, 
chaque entreprise doit compter de l’emploi haute‑
ment qualifié pendant au moins deux années (dont 
l’année de référence, 2003 ou 2007). 

Le panel est composé d’entreprises aidées et 
d’autres qui ne l’ont jamais été mais qui res‑
semblent aux entreprises aidées. Les entreprises 
jamais aidées ont été sélectionnées en fonction 
de leur âge et d’un score de propension estimant 
la probabilité qu’une entreprise soit aidée au 
moins une fois entre 2004 et 2010 à partir de 
différentes variables (complément en ligne C2). 
Ce modèle indique que les dispositifs d’aide 
sont plus fréquemment utilisés par des entre‑
prises jeunes, qui réalisent des investissements, 
sont exportatrices, et ont beaucoup d’emploi 
qualifié. Ces résultats semblent cohérents avec 
l’idée que les dispositifs d’aide sont plus utili‑
sés par les jeunes entreprises qui sont en phase 
de développement et ne produisent pas encore 
beaucoup ou pas du tout (le niveau du chiffre 
d’affaires joue négativement et est peu signifi‑
catif). Au total, le panel contient 15 128 entre‑
prises, dont 4 597 ayant reçu au moins une fois 
une aide entre 2003 et 2010 (tableau 2). 1213

Les secteurs sont regroupés en trois grandes 
catégories : le secteur de l’industrie, celui de 
l’information et de la communication (l’infor‑
matique, l’édition, les télécommunications, 
etc.) et une troisième catégorie regroupant les 
secteurs des activités spécialisées, scientifiques 
et techniques (R&D, ingénierie, etc.). Les entre‑
prises des secteurs des services sont largement 
majoritaires (79 %). Presque toutes les entre‑
prises aidées ont eu recours au moins une fois 
au CIR. La répartition sectorielle des entreprises 
subventionnées est proche de celle des entre‑
prises ayant eu recours au CIR. Le dispositif JEI 

12. En 2010, un tiers des entreprises du panel sont des PME et 
3 % des ETI. Des entreprises ont été achetées par des grands 
groupes mais ces cas sont très peu nombreux. Comme ils 
peuvent donner lieu à des ambiguïtés sur la continuité de l’acti‑
vité initiale, ils ont été retirés des bases servant aux estimations.
13. Ces deux groupes de traitement ne sont pas disjoints car 
des entreprises comptent à la fois de l’emploi hautement qualifié 
en 2003 et 2007.

Tableau 2
Aides à la R&D obtenues par les petites entreprises du panel entre 2003 et 2010

Entreprises qui ont… … reçu au moins une 
fois une aide à la R&D

… eu recours 
au CIR

… reçu une 
subvention … été JEI qui n’ont jamais 

reçu d’aides

Nombre d’entreprises 4 597 4 064 2 334 1 348 10 531

Répartition (en %)

Industrie 20 20 19 9 22

Services informatiques 42 42 41 55 33

Activités scientifiques et techniques 38 38 40 36 46

Lecture : sur les 15 128 entreprises du panel, 4 597 ont reçu au moins une fois une aide entre 2003 et 2010, 4 064 ont eu recours au 
CIR, 2 334 ont reçu une subvention, 1 348 ont été JEI, et 10 531 n’ont jamais reçu d’aides.
Champ : panel composé de petites entreprises existant en 2003 et/ou en 2007, appartenant à 75 secteurs intenses en R&D, qui ont reçu 
une aide à la R&D entre 2003 et 2010 ou qui sont « semblables » aux entreprises aidées (sélection par score de propension).
Source : MENESR, base GECIR et Enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, DADS, calculs des auteurs.
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se distingue par la très forte proportion d’entre‑
prises des services informatiques.

Stratégie d’identification

Problèmes posés par l’utilisation  
de la méthode des différences de différences

L’effet des aides sur l’emploi correspond à la 
différence entre le nombre d’emplois haute‑
ment qualifiés observés dans les entreprises 
aidées et ce qu’il aurait été en l’absence d’aide. 
Pour calculer cet effet, on doit se placer dans 
la situation fictive où les entreprises aidées 
(traitées) ne reçoivent pas d’aide (ou de supplé‑
ment d’aide). Cette estimation peut être réali‑
sée par différences de différences en supposant 
qu’en l’absence d’aide les entreprises traitées 
se seraient comportées comme les entreprises 
jamais aidées (non traitées) qui ont un score de 
propension proche (voir les résultats en complé‑
ment en ligne C3). 

Cette méthode pose cependant plusieurs pro‑
blèmes. Le premier concerne celui du choix du 
groupe de contrôle. En effet, l’hypothèse de ten‑
dance commune des traités et non‑traités n’est 
pas respectée : avant même de recevoir une 
première aide, l’emploi des entreprises aidées 
a été plus dynamique que celui des entreprises 
jamais aidées. Les entreprises qui ne sont pas 
encore aidées constituent par contre un groupe 
de contrôle plus satisfaisant : les entreprises 
aidées dès l’année t et celles qui ne sont aidées 
qu’après t ont des évolutions de l’emploi haute‑
ment qualifié comparables jusqu’en t‑114. 

Le deuxième concerne l’interprétation à donner 
au « traitement » reçu par chaque génération 
d’entreprises aidées. La méthode de différences 
de différences simple ne permet pas de prendre 
en compte l’hétérogénéité au sein de chaque 
génération d’entreprises aidées du niveau des 
aides reçues et de l’évolution du taux d’aide.

Enfin la méthode des différences de différences 
simple ne permet pas de prendre en compte les 
entreprises aidées dès l’année de référence (ou 
avant) en tenant compte de l’importance des 
aides déjà reçues à ce moment là.

Une méthode d’évaluation combinant modèle 
de demande de travail et appariement

Pour pallier ces différents problèmes, nous 
ajoutons au groupe de contrôle toutes les entre‑
prises qui n’ont pas encore reçu d’aides mais 

qui vont en recevoir une avant fin 2010 et nous 
estimons un modèle de demande de travail. Ce 
modèle permet de calculer un niveau d’emploi 
à partir du coût de l’emploi diminué des aides 
(assimilées à un allègement du coût du travail) 
et du chiffre d’affaires. Cela permet de porter 
la comparaison entre les entreprises traitées et 
non traitées non plus sur l’évolution de l’emploi 
mais sur l’évolution du coût de l’emploi et du 
chiffre d’affaires pour lesquels l’hypothèse de 
tendance commune est mieux 14vérifiée15. 

Utiliser le modèle de demande de travail où la 
demande en emploi dépend de son coût nous 
permet aussi de contrôler le montant initial 
d’aide reçue et donc de prendre en compte de 
façon satisfaisante toutes les entreprises aidées 
et pas seulement celles qui obtiennent une pre‑
mière aide après l’année de référence (2003 
ou 2007). On obtient alors des résultats sur la 
marge extensive (effet sur les nouvelles entre‑
prises aidées) et sur la marge intensive (aug‑
mentation du taux d’aide).

Le modèle de demande en travail hautement 
qualifié

Le modèle de demande en emploi hautement 
qualifié (eit

16) utilisé est dérivé d’un programme 
de minimisation des coûts d’une entreprise 
ayant une fonction de production de type 
Cobb‑Douglas : il est proche de celui présenté 
dans l’article de Bresson et al. (1992). Il sup‑
pose que les entreprises choisissent leur niveau 
de l’emploi hautement qualifié en fonction de 
leur chiffre d’affaires (cait) et du coût relatif 
moyen de l’emploi hautement qualifié (cit) par 
rapport aux autres formes d’emploi.

Le modèle n’est estimé que pour les entreprises 
aidées. Pour ces dernières, les aides s’appa‑
rentent à un allègement du coût du travail hau‑
tement qualifié (et pas seulement celui des 
emplois R&D17) : le coût de l’emploi considéré 
ici est un coût final après déduction du mon‑
tant des aides à la R&D18. Le modèle prend en 
compte l’ajustement avec délai de la demande 

14. En prenant comme groupe de contrôle la génération des 
entreprises qui ne reçoivent des aides qu’à partir de 2010, on 
obtient un effet négatif des aides sur l’emploi hautement qualifié 
non financé par les aides à partir de 2008 (complément en ligne 
C3, tableaux C3‑4 et C3‑5).
15. Avant de recevoir leur première aide en t, les entreprises res‑
semblent aux entreprises pas encore aidées : elles connaissent 
des évolutions du coût de l’emploi hautement qualifié et du 
chiffre d’affaires similaires. Pour les entreprises jamais aidées, le 
coût de l’emploi connaît des évolutions semblables mais le chiffre 
d’affaires reste moins dynamique (complément en ligne C4). 
16. Toutes les variables non dichotomiques mentionnées pour 
définir le modèle sont prises en logarithme.
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en emploi des entreprises et s’exprime sous la 
forme d’un modèle autorégressif :

 
e e ca ca

c
i t i t i t i t

i t i t i t

= + +

+ + + +
− −ρ α α

β µ δ ε

. . .

.
1 1 2 1  (1)

où le niveau de l’emploi hautement qualifié à la 
date t dépend du niveau atteint l’année précé‑
dente, du chiffre d’affaires en t et t‑1 et du coût 
final relatif moyen de l’emploi en t.

L’emploi hautement qualifié est hétérogène : il 
comprend des postes consacrés à la R&D et des 
postes sans lien avec ce type d’activité. Bresson 
et al. (1992) recommandent en cas d’hétéro‑
généité de l’emploi de compléter le modèle 
en ajoutant la variable de coût mesurée en t‑1 
mais cette variable n’a pas été retenue car elle 
s’est avérée trop corrélée au coût en t et non 
significative19. 

L’hétérogénéité inobservée des entreprises est 
prise en compte en introduisant un effet fixe (μi) 
propre à chaque entreprise : le modèle autoré‑
gressif permet de prendre ainsi en compte l’hété‑
rogénéité des évolutions d’emploi (plutôt que les 
niveaux). Des effets temporels (δt) ont été ajoutés 
pour chaque année d’observation. De plus, des 
modèles différents ont été estimés selon le clas‑
sement des entreprises dans l’un des trois grands 
types d’activité (industrie, services informatiques 
et activités scientifiques et techniques). 

Estimation du modèle

Pour estimer le modèle nous prenons en compte 
l’endogénéité du coût relatif de l’emploi 

hautement qualifié. Deux arguments au moins 
justifient cette hypothèse. D’une part, les orga‑
nismes en charge des aides directes attribuent 
des subventions en fonction du dynamisme des 
entreprises ou de l’aspect novateur de leurs 
activités. Ces deux caractéristiques inobservées 
expliquent la croissance de l’emploi des entre‑
prises mais comme elles conditionnent l’obten‑
tion d’aide elles sont aussi corrélées à la baisse 
du coût relatif de l’emploi. D’autre part, au cours 
de la période 2003‑2007, le CIR est encore en 
partie calculé en fonction de l’accroissement 
des dépenses de R&D, ce qui implique des évo‑
lutions endogènes du coût de l’emploi.171819

Pour corriger l’endogénéité du coût relatif de 
l’emploi (voir le test du complément en ligne 
C4, tableau C4‑2), une variable instrumentale 
est construite à partir des différentes variations 
exogènes du dispositif du CIR lors des réformes 
de 2004, 2006 et 2008 (encadré 3).

17. Dans le cas des petites entreprises, cette hypothèse apparaît 
relativement réaliste car souvent, les cadres qui font de la R&D 
n’y consacrent qu’une partie de leur temps de travail. Le fait que 
de nombreuses petites entreprises utilisent les aides à la R&D de 
façon intermittente (entre 2004 et 2010, environ 25 % des TPE 
aidées une année ne le sont plus l’année suivante) rend ce point 
vraisemblable car cela semble indiquer que ces entreprises ne 
font pas de la R&D tous les ans.
18. Pour certaines entreprises (notamment celles qui ont obtenu 
des subventions pour un projet sur plusieurs années) le mon‑
tant des aides reçues peut dépasser le coût total du travail. Dans 
ce cas, le coût du travail est annulé et le supplément d’aide est 
reporté pour diminuer le coût de l’année suivante.
19. Le modèle devrait aussi comporter un terme mesurant le 
coût relatif de l’emploi hautement qualifié par rapport au capital. 
Le coût du capital est difficile à évaluer : il peut être approximé en 
utilisant différents taux d’intérêt qui varient en fonction du niveau 
d’endettement des entreprises. Cependant les entreprises du 
champ se différencient peu par leur niveau d’endettement et les 
valeurs estimées pour le coût du capital sont trop homogènes 
pour être utilisées dans l’estimation.

Encadré 3

CALCUL DE L’INSTRUMENT POUR CORRIGER L’ENDOGÉNÉITÉ DU COÛT DE L’EMPLOI

L’évolution du coût relatif de l’emploi hautement qua-
lifié diminué des aides (cit) peut être décomposée en 
fonction de l’évolution du taux d’aide (τ) et de l’évolu-
tion du coût relatif de l’emploi non diminué des aides 
(cit*). Sous l’hypothèse que l’évolution du taux d’aide 
n’a pas d’influence (à court terme) sur la part de l’em-
ploi hautement qualifié (di) consacré à la R&D, on a la 
décomposition :

∆ ∆ ∆c d ci t i i t
aide

i t≈ −( ) +. log *1 τ .

Cette décomposition permet de trouver un instrument 
corrélé à l’évolution du coût relatif de l’emploi en rem-
plaçant chaque terme par une variable exogène :

 - Pour le terme ∆ log 1−( )τi t
aide  on utilise les diffé-

rentes réformes du CIR de 2004, 2006 et 2008 qui cor-

respondent à des variations exogènes du taux d’aide 

(16 variations de taux sont utilisées sur la période 
2004‑2010, voir le tableau C4‑1 du complément en 
ligne C4).

 - Pour la part de l’emploi R&D dans l’emploi hautement 
qualifié (di) on réalise des estimations en fonction des 
caractéristiques des entreprises avant les différentes 
réformes du CIR pour ne pas prendre en compte les 
éventuelles modifications (augmentation de la part de la 
R&D) dues à l’augmentation des taux d’aide.

 - La variable ∆ci t
*  est simplement remplacée par la 

variable retardée ∆ci t −1
* .

L’instrument ainsi obtenu est bien corrélé positivement 
avec l’évolution du coût de l’emploi et la régression de 
l’évolution du coût de l’emploi sur les variables exo-
gènes et l’instrument donne un coefficient positif et 
fortement significatif pour l’instrument.
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L’estimation des paramètres du modèle autoré‑
gressif à effets fixes peut être faite en travaillant 
sur l’évolution de la variable endogène entre 
deux dates et en prenant en guise d’instrument 
les valeurs retardées des variables explicatives : 
le but est de contrôler l’endogénéité liée au 
terme autorégressif (Arellano & Bond, 1991). 
Cependant, pour le modèle qui vient d’être 
présenté, la valeur du coefficient ρ est particu‑
lièrement élevée et la variation de l’emploi au 
cours d’une année est peu corrélée à la variation 
au cours de l’année suivante. Les instruments 
habituellement utilisés sont donc faibles, ce qui 
nuit à la qualité de l’estimation. Nous préférons 
retenir la solution proposée par Blundell et Bond 
(1998) : à partir d’une hypothèse de stationnarité 
de l’effectif initial des entreprises, ces auteurs 
estiment un modèle de demande de travail en 
utilisant l’évolution retardée de l’emploi comme 
un instrument du niveau de l’emploi retardé20.

20. En moyenne sur l’ensemble des années et l’ensemble des 
secteurs, la corrélation entre la variation de l’emploi au cours d’une 
année et la variation au cours de l’année suivante est très faiblement 
négative (‑ 6 %). La corrélation entre l’évolution retardée de l’emploi 
et le niveau d’emploi est plus importante et positive (+ 27 %).

Enfin, pour estimer le modèle, les entreprises 
sont aussi supposées faire face à une demande 
contrainte : elles ne peuvent pas décider direc‑
tement du niveau de leur chiffre d’affaires, 
considéré comme exogène à court terme. Cette 
hypothèse est en partie justifiée par la taille 
modeste des entreprises étudiées.

L’estimation est réalisée en utilisant la méthode 
des moments généralisées : les hypothèses d’or‑
thogonalité s’appliquent aux termes résiduels 
μi+εit (pour l’évolution retardée de l’emploi, 
l’évolution du chiffre d’affaires et la variable 
instrumentale) et aux variations des résidus εit 
‑ εit‑1 (pour les mêmes variables sauf l’évolution 
retardée de l’emploi).

Le calcul de l’effet des aides sur l’emploi 
hautement qualifié

L’estimation de l’effet des aides sur l’emploi 
hautement qualifié est réalisée en utilisant le 
modèle de demande de travail et en calculant des 
différences de différences. Pour chaque entre‑
prise aidée, on estime l’évolution de l’emploi 

Encadré 4

MÉTHODE D’ESTIMATION DE L’EFFET DES AIDES SUR L’EMPLOI

Le calcul de l’effet des aides sur l’emploi hautement 
qualifié se fait en deux étapes.

Étape 1 : Calcul de la variation de l’emploi à coût de 
l’emploi et chiffre d’affaires fixés

Le modèle de demande de travail (1) permet d’estimer 
par récurrence le logarithme du niveau de l’emploi à 
partir d’une valeur initiale de l’emploi (à la date t0), et de 
l’évolution du chiffre d’affaires et du coût de l’emploi :

e e ca ca c

e ca

i t i t i t i t i t i t

i t i t

� � � � � � � �= + + + + +

=

− −ρ α β µ δ1 1 2 1

0 0

α

f , ,�� � � �, , , ,ca c c , ,i t i t i t i0 1+( )µ δ  
 (2)

Dans la formule (2), il est possible d’isoler ce qui 
dépend de la valeur initiale de l’emploi et l’effet fixe, 
de ce qui dépend de l’évolution du coût de l’emploi et 
du chiffre d’affaires : 

e = g e , , +
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i t t i t i
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Pour une entreprise i aidée à partir de la date T (cette 
date n’est pas identique pour toutes les entreprises) 
l’obtention d’aide va modifier à la fois le coût du travail 
et le chiffre d’affaires. On peut estimer la variation de 
l’emploi (entre T‑1 et t) due à cette évolution du coût 
et du chiffre d’affaires en fixant ces deux variables à 

leur valeur en T‑1. Cette variation de l’emploi est pro-
portionnelle à :

= h ca , ,ca ,c , ,c
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i t t i T 1 i t i T i t
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Étape 2 : Comparaison aux entreprises qui ne sont pas 
encore aidées

Le calcul précédent suppose qu’en l’absence d’aide 
le chiffre d’affaires n’aurait pas évolué, ce qui semble 
être une hypothèse particulièrement forte. Travailler 
en différence entre traitées et non traitées (et donc en 
différences de différences) permet de revenir à un cas 
plus réaliste en comparant l’évolution mesurée pour 
une entreprise aidée i à l’évolution moyenne obtenue 
pour des entreprises qui n’ont pas été aidées au cours 
de la période T à t et qui ont un score de propension 
proche de celui de i (cette évolution moyenne est 
signalée par l’exposant C). L’estimation de l’effet des 
aides sur l’entreprise i est finalement estimé par :

ATT i,t = g e , ,t
t i t i i t it

C( )










 ( )



 −(exp

2
. exp .

0

σ µ δ


 

2

∆ ∆ ))
Il faut noter que pour contrôler le biais induit par le 
passage à l’exponentielle, on introduit une correction 
en utilisant une estimation de l’écart‑type de la prévi-
sion à l’horizon t du modèle de demande de travail σt.
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due à la variation du coût et du chiffre d’affaires 
en fixant ces deux variables au niveau atteint 
l’année précédant la première aide reçue21 
(encadré 4). Le modèle de demande de travail 
permet de décomposer cette évolution en deux 
termes, l’un dépendant de l’effet fixe, des effets 
temporels et de la valeur initiale de l’emploi 
et l’autre dépendant du coût de l’emploi et du 
chiffre d’affaires. Le groupe des entreprises non 
traitées est alors utilisé pour contrôler unique‑
ment l’évolution de ce second terme22. 

Résultats2122

L’estimation du modèle de demande en emploi 
hautement qualifié des petites entreprises 
aidées au moins une fois et présentes en 2003 
(tableau 3) montre que la demande d’une année 
dépend fortement de la demande de l’année 
précédente (les coefficients de l’emploi en 
t‑1 sont relativement élevés, environ 0.8) et 
que les entreprises augmentent leurs effectifs 
si le chiffre d’affaires augmente ou le coût de 
l’emploi baisse. Les différences entre secteurs 
s’avèrent relativement réduites sauf pour l’effet 
du coût de l’emploi : son coefficient n’est pas 
significativement différent de 0 dans le secteur 
des services informatiques alors qu’il est négatif 

21. Pour les entreprises déjà aidées l’année de référence (2003 
ou 2007), on utilise les niveaux de l’année de référence ce qui 
revient à estimer l’effet du supplément d’aide obtenu depuis 
cette date.
22. Les entreprises qui n’ont pas encore été aidées (à une date 
donnée) sont réparties en fonction de leur score de propension 
en 10 groupes. Les résultats moyens obtenus sur chacun de ces 
groupes servent de point de comparaison à l’évolution des entre‑
prises aidées.

et significatif entre ‑ 0.16 et ‑ 0.18 dans les deux 
autres secteurs.

L’effet des aides supplémentaires reçues par les 
entreprises du panel par rapport à l’année de 
référence est présenté ci‑après. 

Le supplément d’aide à la R&D par rapport à 
2003 reçu par les petites entreprises présentes en 
2003 est nettement croissant : il passe de 1 mil‑
lion d’euros 2000 en 2004 (dernière colonne du 
tableau 4) à 106 millions d’euros 2000 en 2010. 
Selon nos estimations, ce supplément d’aide à 
la R&D aurait entraîné en 2010 une augmen‑
tation du nombre d’emplois hautement quali‑
fiés de 1 160 emplois équivalent temps plein 
(EQTP) (tableau 4, première colonne). L’effet 
du supplément d’aide  sur l’emploi hautement 
qualifié est croissant chaque année : proche 
de 0 en 2004 et 2005, il progresse à partir de 
2006. Pour chaque entreprise aidée, le nombre 
d’emplois susceptibles d’avoir été financés par 
les aides supplémentaires se calcule en rappor‑
tant le montant de ces aides au coût moyen d’un 
emploi R&D. Finalement, l’effet sur le nombre 
d’emplois hautement qualifiés non financés par 
les aides (ou financés en propre par les entre‑
prises, troisième colonne) correspond à la dif‑
férence entre l’effet sur l’emploi hautement 
qualifié et le nombre d’emplois hautement qua‑
lifiés susceptibles d’avoir été financés par le 
supplément d’aides : il est négatif et significatif 
sauf en 2004, 2007 et 2010. En 2010 l’estima‑
tion de l’effet sur l’emploi hautement qualifié 
non financé par des aides progresse mais reste 
négatif ; l’estimation devient aussi plus impré‑
cise et finalement non significative. 

Tableau 3
Modèle de demande en emploi hautement qualifié des petites entreprises aidées au moins  
une fois entre 2003 et 2010 (équation (1))

Secteurs

Industrie Services informatiques
Activités scientifiques  

et techniques

Emploi hautement qualifié en t‑1 (log.)  0.76***  0.86***  0.77***

Chiffre d’affaires en t (log.)  0.08***  0.1***  0.07***

Chiffre d’affaires en t‑1 (log.)  ‑ 0.02*  ‑ 0.05***  0 

Coût relatif moyen de l’emploi hautement qualifié  
en t diminué des aides à la R&D (log.)  ‑ 0.16***  ‑ 0.04  ‑ 0.18**

Note : modèle estimé par la méthode des moments généralisés (GMM) avec un instrument pour le coût de l’emploi. Emploi en équivalent 
temps plein (EQTP). Les coefficients sont significativement différents de zéro pour des tests de niveau 10 % (*), 5 % (**) et 1 % (***). Ces 
tests sont obtenus par bootstrap.
Lecture : pour les secteurs de l’industrie, le niveau de l’emploi hautement qualifié en t est expliqué par le niveau de l’emploi hautement 
qualifié en t‑1 (coefficient estimé de 0.76), le niveau du chiffre d’affaires en t et t‑1 et le coût relatif moyen de l’emploi hautement qua-
lifié par rapport au coût des autres types d’emploi. Les modèles comprennent aussi des contrôles pour chaque année d’observation 
(coefficients estimés non présentés).
Champ : petites entreprises du panel ayant de l’emploi hautement qualifié en 2003, et aidées au moins une fois sur la période 2003‑2010 
(2 261 entreprises, panel non cylindré).
Source : MENESR, base GECIR et Enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, DADS, calculs des auteurs.
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Seule une partie des emplois hautement quali‑
fiés sont réellement consacrés à la R&D : pour 
estimer leur nombre (deuxième colonne), on fait 
de nouveau l’hypothèse que pour chaque sec‑
teur et catégorie d’entreprise, le rapport entre le 
nombre d’emplois R&D et le nombre d’emplois 
hautement qualifiés est égal à celui estimé sur 
la période 2008‑2010. Sous cette hypothèse, le 
déficit d’emplois R&D non financés par les aides 
(quatrième colonne) serait de 220 EQTP en 2006 
(contre 180 EQTP pour l’emploi hautement qua‑
lifié). Comme pour l’emploi hautement qualifié, 
on observe des effets nettement plus négatifs à 
partir de la réforme du CIR de 2008 ; ils sont de 
plus toujours négatifs et significatifs sauf en 2004.

Finalement, par sommation des estimations 
obtenues aux différentes années, pour les entre‑
prises présentes en 2003, seulement 63 %23 du 
supplément d’aide versé entre 2004 et 2010 
aurait servi à financer de nouveaux emplois 
hautement qualifiés (44 % si on ne considère 
que les emplois R&D).

Cette évaluation repose sur un majorant des 
aides à l’emploi, du fait notamment de la prise 
en compte de la partie du CIR liée aux dépenses 
de fonctionnement24. Dans l’hypothèse où 
cette partie du CIR ne serait pas intégrée, les 

23. Ce résultat a pour intervalle de confiance à 95 % l’ensemble 
[42 % ; 84 %].
24. En effet elles sont fixées à 75 % des dépenses de personnel 
R&D (cf. supra). Ne pas le prendre en compte diminuerait de 
43 % les montants de CIR servant à financer de l’emploi.

emplois R&D financés en propre ne diminue‑
raient plus que de 30 EQTP (évolution non 
significativement différente de zéro) en 2010 
(cinquième colonne du tableau 4) au lieu de 
480 EQTP (quatrième colonne) et 58 % du sup‑
plément d’aide versé entre 2004 et 2010 aurait 
servi à financer de nouveaux emplois R&D.

Les résultats précédents ont été établis pour 
des entreprises présentes en 2003. Pour mesu‑
rer l’effet des aides sur un plus grand nombre 
d’entreprises, on s’intéresse maintenant aux 
entreprises qui sont présentes en 2007. Cette 
nouvelle estimation permet de mieux prendre 
en compte la réforme du CIR de 2008. Le total 
des aides reçues par ces entreprises en 2010 est 
de 344 millions d’euros 2000, alors qu’il n’était 
que de 135 millions d’euros 2000 pour le groupe 
précédent (le supplément d’aides reçu en 2010 
passe de 106 millions d’euros 2000 par rapport 
à l’année de référence 2003 (tableau 4, dernière 
colonne) à 171 millions d’euros 2000 par rapport 
à l’année 2007, dernière colonne du tableau 5). 
Pour ce groupe élargi, l’effet du supplément 
d’aide reçu sur l’emploi hautement qualifié serait 
maximum en 2010 avec 830 EQTP (tableau 4, 
colonne 1) ; parallèlement, le supplément d’aides 
reçu cette année‑là correspondrait au finance‑
ment de 2 140 EQTP ce qui correspond à une 
baisse de 1 310 EQTP de l’emploi hautement 
qualifié non financé par les aides (tableau 4, 
colonne 3). Pour l’emploi R&D la baisse serait 
plus importante avec une baisse de 1 520 EQTP 
de l’emploi financé en propre par les entreprises. 

Tableau 4
Estimation de l’effet du supplément d’aide à la R&D obtenu par les petites entreprises par rapport 
à 2003 sur l’emploi hautement qualifié total et comparaison au supplément d’aide reçu

Effet  
sur l’emploi 
hautement 

qualifié

Effet  
sur l’emploi  

R&D

Effet sur l’emploi 
hautement qualifié 

non financé  
par des aides

Effet sur l’emploi 
R&D non financé 

par des aides

Effet sur l’emploi 
R&D non financé  

par des aides hors 
“CIR dépenses  

de fonctionnement”

Supplément d’aide  
à la R&D  

par rapport à 2003  
(en millions d’euros 

2000)

2004 ‑ 20 ‑ 20* 10 10 ‑ 90* 1

2005 40 10 ‑ 270** ‑ 290*** ‑ 290*** 18

2006 140** 100* ‑ 180* ‑ 220*** ‑ 190*** 22

2007 340*** 240** ‑ 120 ‑ 220** ‑ 150** 32

2008 530*** 370*** ‑ 700*** ‑ 860*** ‑ 520*** 86

2009 810*** 570*** ‑ 400** ‑ 640*** ‑ 220* 93

2010 1 160*** 810*** ‑ 140 ‑ 480*** ‑ 30 106

Note : emploi en équivalent temps plein (EQTP) ; supplément d’aide en millions d’euros constants de 2000. Les résultats sont significa-
tivement différents de zéro pour des tests de niveau 10 % (*), 5 % (**) et 1 % (***). Ces tests sont obtenus par bootstrap.
Lecture : par rapport à 2003, les aides supplémentaires reçues en 2005 s’élèvent à 18 millions d’euros (colonne 6). L’effet de ce sup-
plément d’aide sur l’emploi hautement qualifié serait de + 40 EQTP en 2005 (colonne 1) et de + 10 EQTP pour l’emploi R&D (colonne 
2). L’effet sur l’emploi non financé par les aides serait une baisse de 270 EQTP pour l’emploi hautement qualifié (colonne 3), de 290 
EQTP pour l’emploi consacré à la R&D (colonne 4) et de 290 EQTP si le « CIR dépenses de fonctionnement » n’est pas compté dans 
les aides (colonne 5).
Champ : petites entreprises du panel ayant de l’emploi hautement qualifié en 2003, et aidées au moins une fois sur la période 2003‑2010 
(2 261 entreprises, panel non cylindré).
Source : MENESR, base GECIR et Enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, DADS, calculs des auteurs.
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Ces baisses sont statistiquement significatives 
pour toutes les années. C’est aussi le cas si on 
ne prend pas en compte la partie du CIR liée 
aux dépenses de fonctionnement (tableau 4, 
colonne 5). Finalement, on obtient que pour les 
entreprises présentes en 2007, seulement 24 % 
(entre 18 et 34 % compte tenu de l’intervalle de 
confiance à 95 %) du supplément d’aide versé 
entre 2008 et 2010 par rapport à 2007 aurait servi 
à financer de nouveaux emplois hautement qua‑
lifiés (19 % si on ne considère que les emplois 
R&D et 29 % si on ne prend pas en compte le 
CIR lié aux dépenses de fonctionnement). 

Les résultats détaillés par secteur d’activité 
montrent que la baisse de l’emploi hautement 
qualifié financé en propre par les entreprises 
concerne tous les secteurs mais qu’elle a été 
plus forte dans l’industrie et plus modérée dans 
les activités scientifiques et techniques (com‑
plément en ligne C5, tableaux C5‑1 et C5‑2). 
Pour les entreprises présentes en 2007, seule‑
ment 9 % du supplément d’aide reçu par les 
entreprises de l’industrie a servi à financer de 
nouveaux emplois hautement qualifiés contre 
15 % pour les entreprises des services informa‑
tiques et 43 %25 pour les entreprises des activi‑
tés scientifiques et techniques.

Discussion des résultats et robustesse

Dans cette partie nous discutons les hypothèses 
utilisées pour construire le groupe de contrôle et 

25. Les intervalles de confiance à 95 % sont respectivement 
pour chaque secteur de [6 % ; 21 %], [6 % ; 24 %], et [31 % ; 
61 %].

estimer le modèle et leur influence sur les résul‑
tats de l’évaluation.

Pour les deux populations d’entreprises étu‑
diées (présentes en 2003 ou présentes en 2007) 
on constate une augmentation de l’effet des 
aides sur l’emploi hautement qualifié en fin de 
période. Cet effet est en partie lié à la moindre 
qualité du groupe de contrôle en 201026, ce qui 
a pu conduire à surestimer l’effet des aides pour 
les dernières années.

Le champ des tableaux 4 et 5 ne comprend que 
des entreprises appartenant aux 75 secteurs les 
plus intenses en R&D et comptant un ou des 
emplois hautement qualifiés en 2003 ou 2007. 
Ces deux restrictions permettent de trouver des 
contrefactuels de meilleure qualité. Toutefois ces 
restrictions sont plus techniques que justifiées 
par la réalité économique et il semble raison‑
nable d’étendre les estimations à un champ élargi 
à l’ensemble des TPE et des autres petites PME.

L’estimation de l’effet des aides est faite en 
comparant des entreprises aidées à des entre‑
prises non aidées sans tenir compte d’un pos‑
sible effet des aides sur la survie des entreprises. 
Si les aides ont permis aux entreprises de pro‑
longer leur activité (ou de conserver leur emploi 
hautement qualifié), l’effet des aides aurait été 
sous‑estimé. Toutefois, il ressort de la com‑
paraison des entreprises aidées avant 2004 du 
panel et des entreprises jamais aidées qui ont un 
score de propension proche, que les entreprises 

26. Il ne comprend que des entreprises jamais aidées qui consti‑
tuent un contrefactuel de moins bonne qualité que les entre‑
prises non encore aidées (complément en ligne C4).

Tableau 5
Estimation de l’effet du supplément d’aide à la R&D obtenu par les petites entreprises par rapport 
à 2007 sur l’emploi hautement qualifié total et comparaison au supplément d’aide reçu

Effet sur 
l’emploi 

hautement 
qualifié

Effet sur 
l’emploi R&D

Effet sur l’emploi 
hautement qualifié 

non financé par 
des aides

Effet sur l’emploi 
R&D non financé 

par des aides

Effet sur l’emploi 
R&D non financé  

par des aides hors 
“CIR dépenses  

de fonctionnement”

Supplément d’aide  
à la R&D  

par rapport à 2007  
(en millions d’euros 

2000)

2008 210** 160** ‑ 1 710*** ‑ 1 760*** ‑ 1 150*** 131

2009 440*** 360*** ‑ 1 660*** ‑ 1 740*** ‑ 980*** 151

2010 830*** 620*** ‑ 1 310*** ‑ 1 520*** ‑ 720*** 171

Note : emploi en équivalent temps plein (EQTP) ; supplément d’aide en millions d’euros constants de 2000. Les résultats sont signifi-
cativement différents de zéro pour des tests de niveau 10 % (*), 5 % (**) et 1 % (***). Ces tests sont calculés en utilisant une méthode 
de bootstrap.
Lecture : par rapport à 2007, les aides supplémentaires reçues en 2008 s’élèvent à 131 millions d’euros (colonne 6). L’effet de ce 
supplément d’aide sur l’emploi hautement qualifié serait de + 210 EQTP en 2008 (colonne 1) et de + 160 EQTP pour l’emploi R&D 
(colonne 2). L’effet sur l’emploi non financé par les aides serait une baisse de 1 710 EQTP pour l’emploi hautement qualifié (colonne 3), 
de 1 760 EQTP pour l’emploi consacré à la R&D (colonne 4) et de 1 150 EQTP si le « CIR dépenses de fonctionnement » n’est pas 
comptabilisé dans les aides (colonne 5).
Champ : petites entreprises du panel ayant de l’emploi hautement qualifié en 2007, et aidées au moins une fois sur la période 2007‑2010 
(4 117 entreprises, panel non cylindré).
Source: MENESR, base GECIR et Enquête R&D ; Acoss, base JEI ; Insee, Lifi, Ficus/Ésane, DADS, calculs des auteurs.
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aidées sont observées un peu plus longtemps 
mais que la différence de « survie » entre les 
deux groupes n’est pas statistiquement signifi‑
cative (complément en ligne C5, tableau C5‑4).

Pour définir le groupe de contrôle d’entreprises, 
on ne dispose pas d’une information exhaustive 
sur les aides directes : le groupe de contrôle peut 
contenir quelques entreprises qui ont reçu des 
subventions. Ce problème peut entraîner une 
sous‑estimation de l’effet des aides car l’évolu‑
tion de l’emploi des entreprises qui ne sont pas 
aidées est peut‑être surestimée. Ce biais devrait 
néanmoins se réduire avec l’augmentation des 
recours au CIR car les entreprises subvention‑
nées sont de plus en plus répertoriées dans la 
base Gecir.

Les entreprises jamais aidées du groupe de 
contrôle sont sélectionnées à partir de caracté‑
ristiques observables qui déterminent le score 
de propension. Or, des variables inobservables 
ont pu influencer à la fois la participation 
des entreprises aux dispositifs d’aide et leur 
demande d’emploi hautement qualifié : ne pas 
les prendre en compte a pu biaiser nos estima‑
tions. Toutefois, parmi ces variables inobser‑
vées, le coût de  recherche de subventions est 
nettement plus élevé pour les petites entreprises 
que pour les plus grandes (Arqué‑Castells et 
Mohnen, 2015) et la connaissance des dispo‑
sitifs d’aide dépend probablement de l’âge des 
entreprises : ces variables sont donc partielle‑
ment contrôlées grâce au score de propension 
qui intègre différentes caractéristiques liées à la 
taille et l’âge des entreprises. 

Dans le modèle de demande d’emploi hautement 
qualifié les aides sont assimilées à un allègement 
immédiat du coût du travail. Si les subventions 
et les allègements de cotisations du dispositif 
JEI sont effectivement perçus par les entreprises 
dès que les dépenses de R&D sont réalisées ce 
n’est pas le cas du CIR en particulier pour les 
entreprises qui ne déclarent pas d’impôt sur les 
sociétés : ces entreprises détiennent une créance 
qui parfois n’est remboursée intégralement par 
l’État qu’au bout de trois ans. Cependant, depuis 
2007 des régimes dérogatoires permettent aux 
petites et jeunes entreprises27 d’obtenir un rem‑
boursement dès l’année suivante des créances de 
CIR, ce qui rend plus crédible l’hypothèse utili‑
sée pour le modèle de demande d’emploi.

27. Plus précisément, des régimes dérogatoires ont été appli‑
qués pour les JEI et PME dynamiques en 2007 et 2008, pour 
toutes les entreprises en 2009 et seulement pour les PME à partir 
de 2010.

Les résultats présentés peuvent être en par‑
tie biaisés car des entreprises agréées par le 
MENESR peuvent appartenir au groupe de 
contrôle. Il peut s’agir d’entreprises classées 
dans les secteurs intenses en R&D qui, bien que 
ne recevant pas toujours d’aide28, bénéficient 
indirectement du CIR reçu par leurs clients. 
Toutefois, si on exclut toutes les entreprises 
agréées du champ de l’étude on obtient des 
résultats très proches de ceux présentés dans 
les tableaux 4 et 5 (complément en ligne C5, 
tableaux C5‑5 et C5‑6).

*  *
*

Les analyses économétriques menées (par dif‑
férences de différences et à l’aide d’un modèle 
de demande de travail combiné à une méthode 
d’appariement) confirment les effets d’aubaine 
suggérés par l’analyse agrégée : elles montrent 
que l’effet des aides à la R&D sur les dépenses 
de personnel hautement qualifié et en R&D a 
été positif mais nettement inférieur à l’augmen‑
tation des aides reçues, notamment à partir de 
2008. La très forte augmentation des taux d’aide 
à la R&D durant les années 2000 n’aurait pas 
conduit à augmenter efficacement l’emploi 
consacré à la R&D des petites entreprises. Ce 
résultat se différencie nettement de ceux obte‑
nus jusqu’à présent dans la plupart des travaux 
empiriques sur données françaises. Il est obtenu 
sur un champ comprenant l’ensemble des très 
petites entreprises, généralement ignoré par ces 
travaux réalisés à partir de l’enquête R&D. 28

Il faut cependant noter que nos résultats sont 
interprétables surtout à court terme et qu’ils ne 
présagent pas des éventuels effets de long terme 
des aides à la R&D. Enfin, cette étude ne prend 
pas en compte les évolutions récentes des règles 
de calcul du CIR. Ainsi, la diminution en 2011 
puis la disparition des taux majorés à 50 % et 
40 % en 201329, en réduisant sensiblement le 
taux d’aide des petites entreprises, peuvent 
avoir réduit l’effet d’aubaine mis en évidence 
dans cette étude. 

28. La très grande majorité des entreprises agréées du champ 
de l’étude ont cependant reçu au moins une fois une aide (75 % 
des TPE et 87 % des autres PME agréées en 2010 ont reçu une 
aide entre 2005 et 2010).
29. À noter aussi la diminution de l’assiette des dépenses de 
fonctionnement en 2011 (de 75 % à 50 % pour les dépenses de 
personnel).
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L’aide à la création d’entreprises a-t-elle un impact 
sur leur survie ? Une évaluation pour quatre cohortes 
d’entreprises créées par des chômeurs en France
Do public subsidies have an impact on start-ups survival rates? An 
assessment for four cohorts of firms set up by previously unemployed 
entrepreneurs in France

Dominique Redor *

Résumé – L’aide à la création d’entreprise est devenue un élément à part entière des politiques 
actives de l’emploi dans la plupart des pays de l’OCDE. En France, le dispositif de l’Accre (Aide 
aux chômeurs créateurs ou repreneurs d’entreprises) a connu une forte expansion depuis sa mise 
en place en 1979. Le nombre d’entrées dans le dispositif a atteint, après plus de 80 000 en 2006, 
un maximum de 220 000 en 2010. Nous étudions l’effet de l’Accre sur la survie à cinq ans de 
quatre cohortes d’entreprises créées par des chômeurs en 1994, 1998, 2002 et 2006, à partir des 
enquêtes Sine (Système d’information sur les nouvelles entreprises) de l’Insee. Selon les statis-
tiques descriptives, les perspectives de survie des entreprises dont les créateurs ont bénéficié de 
l’Accre, sont supérieures à celles dont les créateurs ne l’ont pas reçue. Cependant, à l’aide d’une 
modélisation à équations simultanées de l’obtention de l’Accre et de la survie des entreprises 
créées, nous mettons en évidence une sélection des bénéficiaires liée au processus administratif 
d’attribution de l’aide, ainsi qu’une auto-sélection des créateurs eux-mêmes. L’effet de l’Accre 
sur la survie des entreprises aidées apparaît alors nul pour la plupart des catégories de chômeurs. 

Abstract – Business start-up assistance has been adopted as a tool for implementing proactive 
employment policies across most OECD nations. In France, the ACCRE start-up support pro-
gramme for unemployed people creating or taking over firms has expanded strongly since its intro-
duction in 1979. The number of people joining the ACCRE programme exceeded 80,000 in 2006 
and peaked at 220,000 in 2010. We have studied the effect of the ACCRE system on the survival 
(measured after five years) of four cohorts of firms started by unemployed entrepreneurs in 1994, 
1998, 2002 and 2006, based on survey data in INSEE's “new firms information system”, SINE. 
According to descriptive statistics, the survival outlook for firms created by ACCRE beneficiaries  
is better than that of firms created by non-recipients. However, using simultaneous equations to 
model ACCRE approval and firm survival revealed evidence of ACCRE recipient selection based 
on the administrative approval process, as well as self-selection by entrepreneurs. Adjusted accord-
ingly, ACCRE appears to have no effect on the survival of supported firms for most categories of 
unemployed people. 
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Au cours des dernières décennies, les éco-
nomistes et les responsables des politiques 

de l’emploi ont accordé une attention grandis-
sante aux créations / disparitions d’entreprises. 
La démographie des entreprises se caractérise 
en effet par des taux d’entrée et de sortie des 
marchés souvent élevés dans les économies 
avancées. Cette rotation rapide des firmes est 
généralement associée au processus de « des-
truction créatrice » mis en avant par l’économiste 
Schumpeter au début des années 1940. Il serait 
continuellement à l’œuvre dans les économies 
contemporaines, et se traduirait par un mouve-
ment simultané de création d’activités nouvelles 
innovantes et de destructions d’activités obso-
lètes. Les start-ups seraient ainsi des éléments 
essentiels du processus de destruction créatrice, 
reconnu comme une des sources clés de la crois-
sance économique (Aghion et al., 2014). Une 
large littérature empirique s’est développée sur 
ce thème depuis les années 1980-1990 : elle met 
en évidence l’impact important des nouvelles 
entreprises, que ce soit des start-ups (de moins 
de trois ans), ou plus largement des jeunes 
entreprises (de moins de cinq ans) sur la dyna-
mique de l’emploi dans les pays avancés, aussi 
bien en Europe qu’aux États-Unis (voir, notam-
ment, Audretsch & Mahmood, 1994 ; Davis et 
al. 2007 ; Haltiwanger, 2011 ; Haltiwanger et al. 
2013 ; Mata & Portugal, 1994). À partir d’une 
base de données constituée spécialement à cet 
effet par l’OCDE (http://www.oecd.org/fr/sti/
dynemp.htm), Criscuolo et al. 2014 montrent 
que, parmi les PME (qui emploient moins de 
250 personnes), les firmes jeunes (créées depuis 
cinq ans au plus) « contribuent plus que pro-
portionnellement à la création d’emplois » 
dans les dix-huit pays étudiés1, confirmant ainsi 
des travaux récents sur données américaines 
(Haltiwanger et al., 2013). De plus, la plupart de 
ces créations d’emploi sont le fait des entrées de 
nouvelles firmes, et dans une moindre mesure, 
du développement des start-ups. 

Les implications de ces recherches en termes de 
politique de l’emploi sont importantes. En effet, 
les aides à la création d’entreprises ont été pro-
gressivement intégrées aux politiques actives du 
marché du travail dans l’Union européenne2 et 
dans la plupart des pays de l’OCDE, qui ont, de 
façon générale,  pour objectif de réintégrer les 

1. Autriche, Belgique, Canada, Costa Rica, Espagne, États-Unis, 
Finlande, France, Hongrie, Italie, Japon, Luxembourg, Norvège, 
Nouvelle Zélande, Pays-Bas, Portugal, Royaume-Uni, Suède, et 
Turquie sur la période 2001-2011.
2. Voir les dépenses par type d’action, notamment incitation 
à créer une nouvelle entreprise, sur le site d’Eurostat, tableau 
[lmp_expsumm].

chômeurs au marché du travail. Pour leur part, 
les politiques d’aides à la création d’entreprises 
doivent permettre à des individus au chômage, 
souvent peu qualifiés et ayant parfois à faire face 
à des discriminations, de créer leur entreprise, 
et ainsi leur propre emploi, en les aidant à sur-
monter les difficultés premières liées à la créa-
tion d’une activité. En les sortant du chômage, 
elles doivent leur permettre d’améliorer leur 
employabilité et leur capital humain. D’autres 
arguments sont en faveur de ces politiques : 
elles peuvent être porteuses d’un « double divi-
dende », lorsque des emplois additionnels sont 
créés dans ces nouvelles entreprises. Enfin, 
elles auraient un effet positif sur la croissance 
économique, en relation avec la contribution 
de ces nouvelles entreprises à l’innovation et 
à la diffusion des technologies. Ces politiques 
d’aide à la création d’entreprise font néanmoins 
l’objet de sérieuses critiques. Tout d’abord, 
elles peuvent induire des effets d’aubaine : les 
créateurs d’entreprise auraient de toute façon 
créé leur entreprise, avec ou sans subvention. 
La survie et le succès de l’entreprise ne sont 
alors pas liés aux aides. Elles peuvent conduire 
à des effets d’éviction en désavantageant les 
entreprises existantes relativement aux start-ups 
subventionnées. Elles peuvent aussi avoir des 
effets de sélection adverse dans un contexte de 
forte incertitude, par exemple en facilitant l’ac-
cès à l’entreprenariat à des individus qui n’ont 
pas les capacités de gérer leur propre entreprise 
à court-moyen terme. Au contraire, en réduisant 
les barrières à l’entrée, ces politiques pourraient 
permettre de révéler à des individus qu’ils dis-
posent des capacités nécessaires à l’entreprena-
riat. Enfin, ces subventions peuvent induire des 
effets d’aléa moral. Les créateurs aidés pour-
raient réduire leurs efforts, puisqu’ils n’auraient 
pas à subir de coûts ou de pertes de revenus en 
cas d’échec de leur entreprise. 

Caliendo (2016) souligne que la plupart des 
études réalisées sur l’impact des programmes 
de soutien public à la création d’entreprises des-
tinés aux chômeurs dans les pays de l’OCDE 
restent descriptives, et que rares sont celles 
susceptibles d’être qualifiées d’évaluation 
à moyen-long terme. Il souligne qu’elles ne 
sont en général pas convergentes, en raison de 
l’hétérogénéité des dispositifs institutionnels 
selon les pays et des méthodes statistiques et 
économétriques utilisées3. Pour l’Allemagne, 

3. Sur les évaluations des différents programmes nationaux, on 
pourra consulter Caliendo et Künn (2011), Caliendo et al. (2015) 
et Pfeiffer et Reize (2000) pour l’Allemagne, Deidda et al. (2015) 
sur l’Italie, Gu et al. (2008) sur les États-Unis, ainsi que la syn-
thèse de Caliendo (2016).
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Caliendo et Künn (2011) comparent deux 
programmes d’aide à la création des entre-
prises (allocations chômage et subventions) 
sur la période 2003-2008. S’appuyant sur des 
méthodes d’appariement de propension de 
score, ils mettent en évidence qu’à l’horizon 
de cinq ans les deux programmes ont des effets 
significatifs et positifs sur l’emploi et le revenu 
des participants, particulièrement pour les chô-
meurs de longue durée. Enfin, alors que depuis 
août 2006, les deux programmes sont regrou-
pés en un dispositif unique, une récente éva-
luation (Caliendio et al., 2015) montre, à partir 
d’une méthode d’appariement de propension de 
score, que les entreprises subventionnées ont un 
taux de survie, à 19 mois, supérieur aux autres 
entreprises. Mais leurs performances en terme 
de croissance, d’innovation et de revenu sont 
moindres en raison d’effets de sélection adverse 
et d’aléa moral négatifs. En France, suite à la 
mise en place en 1994 du dispositif d’enquête 
Sine (Système d’information sur les nouvelles 
entreprises) par l’Insee qui permet d’analyser le 
profil du créateur, les conditions de démarrage, 
et les conditions de développement des nou-
velles entreprises, différentes évaluations des 
dispositifs d’aide à la création d’entreprises ont 
été menées. Elles s’intéressent principalement à 
la survie des entreprises et à leurs performances 
économiques. Crépon et Duguet (2003) étudient 
l’effet des aides publiques (toutes confondues) 
à la création sur les entreprises créées en 1994 
sur une période de trois ans. En utilisant une 
méthode d’appariement sélectif reposant sur 
des variables observables (appariement avec 
propension de score), ils mettent en évidence un 
effet positif significatif des aides publiques sur 
la survie des entreprises créées par d’anciens 
chômeurs. De plus, l’obtention de prêts ban-
caires renforce fortement les chances de survie 
de ces firmes quand il est associé à une aide. 
Cabannes et Fougère (2012 et 2013) évaluent 
l’effet de l’Accre (Aide aux chômeurs pour la 
création et la reprise d’entreprises) sur la durée 
de vie des entreprises, sur une période de cinq 
ans, également à partir de l’enquête Sine, pour 
la cohorte née en 1998. Ils prennent en compte 
l’endogénéité de l’attribution de l’Accre et esti-
ment un modèle à effets aléatoires constitué de 
deux équations simultanées, une équation d’at-
tribution de l’Accre (logit) et une équation qui 
formalise la durée de vie des entreprises de la 
cohorte 1998. Ils mettent ainsi en évidence que 
l’effet causal de l’Accre sur la durée de vie à 
cinq ans des entreprises créées en 1998 par des 
personnes ayant passé au préalable moins d’un 
an au chômage, n’est pas significativement dif-
férent de zéro. 

Désiage et al. (2010) et Duhautois et al. (2015) 
construisent une base en appariant l’enquête 
Sine de 1998 et des données d’entreprises issues 
de fichiers administratifs (Ficus : fichiers de 
comptabilité unifiés) et ils s’intéressent au deve-
nir des entreprises créées au cours de leurs huit 
premières années. La population des créateurs 
bénéficiant de l’Accre est plus large que celle 
étudiée par Cabannes et Fougère, puisqu’elle 
inclut tous les bénéficiaires de l’Accre : les chô-
meurs quelle que soit la durée de leur chômage, 
et les inactifs au moment de la création. Utilisant 
une méthode d’appariement et de score de pro-
pension « à la Rubin », ils mettent en évidence 
un effet causal significatif de l’Accre sur la sur-
vie à 5 ans et à 8 ans des entreprises aidées. 

Notre étude vise à évaluer l’effet de l’Accre sur 
la survie à 5 ans des cohortes d’entreprises créées 
par les bénéficiaires de cette aide, respectivement 
en 1994, 1998, 2002 et 2006. Ces années cor-
respondent aux quatre premières enquêtes Sine 
menées par l’Insee. Notre démarche comporte un 
double intérêt par rapport aux études précédentes. 
Tout d’abord, comme chaque enquête est un son-
dage de l’ensemble des entreprises créées au 
cours du premier semestre de chacune des années 
considérées (encadré 1), les caractéristiques des 
créateurs bénéficiaires de l’Accre peuvent être 
comparées, à l’aide des mêmes variables, à celles 
des créateurs non bénéficiaires, ce qui n’est pas 
le cas de beaucoup d’études portant sur les pays 
étrangers, qui ne disposent pas d’enquêtes de 
ce type4. Ensuite, par rapport aux évaluations 
déjà menées pour la France, le fait de disposer 
de quatre cohortes différentes permet d’évaluer 
l’éventuelle variation au cours du temps de l’ef-
fet causal de cette aide sur la survie des entre-
prises, en prenant en compte les changements 
de la réglementation. Enfin, s’appuyant sur une 
méthodologie proche de Cabannes et Fougère 
(2012), nos résultats confortent et généralisent 
les leurs, en soulignant l’absence d’impact signi-
ficatif de l’Accre sur la survie à trois et cinq ans 
des entreprises nouvellement créées.

Notre recherche est organisée de la façon sui-
vante. Une première partie présente la régle-
mentation de l’Accre en France et son évolution 
depuis sa création en 1979, ainsi que les effectifs 
des créateurs bénéficiaires, pour chaque cohorte 
de nouvelles entreprises. Une deuxième partie 
expose la constitution des quatre cohortes d’en-
treprises à partir des bases Sine et donne les indi-
cateurs de survie des entreprises de ces quatre 

4. Ce point est souligné par Caliendo (2016) p. 9.
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cohortes, selon qu’elles ont été bénéficiaires ou 
non de cette aide. Dans un troisième temps, la 
stratégie d’estimation économétrique de l’effet 
causal de l’Accre sur la survie des entreprises 
bénéficiaires est exposée. La quatrième partie 
estime cet effet pour les créateurs qui étaient au 
chômage depuis moins d’un an au moment de 
la création. La partie suivante se concentre sur 
l’évaluation de cet effet pour d’autres catégories 
de créateurs (chômeurs depuis plus d’un an, et 
inactifs). Enfin la dernière partie teste la robus-
tesse des estimations. 

Évolution de la réglementation 
de l’Accre et de la population  
des bénéficiaires

Les conditions d’attribution de l’Accre 

La règlementation de l’Accre a connu de 
nombreux changements depuis sa création 
(tableau 1). Ils concernent tant la population éli-
gible que la nature de l’aide consentie aux créa-
teurs, et ses conditions d’octroi. À l’origine, en 
1979, c’était une « mesure guichet » octroyée 
automatiquement aux chômeurs à condition 
qu’ils soient indemnisés (Mouriaux, 1995). À 
partir de 1987, l’administration du travail a acquis 
le droit de refuser les projets qu’elle considérait 
comme non viables. Un comité départemental, 
placé auprès de la direction du travail, a été 
mis en place à la fin des années 1980 et jugeait  
de la réalité et de la consistance des projets. 

La nature de l’aide et son importance ont aussi 
fluctué en fonction des aléas de la politique 
budgétaire (figure). La loi quinquennale de 
décembre 1993, qui ne fut appliquée effecti-
vement qu’à partir du 5 avril 1994, introduisit 
une rupture par rapport au dispositif antérieur. 
Le bénéfice de l’Accre a été étendu à tous les 
chômeurs indemnisés ou non (avec cependant 
un délai de 6 mois d’ancienneté dans le chô-
mage pour ces derniers). Surtout, la subvention 
forfaitaire devient égale pour tous, et a été por-
tée à 32 000 francs (soit environ 4 880 euros 
en valeur 1994) à partir du second trimestre de 
1994. La générosité du système et son caractère 
égalitaire ont induit une forte augmentation du 
nombre de nouveaux bénéficiaires de l’Accre 
dès le second trimestre de l’année 1994 (voir 
complément en ligne C1), ainsi qu’en 1995 et 
1996 (figure). Mais le coût budgétaire élevé de 
l’Accre a conduit le gouvernement, dans sa loi 
de finances de 1997, à supprimer la prime de 

32 000 francs (Daniel & Mandelblat, 2010). 
Le nouveau système ‒ mis en place à partir de 
début 1998 ‒ n’est réellement intéressant que 
pour les chômeurs indemnisés qui continuent 
à percevoir tout ou partie de leurs indemnités 
de chômage pendant une période maximale de 
15 mois (à condition qu’ils ne soient pas rému-
nérés par leur nouvelle entreprise). De plus, si 
leur entreprise disparaît pendant cette période, 
les créateurs retrouvent ensuite leurs droits à 
indemnisation calculés à partir de la date de 
création de leur entreprise. Quant aux chômeurs 
non indemnisés, ils ne bénéficient que d’une 
exonération des charges sociales sur la rémuné-
ration qu’ils perçoivent pendant un an, et dans 
la limite de 1.2 fois le Smic. Cependant dès juil-
let 1998, la loi contre les exclusions a étendu 
le bénéfice de l’Accre à de nouveaux créateurs, 
sans changer la nature et le montant de l’aide. 

À partir de 2007, plusieurs réformes très impor-
tantes de la réglementation de la création d’en-
treprise et des aides attachées à cette création 
sont intervenues. Tout d’abord, depuis janvier 
2007, l’aide est accordée suivant des critères 
purement administratifs de conformité à la 
réglementation (Daniel & Mandelblat, 2010 ; 
Ould Younes, 2010) et, depuis le mois de sep-
tembre de la même année, le Centre de forma-
lités des entreprises instruit les dossiers. Les 
indicateurs de viabilité économique des projets 
de créations ont été supprimés. Il en est résulté 
une forte hausse du nombre de nouveaux béné-
ficiaires de l’Accre (figure). À cela s’ajoute la 
création effective à partir de janvier 2009 du 
régime des autoentrepreneurs. Ce régime béné-
ficie de procédures de création très allégées et 
d’une réglementation fiscale particulière. Il a 
attiré de nombreux porteurs de petits projets 
et, de ce fait, a modifié les caractéristiques des 
créateurs d’entreprise recensées par l’enquête 
Sine de 2010, par rapport aux cohortes nées en 
2002 et 2006 (Béziau & Bignon, 2017). En rai-
son de ces profonds changements, nous avons 
pris le parti d’arrêter nos analyses à la cohorte 
née en 2006, c’est-à-dire avant l’introduction de 
la suppression des critères de viabilité des pro-
jets pour l’attribution de l’Accre (2007) et du 
régime des autoentrepreneurs (2009). 

Les créateurs d’entreprises 
potentiellement concernés par l’Accre

Dans la suite de l’article nous qualifions de 
« chômeurs de CT », les créateurs qui étaient au  
chômage depuis moins d’un an au moment de la 
création, de « chômeurs de LT », les personnes 
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qui étaient au chômage depuis au moins un an au 
moment de la création, et « d’inactifs » ceux qui 
ont déclaré ne pas avoir d’emploi, et ne pas en avoir 
recherché au même moment (il s’agit notamment 
des étudiants et des titulaires de minima sociaux  
qui ont déclaré ne pas rechercher d’emploi). 

La part des bénéficiaires de l’Accre au sein des 
chômeurs et inactifs créateurs d’entreprises 
(tableau 2) apparaît fortement influencée par 
les changements de règles d’attribution de cette 
aide analysés supra (tableau 1). Le système mis 
en place en 1994, relativement généreux pour 

Tableau 1
Conditions d’attribution et formes d’aide apportées par l’Accre : évolution de la réglementation

Période Population éligible Nature de l’aide
Conditions et procédure 

d’attribution.

Avant avril 1994 
(loi 80-1035 de 
décembre 1980 ; 
décret 87-202 du  
28 mars 1987)

Les chômeurs indemnisés, 
les allocataires du RMI et 
de l’ASS. 

- Un capital calculé en fonction du montant journalier 
de l’Allocation de solidarité spécifique (ASS) pour les 
chômeurs ayant épuisé leur droit à indemnisation.
- Un capital calculé en fonction des droits à indem-
nisation restant à recevoir dans la limite de 6 mois 
pour les chômeurs indemnisés.
- Exonération des charges sociales pendant 6 mois 
pour les chômeurs indemnisés.
Concernant les bénéficiaires de l’ASS : possibilité 
de percevoir pendant un an leur allocation, et de 
plus le revenu de leur entreprise s’il est inférieur 
à un demi Smic. S’il est supérieur, l’ASS décroît.
Concernant les bénéficiaires du RMI, les revenus 
de leur entreprise ne sont pris en compte qu’à  
50 % dans le montant de leurs ressources qui sert 
de base au calcul de leur allocation d’insertion 

Les bénéficiaires doivent 
créer ou reprendre une 
entreprise quels que 
soient le secteur d’activité 
et la forme juridique, et en 
exercer effectivement le 
contrôle.
Demande introduite 
auprès de la direction 
départementale du travail, 
avant le début d’activité 
de l’entreprise. Un comité 
départemental est en 
charge de juger de la réa-
lité et de la consistance 
du projet.

À partir d’avril 1994 
(application de la 
loi quinquennale de 
décembre 1993)

Idem que précédemment 
plus les chômeurs non 
indemnisés inscrits depuis 
plus de 6 mois au chômage.

- Subvention égale pour tous les bénéficiaires :  
32 000 francs (soit environ 4 880 euros en valeur 
1994).
- Exonération des charges sociales pendant 1 an 
pour les chômeurs indemnisés et les allocataires 
du RMI et de l’ASS, pas d’exonération pour les 
chômeurs non indemnisés. 

Idem que précédemment

Premier semestre 
1998 (loi de finances 
1997).

Idem que précédem-
ment plus les allocataires 
d’autres revenus sociaux : 
API, personnes reconnues 
handicapées.

- Suppression de la subvention de 32 000 francs.
- Exonération des charges sociales sur la rémuné-
ration du créateur pendant 1 an pour les chômeurs 
indemnisés et non indemnisés dans la limite de  
1,2 fois le Smic et pour les allocataires du RMI et 
de l’ASS.
- Les chômeurs indemnisés et les allocataires de 
revenus sociaux continuent à percevoir leurs indem-
nités et allocations pendant 12 à 15 mois s’ils ne 
sont pas rémunérés par leur nouvelle entreprise. Si 
leur entreprise ferme, ils retrouvent leurs droits à 
indemnisation calculés à partir de la date de créa-
tion de leur entreprise. 
- Chaque bénéficiaire de l’Accre reçoit des « chèques-
conseils » utilisables auprès d’experts agréés.

Idem que précédemment

Du 2e semestre 1998 
à septembre 2007 
(loi d’orientation de 
juillet 1998 : lutte 
contre les exclu-
sions ; puis loi  
n° 2003-721 du  
1er août 2003 pour 
l’initiative écono-
mique).

À partir de juillet 1998, Idem 
que précédemment plus les 
titulaires d’un contrat d’ap-
pui au projet d’entreprise, 
les salariés repreneurs de 
leur entreprise en redres-
sement ou liquidation judi-
ciaire, les jeunes de moins 
de 26 ans éligibles aux  
« emplois-jeunes ». 

Le mode de calcul de l’Accre n’a pas changé du 
premier semestre 1998 au premier semestre 2006.
La loi du 1er aout 2003, d’initiative économique 
ne concerne pas l’Accre mais a facilité la création 
d’entreprise en offrant des garanties supplémen-
taires aux chefs d’entreprise (habitation principale 
insaisissable, dégrèvements fiscaux).

Idem que précédemment

Décret 2007-1396 
de septembre 2007

Les bénéficiaires sont les 
mêmes que précédemment.

La nature de l’aide ne change pas par rapport aux 
textes précédents.

La procédure d’attribu-
tion de l’Accre change 
f o n d a m e n t a l e m e n t . 
Depuis janvier 2007, 
l’aide est accordée sur 
critères adminis tratifs 
uniquement, et depuis 
septembre 2007 les dos-
siers sont traités  par les 
centres de formalités des 
entreprises (CFE).

Source : Charpail (1995), Charpail (1996), Daniel & Mandelblat (2010), Guimiot & Mareau (2003), Mouriaux (1995), Ould Younes (2010).
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les créateurs, a été suivi par d’importantes 
restrictions à partir de 1996-1997. Les avan-
tages financiers apportés par l’Accre ont été 
réduits et l’incitation à la demander a diminué. 
Cependant, pour les cohortes nées en 2002 
et 2006, l’extension progressive par la légis-
lation de la population de créateurs éligibles 
a entraîné un accroissement significatif de 
la part des bénéficiaires parmi les chômeurs  
et inactifs. 

Par ailleurs l’Accre constitue bien la plus grande 
part de l’aide publique aux créateurs, chômeurs 
et inactifs (tableau 2). Parmi les aides hors Accre, 
signalons les subventions locales et régionales, 
les exonérations de taxe professionnelle, et les 
allègements de charges sociales. L’ensemble 
de ces aides concerne aussi bien les créateurs 
salariés que les chômeurs et inactifs au moment 
de la création. Pour ces derniers, elles peuvent, 
dans certains cas, être cumulées avec l’Accre. 
Finalement, après la brève rupture de la période 
qui va du deuxième trimestre de l’année 1994, 
à la fin de l’année 1996, où l’Accre était d’un 
même montant pour chaque catégorie de béné-
ficiaire, l’aide a été calculée sur le montant des 
indemnités de chômage, et des minima sociaux 
versés aux créateurs, chômeurs ou inactifs. La 
législation a ainsi introduit de très grandes iné-
galités entre les avantages financiers consentis 
aux différents groupes de bénéficiaires. 

Les données utilisées et les 
indicateurs de survie des 
entreprises des quatre cohortes

Les données utilisées pour cette étude sont 
issues du dispositif Sine (Système d’informa-
tion sur les nouvelles entreprises) de l’Insee, et 
portent sur des cohortes d’entreprises créées en 
1994, 1998, 2002 et 2006. Les méthodes sta-
tistiques et les concepts harmonisés permettent 
de comparer les quatre cohortes, moyennant 
certaines précautions qui sont détaillées dans 
l’encadré 1.

Survie des entreprises créées avec ou sans 
l’Accre

Nous avons retenu comme indicateur de perfor-
mance, le taux de survie des entreprises cinq ans 
après leur création. Ce taux est défini comme 
le rapport entre le nombre d’entreprises créées 
au cours du 1er semestre de la période considé-
rée qui sont encore en vie au bout de cinq ans, 
et le nombre d’entreprises créées au début de 
la période considérée. Le tableau 3 fait appa-
raître que, lorsque les créateurs sont en activité 
juste avant la création (qu’ils soient salariés, 
artisans-commerçants, chefs d’entreprise, ou 

Figure
Les entrées dans le dispositif d’aide à la création d’entreprise (Accre)
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Note : cumul annuel d’entrées dans le dispositif.
Champ : France métropolitaine.
Source : base statistique Poem de la Dares, disponible sur http://poem.travail-emploi.gouv.fr.
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Tableau 2
Bénéficiaires (chômeurs et inactifs au moment de la création) de l’aide à la création d’entreprise 
(Accre) dans les quatre enquêtes Sine

En %

1994 1998 2002 2006

Chômeurs et inactifs par rapport à l’ensemble des 
créateurs 43.3 49.0 50.8 50.8

Parmi les chômeurs et inactifs :

- Bénéficiaires d’une aide publique à la création 
(toutes aides confondues) 51.7 38.8 47.7 65.4

- Bénéficiaires de l’Accre n.d 30 40 59.0

Parmi les chômeurs de CT :

- Bénéficiaires d’une aide publique à la création 
(toutes aides confondues) 69.2 49.5 58.5 76.2

- Bénéficiaires de l’Accre n.d. 40.1 51.6 70.8

Parmi les chômeurs de LT :

- Bénéficiaires d’une aide publique à la création 
(toutes aides confondues) 59.7 47.5 59.7 75.6

- Bénéficiaires de l’Accre n.d. 39.4 52.8 69.8

Parmi les inactifs :

- Bénéficiaires d’une aide publique à la création 
(toutes aides confondues) 6.7 13.4 18.2 27.9

- Bénéficiaires de l’Accre n.d. 5.4 11.2 18.3

Note : chômeurs de CT : personnes au chômage depuis moins d’un an au moment de la création ; chômeurs de LT : personnes au 
chômage depuis un an et plus d’un an au moment de la création ; n.d : non déterminé. Calculs sur la base de données des auteurs ; 
données pondérées à l’aide de la variable poidsini (encadré 1).
Champ : entreprises des secteurs marchands non agricoles créées au premier semestre de l’année de référence, France métropolitaine 
hors Corse.
Source : Insee, enquêtes Sine 1994, 1998, 2002, 2006.

Tableau 3
Taux de survie moyen des entreprises dans les quatre enquêtes suivant la situation des créateurs 
d’entreprise juste avant la création

En %

Année Créateurs en emploi

Créateurs chômeurs et inactifs

Total
Bénéficiaires de 

l’Accre
Non bénéficiaires de 

l’Accre

Cohorte 1994

     Survie à 3 ans 57.6 [57.0 ; 58.2] 52.7 [52.0 ; 53.4] 54.1 [53.1 ; 55.2] 51.8 [51.0 ; 52.6]

     Survie à 5 ans 44.3 [43.6 ; 45.0] 38.3 [37.8 ; 39.0] 42.0 [41.0 ; 43.0] 36.3 [35.5 ; 37.1]

Cohorte 1998

     Survie à 3 ans 68.8 [68.3 ; 69.3] 62.1 [61.6 ; 62.6] 70.2 [69.3 ; 71.0] 58.6 [58.0 ; 59.2]

     Survie à 5 ans 55.0 [54.5 ; 55.5] 49.2 [48.7 ; 49.7] 59.2 [58.3 ; 60.0] 45.0 [44.4 ; 45.6]

Cohorte 2002

     Survie à 3 ans 72.3 [71.9 ; 77.7] 66.1 [65.7 ; 66.5] 67.2 [66.5 ; 67.9] 65.5 [64.9 ; 66.0]

     Survie à 5 ans 58.4 [57.9 ; 58.9] 51.1 [50.6 ; 51.6] 53.0 [52.3 ; 53.7] 49.7 [49.1 ; 50.3]

Cohorte 2006

     Survie à 3 ans 70.8 [70.4 ; 71.2] 64.6 [64.3 ; 64.9] 65.9 [65.5 ; 66.3] 62.7 [62.2 ; 63.2]

     Survie à 5 ans n.d. n.d. n.d. n.d.

Note : calculs de l’auteur ; données pondérées à l’aide de la variable poidsini (encadré 1). Entre crochets : intervalle de confiance au 
seuil de 10 % calculé à partir de l’écart-type du taux considéré ; n.d. : non déterminé. Pour la cohorte née en 1994, il s’agit de l’Accre 
plus éventuellement d’autres formes d’aides (encadré 1).
Champ : entreprises des secteurs marchands non agricoles créées au premier semestre de l’année de référence, France métropolitaine 
hors Corse.
Source : Insee, enquêtes Sine 1994, 1998, 2002, 2006.
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exerçant une profession libérale), le taux de sur-
vie de leur entreprise est en moyenne supérieur 
de 5 à 7 points à celui des entreprises dont les 
créateurs sont initialement chômeurs ou « inac-
tifs ». À échéance de trois ans et de cinq ans, 
l’écart est sensiblement le même.

Par ailleurs, la survie à trois ans et à cinq ans 
des entreprises dont les créateurs sont en acti-
vité au moment de la création, a augmenté 
fortement de 1994 à 2002, pour diminuer légè-
rement ensuite. Celle des entreprises créées 
par des personnes au chômage, ou inactives, 
au moment de la création a suivi la même 
évolution : une augmentation élevée pour les 
trois premières cohortes, puis une diminution 
légère. Enfin, selon ces données descriptives, 
les entreprises des créateurs ayant bénéficié 
de l’Accre ont un taux de survie nettement 
supérieur à celles dont les créateurs n’en ont 
pas bénéficié, particulièrement pour les deux 

premières cohortes (à cinq ans, respective-
ment de 5.7 points en 1994 et de 14.2 points 
en 1998). Ce taux pour les entrepreneurs aidés 
a augmenté fortement en 1998, à tel point 
qu’il atteint plus de 59 % à cinq ans. Il est 
alors supérieur de plus de 4 points à celui des 
entreprises créées par des personnes en emploi 
avant la création. En revanche, pour les deux 
dernières cohortes, les différences de taux de 
survie entre les entreprises aidées et non aidées 
se réduisent à un peu plus de 3 points, tout en 
restant significatives. 

Stratégie économétrique

On ne peut pas écarter l’hypothèse que les créa-
teurs qui reçoivent l’Accre ne sont pas choi-
sis de façon aléatoire. Tout d’abord, pour les 

Encadré 1

LES DONNÉES ISSUES DU DISPOSITIF SINE

Depuis 1994, tous les quatre ans l’Insee réalise une 
enquête sur les créations d’entreprises selon le disposi-
tif Sine (Système d’information sur les nouvelles entre-
prises). Ce dispositif permet notamment d’analyser le 
profil du créateur et les conditions de démarrage des 
nouvelles entreprises, les conditions de développe-
ment et l’évolution des effectifs des jeunes entreprises 
durant les cinq premières années de leur existence. Il 
s’agit d’une enquête par sondage au taux d’un tiers 
environ, portant sur les entreprises créées au cours 
du premier semestre de l’année. L’échantillon est tiré 
à partir du répertoire Sirene. Chaque cohorte est suivie 
pendant une période de cinq années. Elle est interro-
gée la première année de son existence, la troisième 
et la cinquième. Le champ de ces enquêtes concerne 
l’ensemble des secteurs d’activité marchands non agri-
coles. La grande majorité des nouvelles entreprises 
appartient aux secteurs du commerce, réparation et 
autres services et est constituée de microentreprises. 
Dans les cohortes que nous étudions 80 % des entre-
prises ne comptent qu’un seul emploi au démarrage.

Nous n’avons retenu dans notre étude que les « créa-
tions ex-nihilo » (créations pures) et avons éliminé les 
reprises et réactivations d’entreprises créées précé-
demment, ce qui rend les quatre enquêtes compa-
rables de ce point de vue. La définition de la « création 
ex-nihilo » correspond à tout démarrage d’activité 
nouvelle faisant l’objet d’une immatriculation au fichier 
Sirene. Pour l’enquête 2006, c’est cette même défini-
tion que nous avons retenue, alors que cette enquête 
comprend aussi une variable qui inclut comme « créa-
tions » des réactivations d’entreprises préexistantes, 
mais dont l’activité est nouvelle par rapport à la pré-
cédente. Nous avons préféré ne pas tenir compte de 

ces réactivations de façon à conserver une définition 
homogène pour les quatre cohortes. Nous avons aussi 
éliminé les entreprises qui avaient cessé leur activité 
avant la première interrogation (de la première année 
d’existence) par l’enquête Sine. Enfin, nous avons 
également éliminé les entreprises localisées dans les 
DOM et en Corse. La fiscalité particulière des entre-
prises dans ces deux régions peut en effet influencer 
le recours des créateurs à l’Accre.

Le plan de sondage a été construit pour assurer la 
représentativité de chaque enquête selon les critères 
de la région, du secteur d’activité (Nes16) et du critère 
« création pure ou reprise ». Le poids de chaque strate 
(région x secteur x critère de création) dépend de la 
dispersion des taux de survie à cinq ans au sein de 
la strate. Le poids d’une entreprise i (variable poidsini 
de l’enquête) au sein d’une strate donnée est égal à 
l’inverse de la probabilité de tirer une observation de 
cette même strate dans l’échantillon, rapportée à la 
probabilité de tirer dans la population une entreprise 
d’une strate donnée (Cabannes & Fougère, 2012). 

Les quatre enquêtes utilisées contiennent sensible-
ment les mêmes variables. Une exception importante 
concerne l’enquête de 1994 pour laquelle la variable 
« aide publique », à la différence des enquêtes sui-
vantes, ne distingue pas les différentes formes d’aide, 
et notamment l’Accre. Pour l’année 1994, nous avons 
retenu cette variable « aide publique » qui peut être 
considérée comme une proxy de l’Accre : notamment, 
elle capte bien la rupture dans la législation qui a incité 
un plus grand nombre de chômeurs et de bénéficiaires 
de revenus sociaux à demander l’Accre (tableaux 1 et 2).
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quatre cohortes étudiées, l’administration du 
travail est susceptible de cibler les projets dont 
les créateurs présentent les meilleures qualités 
pour assurer la survie et le développement de 
leur entreprise. Les entrepreneurs qui bénéfi-
cient de l’Accre sont issus d’un processus de 
sélection qui dépend de leurs caractéristiques 
personnelles et des caractéristiques de leur 
projet d’entreprise. De plus, des phénomènes 
d’auto-sélection peuvent jouer si certains can-
didats à la création sont mieux informés, ou 
(et) mieux à même de mener à bien les for-
malités administratives pour obtenir l’Accre. 
Ils ont alors une probabilité supérieure de 
l’obtenir, et leur niveau d’information et leur 
capacité à effectuer des démarches complexes, 
peuvent signifier qu’ils ont des caractéristiques 
personnelles qui les rendent plus aptes à gérer 
leur entreprise. Dans ce cas, ce sont ces carac-
téristiques individuelles qui peuvent expliquer 
la survie, ou la durée de vie de leur entreprise, 
et non le fait d’avoir bénéficié de l’Accre. Par 
ailleurs, la sélection inverse peut se produire 
en facilitant la création d’entreprise par des 
personnes qui font preuve de réelles capa-
cités pour diriger une entreprise, lorsqu’on 
leur donne les moyens de tenter l’expérience 
(Jovanovic, 1982).

Traitement du biais de sélection, choix  
et validité des instruments

Pour prendre en compte ces phénomènes de 
sélection, suivant une méthodologie proche de 
celle de Cabannes & Fougère (2012, 2013), on 
estime conjointement une équation de durée de 
vie ou de survie des entreprises, et une équa-
tion d’attribution de l’Accre. Dans la mesure 
où l’éventuel processus de sélection repose en 
partie sur des variables inobservables (contenu 
précis du projet, personnalité du créateur, capa-
cité à diriger une entreprise), on met en œuvre 
une méthode à variables instrumentales : on 
utilise au moins un instrument qui affecte le 
fait de recevoir l’Accre, mais qui n’a pas d’ef-
fet propre sur la survie des entreprises. Tout 
d’abord, nous faisons le choix d’un modèle de 
survie plutôt que de durée. En effet, les dates de 
cessation d’activité des entreprises ne sont pas 
mentionnées dans la base de l’année 1994, ou 
sont imprécises pour la cohorte de 1998, alors 
que les données annuelles sur la cessation d’ac-
tivité au bout d’un an, deux ans, jusqu’à cinq 
ans, figurent dans les quatre bases (encadré 2). 
Un premier instrument envisageable est l’indi-
catrice du trimestre de création de l’entreprise 
(Cabannes & Fougère 2012). L’utilisation de 

cet instrument est justifiée par les arguments 
suivants :

- La demande de l’Accre doit être faite préala-
blement à la création de l’entreprise ; 
- L’aide est accordée si un refus n’est pas signi-
fié au demandeur dans les trois mois suivant la 
demande ;
- En cas d’attribution de l’aide, le bénéficiaire 
doit créer son entreprise dans les trois mois de 
l’acceptation (l’entreprise est considérée comme 
créée le jour de son inscription au registre du 
commerce ou au registre des métiers).

Le créateur doit donc faire sa demande d’attri-
bution de l’Accre trois mois au minimum avant 
le moment prévu de la création. Comme les 
crédits publics alloués à l’Accre concernent 
à la fois le budget de l’État (prise en charge 
des indemnités de chômage pendant un an, 
financement des chèques conseils pour la for-
mation des chômeurs) et celui de la Sécurité 
sociale (exonération des cotisations sociales), 
dans un contexte de contraintes budgétaires, 
on peut penser que l’administration départe-
mentale du travail est plus restrictive au der-
nier trimestre de l’année t-1 qu’au premier 
trimestre de l’année t. On peut s’attendre à ce 
que, toutes choses égales par ailleurs, les entre-
prises créées au second trimestre de l’année t 
aient une probabilité plus forte de recevoir 
l’Accre que celles créées au premier trimestre. 
Comme les entreprises enquêtées, pour chaque 
cohorte, ont été créées au premier semestre de 
l’année (encadré 1), nous avons, dans un pre-
mier temps, testé dans l’équation d’attribution 
de l’Accre (équation 1 de l’encadré 2), l’effet 
de la création pour chacun des six mois corres-
pondant. Le regroupement par trimestre s’est 
avéré pertinent (notamment la rupture entre les 
mois d’avril, mai, juin, et les mois précédents 
ressort clairement). Finalement, nous retenons 
comme variable instrumentale la variable indi-
catrice relative à la création de l’entreprise au 
deuxième trimestre, et nous anticipons une rela-
tion positive entre cette variable et l’attribution  
de l’Accre.  

Le second instrument, utilisé dans plusieurs 
études de ce type (Pfeiffer & Reize, 2000 ; 
Cabannes & Fougère, 2012) est un indicateur de 
tension du marché local du travail défini comme 
le ratio du nombre de postes vacants (V) sur le 
nombre de chômeurs (U). L’échelon géogra-
phique retenu est départemental puisque c’est 
à ce niveau qu’est prise la décision d’attribu-
tion de l’Accre par l’administration du travail. 
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Si la tension sur le marché du travail départe-
mental est faible (V/U petit), la probabilité pour 
un chômeur de trouver un emploi salarié est 
faible, alors les autorités administratives dépar-
tementales vont chercher à faciliter la sortie du 
chômage en encourageant la création d’entre-
prises. Dans cette perspective, ils sont moins 
stricts dans l’attribution de l’Accre que dans 
les départements où la situation de l’emploi est 
plus favorable. On anticipe donc une relation 
décroissante entre l’indicateur V/U et l’attribu-
tion de l’Accre. Nous avons retenu le rapport 
de la moyenne mensuelle des flux de nouvelles 
offres et des nouvelles demandes d’emplois 
au cours de l’année t-1. Cet indicateur intègre 
donc la possibilité d’un retard dans la prise en 
compte de l’information sur le marché du travail  
par l’administration. 

Cet instrument peut-il être endogène et avoir 
un effet propre sur la survie des entreprises, ou 
sur une variable omise ayant un effet sur cette 
survie ? L’hypothèse de causalité inverse, sui-
vant laquelle les nouvelles entreprises qui sur-
vivraient, amélioreraient la situation du marché 
local  peut être rejetée. En effet, l’indicateur 
de tension du marché du travail local qui a été 
choisi est décalé d’un an avant la création effec-
tive des entreprises. Par ailleurs, la possibilité 

d’une corrélation entre cet instrument et le terme 
d’erreur de l’équation de survie nous paraît 
faible, même si les entrepreneurs persévèrent 
dans une activité peu rentable faute d’alterna-
tive, en raison de la persistance du chômage, au 
niveau du marché départemental de l’emploi. 
Une telle corrélation ne pourrait provenir que 
d’une situation du marché départemental dura-
blement dégradée pendant cinq ans à partir de la 
date de création. 

Prise en compte des caractéristiques 
individuelles des entrepreneurs  
et de leur entreprise

Nous utilisons le vaste ensemble de variables 
disponibles dans l’enquête Sine qui concernent 
les caractéristiques observables des entrepre-
neurs, ainsi que les caractéristiques écono-
miques de l’entreprise qu’ils créent (encadré 1). 
Il s’agit du genre, de la nationalité, du niveau 
de formation, de la CSP avant la création d’en-
treprise, de l’âge, du nombre de créations pré-
cédentes par le créateur, du statut juridique de 
l’entreprise, de sa taille, et de son secteur d’acti-
vité. Nous introduisons également une variable 
dichotomique qui capte l’effet éventuel d’autres 
formes d’aide publique (tableau 2). Pour ce 

Encadré 2

MÉTHODE ÉCONOMÉTRIQUE UTILISÉE

Nous estimons un modèle biprobit composé d’une 
équation d’attribution de l’Accre et d’une équation de 
survie à cinq ans.

Il peut être formalisé de la façon suivante pour un créa-
teur d’entreprise i.

ACCRE X instri i i i* ’ ’= + +β δ ε1    (1)

SURV X ACCREi i i i* ’= + +α γ ε2    (2)

ACCRE i*  et SURV i*  sont des variables latentes qui 
correspondent respectivement aux scores de chaque 
entrepreneur i. Elles déterminent le fait qu’il obtient 
l’Accre ou non (1) et que l’entreprise qu’il a créée soit 
en activité, ou non, au bout de 5 ans (2). La règle de 
sélection est la suivante :

ACCRE si ACCREi i= >1 0*  et ACCRE si ACCREi i= ≤0 0*

SURV si SURVi i= >1 0*  et SURV si SURVi i= ≤0 0*

Xi   est un vecteur des caractéristiques individuelles 
de l’entrepreneur i et de son projet (par exemple l’âge, 
la nationalité, le sexe, le niveau d’études, la catégo-
rie socio-professionnelle avant la création, le secteur 
d’activité, le statut de l’entreprise créée…). 

instri  est un vecteur constitué des variables instru-
mentales (deux dans notre modèle).

ε1i  et ε2i  sont les termes d’erreurs : 

ε

ε
i

i
N1

2
0









 → ( , )Σ  

Les termes d’erreur ont une distribution normale biva-
riée (avec une matrice variance-covariance formée de 
1 sur la diagonale principale, les autres éléments de 
cette matrice étant formés par le coefficient de corré-
lation entre les termes d’erreurs). La corrélation éven-
tuelle entre les termes d’erreur permet de tenir compte 
de l’hétérogénéité inobservée. 

Les estimations ont été effectuées par la méthode du 
maximum de vraisemblance de la fonction cumulée de 
répartition normale bivariée, à l’aide du logiciel Stata. 
De plus, les régressions présentées dans le texte, les 
annexes et les compléments en ligne ont été réalisées 
en pondérant les observations i par la variable poid-
sini (procédure pweight de Stata). Comme le souligne 
Cabannes & Fougère (2012), ce poids étant fonction 
de la dispersion de la survie à cinq ans au sein de 
chaque strate considérée (encadré 1), l’omission de ce 
poids peut introduire un biais d’endogénéité. 
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qui est des moyens financiers mis en œuvre 
au moment de la création de l’entreprise, nous 
avons construit une variable dichotomique, 
petits moyens par rapport aux grands moyens, 
en répartissant également, pour chaque cohorte, 
les entreprises entre ces deux modalités. Il faut 
noter que cette variable ne prend pas en compte 
l’Accre qui correspond à un revenu (indem-
nités de chômage versées au créateur pendant 
un an) ou à une économie de charge (exonéra-
tion de cotisations sociales) (tableau 1). Nous 
avons renoncé à intégrer l’éventuelle obtention 
de prêts bancaires par les entrepreneurs, en rai-
son des risques de biais de sélection de cette 
obtention par rapport à la survie. Néanmoins, 
ci-après, nous étudions les effets de l’introduc-
tion de cette variable dans notre modèle sur les 
résultats (voir robustesse des estimations).

Effet de l’Accre sur la survie  
à cinq ans des entreprises créées 
par les chômeurs de court terme

Pour tenir compte de l’hétérogénéité de l’effet 
de l’Accre selon les différentes catégories de 
créateurs au moment de la création, chômeurs 
de CT, chômeurs de LT ou inactifs, nous nous 
sommes concentrés, dans un premier temps, 
sur les chômeurs de CT pour lesquels les droits 
à indemnisation du chômage ‒ et ainsi l’aide 
apportée par l’Accre ‒ sont relativement homo-
gènes (tableau 1). Nous avons ensuite, par 
comparaison, pris en compte dans les estima-
tions les autres catégories de bénéficiaires : les 
chômeurs de LT et les inactifs au moment de la 
création. Tout d’abord, chaque équation probit 
est estimée séparément, puis les deux sont esti-
mées conjointement. La comparaison entre les 
deux ensembles de résultats permet de porter un 
jugement sur l’existence d’un biais de sélection 
dans l’attribution de l’Accre. 

Estimation d’un modèle d’attribution  
de l’Accre (chômeurs de court terme)

Le tableau A (en annexe), relatif aux chômeurs 
de CT au moment de la création, met en évi-
dence que le fait d’être de nationalité française 
favorise l’obtention de l’Accre. De plus, les 
femmes ne sont pas défavorisées par rapport aux 
hommes : en 2002 et 2006, cette aide est moins 
attribuée aux hommes qu’aux femmes, toutes 
choses égales par ailleurs. Pour ce qui concerne 

le niveau d’éducation, les sans-diplômes ont 
clairement une probabilité inférieure aux titu-
laires de BEP et CAP de bénéficier de cette aide. 
En revanche, les titulaires du baccalauréat, de 
même que les titulaires d’un diplôme de l’en-
seignement supérieur (sauf en 1998), n’ont pas 
une probabilité supérieure de recevoir l’Accre 
que les précédents. Si l’on examine à présent 
la catégorie socio-professionnelle du créateur 
avant la création, les dispositions juridiques 
qui régissent l’attribution de l’Accre ressortent 
clairement. Les chefs d’entreprise et artisans- 
commerçants ont une probabilité inférieure aux 
cadres de recevoir cette aide (sauf en 2006, mais 
les résultats sont difficiles à interpréter car nous 
avons dû agréger dans une même catégorie tous 
les non-salariés). En effet, puisqu’ils ne béné-
ficient pas d’indemnités de chômage, l’intérêt 
pour eux de demander l’Accre est faible. Les 
étudiants qui ont terminé leurs études, et sont 
devenus créateurs d’entreprise, sont dans le 
même cas. 

Par ailleurs, les petits projets, qui n’emploient 
aucun salarié, ont une probabilité supérieure 
aux autres de recevoir cette aide. De plus, 
l’Accre est souvent associée à d’autres subven-
tions publiques (tableau 2). Dans nos estima-
tions nous avons tenu compte de ce phénomène 
en introduisant une variable dichotomique  
(a obtenu / n’a pas obtenu d’autre aide publique), 
pour prendre en compte l’influence de ces sub-
ventions sur la survie des entreprises. Pour ce 
qui est du statut des entreprises, pour toutes les 
cohortes, les structures juridiques sous forme 
de professions libérales, SARL, SA, socié-
tés en nom collectif, prises globalement, ont 
une probabilité plus faible que les entreprises 
créées en nom personnel de recevoir l’Accre. 
Deux interprétations peuvent en être données. 
Tout d’abord, l’Accre serait attribuée par l’ad-
ministration aux personnes les plus éloignées 
du marché du travail, disposant de moindres 
moyens juridiques et financiers que celles qui 
montent des sociétés pour réaliser leur projet, 
conformément aux objectifs fixés par la loi 
(voir tableau 1). Mais une toute autre hypothèse 
peut être avancée : les personnes qui utilisent 
des montages juridiques complexes n’ont pas 
le statut de salarié (gérant non salarié, rému-
néré sur les profits par exemple), et de ce fait 
n’ont pas intérêt à demander l’Accre (Daniel et 
Mandelblat, 2010). Pour ce qui est des moyens 
financiers mis en œuvre au démarrage de l’en-
treprise, pour les quatre cohortes, les entreprises 
qui ont des moyens financiers relativement 
faibles ont une probabilité inférieure aux autres 
d’être aidées.
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Enfin, les variables de tension du marché du 
travail au niveau départemental et d’indicatrice 
de l’octroi de l’Accre au deuxième trimestre 
de l’année considérée qui, dans l’estimation 
du modèle à deux équations, seront utilisées 
comme instruments, ont un effet du signe 
attendu (resp. < 0 pour la première et > 0 pour 
la seconde) et significatif (au seuil de 1 % pour 
la première et de 10 % pour la seconde) sur 
l’octroi de l’Accre. Ce résultat tend à valider le 

raisonnement que nous avons avancé ci-dessus 
sur les déterminants de l’octroi de cette aide par 
l’Administration.  

Estimation d’un modèle de survie à 5 ans 
(chômeurs de court terme)

L’estimation de l’équation probit de survie à 
5 ans (tableau 4) fait apparaître que, pour les 

Tableau 4
Estimation du modèle probit de variable dépendante : survie à 5 ans (oui/non) – créateurs 
chômeurs de court terme

Cohorte 1994 1998 2002 2006

Accre (oui/non) 0.30***[0.06] 0.50***[0.06] 0.16***[0.04] 0.14***[0.05]

Petits moyens financiers (ref. grands moyens) - 0.32***[0.06] - 0.25***[0.06] - 0.17***[0.04] - 0.25***[0.05]

Nationalité française (ref. étrangère) 0.26*[0.11] 0.47***[0.11] 0.11 [0.07] 0.27***[0.08]

Genre homme (ref. femme) 0.05 [0.07] 0.12*[0.07] 0.16***[0.050] 0.042 [0.050]

Classe d’âge > 50 ans (ref. 16 à 50 ans) 0.13 [0.16] 0.13 [0.12] - 0.04 [0.07] 0.077 [0.067]

Niveau d’éducation, diplôme (ref. CAP, BEP)

     Sans diplôme - 0.16*[0.08] - 0.12 [0.09] - 0.11 [0.07] - 0.09 [0.08]

     BEPC intégré à BEP - 0.13 [0.12] - 0.09 [0.08] - 0.20**[0.09]

     Bac professionnel - 0.01 [0.08] - 0.01 [0.10] 0.06 [0.070] 0.02 [0.08]

     Bac général (Bac pro+gén) - 0.16 [0.13] - 0.04 [0.08] - 0.18*[0.10]

     Enseignement supérieur 0.01 [0.08] - 0.12 [0.09] 0.10*[0.05] 0.05 [0.07]

Catégorie professionnelle antérieure (ref. cadre)

     Chef d’entreprise 0.11 [0.26] - 0.18 [0.30] 0.30* [0.17] 

avec chef entr

- 0.27 [0.20]  

(ens. non salar.)     Artisan-commerçant 0.13 [0.18] - 0.19 [0.16]

     Agent de maîtrise 0.01 [0.13] - 0.03 [0.15] 0.12 [0.11]  

(ensemble des 

salariés  

sauf cadres)

- 0.04 [0.08]

     Profession intermédiaire - 0.06 [0.13] - 0.21*[0.13] - 0.11 [0.08]

     Employé - 0.06 [0.09] - 0.23**[0.10] - 0.03 [0.07]

     Ouvrier  0.12 [0.10] - 0.10 [0.10] - 0.02 [0.07]

     Étudiant - 0.17 [0.18] - 0.26*[0.15] 0.07 [0.16] (avec ens. non- 

salariés)     Autre : sans activité - 0.03 [0.16] - 0.51***[0.15] - 0.02 [0.12]

Emploi d’aucun salarié (ref. un salarié ou plus) 0.18***[0.07] - 0.07 [0.08] 0.05 [0.05] - 0.02 [0.07]

Autres subventions publiques : en a reçu une 
autre (ref. n’en n’a pas reçu)

 
n.d.

 
0.05 [0.10]

 
- 0.06 [0.05]

 
0.03 [0.05]

Statut juridique : Sociétés et professions libé-
rales (ref. entreprise personnelle)

 
0.40***[0.08]

 
0.16**[0.07]

 
0.21***[0.05]

 
0.34*** [0.05]

Constante - 0.58***[0.20] - 0.44***[0.18] - 0.45***[0.15] 0.06 [0.15]

Nombre d’observations 4 230 3 355 5 588 7 300

Log vraisemblance  
Pseudo R2

- 9 111 
0.061

- 6 875 
0.068

- 7 840 
0.031

- 13 516 
0.036

Note  : les observations ont été pondérées à l’aide de la variable poidsini de l’enquête Sine (encadré 1). Les écarts-types des coefficients 
de régression, qui figurent entre crochets, et leur significativité ont été calculés à l’aide de la procédure robust du logiciel Stata. Les étoiles 
indiquent les seuils de significativité de resp. 10 % (*), 5 % (**) et 1 % (***). Pour la cohorte 2006, la variable survie est calculée sur 3 ans, les 
données sur la survie à 5 ans n’étant pas disponibles. Certaines variables de contrôle ne figurent pas dans le tableau : les indicatrices relatives 
à la nomenclature d’activité en 6 secteurs (NES16), le nombre de créations d’entreprises précédant la création considérée, le fait de créer 
seul ou à plusieurs, le fait d’effectuer une étude de marché ou non avant de démarrer, le fait d’être localisé en région Île-de-France ou non.  
Lecture du tableau : le fait de recevoir l’Accre a un effet positif et significatif (au seuil de 1 %) sur la probabilité de survie à 5 ans des cohortes 
nées en 1994, 1998, 2002, et à 3 ans pour la cohorte née en 2006, à caractéristiques observables égales. À l’inverse, le fait de disposer de petits 
moyens pour démarrer l’entreprise a un effet négatif et significatif (au seuil de 1 %) sur la même probabilité de survie pour toutes les cohortes.
Champ : entreprises des secteurs marchands non agricoles créées au premier semestre de l’année de référence, France métropolitaine 
hors Corse ; base de données des auteurs restreinte aux créateurs chômeurs de CT (moins d’un an au chômage au moment de la 
création de l’entreprise).
Source : Insee, enquêtes Sine 1994,1998, 2002 et 2006.
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quatre cohortes de nouvelles entreprises, l’ef-
fet de l’Accre sur la survie à 5 ans est significa-
tif (au seuil de 1 %). Cet effet est le plus élevé 
en 1998, à tel point qu’il existe une différence 
significative (au seuil de 1 %) entre le coef-
ficient estimé de la variable indicatrice Accre 
(oui/non) en 1998, d’une part, et ceux estimés 
pour les cohortes nées en 2002 et 2006, d’autre 
part. Ces résultats peuvent être rapprochés des 
données descriptives précédentes (tableau 3) 
qui montrent une réduction des écarts de taux 
de survie, entre les entreprises aidées et non 
aidées par l’Accre, en 2002 et 2006 par rapport 
à 1998.

Par ailleurs, la catégorie socio-professionnelle 
antérieure, de même que le niveau de diplôme, 
ont un effet faible ‒ et le plus souvent non signi-
ficatif ‒ sur la survie à cinq ans des entreprises. 
En revanche, les entreprises créées sous la 
forme juridique de société, ou les professions 
libérales, ont une perspective de survie à cinq 
ans supérieure aux autres, créées en nom propre 
par l’entrepreneur. De plus, les autres formes 
d’aide publique à la création (régionales et 
locales), n’ont pas d’effet sur la survie à cinq 
ans des entreprises. Enfin, le fait de disposer de 
faibles moyens financiers diminue la probabilité 
de survie à cinq ans des entreprises. 

Effet de l’Accre sur la survie des 
entreprises dans un modèle à 
équations simultanées (chômeurs 
de court terme) 

L’estimation du modèle à deux équations simul-
tanées tient compte des interdépendances entre 
les variables des deux équations et permet, si 
le modèle est correctement formalisé, d’élimi-
ner l’effet sur la survie à 5 ans d’une éventuelle 
sélection dans l’attribution de l’Accre. Elle est 
réalisée par la méthode du maximum de vrai-
semblance à l’aide du logiciel Stata (encadré 
2). Selon cette estimation, pour les chômeurs 
de CT (tableau 5), l’effet de l’Accre sur la sur-
vie à cinq ans n’est pas significativement diffé-
rent de zéro (au seuil de 10 %) pour les quatre 
cohortes. Nous obtenons donc un résultat fon-
damentalement différent du précédent pour la 
simple équation de survie (tableau 4). Un effet 
de sélection est ainsi bien mis en évidence : il 
remet en question l’efficacité de l’Accre comme 
mesure de politique économique visant à aug-
menter la survie des entreprises à cinq ans pour 
les quatre cohortes. 

Tableau 5
L’Accre comme déterminant de la survie des entreprises à 5 ans – Estimation du modèle à deux 
équations simultanées – créateurs, chômeurs de court terme

Cohorte 1994 1998 2002 2006

Équation de survie à 5 ans :

Accre (oui/non) 0.19 [0.14] 0.18 [0.13] - 0.07 [0.24] 0.03 [0.15]

Équation d’attribution de l’Accre :

Tension sur le marché départemental du travail 
Entreprise créée au 2e trim. (ref. 1er trim.)

- 0.65***[0.23] 
0.10*[0.6]

- 0.93***[0.20] 
0.08*[0.05]

- 0.26**[0.12] 
0.13**[0.05]

- 0.30***[0.07] 
0.07 [0.05]

Nombre d’observations 4 230 3 355 5 588 7 300

Corr. résidus des deux équations - 0.23 [0.33] - 0.13 [0.37] 0. 23 [0.60] 0.01 [0.27]

Note : estimations du modèle par le maximum de vraisemblance à l’aide du logiciel Stata (encadré 2). Les observations ont été pon-
dérées à l’aide de la variable poidsini de l’enquête Sine (encadré 1). Pour la cohorte 2006, la variable survie est calculée sur 3 ans, les 
données sur la survie à 5 ans n’étant pas disponibles. La base de données est restreinte aux créateurs chômeurs de CT (moins d’un 
an au chômage au moment de la création de l’entreprise). Les écarts-types des coefficients de régression, qui figurent entre crochets, 
et leur significativité ont été calculés à l’aide de la procédure robust du logiciel Stata. Les étoiles indiquent les seuils de significativité 
de resp. 10 % (*), 5 % (**) et 1 % (***). Certaines variables de contrôle ne figurent pas dans le tableau : les indicatrices relatives à la 
nomenclature d’activité en 6 secteurs (NES16), le nombre de créations d’entreprises précédant la création considérée, le fait de créer 
seul ou à plusieurs, le fait d’effectuer une étude de marché ou non avant de démarrer, le fait d’être localisé en région Île-de-France  
ou non.
Lecture du tableau : le fait de recevoir l’Accre n’a pas  d’effet positif et significatif (au seuil de 10 %) sur la probabilité de survie à 5 ans 
des cohortes nées en 1994, 1998, 2002, et à 3 ans pour la cohorte née en 2006, à caractéristiques observables égales.
Champ : entreprises des secteurs marchands non agricoles créées au premier semestre de l’année de référence, France métropoli-
taine hors Corse ; base de données des auteurs restreinte aux créateurs chômeurs de CT (moins d’un an au chômage au moment de 
la création de l’entreprise).
Source : Insee, enquêtes Sine 1994,1998, 2002 et 2006.
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Les coefficients estimés des variables instru-
mentales sont du signe attendu et sont signi-
ficatifs (au seuil de 1 % pour la variable de 
tension sur le marché départemental de l’em-
ploi, et au seuil de 10 % pour la variable indi-
catrice du trimestre de création). Néanmoins, 
une rupture apparaît dans l’estimation de l’ef-
fet de la tension du marché du travail dépar-
temental sur l’octroi de l’Accre après 1998. 
En effet, le coefficient estimé est inférieur 
(au seuil de 1 %) en 2002 et 2006, à celui de 
1998. Ceci peut être interprété comme une 
évolution dans le processus de sélection qui 
tendrait à diminuer après 1998, alors que dans 
le même temps la part des chômeurs qui béné-
ficient de l’Accre augmente sensiblement en 
2002 et 2006 par rapport à 1998 (tableau 2).  
On observe une évolution semblable des 
coefficients estimés de la variable indicatrice 
Accre (oui/non), puisqu’ils sont significatifs 
au seuil de 20 % pour les cohortes nées en 
1994 et 1998, puis ne le sont plus pour les 
cohortes suivantes. Dans cette perspective, 
la réduction de l’effet apparent de l’Accre 
dans les données descriptives (tableau 3)  
peut s’interpréter comme une diminution de la 

sélection, elle-même liée à la plus large diffu-
sion de l’Accre parmi les chômeurs.

Enfin, la corrélation entre les résidus des deux 
équations n’est jamais significative. Selon ce 
résultat, il n’existe pas de variable inobser-
vée qui serait liée à la fois à  l’attribution de 
l’Accre d’une part, et à la survie des entreprises  
d’autre part. 

Effet de l’Accre sur la survie  
à cinq ans des entreprises créées 
par différentes catégories  
de bénéficiaires 

Nous étendons ci-après l’analyse portant sur les 
chômeurs de CT à d’autres catégories de créa-
teurs éligibles à l’obtention de l’Accre. Nous 
estimons le modèle à deux équations sur la popu-
lation des créateurs, en incluant non seulement 
les chômeurs de CT, mais aussi les chômeurs de 
long terme (LT) et les inactifs au moment de la 

Tableau 6
L’Accre comme déterminant de la survie des entreprises à 5 ans – Estimation du modèle à deux 
équations simultanées – créateurs chômeurs de court terme, de long terme et inactifs

Cohorte 1994 1998 2002 2006

Équation de survie à 5 ans :

- Accre (oui/non) 0.11 [0.09] 0.23***[0.06] 0.06 [0.08] - 0.09 [0.07]

- Catégorie de bénéficiaires (ref. chômeurs de CT)        

     Chômeurs de LT - 0.01 [0.05] - 0.12 [0.08] - 0.03 [0.03] - 0.02 [0.03]

     Inactifs 0.08 [0.20] 0.13 [0.09] 0.11 [0.11] - 0.21* [0.12]

Équation d’attribution de l’Accre :

- Catégorie de bénéficiaires (ref. chômeurs de CT)        

     Chômeurs de LT - 0.19***[0.05] 0.04 [0.04] 0.09***[0.03] 0.02 [0.03]

     Inactifs - 1.65***[0.07] - 1.12***[0.06] - 1.13***[0.04] - 1.38***[0.05]

- Tension sur le marché départemental du travail - 0.56***[0.19] - 0.74***[0.13] - 0.31***[0.07] - 0.21***[0.04]

- Entreprise créée au 2e trim. (ref. 1er trim.) 0.15***[0.05] 0.09**[0.04] 0.091***[0.031] 0.06*[0.03]

Nombre d’observations 8 256 8 269 13 792 18 416

Corr. résidus des deux équations - 0.14 [0.22] - 0.33* [0.16] - 0.07 [0.18] 0.29 [0.15]

Note : estimations du modèle par le maximum de vraisemblance à l’aide du logiciel Stata (encadré 2). Les observations ont été pon-
dérées à l’aide de la variable poidsini de l’enquête Sine (encadré 1). Pour la cohorte 2006, la variable survie est calculée sur 3 ans, les 
données sur la survie à 5 ans n’étant pas disponibles. La base de données est restreinte aux créateurs chômeurs de CT (moins d’un 
an au chômage au moment de la création de l’entreprise). Les écarts-types des coefficients de régression, qui figurent entre crochets, 
et leur significativité ont été calculés à l’aide de la procédure robust du logiciel Stata. Les étoiles indiquent les seuils de significativité 
de resp. 10 % (*), 5 % (**) et 1 % (***). Certaines variables de contrôle ne figurent pas dans le tableau : les indicatrices relatives à la 
nomenclature d’activité en 6 secteurs (NES16), le nombre de créations d’entreprises précédant la création considérée, le fait de créer 
seul ou à plusieurs, le fait d’effectuer une étude de marché ou non avant de démarrer, le fait d’être localisé en région Île-de-France ou 
non. Seules les variables d’intérêt figurent dans le tableau.
Lecture du tableau : équation de survie à 5 ans, le fait de recevoir l’Accre n’a pas d’effet significatif (au seuil de 10 %) sur la probabilité 
de survie à 5 ans des cohortes nées en 1994, 2002, et à 3 ans pour la cohorte née en 2006, à caractéristiques observables égales. En 
revanche, cet effet est positif et significatif (au seuil de 1 %), pour la cohorte née en 1998.
Source : Insee, enquêtes Sine 1994,1998, 2002 et 2006.
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création. Nous introduisons dans les deux équa-
tions une variable dichotomique pour chacune 
de ces deux catégories de créateurs par rapport 
aux chômeurs de CT. L’objectif est d’évaluer si 
l’effet de l’Accre sur la survie est affecté par la 
prise en compte de ces deux catégories supplé-
mentaires de créateurs.

Le fait de prendre en compte la totalité des créa-
teurs éligibles à l’Accre multiplie par un facteur 
qui va de deux à trois la taille de l’échantillon 
de chaque cohorte. Cet accroissement peut per-
mettre une estimation plus précise des coef-
ficients estimés des deux équations. Si l’on 
considère les résultats de l’estimation de l’équa-
tion de l’attribution de l’Accre, il est confirmé 
que les inactifs en bénéficient beaucoup moins 
que les chômeurs de CT, ce qui correspond 
aux résultats obtenus en statistique descriptive 
(tableau 2). En revanche les chômeurs de LT, 
suivant les cohortes, ont une probabilité supé-
rieure (2002), ou inférieure (1994), aux chô-
meurs de CT de la recevoir. Pour ce qui est de 
la survie, l’estimation de l’équation correspon-
dante montre que la probabilité d’être encore en 
activité au bout de 5 ans, pour les entreprises 
créées par des chômeurs de LT et les inactifs, 
n’est pas significativement différente des chô-
meurs de CT (sauf en 2006 pour les inactifs, où 
elle est inférieure). 

Finalement l’effet de l’Accre sur la survie 
des entreprises, toutes catégories de créateurs 
confondus, n’est pas différent de zéro, de même 
que pour les créateurs chômeurs de CT, à l’ex-
ception notable de la cohorte née en 1998. En 
effet, pour cette cohorte, son effet sur la survie 
est positif et significatif (au seuil de 1 %). Une 
première hypothèse serait que, pour la cohorte 
née en 1998, cet effet soit positif pour les chô-
meurs de LT et inactifs. Cependant nous pou-
vons la rejeter, car l’estimation de notre modèle, 
pour chacune de ces catégories de créateurs 
prise séparément, a montré que ce n’était pas le 
cas. C’est plutôt l’accroissement de la taille de 
l’échantillon qui accroît la précision de l’esti-
mation. Pourtant, malgré des tailles d’échan-
tillons nettement supérieures en 2002 et 2006, 
liées à l’accroissement du nombre de bénéfi-
ciaires (tableau 6 par rapport au tableau 5), pour 
ces deux cohortes, l’effet de l’Accre n’est pas 
significatif (et même négatif pour 2006). Il y a 
bien une rupture dans l’effet de l’Accre entre la 
cohorte née en 1998 et les suivantes.

À partir de 2002, le pourcentage de chômeurs 
et inactifs bénéficiaires de l’Accre a cru sen-
siblement (tableau 2), attirant de nouvelles 

catégories de créateurs. La relation trouvée 
entre cette aide et la survie est, pour certaines 
catégories de créateurs, négative (mais non 
significative). C’est le cas pour les chômeurs 
de CT en 2002 (tableau 5) et l’ensemble des 
bénéficiaires de l’Accre en 2006. La popula-
tion de ceux-ci a changé quantitativement et 
qualitativement. L’Accre est apparue de plus en 
plus, à partir du début des années 2000, comme 
une prestation sociale supplémentaire qui était 
donnée automatiquement, de façon administra-
tive, aux créateurs. Ce fait a été consacré offi-
ciellement par le décret de 2007 (tableau 1). 
L’extension de la législation a pu inciter des 
personnes à créer une entreprise, alors qu’elles 
n’auraient pas tenté l’aventure, s’il n’y avait pas 
l’attrait de l’Accre. L’auto-sélection incite dans 
ce cas davantage de personnes à demander cette 
aide, alors que leurs caractéristiques indivi-
duelles font qu’elles sont moins qualifiées pour 
créer une entreprise que lorsque les contraintes 
dans l’attribution de l’Accre étaient plus dures. 
L’étude particulière des titulaires de minima 
sociaux, créateurs d’entreprises des cohortes 
2002 et 2006, confirme ce jugement (voir le 
complément en ligne C2).

Robustesse des estimations 

Prise en compte des variables financières

Nous avons pris en compte jusqu’à présent les 
moyens financiers utilisés au démarrage de 
l’entreprise (tableaux 4 et A1-1), sans distin-
guer les prêts bancaires dont elle peut dispo-
ser. En effet, l’on ne peut pas exclure que cette 
variable soit endogène par rapport à la survie. 
La comparaison de l’estimation des deux équa-
tions pour les chômeurs de CT, suivant que 
la variable « moyens financiers dont dispose 
l’entreprise au démarrage » est incluse ou non 
dans les deux équations du modèle, montre que 
les coefficients de régression sont très proches 
et, dans tous les cas, ne diffèrent pas significa-
tivement de zéro, pour ce qui est de l’effet de 
l’Accre sur la survie (tableau C4-1 dans le com-
plément en ligne). Il en est de même des coef-
ficients des variables instrumentales qui ne sont 
pas significativement modifiés. De plus, lorsque 
l’on remplace dans les deux mêmes équations, 
la variable « moyens financiers au démarrage » 
par la variable « obtention d’un prêt ban-
caire », les résultats des estimations obtenus5 ne  

5. Non présentés ici et disponibles auprès de l’auteur. 
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différent pas significativement de notre estima-
tion initiale (tableau 5). Ces conclusions sont 
importantes car elles montrent que les moyens 
financiers mis en œuvre ont un effet significatif 
sur la survie à 5 ans (tableau 4) mais que, selon 
cette analyse, ils sont indépendants de l’effet de 
l’Accre sur cette survie. 

Le cycle économique a-t-il un effet 
différencié sur la survie des entreprises 
suivant qu’elles sont aidées ou non aidées ?

La question de l’impact de la période d’ana-
lyse sur les résultats de la survie doit être posée. 
La survie des entreprises est en effet sensible à 
l’évolution du cycle économique. Jacobson et 
al. (2011), d’une part, et Fougère et al. (2013), 
d’autre part, ont mis en évidence un fort effet 
de la crise de 2008 sur les défaillances d’entre-
prises, avec cependant un décalage important, 
selon ces derniers, puisque l’effet de la crise sur 
les défaillances ne deviendrait significatif qu’à 
partir de 2009, pour s’accroître jusqu’à fin 2010, 

date à laquelle se termine leur étude. Dans le cas 
présent, il s’agit de savoir s’il existe un effet dif-
férencié du cycle sur l’effet de l’Accre sur la sur-
vie des entreprises. Il faut considérer aussi que 
l’enquête Sine ne concerne, pour chaque cohorte, 
que les entreprises nées au premier semestre.

Le premier enseignement du tableau 7 est que 
l’effet comparé de l’Accre sur la survie des 
entreprises créées par des chômeurs de CT à 
trois et quatre ans (deux ans pour la cohorte née 
en 2006), n’est pas significativement différent 
de l’effet sur la survie à cinq ans (trois ans pour 
la cohorte 2006). Il généralise nos analyses 
à cinq ans précédentes à des échéances plus 
courtes. L’effet de l’Accre n’est pas différent 
de zéro pour les cohortes 1994, 2002 et 2006. 
La cohorte née en 1998 se distingue des autres, 
puisque cet effet, qui n’était pas significatif au 
seuil de 10 % sur la survie à 5 ans, le devient 
pour la survie à 4 ans et à 3 ans. Néanmoins, 
les coefficients et les écarts-types associés aux 
trois régressions correspondantes montrent 
que ces différences entre les coefficients ne 

Tableau 7
Effet de l’Accre sur la survie des entreprises à 3, 4, et 5 ans – Estimation du modèle à deux 
équations simultanées – créateurs chômeurs de CT

Équation de survie :  
effet de l’Accre sur la survie

Équation d’attribution de l’Accre :  
effet de la variable « Tension  

du marché du travail »

Équation d’attribution de l’Accre : 
effet de de la variable « Attribution 

au 2e trimestre »

Cohorte 1994

     3 ans 0.17 [0.18] - 0.66***[0.23] 0.08*[0.05]

     4 ans 0.17 [0.13] - 0.64***[0.23] 0.09*[0.05]

     5 ans 0.19 [0.14] - 0.65***[0.24] 0.10*[0.06]

Cohorte 1998

     3 ans 0.20*[0.11] - 0.94***[0.20] 0.08*[0.05]

     4 ans 0.20*[0.12] - 0.94***[0.20] 0.07*[0.04]

     5 ans 0.18 [0.13] - 0.93***[0.20] 0.08*[0.05]

Cohorte 2002

     3 ans 0.08 [0.32] - 0.30**[0.14] 0.10*[0.06]

     4 ans 0.10 [0.23] - 0.31***[0.11] 0.09*[0.05]

     5 ans - 0.07 [0.24] - 0.26**[0.12] 0.13*[0.05]

Cohorte 2006

     2 ans 0.03 [0.11] - 0.30***[0.06] 0.09*[0.05]

     3 ans  0.03 [0.15] - 0.30***[0.07] 0.07*[0.05]

Note : estimations du modèle par le maximum de vraisemblance à l’aide du logiciel Stata (encadré 2). Les observations ont été pondérées 
à l’aide de la variable poidsini de l’enquête Sine (encadré 1). Pour la cohorte 2006, la variable survie est calculée sur 3 ans, les données sur 
la survie à 5 ans n’étant pas disponibles. La base de données est restreinte aux créateurs chômeurs de CT (moins d’un an au chômage au 
moment de la création de l’entreprise). Les écarts-types des coefficients de régression, qui figurent entre crochets, et leur significativité ont 
été calculés à l’aide de la procédure robust du logiciel Stata. Les étoiles indiquent les seuils de significativité de resp. 10 % (*), 5 % (**) et 
1 % (***). Certaines variables de contrôle ne figurent pas dans le tableau : les indicatrices relatives à la nomenclature d’activité en 6 secteurs 
(NES16), le nombre de créations d’entreprises précédant la création considérée, le fait de créer seul ou à plusieurs, le fait d’effectuer une 
étude de marché ou non avant de démarrer, le fait d’être localisé en région Île-de-France ou non. Seules les variables d’intérêt figurent 
dans le tableau.
Lecture du tableau : le fait de recevoir l’Accre n’a pas d’effet positif et significatif (au seuil de 10 %) sur la probabilité de survie à 3 ans, 
4 ans, 5 ans pour les cohortes nées en 1994 et 2002. Il n’a pas d’effet non plus sur la probabilité de survie à 2 ans et à 3 ans des entre-
prises nées en 2006. Pour l’année 1998, ce même effet est positif sur la survie à 3 ans et à 4 ans (au seuil de 10 %). 
Source : Insee, enquêtes Sine 1994,1998, 2002 et 2006.
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sont pas significatives. Nous nous en tenons à 
notre appréciation initiale d’un effet faible de 
l’Accre sur la cohorte née en 1998, quelle que 
soit l’échéance considérée, pour les chômeurs 
de CT.

Compte tenu de ces résultats, il n’est pas pos-
sible de mettre en évidence une influence 
significative du cycle du chômage sur l’effet 
de l’Accre sur la survie des entreprises. Par 
exemple, pour la cohorte née en 1998, le palier 
bas du taux de chômage du premier semestre 
2001 jusqu’au premier semestre 2002, a été 
suivi par une remontée au début 2003 (figure 
4-I dans le complément en ligne). Peut-on inter-
préter la légère baisse du coefficient estimé de 
l’effet de l’Accre à 5 ans par rapport aux années 
précédentes comme une conséquence de la 
dégradation du marché de l’emploi ? Nous ne 
le pensons pas, car cette baisse n’est pas signi-
ficative par rapport aux années précédentes. 
De plus, les études précédemment citées font 
ressortir un décalage de plusieurs mois, voire 
de plusieurs semestres, entre l’évolution du 
cycle et les défaillances d’entreprises, donc si 
un tel effet existait, il le serait sur les années 
suivantes. 

Pour la cohorte née au premier semestre 2002, 
un pic de chômage apparaît au dernier semestre 
2005 et au premier semestre 2006, suivi par 
une légère amélioration en 2007. Le coeffi-
cient négatif de l’effet de l’Accre sur la survie 
à l’échéance de cinq ans (2007) peut-il être 
interprété comme un effet retardé du pic de 
chômage des deux années précédentes ? On ne 
peut répondre par l’affirmative étant donné la 
faiblesse de ce coefficient. Pour la cohorte née 
en 2006, le premier semestre 2008 correspond 
à un minimum de chômage suivi d’une brusque 
augmentation au premier semestre 2009. Un tel 
choc conjoncturel n’a pas eu, selon nos estima-
tions, d’incidence sur l’effet de l’Accre, tout au 
moins à court terme. 

*  *
*

Notre recherche sur l’efficacité de l’Accre, 
comme mesure favorisant les chances de sur-
vie à cinq ans des entreprises créées par des 
chômeurs et des inactifs, met en évidence un 
biais de sélection. En effet, pour les cohortes 
nées en 1994, 2002 et 2006, la correction de 
ce biais fait ressortir un effet nul de l’Accre 

sur la survie des entreprises aidées, quelle que 
soit la catégorie de créateur (chômeur de CT, 
chômeur de LT, inactif). Pour la cohorte née en 
1998, cet effet est faible pour les chômeurs de 
CT (significatif au seuil de 10 % à 4 ans et de 
20 % à 5 ans), mais significatif (au seuil de 1 %) 
lorsque l’échantillon est élargi à l’ensemble des 
personnes éligibles.

Cette différence peut s’expliquer par les modi-
fications de la réglementation. L’année 1998 
correspond à une période de forte restriction 
budgétaire qui a concerné toutes les catégories 
de bénéficiaires (tableau 2). Au contraire, lors 
du second trimestre de l’année 1994, le nombre 
de bénéficiaires a augmenté, en liaison avec la 
générosité de l’aide qui s’est accrue. Pour les 
années 2002 et 2006, ce sont les conditions 
d’éligibilité qui ont été élargies. On ne peut 
exclure que ces changements de la règlemen-
tation aient constitué des signaux qui auraient 
conditionné non seulement les effectifs, mais 
aussi les caractéristiques individuelles des 
chômeurs et inactifs, créateurs d’entreprise. 
En 1998, le caractère dissuasif du signal a pu 
limiter la population des candidats aux plus 
compétents et aux plus capables pour créer. Il 
y aurait alors eu un effet d’auto-sélection des 
créateurs qui peut expliquer nos résultats sur 
l’effet de l’Accre pour cette cohorte. En effet, 
les variables instrumentales de notre modèle 
sont conçues en premier lieu pour capter les 
évolutions économiques départementales prises 
en compte par les responsables de l’Administra-
tion dans leur décision d’attribution de l’aide. Il 
est possible que ces variables saisissent moins 
bien le comportement des créateurs potentiels, 
plus sensibles aux évolutions nationales (res-
trictions des crédits alloués à l’Accre au niveau 
national, ou encore situation macroéconomique 
générale). 

En revanche, les législations plus accommo-
dantes du second trimestre de l’année 1994, 
et à partir du début des années 2000, ont pu 
inciter de nouvelles catégories de personnes 
(notamment les allocataires des minima 
sociaux) à créer leur entreprise. La législation 
plus généreuse a entraîné un accroissement 
important du nombre de bénéficiaires, mais 
n’a pas eu d’impact sur la survie à 5 ans des 
entreprises aidées. L’auto-sélection peut alors 
avoir joué en sens inverse : des personnes 
moins compétentes et moins aptes à la création 
ont tenté leurs chances. Un effet d’aléa moral 
a pu également jouer. Les personnes qui ont 
été incitées à créer une entreprise ont pris un 
risque et un engagement réduit, dans la mesure 
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où elles avaient une forte probabilité d’obte-
nir l’aide, et pouvaient être moins préparées 
et motivées pour mener à bien leur projet. À 
nouveau, il est possible que ces effets de sélec-
tion ou d’aléa moral aient été imparfaitement 
contrôlés dans notre modèle. Ce résultat sur 
l’efficacité réduite, voire nulle, du dispositif 

sur la survie des entreprises, ne doit cepen-
dant pas cacher un éventuel aspect qualitatif. 
L’élargissement des conditions d’éligibilité de 
l’Accre est susceptible d’avoir incité des popu-
lations éloignées du marché du travail à créer 
leur propre entreprise et pourraient ainsi avoir 
contribué à améliorer leur employabilité. 
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ANNEXE _____________________________________________________________________________________

Tableau A
Estimation du modèle probit de variable dépendante : obtention de l’Accre (oui/non) - créateurs 
chômeurs de CT

Cohorte 1994 1998 2002 2006

Petits moyens financiers  
(ref. grands moyens) - 0.44** [0.07] - 0.18***[0.07] - 0.16**[0.05] - 0.26**[0.05]

Nationalité française 
(ref. étrangère) 0.47***[0.11] 0.26**[0.13] 0.28***[0.07] 0.19**[0.08]

Genre homme 
(ref. femme) - 0.01 [0.08] - 0.11 [0.07] - 0.12**[0.05] - 0.09* [0.05]

Classe d’âge > 50 ans 
(ref. 16 à  50 ans) - 0.03 [0.17] - 0.33**[0.13] - 0.02 [0.07] - 0.10 [0.07]

Niveau d’éducation, diplôme (ref. CAP, BEP)

     Sans diplôme - 0.11 [0.08] - 0.30***[0.09] - 0.28***[0.07] - 0.30***[0.09]

     BEPC intégré à BEP - 0.10 [0.11] - 0.02 [0.08] - 0.22**[0.09]

     Bac professionnel - 0.02 [0.08] - 0.07 [0.10] - 0.03 [0.07] - 0.10 [0.09]

     Bac général (Bac pro +gén) - 0.02 [0.13] 0.06 [0.08] - 0.15 [0.11]

     Enseignement supérieur 0.06 [0.10] 0.17** [0.09] 0.08 [0.06] - 0.10 [0.07]

Catégorie professionnelle antérieure (ref. cadre) 

     Chef d’entreprise - 0.97***[0.23] - 0.50* [0.33] - 0.16 [0.17]
avec ch. entr

- 0.24 [0.26] 
(ens. non salariés)     Artisan-commerçant - 0.91***[0.19] - 0.51***[0.17]

     Agent de maîtrise 0.16 [0.14] 0.25 [0.16]
0.21*[0.12] 

(ensemble des 
salariés 

sauf cadres)

- 0.03 [0.08]

     Profession intermédiaire 0.15 [0.14] - 0.01 [0.13] - 0.06 [0.09]

     Employé 0.11 [0.10] - 0.08 [0.10] - 0.16** [0.07]

     Ouvrier  - 0.06 [0.11] - 0.04 [0.11] - 0.18**[0.09]

     Étudiant - 0.92***[0.18] - 0.51***[0.14] 0.09 [0.17] (avec ens.non 
salariés)     Autres inactifs - 0.73***[0.17] - 0.41***[0.15] 0.01 [0.12]

Emploi d’aucun salarié 
(ref. emploi d’un salarié ou plus) 0.046 [0.072] 0.49***[0.08] 0.17***[0.05] 0.19**[0.06]

Autres subventions publiques : en a reçu 
(ref. n’en n’a pas reçu) d.m 0.62***[0.12] 0.38***[0.05] 0.28***[0.06]

Statut juridique : Stés et professions libérales 
(ref. entr. personnelle) - 0.36*** [0.08] - 0.55***[0.08] - 0.36***[0.05] - 0.20***[0.06]

Entreprise créée au 2e trimestre  
(ref. 1er trimestre) 0.10* [0.06] 0.09* [0.05] 0.11***[0.04] 0.05 [0.05]

Tension sur le marché départemental du travail - 0.62*** [0.23] - 0.94***[0.20] - 0.28*** [0.11] - 0.30***[0.07]

Constante 1.04***[0.23] - 0.21 [0.21] - 0.03 [0.17] 0.297*[0.160]

Nombre d’observations 4 230 3 355 5 588 7 300

Log vraisemblance  
Pseudo R2

- 7 691 
0.116

- 6 170 
0.135

- 7 437 
0.087

- 12 037 
0.077

Note : les observations ont été pondérées à l’aide de la variable poidsini de l’enquête Sine (encadré 1). Écarts-types, champ, variables 
de contrôle ne figurant pas dans ce tableau : voir 4 dans le texte.
Pour la cohorte 2006, la variable survie est calculée sur 3 ans, les données sur la survie à 5 ans n’étant pas disponibles.
Lecture du tableau : les personnes de nationalité française ont une probabilité supérieure (significative au seuil de 1 % ou de  5 % 
suivant les cohortes de recevoir l’Accre.
Source : Insee, enquêtes Sine 1994,1998, 2002 et 2006.
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Commentaire sur les articles « L’effet des aides à la R&D sur l’emploi : une évaluation pour 
les petites entreprises en France » de Vincent Dortet-Bernadet et Michaël Sicsic, et « L'aide à la 
création d'entreprises a-t-elle un impact sur leur survie ? Une évaluation pour quatre cohortes 
d'entreprises créées par des chômeurs en France » de Dominique Redor.

Pierre Mohnen *

Résumé – L’article de Dortet‑Bernadet et Sicsic et l’article de Redor parus dans ce numéro 
examinent, pour le premier, l’efficacité des programmes d’aide financière à la R&D destinée 
à stimuler la R&D du secteur privé et, pour le second, la réussite des start‑ups subventionnées 
pour les chômeurs créant des entreprises durables. Les deux articles se concentrent sur les petites 
entreprises françaises. L’impact de chacun des dispositifs étudiés apparait limité par des effets 
d’aubaine. Ce commentaire discute des résultats obtenus et tire des enseignements pour les 
politiques publiques. Nous y verrons que l’effet d’aubaine est en partie inévitable, mais qu’il est 
possible d’en limiter l’ampleur, par exemple en utilisant un mélange d’incitations fiscales à la 
R&D et de subventions, privilégiant l’incitation fiscale pour les petites entreprises et les subven‑
tions pour les grandes entreprises. Nous rappelons aussi qu’une politique doit être évaluée selon 
plusieurs perspectives. Outre l’effet additif de la R&D et la survie des entreprises, une analyse 
coûts‑bénéfices complète devrait également prendre en compte les externalités de la R&D, le 
maintien d’activités de R&D sur le territoire et la baisse induite du chômage. 

Abstract – The papers by Dortet-Bernadet and Sicsic and by Redor in this issue examine 
respectively the success of R&D financial support programs in stimulating private R&D and 
the success of subsidized start-ups for the unemployed in creating long-lasting firms. Both 
papers focus on small French firms. Both programs are found to suffer from a deadweight loss. 
This comment discusses the results obtained and the policy conclusions that can be drawn from 
them. It is argued that the deadweight loss is in part unavoidable but that there are ways to 
limit it, for instance by using a policy mix of R&D tax incentives and subsidies, favoring tax 
incentives for small firms and subsidies for large firms. It is also recalled that a policy ought 
to be evaluated from various perspectives. Besides R&D additionality and firm survival a full 
cost benefit analysis would also consider R&D externalities, firm retention and decrease in 
unemployment. 
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Les deux excellents articles parus dans ce 
numéro d’Economie et Statistique / Economics 
and Statistics contribuent de manière intéres‑
sante et utile au débat sur l’efficacité du soutien 
financier à la R&D d’une part et aux start‑ups 
créées par des chômeurs d’autre part. Vincent 
Dortet‑Bernadet et Michaël Sicsic étudient l’ef‑
ficacité du soutien public direct et indirect aux 
investissements en R&D des très petites entre‑
prises en France. Dominique Redor évalue quant 
à lui la réussite d’une autre politique française à 
destination des petites entreprises : le soutien à  
la création de start‑ups par les chômeurs. 

Comme la productivité marginale du capital 
diminue, le seul moyen de faire croître le PIB/
habitant est de mieux utiliser les ressources, 
d’introduire de nouvelles technologies plus 
efficaces ou de fabriquer des produits intermé‑
diaires nouveaux ou des produits finaux per‑
mettant d’obtenir de meilleurs rendements (ou 
étant plus utiles au consommateur), avec moins 
de ressources. Dans ce processus de destruction 
créatrice schumpeterienne, de nouveaux pro‑
duits remplacent les anciens, et de nouveaux 
acteurs supplantent ceux qui sont déjà là. Dans 
une certaine mesure, cela se produit de manière 
endogène, sous l’effet des seules forces du 
marché. Cependant, même sans tenir compte 
des difficultés sociales induites par ce proces‑
sus de destruction créatrice, le marché laissé à 
lui‑même n’atteint pas toujours une croissance 
ni un développement économique optimaux, en 
raison de ses défaillances. Les entrepreneurs 
qui suivent « la main invisible » ne prennent 
pas toujours en compte les externalités, par 
exemple en n’investissant pas suffisamment 
dans la R&D d’un point de vue sociétal, ou 
en n’innovant pas sur des technologies moins 
polluantes. En raison des défauts de coordina‑
tion, les entrepreneurs privés peuvent imposer 
trop de restrictions sur certaines ressources, ce 
qui empêche la réalisation d’autres objectifs 
sociétaux, sans parler des aléas moraux ou des 
comportements anticoncurrentiels volontaires. 
Enfin, la connaissance étant un bien public, les 
innovateurs peuvent être réticents à fournir les 
informations requises par ceux qui les financent 
pour justifier leurs emprunts. C’est particuliè‑
rement vrai pour les petites entreprises et les 
start‑ups, qui ne disposent pas de caution ni 
d’autres garanties pour appuyer leurs demandes 
de financement. 

Une difficulté technique dans l’évaluation de 
l’efficacité de ces interventions publiques vient 
du caractère endogène des entreprises rece‑
vant l’aide, ainsi que de l’auto‑sélection des 

candidats au dispositif. En effet, il est possible 
que le groupe d’entreprises recevant les sub‑
ventions ou les incitations fiscales à la R&D 
et celui des chômeurs bénéficiant de l’Accre 
soient plus travailleurs, productifs ou efficaces 
que ceux qui ne reçoivent pas d’aide. Il est aussi 
possible que cette première catégorie recoure 
plus facilement aux aides. Dès lors, la meilleure 
performance économique des acteurs recourant 
à l’aide n’est pas seulement (voire pas du tout) 
due à l’aide elle‑même. La difficulté économé‑
trique est de filtrer l’effet de ces deux types de 
biais. Les deux articles traitent de sujets simi‑
laires et de catégories d'entreprises proches ; 
ils traitent de la question de l’endogénéité du 
soutien public avec sérieux et intelligence, mais 
avec une approche légèrement différente. 

Notre commentaire sera organisé de la façon sui‑
vante : nous allons d’abord résumer la méthode 
d’analyse et les résultats obtenus par les deux 
articles. Nous en ferons ensuite une analyse cri‑
tique, en les comparant à d’autres études éco‑
nomiques. Pour conclure, nous proposerons des 
recommandations de politiques à la lumière des 
conclusions apportées par les deux études.

Résumé des deux articles

Vincent Dortet‑Bernadet et Michaël Sicsic éva‑
luent conjointement le financement direct et 
indirect apporté à l’emploi en R&D dans les 
petites et moyennes entreprises (PME) fran‑
çaises. De nombreux articles ont étudié l’effi‑
cacité des incitations fiscales et des subventions 
directes à la R&D en France et dans d’autres pays 
(voir les travaux de Ientile & Mairesse, 2009 ;  
Köhler et al., 2012 ; Commission européenne, 
2014 ; Zuñiga‑Vicente et al., 2014). Cette étude 
se distingue par trois aspects. Tout d’abord, elle 
inclut les très petites entreprises, c’est‑à‑dire 
celles qui ont moins de 10 employés, ainsi 
qu’un chiffre d’affaires et des actifs inférieurs 
à 2 millions d’euros, quand la plupart des 
études à partir d'enquêtes sur la R&D portent 
d’abord sur les grandes entreprises. Ici, les très 
petites entreprises constituent les deux tiers du 
panel mobilisé. Deuxièmement, l’étude com‑
bine de nombreuses bases de données, essen‑
tiellement celles du Crédit d’impôt recherche 
(CIR), du programme Jeunes entreprises inno‑
vantes (JEI), l’enquête sur la R&D, la liste 
d’entreprises accréditées par le ministère de 
la Recherche, ainsi que diverses données fis‑
cales, sociales, financières et administratives 
mises à disposition par l’Insee. Cet effort en 
matière de sources donne une vision unique, 
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presque exhaustive, des PME et des TPE fran‑
çaises. Troisièmement, l’étude examine en 
même temps les mesures de financement direct 
et indirect à la R&D, alors que la plupart des 
études précédentes n’abordent qu’un seul type 
de mesures de soutien, omettant ainsi un facteur 
important de l’effet des mesures.

Les auteurs construisent soigneusement leur 
échantillon d’étude, en associant d’abord 
chaque entreprise ayant reçu un soutien finan‑
cier de R&D au moins une fois entre 2003 et 
2010 à trois entreprises de même ancienneté 
mais n’ayant pas reçu de soutien financier sur la 
même période, alors qu’elles avaient les mêmes 
possibilités de recevoir de l’aide en 2003 ou 
en 2007. Ils obtiennent ensuite, à l’aide de la 
méthode des moments généralisés, une équation 
dynamique de la demande de travail en R&D, 
fonction d’une part des niveaux de chiffre d’af‑
faires présents et passés, et d’autre part du coût 
relatif de l’emploi hautement qualifié, comparé 
à d’autres types de main d’œuvre. Cette dernière 
variable est ensuite instrumentée en multipliant 
les modifications officielles du taux de crédit 
d’impôt recherche par la part de l'emploi R&D 
dans l'emploi juste avant la modification. Pour 
terminer, les différences premières en emploi 
R&D liées aux changements du coût relatif de 
la main d’œuvre R&D et aux fluctuations de 
chiffre d’affaires dues aux modifications du 
CIR sont calculées et soustraites de celles des 
entreprises similaires mais n’ayant pas bénéfi‑
cié d’un soutien financier à la R&D. Comme 
les sommes investies pour financer la R&D et 
le coût moyen de la main‑d’œuvre R&D sont 
connues, on peut calculer les différences sur 
l’emploi R&D induites par les mesures incita‑
tives et, partant, l’effet sur l’emploi ne dépen‑
dant pas des subventions publiques. 

Les auteurs en concluent que l’aide à la R&D a 
accru l’emploi de R&D, mais qu’elle a partiel‑
lement engendré un effet d’éviction. Autrement 
dit, le nombre de postes de R&D financés par 
le secteur privé a diminué. Les entreprises 
privées ont utilisé une partie de l’aide finan‑
cière publique pour réduire leur propre inves‑
tissement dans les emplois de R&D. Cette 
diminution statistiquement significative est 
particulièrement observable après la réforme du 
crédit d’impôt menée en 2008, qui a remplacé le 
système incrémental par un système fondé sur 
le volume. Pour les entreprises existant depuis 
2007, seuls 24 % du supplément d’aides finan‑
cières à la R&D avaient été consacrés à de nou‑
velles embauches sur des emplois de R&D. 

Dominique Redor examine l’effet de l’Accre 
– un dispositif visant à aider les chômeurs à créer 
ou à reprendre une entreprise – sur la survie 
des entreprises à cinq ans. Son analyse écono‑
métrique se fonde sur quatre cohortes d’entre‑
prises (1994, 1998, 2002 et 2006), obtenues à 
partir d’un échantillon stratifié des entreprises 
nouvellement créées. Le modèle sous‑jacent se 
fonde sur un modèle probit bivarié à équations  
simultanées, estimé par le maximum de vrai‑
semblance. La première équation calcule les 
déterminants de l’obtention d’un soutien finan‑
cier pour lancer une nouvelle entreprise, et la 
seconde estime la survie à cinq ans, selon que 
l’entreprise a obtenu une aide ou non (parmi 
d’autres facteurs). Deux restrictions d’exclusion 
sont utilisées dans l’équation de sélection : le 
fait que l’entreprise a été créée au deuxième tri‑
mestre (ce qui implique que l’aide a été deman‑
dée au premier trimestre, quand davantage de 
financements sont disponibles par rapport à la 
fin de l’année), et la tension sur le marché de 
l’emploi (c’est‑à‑dire la proportion d’offres 
d’emploi rapportée au nombre de chômeurs). 
Les caractéristiques individuelles observables 
de l’entrepreneur et de l’entreprise créée sont 
contrôlées. Les deux restrictions d’exclu‑
sion sont significatives, même si le niveau de 
significativité du facteur « date de création de 
l’entreprise » ne joue qu’à hauteur de 10 %. 
Lorsque les deux probits sont estimées séparé‑
ment, l’Accre a un effet positif sur la probabi‑
lité de survie à 5 ans. Lorsqu’elles sont estimées 
conjointement, l’effet de l’Accre disparaît. 
L’endogénéité ne provient pas de détermi‑
nants non observables communs pour les deux 
variables endogènes, car la corrélation entre les 
termes d’erreur de la distribution normale biva‑
riée n’est pas significative. 

La conclusion est que l’Accre n’est pas efficace 
pour créer des entreprises dont la durée de vie 
est d’au moins 5 ans. Le résultat est robuste à 
différentes définitions des moyens financiers, 
différentes durées de survie et différents types 
de bénéficiaires (inactifs, chômeurs depuis 
moins d’un an et chômeurs depuis plus d’un an). 
Le seul effet significatif de l’Accre concerne 
l’année 1998, quand toutes les catégories de 
chômeurs sont incluses dans l’échantillon. Il 
est suggéré que ce résultat exceptionnel peut 
être dû au plus petit nombre de bénéficiaires de 
l’Accre en 1998, en raison de critères de finan‑
cement moins favorables cette année‑là. Les 
autres cohortes ont bénéficié d’un soutien plus 
généreux. Cela explique peut‑être la différence 
de résultat pour 1998, même si l’effet n’est pas 
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significatif pour chaque sous‑catégorie de béné‑
ficiaires, y compris cette année‑là.

Analyse des résultats

Même si les résultats de Dortet‑Bernadet et de 
Sicsic contredisent ceux d’évaluations précé‑
dentes du dispositif de crédit impôt recherche 
en France, ils ne sont pas complètement 
surprenants. 

Tout d’abord, ces estimations considèrent à la 
fois la marge intensive (augmentation de l’inten‑
sité de la R&D pour les entreprises effectuant de 
la R&D) et la marge extensive (augmentation 
du nombre d’entreprises effectuant de la R&D). 
Concernant la marge extensive, on constate que 
la plupart des entreprises ont décidé de faire de 
la R&D précisément l’année de la réforme de 
2008 du CIR (Bozio et al., 2014). Pour mettre 
en place une activité de R&D, les entreprises 
doivent engager des coûts irrécupérables, outre 
les coûts fixes et variables de la R&D propre‑
ment dite. Arqué‑Castells & Mohnen (2015) 
estiment que ces coûts irrécupérables atteignent 
jusqu’à 1 % du chiffre d’affaires total, et qu’ils 
sont plus élevés pour les petites entreprises que 
pour les grandes. L’échantillon est ici princi‑
palement composé de très petites entreprises, 
non prises en compte dans les études précé‑
dentes fondées sur la base de données R&D. 
Les bénéfices des petites entreprises ne sont 
pas toujours assez élevés pour leur permettre 
de bénéficier du CIR. Or c’est seulement depuis 
2010 que les PME peuvent prétendre à des rem‑
boursements immédiats pour les crédits inuti‑
lisés (Commission européenne, 2014, Fiches 
d’information par pays). Enfin, il ne faut pas 
oublier les coûts de mise en conformité liés aux 
demandes de CIR. La réforme de 2008 a faci‑
lité les demandes de CIR ; pourtant, pour les 
très petites entreprises, de tels coûts, estimés 
en moyenne à 7 % au Canada et aux Pays‑Bas, 
peuvent être deux, voire trois fois, plus impor‑
tants pour les très petites entreprises. Cela 
explique que, pour s’engager dans la R&D et 
faire une première demande de CIR, ce qui a 
été plus fréquent l’année de la réforme, il faut 
supporter des coûts additionnels qui réduisent 
d’autant le montant de l’enveloppe disponible 
pour embaucher sur des postes de R&D. La 
réduction du financement privé des emplois de 
R&D a atteint son maximum en 2008. Il aurait 
été intéressant de montrer la différence d’effet 
dans le soutien à la R&D sur les marges inten‑
sives et extensives. 

Ensuite, l’effet d’éviction partiel peut égale‑
ment être dû à l’introduction progressive de 
crédits d’impôts R&D basés sur le volume 
après 2004 en France, ainsi qu’à la substitu‑
tion complète du dispositif incrémental par 
celui fondé sur le volume après 2008. L’ « effet 
d’aubaine », c’est‑à‑dire l’investissement en 
R&D qui aurait de toute façon été réalisé, est 
un phénomène typique des programmes fon‑
dés sur le volume. Les études ont montré que 
la R&D persistait (Peters, 2009, Arqué‑Castells 
& Mohnen, 2015). Une fois entrées dans le 
circuit de la R&D, les entreprises tendent à y 
rester. Dans ce cas, une part importante du sou‑
tien financier à la R&D aurait lieu même sans 
aides publiques. Les entreprises poursuivraient 
de toute façon leurs dépenses en R&D. Dans 
les dispositifs incrémentaux de crédit d’impôt 
recherche, seules les augmentations d’investis‑
sement en R&D sont éligibles au crédit d’impôt 
recherche, et seule une partie de l’augmenta‑
tion est financée par le programme d’aide. Il 
n’est donc pas étonnant que Mairesse‑Mulkay 
(2004) et Duguet (2012) aient identifié une 
forte additionnalité pour la période précédant 
2003 pour la France, quand le pays ne disposait 
que d’un CIR incrémental, tandis que Mulkay  
& Mairesse (2013) évoquent un effet multipli‑
cateur de 0,7 avec le régime du CIR basé sur les 
niveaux, après 2008. Dans la plupart des autres 
études, l'effet multiplicateur est inférieur à 1 
quand dominent les crédits d’impôt fondés sur le 
volume (voir Ientile & Mairesse, 2009 ; Caiumi, 
2011 ; Commission Européenne, 2014). L’effet 
d’aubaine est particulièrement important pour 
les grandes entreprises, mais le phénomène est 
observable même pour les petites entreprises, 
comme celles de l’échantillon étudié. 

Troisièmement, comme l’admettent les auteurs, 
on peut constater un effet d’éviction à court 
terme, en raison des coûts irrécupérables et des 
coûts d’ajustement engagés par les entreprises. 
Cependant, à long terme, il peut y avoir addi‑
tionnalité. En raison du coefficient autorégressif 
élevé dans l’équation de travail estimée, l’élas‑
ticité à long terme de la main d’œuvre de R&D 
par rapport au salaire relatif de la main‑d’œuvre 
hautement qualifiée pourrait être très élevée. 
Cette inversion pourrait aussi expliquer la non 
significativité de la baisse de la R&D financée 
par le secteur privé en 2010, contrairement aux 
effets négatifs obtenus en 2010 pour les sup‑
pléments d’aide par rapport à 2003 (voir le 
tableau 4 de leur article). 

Dortet‑Bernadet et Sicsic associent les approches 
de matching, de différences de différences et 



ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 493, 2017 49

L’efficacité des aides publiques à la R&D et à l’entreprenariat

de modélisation structurelle, mais à chaque 
étape, ils ne contrôlent que des caractéristiques 
observables. Il est possible que des caractéris‑
tiques non observables amènent les entreprises à 
demander le CIR, et que ces mêmes caractéris‑
tiques impactent la demande d’emplois de R&D. 
La crise financière d’après 2008 est l’une des 
variables qui a pu affecter à la fois les demandes 
d’aide publique et le niveau de dépense en R&D. 
Dans son article, Dominique Redor prend en 
compte la présence de ces caractéristiques non 
observables à travers la corrélation des termes 
d’erreur des équations de choix et de survie. Dans 
son cas, les corrélations ne sont significatives 
pour aucune des quatre cohortes d’entreprises, 
ce qui indique que la survie est conditionnel‑
lement indépendante au fait d’avoir obtenu 
l’Accre. En raison de l’évaluation positive du 
dispositif de l’Accre qui ressort de l’étude de 
Duhautois, Désiage et Redor (2015) pour l’an‑
née 1998, il serait intéressant de refaire l’analyse 
d’appariement et de score de propension sur les 
quatre cohortes, sans aucun présupposé quant 
à la forme fonctionnelle de la spécification ou 
de la distribution des termes d’erreur. Il est vrai 
qu'on ne pourrait tenir aucun compte de la pré‑
sence de caractéristiques non observables, mais  
celles‑ci ne semblent pas être déterminantes.

Comparaison internationale

Quasiment tous les pays ont mis en place des 
politiques de soutien à la R&D (voir le rapport 
de l’OCDE, 2017 pour un inventaire récent de 
ces mesures). Même si les pays mettent en place 
des incitations fiscales et des subventions de 
manière très hétérogène, quelques points com‑
muns émergent. La grande majorité des États 
ont trouvé des moyens de permettre aux entre‑
prises d’utiliser leurs crédits d’impôts même 
quand elles ne sont pas assujetties à l’impôt. La 
plupart des pays proposent des crédits d’impôts 
supérieurs aux petites entreprises. De plus en 
plus de gouvernements mettent en place des 
crédits d’impôts recherche proportionnels au 
volume des dépenses, car ils sont plus faciles à 
gérer, n’encouragent pas des dépenses de R&D 
en dents de scie afin d’obtenir le crédit d’impôt 
maximum, et ils fournissent un soutien continu 
même si les investissements en R&D ne s’accé‑
lèrent pas. En principe, les incitations fiscales à 
la R&D sont neutres même si, dans la plupart 
des cas, les États proposent des aides supplé‑
mentaires pour la R&D en collaboration avec 
les universités. Certains pays comme l’Alle‑
magne, la Finlande et le Luxembourg n’ont pas 
de crédit d’impôt fondé sur les dépenses, leur 

préférant les subventions. Les programmes de 
subvention à la R&D sont beaucoup plus diver‑
sifiés et peuvent, dans une certaine mesure, être 
orientés vers des projets aux retombées socié‑
tales plus larges. 

Les études empiriques sur l’efficacité des inci‑
tations fiscales à la R&D (Ientile & Mairesse, 
2009, Commission Européenne, 2014) in diquent 
toutes que le crédit d’impôt recherche est effi‑
cace, c’est‑à‑dire qu’il génère un surcroit de 
R&D. Cependant, les incitations fiscales à la 
R&D proportionnelles au volume des dépenses 
sont assez inefficaces en termes de coûts‑ 
bénéfices. La perte liée à l’effet d’aubaine peut 
être importante : partant du principe que les 
entreprises ne réduiront pas leurs dépenses en 
R&D à cause des coûts irrécupérables, Lokshin 
et Mohnen (2012) ont évalué la R&D supplé‑
mentaire générée par un euro de crédit d’impôt 
recherche à 0,42 euro aux Pays‑Bas. Pour la 
France, Mulkay et Mairesse (2013) ont mon‑
tré qu’à long terme, il existait un effet multi‑
plicateur de budget de 0,72. Dans leur tour 
d’horizon de la recherche, Zuñiga‑Vicente et al. 
(2014) ont trouvé diverses indications sur les 
effets amplificateurs et les effets d’éviction du 
soutien direct à la R&D, bien que les dernières 
études sembleraient pencher davantage vers un 
effet amplificateur.

La subvention des start‑ups créées par les chô‑
meurs est une politique qui a également été mise 
en place dans beaucoup d’autres pays. Comme 
Caliendo (2016) le montre dans son analyse des 
études sur le sujet, ces politiques sont générale‑
ment efficaces en termes de création d’emploi, 
mais elles n'ont pas tant de succès pour créer des 
entreprises durables.

Recommandations de politiques

Les mécanismes directs et indirects d’aide à la 
R&D ne génèrent pas toujours immédiatement 
de l’emploi supplémentaire en R&D ; d’une 
part, les entreprises doivent faire face à d’autres 
coûts à court terme et, d’autre part, elles auraient 
de toute façon investi dans la recherche. Un cer‑
tain niveau d’effet d’aubaine est inévitable, sauf 
si les subventions sont limitées aux efforts de 
R&D additionnels. Les incitations fiscales liées 
à l’accroissement des dépenses de R&D sont 
cependant coûteuses à gérer, pour les entre‑
prises comme pour l’État, et leur capacité à 
générer un volume important de R&D supplé‑
mentaire est limitée. La question est de savoir si 
ces inefficacités sont compensées par les exter‑
nalités générées par la R&D supplémentaire. Il 
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existe aussi des manières de limiter l’ineffica‑
cité. Les entreprises investissant beaucoup dans 
la R&D ont besoin de moins d’aides, car elles 
ont d’autres moyens d’obtenir des fonds pour 
financer leurs projets : bénéfices non distri‑
bués, meilleur accès au financement externe et 
aux marchés de capital‑risque. Un autre moyen 
consisterait à mettre en place un éventail de dis‑
positifs, en accordant des crédits d’impôt facile‑
ment accessibles aux petites entreprises et aux 
start‑ups, et des subventions et des prêts directs 
aux grands projets et éventuellement aux projets 
collaboratifs impliquant grands et petits acteurs 
ou entreprises et universités, lorsqu’une analyse 
coûts‑bénéfices robuste met en avant des avan‑
tages à long terme pour la société. Cela s’appuie 
sur l’idée que les petites entreprises sont les plus 
affectées par le problème d’asymétrie de l’infor‑
mation et par le manque de capitaux financiers, 
tandis que les grandes entreprises sont plus sus‑
ceptibles de générer des effets d’entraînement 
dans la R&D (Bloom et al., 2013). Pour termi‑
ner, ces politiques de soutien financier peuvent 
être renforcées par les commandes publiques, 
par la protection des droits de propriété intellec‑
tuelle, la création d’un marché de capital‑risque 
et l’acceptation des risques et des échecs.

L’autre aspect à garder à l’esprit est qu’une 
politique peut avoir plusieurs effets et qu’elle 

doit être évaluée selon plusieurs perspectives. 
La plus grande générosité de la politique du 
crédit d’impôt recherche mise en place après 
2008 visait aussi à conserver des activités de  
R&D en France, plutôt que de voir des éta‑
blissements partir à l’étranger. Ainsi, même 
si le dispositif n’a pas été très efficace pour 
stimuler la R&D privée, il l’a peut‑être été 
pour retenir la R&D en France. De la même 
manière, la subvention de start‑ups créées par 
les chômeurs n’a peut‑être pas créé beaucoup 
d’entreprises durables, mais elle a pu donner 
à ses bénéficiaires l’occasion d’acquérir de 
l’expérience, afin d’être en meilleure position 
pour trouver un nouveau travail ou créer une  
nouvelle société. Si l’objectif est de créer de 
nouvelles entreprises susceptibles de survivre à 
long terme, il serait plus judicieux d’octroyer les 
subventions après une sélection plus rigoureuse, 
puis de les accompagner par de la formation et 
du mentorat. Cependant, les subventions pour 
les chômeurs visent aussi à lutter contre le chô‑
mage, sans doute encore davantage qu’à créer 
de nouvelles entreprises. Plutôt que d’étudier 
la survie à cinq ans des sociétés nouvellement 
créées, un autre indicateur de performance per‑
tinent pourrait être la situation professionnelle 
des chômeurs cinq ans après qu’ils ont reçu 
l’Accre, ou le nombre de nouveaux emplois 
issus de la création d’entreprises. 
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Turnover élevé du personnel soignant dans les Ehpad 
privés en France : impact de l’environnement local et 
du salaire
High turnover among nursing staff in private nursing homes for 
dependent elderly people (EHPADs) in France: impact of the local 
environment and the wage
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Résumé – Le turnover élevé du personnel soignant travaillant en établissement d’hébergement 
pour personnes âgées dépendantes (Ehpad) en France a des conséquences négatives à la fois en 
termes de coûts et de qualité de prise en charge des résidents. Nous étudions les causes de ce 
turnover à partir de l’estimation d’un modèle probit sur deux échantillons de personnel travail‑
lant en contrat à durée indéterminée dans des Ehpad privés, l’un de 5 478 infirmiers et l’autre de 
13 444 aides‑soignants. La probabilité de départ des infirmiers et des aides‑soignants est signi‑
ficativement influencée par des facteurs liés à l’environnement local de leur lieu de domicile, 
calculés à une échelle géographique fine, tels que la proximité d’un hôpital, la concurrence entre 
établissements pour personnes âgées, la pénurie de personnel soignant et l’attractivité du secteur 
libéral pour les infirmiers. Le niveau de salaire, corrigé de l’endogénéité, a un effet positif sur 
la fidélisation des aides‑soignants travaillant en Ehpad, mais ne semble pas avoir d’effet sur les 
infirmiers. 

Abstract – The high turnover among nursing staff working in nursing homes for dependent 
elderly people (EHPADs) in France has negative consequences in terms both of cost and of 
quality of care for the residents. We study the causes of this staff turnover using the estimate 
from a probit model estimated on two samples, one of 5,478 nurses and the other of 13,444 
nursing auxiliaries working in private EHPADs under open‑ended contracts. The probability 
of the nurses and nursing auxiliaries leaving is significantly influenced by factors related to 
the environment around the employee’s place of residence, computed at a highly disaggregated 
geographical level, including closeness to a hospital, competition between residential care 
facilities for elderly people, shortage of nursing staff, and attractiveness of the self‑employed 
professional sector for nurses. The wage level, corrected for endogeneity, has a positive effect 
on the retention of nursing auxiliaries working in EHPADs, but it does not seem to have an 
influence in the case of nurses. 
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Compte tenu de la médicalisation crois‑
sante des établissements d’hébergement 

pour personnes âgées dépendantes (Ehpad), 
le recours au personnel soignant dans ces éta‑
blissements devrait s’intensifier ces prochaines 
années. Les postes d’infirmiers et d’aides‑ 
soignants représentaient déjà 4 équivalents 
temps plein (ETP) sur 10 dans les Ehpad en 
2007 et en 20111. Or le secteur souffre d’un 
déficit d’attractivité et de fidélisation de ces 
professions, qui touche plus fortement les éta‑
blissements privés et a des effets délétères sur la 
qualité de la prise en charge. Le taux de départ 
moyen des infirmiers est en effet de 61 % et 
celui des aides‑soignants s’élève à 68 % dans 
les Ehpad privés en 20082. Ces départs sont 
plus importants que dans le secteur hospitalier. 
Les taux de turnover3 des infirmiers ne sont 
ainsi que de 22 % dans les cliniques privées 
associatives et de 30 % dans les cliniques pri‑
vées à but lucratif en 2011 (Loquet & Nagou, 
2014). Les causes des départs prématurés des 
infirmiers et des aides‑soignants travaillant en 
Ehpad peuvent être diverses. Ceux‑ci peuvent 
préférer aller travailler dans un Ehpad concur‑
rent ou situé dans une autre zone géographique 
plus attractive. Ils peuvent également changer 
de mode d’exercice et choisir de travailler à 
l’hôpital, dans un service de soins à domicile, 
ou d’exercer en libéral. Barlet et Cavillon 
(2011) montrent ainsi que les infirmiers tra‑
vaillant en établissement pour personnes âgées 
sont les plus nombreux à changer de mode 
d’exercice (6 % en moyenne chaque année 
contre 3 % pour l’ensemble des infirmiers 
entre 2004 et 2008).

Ce turnover important du personnel soignant 
peut avoir pour effet de dégrader la qualité de 
la prise en charge en Ehpad. Des départs mas‑
sifs d’infirmiers ou d’aides‑soignants peuvent 
en effet impliquer un fonctionnement tempo‑
raire de l’Ehpad en sous‑effectif, alors que le 
taux d’encadrement est positivement corrélé à 
la qualité (Martin, 2014). Un fort turnover peut 
également provoquer des interruptions dans la 
continuité des soins (Cohen‑Mansfield, 1997), 
engendrer des accidents iatrogènes dus à des 
erreurs de prescriptions et dégrader l’état de 
santé des résidents (Lerner et al., 2014 ; Antwi 
& Bowblis, 2016). Il empêche enfin les rési‑
dents de nouer des relations de confiance avec 
leurs soignants (Wiener et al., 2009). Comme 
l’indique une ancienne professionnelle du 
secteur, « le turnover important du secteur 
entraîne des conséquences : les nouveaux 
personnels ne connaissent pas les résidents, 
leurs pathologies, leurs besoins d’aide, leurs 

habitudes, n’ont pas les formations néces‑
saires » (Nénin & Lapart, 2011, p. 51). Outre 
les conséquences néfastes en termes de qualité 
qu’un fort turnover peut engendrer, il peut éga‑
lement être générateur de surcoûts pour l’éta‑
blissement en raison du besoin de recrutement 
de personnel remplaçant, parfois intérimaire. 
Il peut également être à l’origine d’une réduc‑
tion de la productivité, compte tenu du temps 
de formation nécessaire du nouveau personnel 
(Brannon et al., 2002).123

Nous analysons dans cette étude les détermi‑
nants des départs du personnel soignant dans 
les Ehpad privés en France. En contrôlant pour 
les caractéristiques de l’emploi, de l’établisse‑
ment et du personnel employé, nous étudions 
en particulier les effets du salaire et de l’en‑
vironnement sous divers angles – pénurie de 
personnel soignant dans la zone géographique, 
présence d’un hôpital, concurrence entre éta‑
blissements accueillant des personnes âgées, 
attractivité du secteur libéral – sur la probabi‑
lité de départ des infirmiers et des aides‑soi‑
gnants. Notre analyse est réalisée à partir de 
deux échantillons de personnel en contrat à 
durée indéterminée (CDI) dans des Ehpad pri‑
vés en 2008 : un échantillon de 5 478 infirmiers 
et un échantillon de 13 444 aides‑soignants. 
Cette étude présente une triple originalité. 
Premièrement, il n’existe pas d’autre étude 
économétrique qui examine les causes du 
turnover du personnel travaillant en Ehpad 
en France. Deuxièmement, nous prenons en 
compte le caractère endogène du salaire, ce 
qui a rarement été fait dans la littérature étran‑
gère consacrée à ce sujet. Troisièmement, nous 
intégrons de nombreuses variables environne‑
mentales permettant d’analyser les motifs de 
départs du personnel. Nous utilisons pour cela 
des données géographiques fines, construites à 
partir des lieux de domicile de chaque salarié 
et calculées à l’échelle du bassin de vie4.

Nous présentons dans la section suivante les 
imperfections des études étrangères portant 

1. Source : http://www.data.drees.sante.gouv.fr (30 mars 2017).
2.  Le  taux  de  départ  des  infirmiers  (ou  des  aides‑soignants) 
correspond  au  ratio  du  nombre  d’infirmiers  (respectivement 
d’aides‑soignants) ayant quitté l’établissement dans l’année sur 
le  nombre  de  postes  infirmiers  (resp.  d’aides‑soignants)  dans 
l’établissement  en  fin d’année.  Les  calculs  ont  été  effectués  à 
partir de deux échantillons de 1 393 Ehpad (taux de départ des 
infirmiers) et 1 392 Ehpad (taux de départ des aides‑soignants). 
Source : DADS 2008 (Insee) et enquête Ehpa 2007 (Drees), 
calculs des auteurs.
3. Les taux de turnover  correspondent  dans  cette  étude  à  la 
moyenne des taux d’entrée et des taux de départ. Ils peuvent 
donc être différents des taux de départ si le personnel sorti de 
l’établissement n’est pas remplacé dans l’année. 
4. Voir infra.
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sur l’analyse des causes du turnover du per‑
sonnel soignant. Nous détaillerons ensuite les 
variables et les données utilisées, ainsi que notre 
démarche. Nous analyserons enfin les résultats 
avant d’apporter des éléments de conclusion. 

L’analyse des départs du personnel 
soignant dans la littérature étrangère

Plusieurs études réalisées à partir de données 
américaines ont eu pour objectif d’identifier les 
causes du turnover du personnel dans les éta‑
blissements accueillant des personnes âgées. 
La plupart d’entre elles présentent néanmoins 
deux limites. 

Tout d’abord, beaucoup de ces études sont 
réalisées à l’échelle de l’établissement et les 
variables liées à l’environnement sont ainsi 
souvent mal intégrées. Castle et Engberg 
(2006), par exemple, ont cherché à mettre en 
évidence, par une régression binomiale néga‑
tive, un nombre plus faible de départs du per‑
sonnel soignant dans les maisons de retraite 
situées en milieu rural. Les infirmiers et les 
aides‑soignants bénéficieraient en effet d’op‑
portunités d’embauches moins importantes sur 
ces territoires. Ils observent néanmoins l’effet 
inverse, ce qui est probablement dû au fait 
qu’ils aient pris en compte la localisation de 
la maison de retraite et non celle de la com‑
mune ou de la ville de résidence des employés. 
Or, il est possible que les employés travaillant 
dans ces maisons de retraite rurales vivent en 
ville, ce qui leur impose de longs trajets domi‑
cile‑travail qui sont sources d’insatisfaction. 
Brannon et al. (2002) ont également étudié, par 
un modèle logistique multinomial, les facteurs 
d’un faible taux de turnover des aides‑soignants 
travaillant en maison de retraite (inférieur à 
6,6 % en 6 mois) et ceux d’un taux élevé (supé‑
rieur à 64 %). Ils ont intégré quelques variables 
liées à l’environnement de marché, telle qu’une 
variable de concentration des établissements et 
le taux de chômage local. Ces variables ayant 
néanmoins été construites à partir de l’implan‑
tation de l’établissement et non du lieu de rési‑
dence des employés, aucun effet significatif n’a 
été observé.

Ensuite, le rôle du salaire est peu ou mal étu‑
dié. Celui‑ci n’est pas toujours ajouté aux 
variables explicatives du turnover, à l’ins‑
tar des travaux de Brannon et al. (2002) et de 
Castle et Engberg (2006). Or, cette omission 
biaise l’effet des variables environnementales 
si le salaire s’ajuste aux difficultés locales.  

À partir d’une enquête qualitative réalisée 
auprès de 345 aides‑soignants dans 18 mai‑
sons de retraite américaines, Dill et al. (2013) 
ont montré que lorsque les employés se sentent 
récompensés financièrement, cela impacte 
positivement leur intention de rester dans l’éta‑
blissement. L’impact chiffré de ce salaire sur 
le turnover n’est en revanche pas aisé à identi‑
fier. Quelques auteurs ont intégré cette variable 
de salaire, comme Temple et al. (2009) qui ont 
étudié les facteurs liés à un faible et à un fort 
taux de turnover des aides‑soignants (carac‑
térisés par le premier et le dernier quartile de 
leur échantillon) par une régression logistique 
multi nomiale. Wiener et al. (2009) ont égale‑
ment étudié l’effet du salaire et de l’environne‑
ment sur l’ancienneté de chaque aide‑soignant 
travaillant en maison de retraite par une régres‑
sion en moindres carrés ordinaires. Ces auteurs 
ont ainsi montré qu’une hausse du salaire 
diminuait la probabilité d’avoir un fort taux 
de turnover et augmentait l’ancienneté des 
aides‑soignants dans les établissements. Ils 
n’ont néanmoins pas tenu compte de l’éven‑
tuelle endogénéité du salaire. Des facteurs non 
observés, tels que l’expérience ou le caractère 
plus ou moins revendicatif du personnel soi‑
gnant, peuvent en effet être corrélés à la fois 
au salaire et au départ du personnel. En outre, 
un individu qui change régulièrement d’emploi 
peut avoir un salaire plus faible puisqu’il ne 
bénéficie pas de prime d’ancienneté. 

Nous testons, dans cette étude, si les relations 
empiriquement observées dans ces travaux 
s’appliquent au cas français, en corrigeant 
ces deux écueils. L’endogénéité du salaire est 
corrigée par une instrumentation, à l’instar de 
Baughman et Smith (2012) qui ont analysé, 
par un modèle de durée, les déterminants de 
la probabilité que des aides‑soignants aux 
États‑Unis quittent l’organisation dans laquelle 
ils travaillent ; ils ont observé un effet néga‑
tif du salaire instrumenté sur la probabilité de 
départ, alors que celui‑ci n’était pas significatif 
lorsqu’il n’était pas corrigé de l’endogénéité. 
Peu de variables liées à l’environnement sont 
néanmoins prises en compte dans leur étude, 
et celles qui le sont (taux de chômage, salaires 
moyens dans d’autres professions) sont calcu‑
lées à l’échelle de l’État. Contrairement à ces 
auteurs, nous intégrons plusieurs variables 
environnementales construites avec une échelle 
géographique fine. Nous utilisons des données 
individuelles et construisons domicile par rési‑
dence ces variables d’environnement à partir 
du lieu de domicile des salariés et non du lieu 
d’implantation de l’établissement.
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Variables et données mobilisées

Nous étudions la probabilité pour un infirmier 
et un aide‑soignant de quitter leur établissement 
variable « Départ ». À l’instar de plusieurs 
modèles théoriques (Cohen‑Mansfield, 1997), 
nous supposons que les départs du personnel 
soignant sont liés à deux types de facteurs : 
ceux susceptibles de générer une insatisfaction 
au travail, tels que les caractéristiques indivi‑
duelles du salarié, les caractéristiques de son 
emploi et de son établissement, et ceux influen‑
çant la prise de décision de quitter l’établisse‑
ment comme le marché local du travail. Les 
variables utilisées pour étudier empiriquement 
ces déterminants sont décrites ci‑dessous et sont 
présentées dans le tableau 1. 

Caractéristiques individuelles  
des infirmiers et des aides‑soignants

Barlet et Cavillon (2011) ont observé une rela‑
tion entre l’âge des infirmiers et leur probabilité 
de changer de mode d’exercice : cette proba‑
bilité semble plus forte avant 35 ans et plus 
faible après 45 ans. Des départs à la retraite, 
parfois anticipés, peuvent néanmoins avoir 
lieu après 50 ans. Pour tenir compte de ces 
motifs de départs, nous intégrons une variable  
d’âge (Âge) déclinée en plusieurs catégories : 
âge inférieur à 35 ans, compris entre 35 et 
45 ans, entre 45 et 50 ans, entre 50 et 55 ans  
et supérieur à 55 ans. Nous ajoutons également 
une variable de genre (Homme). À l’instar des 
travaux de Wiener et al. (2009), nous attendons 
un effet positif de cette variable sur la probabilité 
de départ. Enfin, plus le trajet entre la commune 
de travail de l’employé et celle de son domicile 
est long (Distance), plus son insatisfaction au 
travail peut être grande. Puisque l’effet de cette 
variable n’est sans doute pas linéaire, nous la 
catégorisons en quatre modalités : distance infé‑
rieure à 5 km, comprise entre 5 et 10 km, entre 
10 et 20 km et supérieure à 20 km. Nous ne dis‑
posons pas de données sur la situation maritale 
des employés ou leur nombre d’enfants. À partir 
de données recueillies auprès de 1 589 employés 
travaillant en maison de retraite aux États‑Unis, 
Zhang et al. (2014) n’observent néanmoins pas 
de lien entre ces variables et l’intention du per‑
sonnel de quitter leur établissement. 

Caractéristiques de l’emploi  
et de l’établissement

Diverses sources d’insatisfaction sont liées 
aux conditions d’emploi et peuvent, de ce fait, 

constituer des leviers d’action pour les direc‑
teurs d’Ehpad qui souhaiteraient réduire les 
taux de rotation de leur personnel (Anderson 
et al., 1997). Selon la théorie du salaire d’effi‑
cience (Stiglitz, 1974 ; Salop, 1979), un salaire 
élevé peut être efficient dans la mesure où il 
incite le personnel à rester dans l’établissement 
et permet ainsi de réduire le turnover. Dans son 
rapport annuel en 2012, le groupe Le Noble 
Age indique ainsi avoir « mis en place […] une 
gestion favorable des rémunérations », « afin 
de limiter le risque de sous‑effectif et d’aug‑
mentation du taux de rotation du personnel » 
(p. 41). Nous intégrons donc le logarithme du 
salaire net annuel de l’employé (Log_Salaire). 
La possibilité de travailler la nuit (Nuit) dans 
l’établissement peut également avoir un 
effet sur l’insatisfaction, qui peut être positif 
lorsqu’il s’agit d’une obligation non souhaitée 
par le salarié, ou négatif s’il s’agit d’une pos‑
sibilité offerte au salarié. La qualité de la prise 
en charge a probablement aussi un impact sur 
l’insatisfaction au travail et donc la probabilité 
de départ des salariés (Irvine & Evans, 1995). 
Nous choisissons d’inclure comme variable 
de qualité un ratio lié au taux d’encadrement 
en personnel de l’Ehpad dans lequel travaille 
l’employé. Cette variable est un bon proxy 
de la qualité puisqu’elle a un effet significatif 
sur le bien‑être et l’état de santé des résidents 
(Spilsbury et al., 2011). En outre, un faible 
encadrement impacte les conditions de travail 
puisqu’il induit nécessairement une charge de 
travail plus lourde pour les employés de l’éta‑
blissement. De manière à prendre en compte la 
diversité des besoins d’encadrement selon les 
Ehpad, nous calculons un encadrement théo‑
rique optimal (N*) en fonction des catégories 
de dépendance (catégories liées aux groupes 
iso‑ressources GIR) des résidents. Nous utili‑
sons pour cela les recommandations du Plan 
Solidarité grand âge 2007‑2012 : une personne 
en GIR 1 a ainsi besoin quotidiennement de 
1 ETP, en GIR 2 de 0.84 ETP, en GIR 3 de 
0.66 ETP, en GIR 4 de 0.42 ETP, en GIR 5 
de 0.25 ETP et enfin en GIR 6 de 0.07 ETP 
(Ratte & Imbaud, 2011). Nous rapportons 
ensuite l’encadrement effectif de l’Ehpad (hors 
employés administratifs et services généraux) 
(N) à cet encadrement théorique calculé (N/N*). 
Plusieurs auteurs ont montré que le taux d’en‑
cadrement pouvait avoir un impact important 
sur l’insatisfaction et le taux de turnover dans 
les maisons de retraite aux États‑Unis (Temple 
et al., 2009). Certains auteurs mentionnent 
néanmoins le problème d’endogénéité que 
peut poser l’intégration de cette variable (Kash 
et al., 2006). Comme pour le salaire, la relation 
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de causalité peut être à double sens : de nom‑
breux départs d’employés peuvent engendrer 
des difficultés de remplacement et un taux 
d’encadrement temporairement plus faible. 
Le ratio d’encadrement (N/N*) est néanmoins 
calculé à partir de l’ensemble du personnel au 
contact des résidents et non pas uniquement des 
infirmiers et des aides‑soignants, ce qui réduit 
le risque d'endogénéité. Nous avons vérifié que 
l’estimation de notre modèle sans cette variable 
d’encadrement ne changeait pas les résultats 
obtenus (cf. complément en ligne C1). 

Certains facteurs propres à la structure de l’éta‑
blissement peuvent avoir des impacts sur les 
départs du personnel. Plusieurs études améri‑
caines ont ainsi montré que les établissements 
privés à but lucratif étaient confrontés à un tur‑
nover plus important (Banaszak‑Holl & Hines, 
1996 ; Anderson et al., 1997 ; Brannon et al., 
2002 ; Castle & Engberg, 2006). Selon Wiener 
et al. (2009, p. 200), « les établissements à but 
non lucratif sont plus focalisés sur leur mission 
à accomplir que les établissements à but lucratif 
et ont un taux d’équipement plus élevé ainsi que 
d’autres caractéristiques qui peuvent améliorer 
la fidélisation du personnel ». Le personnel peut 
préférer travailler dans un établissement dont 
la finalité n’est pas lucrative mais uniquement 
sociétale, i.e. dans lequel les dirigeants ont pour 
unique objectif d’améliorer le bien‑être des 
résidents. Nous intégrons par conséquent une 
variable binaire indiquant si l’établissement 
dans lequel travaille l’employé est de statut 
privé non lucratif ou lucratif (Statut). La taille 
de l’établissement, i.e. le nombre de lits instal‑
lés (N_Lits), semble avoir un effet plus indéter‑
miné sur les départs : si Castle observe en 2005 
un effet positif significatif du nombre de lits 
sur la probabilité d’avoir un fort turnover des 
infirmiers et des aides‑soignants, Wiener et al. 
(2009) n’obtiennent pas d’effet significatif de 
la taille des établissements sur l’ancienneté des 
aides‑soignants. Nous ajoutons également les 
proportions de résidents de chaque catégorie 
GIR dans l’Ehpad dans lequel travaille l’em‑
ployé afin de prendre en compte leur degré de 
dépendance (% GIR1 à % GIR6). Une variable 
binaire indiquant si le directeur est présent 
depuis plus de deux ans dans l’établissement 
(Directeur > 2 ans) est également intégrée au 
modèle. À l’instar de Castle (2005), nous nous 
attendons à ce qu’une plus grande stabilité du 
personnel de direction réduise la probabilité 
de départ des salariés, et cela pour les trois rai‑
sons mentionnées par l’auteur : une forte rota‑
tion du personnel de direction pourrait avoir 
une influence déstabilisante sur l’organisation, 

générer un comportement de désengagement du 
personnel soignant vis‑à‑vis de l’institution, et 
enfin conduire à une dégradation de la qualité 
qui augmenterait de ce fait l’insatisfaction du 
personnel en place. 

Facteurs environnementaux

La présence d’opportunités d’embauches exté‑
rieures peut inciter un employé non pleine‑
ment satisfait de son emploi à le quitter. Pour 
des infirmiers ou des aides‑soignants travail‑
lant en Ehpad, ces opportunités peuvent être de 
diverses natures. 

Ils peuvent tout d’abord changer de mode 
d’exercice en se dirigeant vers le secteur hos‑
pitalier. Les rémunérations des infirmiers et 
des aides‑soignants travaillant à l’hôpital sont 
proches de ceux exerçant en Ehpad. Selon l’Ins‑
titut national de la statistique et des études éco‑
nomiques (Insee, 2011), en 2008, les salaires 
nets annuels des professions intermédiaires 
soignantes et sociales (intégrant les infirmiers, 
mais aussi les sages‑femmes, les éducateurs 
spécialisés, les techniciens médicaux et les 
assistantes sociales) s’élèvent en moyenne à 
24 820 euros dans les hôpitaux privés lucra‑
tifs et à 25 220 euros dans les hôpitaux privés 
non lucratifs. Or, dans notre échantillon, les 
infirmiers travaillant en Ehpad privé ont en 
moyenne une rémunération nette annuelle de 
25 205 euros (cf. tableau 2). Si le secteur hos‑
pitalier est attractif, ceci serait alors plutôt lié 
à la nature du travail. « Le travail en hôpital 
est perçu comme plus qualifiant [...] et moins 
limité car il semble plus facile de changer de 
service au sein de l’hôpital qu’en venant d’un 
Ehpad » (Josse, 2012, p. 16). L’opportunité  
de trouver un poste à l’hôpital près de son lieu de 
résidence pourrait ainsi être une incitation à la 
mobilité professionnelle pour le personnel soi‑
gnant travaillant en Ehpad. Nous calculons des 
coefficients de Huff (cf. encadré 1) pour mesu‑
rer l’attractivité exercée par la présence proche 
d’un hôpital sur chaque infirmier et chaque aide‑ 
soignant (Hôpital). Nous attendons un effet posi‑
tif de cette variable sur la probabilité de départ 
du personnel soignant. Les infirmiers peuvent 
aussi se diriger vers le secteur libéral. Pour tenir 
compte de ce motif de départ, nous intégrons la 
densité pour 1 000 habitants des infirmiers libé‑
raux exerçant dans le bassin de vie du lieu de 
résidence de chaque infirmier (‰Inf_libéraux_
bv/pop). Un autre mode d’exercice possible est 
celui des services d’aide et de soins à domicile, 
mais nous ne disposons pas de données pour 
pouvoir étudier l’attractivité de ce secteur. 
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Les départs peuvent également être intra‑secto‑
riels, les infirmiers et les aides‑soignants pouvant 
choisir d’exercer dans un autre établissement 
d’hébergement pour personnes âgées (Ehpa) 
(cf. encadré 2). Les possibilités d’embauches 
dans un autre Ehpa du bassin de vie dans lequel 
réside l’employé peuvent être évaluées par l’in‑
dice de concentration d’Herfindhal‑Hirschmann 
(HHIEHPA _bv). Nous utilisons pour calculer cet 
indice les parts de marché en termes de person‑
nel, i.e. les parts en besoins théoriques d’enca‑
drement (N*) de chaque établissement i par 
rapport aux besoins des autres Ehpa du bassin 
de vie. L’indice d’Herfindhal est alors calculé 
de la manière suivante : HHI sbvEHPA

i

n

i_ =
=
∑
1

2, 

avec s N Ni i
j

n

j
2 = ∑* */  et n le nombre d’Ehpa dans 

le bassin de vie. Plus cet indice d’Herfindhal est 
élevé et proche de 1, plus les offres d’emploi 
sont concentrées dans quelques Ehpa, et plus 
il est alors difficile pour les employés de chan‑
ger d’établissement. Nous ajoutons enfin une 
variable de présence du personnel soignant dans 
le bassin de vie où réside l’employé, caracté‑
risée par le ratio du nombre d’infirmiers sala‑
riés (respectivement d’aides‑soignants salariés) 
domiciliés dans le bassin de vie sur la popula‑
tion (en milliers d’habitants) (‰Inf_résid_bv/
pop et ‰AS_résid_bv/pop). La répartition du 
personnel soignant sur le territoire semble en 

effet inégale. Les densités d’infirmiers sont par 
exemple beaucoup plus fortes dans les régions 
du Sud que dans le Nord de la France (Barlet 
& Cavillon, 2011). Nous nous attendons à un 
effet négatif de cette variable sur la probabilité 
de départ, ou autrement dit à un effet positif de 
la pénurie de personnel soignant. Cette pénurie 
localisée de personnel peut en effet expliquer 
certaines difficultés de fidélisation du person‑
nel travaillant en Ehpad à double titre. D’une 
part, une pénurie globale de personnel soignant 
peut révéler des caractéristiques non attrayantes 
du bassin de vie (caractère rural, coût de la vie 
élevé, etc.) qui peuvent inciter le personnel à 
aller résider et travailler dans un autre bassin 
de vie. D’autre part, dans un marché fortement 
contraint par l’offre de travail, les opportunités 
d’embauches immédiates d’un infirmier ou d’un 
aide‑soignant sont élevées et peuvent l’inciter à 
quitter son poste s’il n’en est pas satisfait. 

Deux variables binaires indiquant si l’employé 
est domicilié ou non à Paris (Paris) ou en 
Île‑de‑France hors Paris (Île‑de‑France) sont 
également intégrées afin de tenir compte des 
spécificités de ces territoires.

Nous avons choisi de construire plusieurs des 
variables environnementales à l’échelle du 
bassin de vie, qui est défini par l’Insee (2003) 
comme « le plus petit territoire sur lequel les 

Encadré 1

LE COEFFICIENT DE HUFF

Le modèle de Huff est un modèle gravitaire couram‑
ment utilisé en géographie (Pumain & Saint‑Julien, 
2010). Nous l’employons dans cette étude pour 
mesurer l’attraction exercée par les hôpitaux (hôpi‑
taux publics et cliniques privées) sur les infirmiers et 
les aides‑soignants. Nous considérons que plus la 
distance entre le lieu de domicile de ces profession‑
nels et l’hôpital augmente, moins l’hôpital est attrac‑
tif. Par ailleurs, plus le nombre de postes d’infirmiers 
ou d’aides‑soignants dans l’hôpital est élevé, plus 
l’hôpital est attractif. Formellement, le professionnel 
résidant dans une commune i sera attiré par les hôpi‑
taux d’une autre commune j proportionnellement au 
nombre de postes hospitaliers lui correspondant dans 
la commune j, mais en proportion inverse de la dis‑
tance au carré séparant i et j : 

A
Postes

D
ij

j

ij

= 2

avec Aij l’attraction des postes hospitaliers de la 
commune j sur les professionnels résidant dans  

la commune i ; Postesj le nombre de postes hospita‑
liers dans la commune j ; Dij la distance séparant les 
communes i et j. 

Par convention, lorsqu’une commune dispose d’un 
hôpital, la distance entre les professionnels habitant 
cette commune et l’hôpital est de 1 km. Quand la dis‑
tance séparant les communes i et j est supérieure à 
250 km, l’attraction est considérée comme nulle. 

Pour chaque professionnel de la commune i, nous 
pouvons ainsi calculer le potentiel de relation (PRi) 
défini par Huff (1964), en effectuant la somme de 
tous les indicateurs d’attraction Aij que nous divi‑
sons par 1 000 pour en réduire l’ampleur. Nous 
obtenons ainsi un indicateur synthétique de l’at‑
traction exercée par les hôpitaux des communes j 
environnantes sur les professionnels résidant dans 
la commune i : 

PR Ai
j

ij= ∑1
1000
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habitants ont accès à la fois aux équipements et 
à l’emploi ». On dénombre, à partir de 1999 et 
jusqu’en 2012, 1 916 bassins de vie en France. 
Bien que l’échelle de la zone d’emploi soit 
habituellement utilisée pour ce type d’étude, un 
zonage plus fin par bassin de vie nous semble ici 
plus approprié. 67 % des infirmiers et 70 % des 
aides‑soignants de notre échantillon travaillent 
en effet dans un Ehpad situé dans le bassin de 
vie de leur lieu de domicile. Ce zonage est en 
outre construit pour mieux qualifier l’espace à 
dominante rurale. Or, une de nos hypothèses 
est que les établissements en milieu rural ren‑
contrent davantage de difficultés à recruter et 
fidéliser leur personnel, en raison d’une main 
d’œuvre peu nombreuse à proximité. Nous tes‑
tons néanmoins la robustesse des résultats en les 
confrontant à ceux obtenus par des régressions 
effectuées à partir de données environnemen‑
tales construites à l’échelle de la zone d’emploi 
(cf. complément en ligne C2). 

Bases de données utilisées

Les données sur les départs d’infirmiers et 
d’aides‑soignants travaillant en Ehpad, ainsi 
que leur salaire et leur âge, proviennent des 
Déclarations annuelles de données sociales 
(DADS). Tous les établissements doivent four‑
nir annuellement à la Caisse nationale d’as‑
surance vieillesse (Cnav) des informations 
relatives à chacun de leurs salariés : salaire net, 
ETP, âge, type de contrat, départ en cours d’an‑
née, etc. Ces données sont ensuite retraitées par 
l’Insee. Elles permettent également d’avoir des 
informations précises sur le lieu de résidence de 
chaque employé, ce qui constitue un véritable 
atout pour ce type d’étude. Nous avons ainsi pu 
construire des variables environnementales à 
partir du lieu de domicile de l’employé et non 
uniquement à partir de son lieu de travail. Nous 
avons utilisé les DADS de 2008 afin de pouvoir 
apparier ces données avec la base Ehpa 2007 
de la Direction de la recherche, des études, de 
l’évaluation et des statistiques (Drees).

L’enquête Ehpa est réalisée tous les quatre 
ans auprès de l’ensemble des établissements 
hébergeant des personnes âgées (Ehpad, loge‑
ments‑foyers, unités de soins de longue durée, 
etc.). 79 % des Ehpa ont répondu à cette enquête 
en 2007 (Perrin‑Haynes, 2010). Celle‑ci com‑
porte plusieurs questions sur le fonctionnement 
de l’établissement (tarifs, nombre de places, sta‑
tut, etc.), sur les employés, les résidents et les 
locaux au 31 décembre 2007. Elle nous a ainsi 
fourni des renseignements sur la plupart des 

variables liées aux caractéristiques de l’emploi 
et de l’établissement. 

L’identifiant de l’Ehpad utilisé dans les don‑
nées DADS est le numéro Siret, alors qu’il 
s’agit du numéro Finess dans l’enquête EHPA. 
Une extraction de la base Finess en 2007 nous 
a permis de disposer des correspondances entre 
ces identifiants et d’apparier les deux bases de 
données. Plusieurs de ces correspondances sont 
néanmoins manquantes, ce qui nous a conduit à 
exclure des établissements. L’extraction Finess 
2007 a également permis d’obtenir les codes des 
communes des établissements nécessaires pour 
mesurer la distance entre le lieu de domicile de 
chaque salarié et son lieu de travail.

Les données sur les infirmiers libéraux travail‑
lant dans le bassin de vie proviennent quant à 
elles de la base permanente des équipements 
(BPE) 2007 de l’Insee. 

Modèle estimé et échantillon d’étude

Modèle estimé 

Nous estimons la probabilité pour un infirmier 
ou un aide‑soignant de quitter son établissement 
par un modèle probit, en corrigeant l’endo‑
généité de la variable de salaire. Le modèle 
estimé est le suivant : 

y xi i i i
* = + + +η α ω β µ

ω δ νi i x i z ix z= + + +Π Π

avec i ∈ [1 ; N], N correspondant au nombre 
d’infirmiers ou d’aides‑soignants étudiés, ωi 
le logarithme du salaire de l’employé i consi‑
déré comme endogène, zi un vecteur de 1*kz 
variables instrumentales, xi un vecteur de 1*kx 
variables exogènes du modèle liées aux carac‑
téristiques individuelles de l’employé i, aux 
facteurs environnementaux définis à partir de 
son lieu de résidence, à ses conditions d’emploi 
et aux caractéristiques de l’établissement dans 
lequel il travaille. Les termes d’erreurs (μi, νi) 
suivent une distribution normale multivariée 
d’espérance nulle. 

Nous n’observons pas la variable latente yi
*, 

mais nous observons une variable dépendante 
dichotomique :
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Le modèle est estimé par maximisation d’une 
fonction de vraisemblance. η, α et β corres‑
pondent au terme constant et aux vecteurs des 
paramètres du modèle. δ, ∏x et ∏z caractérisent 
le terme constant et les vecteurs des paramètres 
de l’équation d’instrumentation du salaire. Ces 
derniers sont estimés conjointement avec η, α 
et β ; si les instruments sont correctement spé‑
cifiés, cette méthode de correction de l’endo‑
généité permet d’obtenir des estimateurs non 
biaisés (Cameron & Trivedi, 2009).

Plusieurs instruments exclus sont intégrés à 
l’estimation de première étape (cf. tableau 1). 
Ils sont supposés avoir un effet sur la variable 
de salaire mais n’ont pas d’effet direct sur la 
probabilité de départ du personnel soignant. 

Nous utilisons tout d’abord une variable binaire 
indiquant si le tarif hébergement de l’établis‑
sement dans lequel travaille l’employé est fixé 
librement, i.e. n’est pas régulé (Ehpad non 
régulé). La liberté de fixation des prix dans les 
Ehpad privés, et par répercussion des salaires, 
est variable selon le mode de régulation de 
l’établissement5 (cf. encadré 2). Les établisse‑
ments dont les tarifs hébergement ne sont pas 
régulés devraient pouvoir ajuster les salaires de 

5. Puisque la régulation des tarifs hébergement concerne 
davantage les Ehpad non lucratifs (cf. encadré 2), il est probable 
que la variable Ehpad non régulé ait également un effet direct sur 
la probabilité de départ du personnel par le biais du statut. Cet 
effet est néanmoins contrôlé puisqu’une variable de statut est 
intégrée dans la régression principale. Cela permet de garantir la 
condition d’exclusion de la variable Ehpad non régulé.

Encadré 2

AJUSTEMENT DES RÉMUNÉRATIONS ET RÉGULATION TARIFAIRE DES EHPAD

Les établissements d’hébergement pour personnes 
âgées (EHPA) regroupent essentiellement des Ehpad 
(établissements d’hébergement pour personnes 
âgées dépendantes), mais également des unités de 
soins de longue durée (USLD) très médicalisées ou, 
à l’inverse, des établissements non médicalisés tels 
que des logements‑foyers accueillant des personnes 
âgées non ou peu dépendantes et dans lesquels peu 
de personnel soignant exerce. En 2007, les Ehpad 
concernaient 67 % des Ehpa et 75 % des places en 
Ehpa (Prévot, 2009).

Contrairement aux établissements publics pour les‑
quels les salaires sont fixés par une grille indiciaire 
nationale, les directeurs d’Ehpad privés ne sont 
contraints que par des conventions collectives spé‑
cifiques, et ne le sont souvent que pour un montant 
plancher et non plafond des rémunérations. Ils pour‑
raient donc en théorie élever les niveaux des salaires 
de leurs employés afin de compenser les bénéfices 
recherchés par la mobilité et ainsi les fidéliser. Cette 
hausse peut néanmoins être limitée pour des raisons 
budgétaires lorsque les prix ne peuvent pas suivre 
l’évolution des salaires, notamment en raison de leur 
régulation par les pouvoirs publics.

La tarification des Ehpad est ternaire : trois tarifs 
journaliers sont fixés et correspondent aux trois acti‑
vités principales des Ehpad que sont l’hébergement, 
la prise en charge de la dépendance et les soins. 
Les charges sont réparties entre ces trois catégories 
selon des clés de répartition légalement imposées. 
Les charges de personnel infirmier sont par exemple 
en théorie couvertes par le tarif soins, tandis que 
celles liées aux aides‑soignants le sont à la fois par 
le tarif soins et par le tarif dépendance. L’étanchéité 
des sections tarifaires ne semble cependant pas 
toujours parfaite. Martin (2014) a observé que le 
niveau de rémunération des aides‑soignants pouvait 

avoir un effet positif sur les tarifs hébergement des 
Ehpad privés. 

Les tarifs de la dépendance et des soins sont déter‑
minés administrativement par les Conseils dépar‑
tementaux et les Agences régionales de santé 
(ARS). Plusieurs tarifs sont fixés et correspondent 
aux différentes catégories de dépendance (groupes 
iso‑ressources, GIR) des résidents. La mesure de la 
dépendance en Ehpad est en effet définie par une 
grille nationale Autonomie, gérontologie, groupes iso‑
ressources (AGGIR), permettant de classer les indivi‑
dus dans six GIR selon les activités qu’ils parviennent 
ou non à faire seuls, des individus les plus dépendants 
(GIR 1) aux moins dépendants (GIR 6). Ces tarifs 
étaient jusqu’en 2016 fixés de manière rétrospective, 
en fonction des coûts annoncés par les établisse‑
ments (voir Bozio et al., 2016). Des forfaits globaux 
relatifs aux soins et à la dépendance sont désormais 
fixés depuis le 1er janvier 2017 en fonction des caté‑
gories GIR et des pathologies des résidents (décret 
n° 2016‑1814 du 21 décembre 2016).

Certains Ehpad ont également des tarifs héberge‑
ment fixés par les Conseils départementaux. Il s’agit 
des établissements habilités à accueillir des rési‑
dents bénéficiaires de l’aide sociale départemen‑
tale, cette aide financière permettant de couvrir tout 
ou partie des frais liés à l’hébergement. Les Ehpad 
non habilités à recevoir des bénéficiaires de l’aide 
sociale départementale peuvent quant à eux déter‑
miner librement leurs tarifs hébergement à l’entrée 
des résidents, leur évolution est néanmoins ensuite 
encadrée par un pourcentage fixé par arrêté minis‑
tériel (article L 342‑3 du CASF). Cela concerne 15 % 
des Ehpad privés associatifs et 78 % des Ehpad pri‑
vés à but lucratif en 2007 (Perrin‑Haynes, 2010) ; ces 
ratios sont respectivement de 10 % et 66 % en 2011 
(Volant, 2014).
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manière à recruter et retenir plus aisément leur 
personnel à un niveau d’encadrement souhaité. 
Ces Ehpad peuvent toutefois être également 
contraints dans la fixation de leurs tarifs héber‑
gement par le degré concurrentiel du marché et 
la solvabilité de la demande dans leur secteur 
géographique. Lorsque la part de marché d’un 
Ehpad dans une zone géographique donnée est 
faible, celui‑ci est preneur de prix : il ne peut pas 
faire varier son prix en réponse à un ajustement 
nécessaire des salaires. À l’inverse, un établis‑
sement seul ou qui détient une forte part de mar‑
ché peut plus facilement ajuster son prix et par 
conséquent les rémunérations de son person‑
nel. Une variable du taux d’occupation moyen 
des établissements dans le bassin de vie où est 
situé l’Ehpad dans lequel travaille l’employé est 
donc aussi intégrée (Taux d’occupation moyen_
bv). Lorsque le nombre de places vacantes  
est important (i.e. lorsque le taux d’occupation 
est faible), la possibilité d’augmenter les prix 
afin d’ajuster les salaires est probablement plus 
limitée. Pour appréhender le degré concurren‑
tiel des Ehpad sur le marché des résidents, le 
zonage par bassin de vie est mieux adapté car 
la plupart des personnes âgées hébergées dans 
un Ehpad résidaient précédemment à proximité. 
En 2011, 75 % des résidents étaient ainsi dans 
un Ehpad situé à moins de 15 kilomètres de leur 
domicile précédent (Martin, 2014). Puisque 
les tarifs soins et dépendance sont déterminés 
par les autorités de tutelle (cf. encadré 2), nous 
ajoutons une variable mesurant les choix des 
Conseils départementaux dans la fixation de ces 
tarifs ; nous prenons pour cela la moyenne des 
tarifs dépendance pour les résidents de GIR 1 
et 2 dans le département dans lequel travaille 
l’employé (Tarif dépendance moyen_dpt). 
Plus ce tarif est élevé, plus les établissements 
peuvent proposer des salaires élevés à leur 
personnel soignant. Nous intégrons enfin une 
variable catégorielle indiquant si l’établisse‑
ment appartient à un groupe d’Ehpad (Groupe). 
Elle est décomposée en trois modalités : infé‑
rieure à 5 établissements, entre 5 et 20 établisse‑
ments, et supérieure à 20 établissements. Cette 
variable peut avoir deux effets en sens inverse 
sur les salaires. Les établissements appartenant 
à une chaîne peuvent d’une part profiter d’éco‑
nomies d’échelle, ce qui peut leur permettre de 
proposer des salaires plus élevés en cas de diffi‑
cultés locales d’attractivité et de fidélisation du 
personnel. D’autre part, certains établissements 
peuvent subir une pression financière exercée 
par leur société‑mère, qui peut les contraindre à 
limiter les niveaux de rémunérations de leur per‑
sonnel ou à réduire les taux d’encadrement (que 
nous avons intégré comme variable de contrôle 

dans notre modèle principal). L’appartenance à 
un groupe pourrait donc avoir un effet indirect 
sur le turnover via les salaires et les taux d’en‑
cadrement, mais il est peu probable que cet effet 
soit direct. À partir de données américaines, 
Castle et Engberg (2006) n’observent ainsi pas 
d’impact significatif de l’appartenance à une 
chaîne sur le turnover du personnel soignant 
en maison de retraite. Brannon et al. (2002) et 
Castle (2005) observent un effet positif de cette 
variable sur le turnover mais ils n’ont pas inté‑
gré le salaire comme variable explicative dans 
leur modèle ; l’effet observé est donc probable‑
ment un effet indirect lié à l’impact de l’appar‑
tenance à une chaîne sur le salaire. 

Échantillon d’étude 

Les départs des salariés peuvent être volontaires 
(démissions) ou subis (licenciements, fins de 
contrat, départs à la retraite, démissions pour 
des déménagements contraints par des raisons 
extra‑professionnelles). Nous ne disposons mal‑
heureusement pas des motifs de départs dans les 
données DADS 2008. Puisque nous cherchons à 
étudier les causes des départs volontaires, nous 
n’avons pris en compte que les employés dispo‑
sant d’un contrat de travail à durée indétermi‑
née (CDI) ; les étudiants stagiaires, le personnel 
intérimaire, ainsi que le personnel en contrat à 
durée déterminée (CDD) ont donc été exclus. 
Seuls les salariés âgés de moins de 60 ans ont 
également été intégrés à nos échantillons afin 
de ne pas prendre en compte les départs à la 
retraite. Certains salariés peuvent néanmoins 
être partis à la retraite avant 60 ans ; nous avons 
intégré une catégorie d’âge de 55 ans ou plus 
comme variable explicative dans nos estima‑
tions pour isoler ces départs. 

Nous nous intéressons dans cette étude unique‑
ment aux départs des infirmiers et des aides‑soi‑
gnants travaillant dans les Ehpad privés. Ces 
derniers représentent 49 % des Ehpad en 2007 
et 51 % en 2011 (Volant, 2014). Les taux de 
départ moyens sont beaucoup plus faibles dans 
les établissements publics, ils s’élèvent à 26 % 
pour les infirmiers et à 21 % pour les aides‑soi‑
gnants en 20086. Puisqu’une grande majorité de 
ces départs sont liés à des sorties de personnel 
en CDD7 (59 % des départs d’infirmiers et 68 % 
des départs d’aides‑soignants), le nombre de 

6.  Les calculs ont été effectués à partir de deux échantillons de 
1 169 Ehpad (taux de départ des infirmiers) et 1 184 Ehpad (taux 
de départ des aides‑soignants). Source : DADS 2008 (Insee) et 
enquête Ehpa 2007 (Drees), calculs des auteurs.
7.  Ce phénomène est commun à l’ensemble des organisations 
dans le secteur tertiaire (Bourieau et al., 2014).
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départs volontaires dans les Ehpad publics est 
trop faible pour pouvoir en étudier les causes. 
Deux raisons peuvent expliquer ce faible 
nombre de départs volontaires. D’une part, les 
Ehpad publics emploient principalement des 
fonctionnaires ; ils représentent en effet 71 % 
des infirmiers et 75 % des aides‑soignants en 
2008. Ces derniers ne vont quitter leur établis‑
sement que s’ils trouvent un autre emploi dans 
la fonction publique, et ont de ce fait peut‑être 
moins d’opportunités. D’autre part, il est pos‑
sible que les infirmiers et les aides‑soignants qui 
ont fait le choix de travailler dans la fonction 
publique recherchent plus de stabilité dans leur 
emploi que les individus non titulaires. 

Nous présentons, dans le tableau 2, les statis‑
tiques descriptives de chacune des variables uti‑
lisées pour les infirmiers et les aides‑soignants. 
Nous observons peu de différences entre ces 
deux catégories de professionnels, excepté le 
fait que l’âge, le salaire et la distance parcourue 
entre leur domicile et leur lieu de travail sont 
un peu plus faibles pour les aides‑soignants que 
pour les infirmiers. 

Résultats : les motifs de départs  
des infirmiers et des aides‑soignants 

Nous présentons les effets sur les salaires des 
différentes variables du modèle et des instru‑
ments exclus dans le tableau 3. 

Les directeurs d’Ehpad ne semblent pas adapter 
les niveaux de salaires aux difficultés territo‑
riales. Seul le fait d’être domicilié à Paris ou en 
Île‑de‑France et la présence d’infirmiers libé‑
raux ont un effet significatif sur les salaires. Les 
variables d’attraction des hôpitaux, de pénurie 
d’infirmiers et d’aides‑soignants, et de concen‑
tration en termes de postes n’ont pas d’impact 
sur les niveaux des rémunérations. Les établis‑
sements sont peut‑être contraints dans la fixa‑
tion des salaires par des tarifs régulés, ou des 
tarifs librement fixés mais dont la hausse est 
limitée par la concurrence. Le degré concurren‑
tiel du marché, mesuré par le taux d’occupation 
dans le bassin de vie, a effectivement un impact 
positif sur les salaires des aides‑soignants : 
plus les taux d’occupation sont élevés, plus les 
directeurs d’Ehpad peuvent ajuster leurs prix 
pour permettre une hausse des rémunérations 
de leur personnel. 

Plusieurs tests ont été menés pour valider les 
instruments. Des tests de Fisher de significati‑
vité globale, réalisés à partir de régressions en 

moindres carrés ordinaires de la variable de 
salaire sur les instruments et les variables exo‑
gènes du modèle, ont permis d’écarter l’hypo‑
thèse nulle d’instruments faibles. La statistique 
de Fisher est néanmoins plus faible pour la 
régression portant sur les infirmiers, la corréla‑
tion entre les instruments et la variable expli‑
cative est ainsi moins forte, ce qui peut nuire à 
la justesse des résultats. Des tests de suriden‑
tification d’Amemiya‑Lee‑Newey ont permis 
de vérifier l’exogénéité des instruments. Nous 
avons également réalisé des tests de Wald pour 
tester l’exogénéité de la variable de salaire. 
L’hypothèse nulle d’exogénéité du salaire des 
aides‑soignants est rejetée, mais elle ne l’est pas 
pour celui des infirmiers. Cette même régres‑
sion sans instrumentation du salaire conduit à 
des estimations similaires des effets des facteurs 
environnementaux, mais indique un impact 
positif du salaire sur la probabilité de départ 
des infirmiers qui semble biaisé (cf. complé‑
ment en ligne C3). Ce même impact est observé 
lorsque l’endogénéité de la variable de salaire 
des aides‑soignants n’est pas corrigée. Il nous 
semble donc préférable de présenter et d’analy‑
ser les résultats des estimations obtenues avec 
instrumentation du salaire pour chaque catégo‑
rie de personnel. 

Nous présentons dans le tableau 4 la moyenne 
des effets marginaux, c’est‑à‑dire l’impact 
moyen de chaque variable sur la probabilité de 
départ des aides‑soignants et des infirmiers. 

Concernant tout d’abord les effets des caractéris‑
tiques personnelles sur la probabilité de départ 
des employés, l’âge semble avoir peu d’impact 
sur la mobilité. Seuls les aides‑soignants âgés 
de 45 à 50 ans ont une plus forte probabilité de 
départ (de 4 à 5 points de pourcentage) que les 
aides‑soignants âgés de moins de 35 ans. Quant 
à la distance, l’impact est sans surprise positif : 
plus les aides‑soignants habitent loin de leur 
établissement, plus leur probabilité de départ est 
importante. Cet effet est toutefois moindre pour 
les infirmiers : seuls ceux qui habitent à plus de 
20 km ont une plus forte probabilité de départ. 
Les hommes sont également plus mobiles, la 
probabilité qu’ils quittent leur établissement est 
plus importante de 7 points de pourcentage.

Les impacts des conditions d’emploi et des 
caractéristiques de l’établissement varient 
selon la profession d’infirmier ou d’aide‑soi‑
gnant. Le niveau de rémunération a ainsi un 
effet fortement significatif sur la fidélisation 
des aides‑soignants : une hausse de 1 % de leur 
salaire net diminue leur probabilité de départ 
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Tableau 2 
Statistiques descriptives relatives aux infirmiers et aides‑soignants travaillant en CDI  
dans un Ehpad privé en France

Variables Infirmiers Aides‑soignants

Médiane Moyenne (σ) Médiane Moyenne (σ)

Salaire (en euros) 24 449 25 205 (5 629) 17 379 17 848 (3 180)

N/N* (ratio encadrement) 0.783 0.798 (0.173) 0.782 0.801 (0.175)

N_Lits 80 82.94 (34.15) 80 84.48 (36.01)

% GIR1 0.178 0.183 (0.092) 0.176 0.183 (0.095)

% GIR2 0.327 0.328 (0.102) 0.321 0.325 (0.103)

% GIR3 0.140 0.148 (0.065) 0.138 0.145 (0.064)

% GIR4 0.186 0.192 (0.086) 0.186 0.192 (0.085)

% GIR5 0.061 0.073 (0.056) 0.063 0.075 (0.058)

% GIR6 0.051 0.076 (0.087) 0.052 0.080 (0.090)

Hôpital (coeff. de Huff) 0.068 0.860 (2.670) 0.047 0.556 (1.681)

‰Inf_libéraux_bv/pop 0.797 0.992 (0.606) ‑ ‑ ‑

HHIEHPA_bv (indice H‑H) 0.092 0.200 (0.258) 0.110 0.213 (0.263)

‰Infresid _bv/pop 7.695 7.721 (2.228) ‑ ‑ ‑

‰ASresid _bv/pop ‑ ‑ ‑ 6.817 7.051 (2.167)

Taux d’occupation moyen_bv 0.949 0.945 (0.038) 0.953 0.948 (0.038)

Tarif dépendance moyen_dpt 17.35 17.45 (1.40) 17.35 17.46 (1.39)

N % N %

Départ = non 4 371 79.8 11 058 82.3

Départ = oui 1 107 20.2 2 386 17.7

Âge < 35 1 515 27.6 5 191 38.6

Âge [35 ; 45[ 1 313 24.0 4 075 30.3

Âge [45 ; 50[ 881 16.1 1 960 14.6

Âge [50 ; 55[ 1 035 18.9 1 425 10.6

Âge ≥ 55 734 13.4 793 5.9

Homme = non 5 024 91.7 12 464 92.7

Homme = oui 454 8.3 980 7.3

Distance < 5km 1 974 36.0 5 375 40.0

Distance [5km ; 10km[ 1 160 21.2 2 842 21.1

Distance [10km ; 20km[ 1 360 24.8 3 207 23.9

Distance ≥ 20km 984 18.0 2 020 15.0

Nuit = non 615 11.2 1 457 10.8

Nuit = oui 4 863 88.8 11 987 89.2

Statut = privé associatif 3 514 64.1 9 368 69.7

Statut = privé lucratif 1 964 35.9 4 076 30.3

Directeur ≤ 2 ans 1 116 20.4 2 606 19.4

Directeur > 2 ans 4 362 79.6 10 838 80.6

Paris = non 5 425 99.0 13 335 99.2

Paris = oui 53 1.0 109 0.8

Île‑de‑France = non 4 923 89.9 12 387 92.1

Île‑de‑France = oui 555 10.1 1 057 7.9

Ehpad non régulé = non 3 102 56.6 8 254 61.4

Ehpad non régulé = oui 2 376 43.4 5 190 38.6

Groupe < 5 Ehpad 4 093 74.7 9 891 73.6

Groupe [5 ; 20[ Ehpad 882 16.1 2 425 18.0

Groupe ≥ 20 Ehpad 503 9.2 1 128 8.4

Note : la partie supérieure du tableau présente les statistiques descriptives (médiane, moyenne et écart‑type (σ)) des variables continues 
utilisées dans les estimations. La partie inférieure présente les proportions de chaque modalité des variables catégorielles. 
Lecture : dans le cadre de l’estimation portant sur les départs des infirmiers, le pourcentage médian (resp. moyen) de résidents en GIR 
1 dans les établissements étudiés s’élève à 17.8 % (resp. 18.3 %). 64.1 % de ces établissements sont des Ehpad privés associatifs. 
Champ : 5 478 infirmiers et 13 444 aides‑soignants travaillant en CDI dans un Ehpad privé en France.
Source : Insee, DADS 2008 ; Drees, enquête Ehpa 2007 ; Insee, base permanente des équipements (BPE) 2007 ; Drees, répertoire 
Finess 2007 ; calculs des auteurs. 
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Tableau 3
Effets des variables exogènes du modèle et des instruments exclus sur le salaire

Infirmiers Aides‑soignants 

Coeff. (σ) Coeff. (σ)

Caractéristiques individuelles

 Age < 35 ref ref ref ref

 Âge [35 ; 45[ 0.094*** (0.007) 0.047*** (0.003)

 Âge [45 ; 50[ 0.140*** (0.008) 0.074*** (0.004)

 Âge [50 ; 55[ 0.155*** (0.007) 0.084*** (0.005)

 Âge ≥ 55 0.169*** (0.008) 0.099*** (0.006)

 Homme 0.032*** (0.009) 0.021*** (0.005)

 Distance < 5 ref ref ref ref

 Distance [5 ; 10[ ns ns

 Distance [10 ; 20[ ns ns

 Distance ≥ 20 0.015** (0.007) ns

Caractéristiques d’emploi et de l’établissement

 Nuit 0.017* (0.010) ns

 N/N* ‑ 0.118** (0.060) ns

 (N/N*)2 ns ‑ 0.014*** (0.003)

 Statut = privé associatif ref ref ref ref

 Statut = privé lucratif ns ns ‑ 0.056*** 0.004

 N_Lits 0.001*** (0.0002) 0.001*** (0.0001)

 N_Lits2 (coeff. par 10‑6 et σ par 10‑7) ‑ 2.38*** (8.13) ‑ 1.74*** (4.04)

 % GIR1  ref ref ref ref

 % GIR2 ns ns

 % GIR3 ns ns

 % GIR4 ‑ 0.114*** (0.036) ‑ 0.054*** (0.019)

 % GIR5 ns ns

 % GIR6 ns ns

 Directeur > 2 ans 0.014** (0.006) 0.008** (0.003)

Environnement

 Hôpital (coeff. de Huff) ns ns

 ‰Inf_libéraux_bv/pop 0.008* (0.005) ‑ ‑

 HHIEHPA_bv (indice H‑H) ns ns

 ‰Inf_résid_bv/pop ns ‑ ‑

 ‰AS_résid_bv/pop ‑ ‑ ns ‑

 Paris 0.164*** (0.050) 0.048* (0.027)

 Île‑de‑France 0.085*** (0.011) 0.039*** (0.006)

Instruments exclus

 Ehpad non régulé ns ns

 Taux d’occupation moyen_bv ns 0.088*** (0.031)

 Tarif dépendance moyen_dpt ns ns

 Groupe < 5 Ehpad ref ref ref ref

 Groupe [5 ; 20 Ehpad[ ‑ 0.018** (0.007) ‑ 0.020*** (0.004)

 Groupe ≥ 20 Ehpad ‑ 0.029*** (0.009) ‑ 0.009** (0.004)

 δ 10.086*** (0.095) 9.616*** (0.039)

Tests

Test de Fisher

 H0 : instruments faibles

 Statistique de test F(5.5446) = 3.25 F(5.13413) = 7.49

 p‑value 0.0062 0.0000

Test d’Amemiya‑Lee‑Newey

H0 : instruments exogènes

Statistique de test Chi2(4) = 5.101 Chi2(4) = 0.907

p‑value 0.2771 0.9235

Test de Wald

H0 : Log_Salaire exogène

Statistique de test Chi2(1) = 1.18 Chi2(1) = 28.35

p‑value 0.2772 0.0000

Note : le tableau donne les estimations des paramètres de l’équation d’instrumentation permettant de corriger l’endogénéité de la variable 
Log_Salaire. Les coefficients ont été estimés par maximisation de fonctions de vraisemblance (cf. supra). Les astérisques indiquent le degré 
de significativité des coefficients : *** : significatif à 1 % ; ** : significatif à 5 % ; * : significatif à 10 % ; ns signifie que les coefficients ne sont 
pas significatifs. Des tests d’exogénéité et de validité des instruments sont présentés dans la partie inférieure du tableau.
Champ : 5 478 infirmiers et 13 444 aides‑soignants travaillant en CDI dans un Ehpad privé en France.
Source : Insee, DADS 2008 ; Drees, enquête Ehpa 2007 ; Insee, BPE 2007 ; Drees, répertoire Finess 2007 ; calculs des auteurs. 
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de 1.2 à 1.3 %. Celui‑ci n’a en revanche pas 
d’impact significatif sur la probabilité de départ 
des infirmiers. Ces derniers ont un niveau de 
salaire plus important que les aides‑soignants, 
ils gagnent en moyenne 40 % de plus (cf. 
tableau 2). Ils rencontrent donc probablement 

moins de difficultés financières dans leur vie 
quotidienne et sont alors sensibles à d’autres 
caractéristiques de leurs conditions de travail 
comme la qualité, évaluée ici par le ratio lié à 
l’encadrement. Plus l’encadrement augmente, 
plus la probabilité de départ des infirmiers 

Tableau 4
Effets marginaux sur la probabilité de départ des infirmiers et des aides‑soignants  
(modèle probit avec correction de l’endogénéité du salaire) 

Infirmiers Aides‑soignants 

Coeff. (σ) Coeff. (σ)

Caractéristiques individuelles

 Âge < 35 ref ref ref ref

 Âge [35 ; 45[ ns ns

 Âge [45 ; 50[ ns 0.044* (0.026)

 Âge [50 ; 55[ ns ns

 Âge ≥ 55 ns ns

 Homme 0.072*** (0.023) 0.073*** (0.012)

 Distance < 5 ref ref ref ref

 Distance [5 ; 10[ ns 0.021** (0.009)

 Distance [10 ; 20[ ns 0.026*** (0.009)

 Distance ≥ 20 0.080*** (0.017) 0.095*** (0.015)

Caractéristiques d’emploi et de l’établissement

 Log_Salaire ns ‑ 1.215*** (0.246)

 Nuit ns ns

 N/N* ‑ 0.417*** (0.125) ns

 (N/N*)2 0.200*** (0.073) ‑ 0.026*** (0.008)

 Statut = privé associatif ref ref ref ref

 Statut = privé lucratif 0.095*** (0.016) ns

 N_Lits ns 0.001** (0.0003)

 N_Lits2 (par 10‑6) ns ‑ 2.72** (1.12)

 % GIR1  ref ref ref ref

 % GIR2 0.172* (0.088) 0.084* (0.050)

 % GIR3 0.278*** (0.095) ns

 % GIR4 ns ns

 % GIR5 ns ns

 % GIR6 0.254*** (0.095) ns

 Directeur > 2 ans ns ns

Environnement

 Hôpital (coef. Huff) 0.008* (0.004) 0.008* (0.004)

 ‰Inf_libéraux_bv/pop 0.029*** (0.010) ‑ ‑

 HHIEhpa _bv (indice H‑H) ‑ 0.038* (0.023) ‑ 0.024* (0.014)

 ‰Inf_résid_bv/pop ns ‑ ‑

 ‰AS_résid_bv/pop ‑ ‑ ‑ 0.007*** (0.002)

 Paris ‑ 0.154*** (0.060) ns

 Île‑de‑France 0.117** (0.050) 0.059*** (0.014)

Note : le tableau présente la moyenne des effets marginaux des différentes variables du modèle sur la probabilité de départ dans l’année 
des  infirmiers  et  des  aides‑soignants.  L’endogénéité  de  la  variable Log_Salaire a été corrigée par instrumentation. Les astérisques 
indiquent le degré de significativité des coefficients : *** : significatif à 1 % ; ** : significatif à 5 % ; * : significatif à 10 % ; ns signifie que 
les coefficients ne sont pas significatifs.
Lecture : le fait pour un infirmier d’être domicilié à Paris réduit par exemple sa probabilité de départ de 15 à 16 % en moyenne, avec un 
degré de significativité de 1 %.  
Champ : 5 478 infirmiers et 13 444 aides‑soignants travaillant en CDI dans un Ehpad privé en France.
Source : Insee, DADS 2008 ; Drees, enquête Ehpa 2007 ; Insee, BPE 2007 ; Drees, répertoire Finess 2007 ; calculs des auteurs.
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diminue, et cela d’autant plus pour les établis‑
sements ayant un faible ratio d’encadrement car 
le coefficient associé à (N/N*)2 est positif. Le 
travail de nuit n’a quant à lui pas d’effet direct 
sur la fidélisation du personnel, mais il peut en 
avoir via l’effet sur le salaire (cf. tableau 3). 
Une hausse de la proportion de résidents de 
GIR 2 et 3, par rapport à la catégorie de réfé‑
rence GIR 1, augmente la probabilité de départ 
des infirmiers. Ces derniers préfèrent probable‑
ment réaliser des soins techniques plutôt que 
des soins de nursing et restent donc plus long‑
temps dans les Ehpad dans lesquels ils peuvent 
mettre en pratique leur savoir‑faire (i.e. lorsque 
l’état de santé des résidents est très dégradé). 
Cet effet est également positif mais moins for‑
tement significatif pour les aides‑soignants. 
Plus l’établissement est grand, plus la rotation 
des aides‑soignants est également importante. 
La taille de l’Ehpad influe probablement sur 
les relations qu’entretient l’équipe de direction 
avec le personnel. Dans les petits établisse‑
ments, les directeurs peuvent être plus proches 
des salariés, plus à l’écoute de leurs souhaits en 
termes d’organisation du travail, d’horaires. Les 
départs d’infirmiers sont aussi plus élevés dans 
les Ehpad privés à but lucratif, mais le statut 
n’a pas d’impact sur les départs des aides‑soi‑
gnants. Enfin, la présence dans l’établissement 
d’un directeur depuis plus de deux ans n’a pas 
d’impact direct sur la fidélisation du personnel, 
mais il peut en avoir de manière indirecte par le 
salaire (cf. tableau 3). 

Concernant enfin l’impact de l’environnement 
local, la présence proche d’un hôpital a un effet 
positif et significatif sur les départs d’infirmiers 
et d’aides‑soignants. Ceux‑ci sont alors davan‑
tage incités à changer de mode d’exercice et à 
partir vers le secteur hospitalier, qui peut propo‑
ser des évolutions de carrières plus intéressantes 
et une plus grande diversité de postes et de sec‑
teurs. Pour les infirmiers, la présence d’infir‑
miers libéraux travaillant dans leur bassin de vie 
a également un effet positif et significatif sur leur 
probabilité de départ. Ceci constitue une autre 
opportunité de changement de mode d’exercice. 
Il existe une forte inégalité territoriale en termes 
de densité d’infirmiers libéraux. Dans les terri‑
toires où cette densité est élevée, les infirmiers 
libéraux réalisent en proportion moins d’actes 
médicaux infirmiers (AMI) et plus de soins de 
nursing ou actes infirmiers de soins (AIS) (Barlet 
& Cavillon, 2011). Dans les régions sous dotées 
en infirmiers libéraux, ces soins de nursing sont 
effectués par des services d’aides à domicile. 
Cette substitution d’actes de nature différente 
permet aux infirmiers libéraux de conserver 

un niveau d’activité convenable même lorsque 
l’offre est importante, ce qui peut attirer les infir‑
miers salariés résidant dans ces territoires8. La 
variable de concentration a un effet négatif signi‑
ficatif : plus le marché est concentré en termes de 
postes de personnel soignant, moins le person‑
nel est incité à quitter son établissement. Nous 
observons également que plus leur bassin de vie 
est fortement doté en aides‑soignants relative‑
ment à la population locale, moins les aides‑soi‑
gnants quittent leur emploi. Les raisons peuvent 
être d’une double nature. Les aides‑soignants 
conservent d’une part leur emploi car les oppor‑
tunités d’embauches sont rares compte tenu du 
nombre élevé d’aides‑soignants sur le marché 
du travail local. D’autre part, ils travaillent pro‑
bablement dans un bassin de vie relativement 
attractif et ne cherchent donc pas à travailler 
dans une autre localité. Enfin, le personnel est 
plus mobile en Île‑de‑France, en raison peut‑être 
d’un meilleur réseau de transport en commun 
que dans les autres régions françaises. Les infir‑
miers domiciliés à Paris ont quant à eux une 
propension plus faible à quitter leur emploi. Ces 
infirmiers ont probablement choisi de payer plus 
cher leur logement pour réduire leur temps de 
transport et sont par conséquent moins disposés 
à changer d’établissement si cela joue sur leur 
trajet domicile‑travail.

*  *
*

Nous avons mis en évidence l’existence de 
difficultés locales de fidélisation du personnel 
soignant au sein des Ehpad privés : la présence 
proche d’un hôpital, la densité d’infirmiers libé‑
raux, une pénurie globale d’aides‑soignants et 
une pression concurrentielle accrue entre Ehpa 
peuvent inciter les infirmiers et les aides‑soi‑
gnants à quitter les établissements dans lesquels 
ils travaillent. 

Les niveaux de salaires ont également un effet 
sur le comportement des aides‑soignants. Plus 
ils sont élevés, plus leur probabilité de départ 
est faible. Une compensation salariale pourrait 
être un moyen pour réduire l’effet des disparités 
territoriales sur le turnover de cette catégorie 
de personnel. Cependant, leurs rémunérations 

8.  Depuis  2011,  le  conventionnement  des  infirmiers  libéraux 
dans les zones « sur dotées » ne peut plus intervenir qu’en rem‑
placement  d’un  départ  (avenant  n°3  à  la  convention  nationale 
des infirmières et des infirmiers libéraux). Cet effet est donc pro‑
bablement fortement atténué. 
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ne sont actuellement pas fixées en fonction 
de ces difficultés locales car elles sont plafon‑
nées par les tarifs des Ehpad. Les tarifs soins 
et dépendance, qui couvrent en théorie les 
charges de personnel soignant, sont fixés admi‑
nistrativement par les Conseils départementaux 
et les Agences régionales de santé (ARS). Les 
tarifs hébergement peuvent parfois compenser 
l’insuffisance des rémunérations ; néanmoins, 
lorsqu’ils ne sont pas eux‑mêmes également 
régulés, ils peuvent être contraints par une 
concurrence en prix, ce que nous observons 
dans certains bassins de vie. La probabilité pour 
les infirmiers de quitter leur emploi n’est quant 
à elle pas impactée par le salaire. Leur offre de 
travail semble ainsi inélastique au prix et déter‑
minée par d’autres facteurs tels que la qualité 
mesurée par l’encadrement en personnel, ou les 
degrés de dépendance des résidents qui influent 
sur la nature du travail à effectuer. 

Les directeurs d’établissements ont ainsi peu de 
leviers à disposition pour faire face au turnover  
de leur personnel soignant. La présence d’un 
directeur de plus de deux ans et le travail de 
nuit n’ont pas d’impact sur leur fidélisation. 
Seules une augmentation des salaires et un 
renforcement de l’encadrement en personnel  
semblent être en mesure de réduire la proba‑
bilité de départ des salariés. Or, ces mesures 
nécessitent une hausse de la masse salariale et, 
par répercussion, des tarifs soins et dépendance 
des Ehpad. Puisque ces tarifs sont respective‑
ment couverts par l’Assurance maladie et en 
grande partie par les Conseils départementaux 
via le versement de l’Allocation personnalisée 
d’autonomie (APA), ces mesures induiraient 

un surcoût pour les finances publiques. Elles 
semblent néanmoins indispensables compte 
tenu de l’impact que peut avoir une réduction 
du turnover du personnel soignant sur la qualité 
de la prise en charge des résidents. 

Cette étude économétrique est la première à ana‑
lyser les motifs de départ du personnel soignant 
en Ehpad en France. Il pourrait être intéressant, 
dans des études complémentaires, d’analyser 
plus en détail l’impact de certaines variables, 
notamment de qualité, sur les décisions de 
démission du personnel soignant. Nous ne dis‑
posons malheureusement que du taux d’enca‑
drement qui ne permet bien évidemment pas 
d’approcher toute la multi‑dimensionnalité de 
la qualité de la prise en charge. Nous manquons 
également dans cette étude de données sur les 
caractéristiques sociodémographiques des infir‑
miers et des aides‑soignants, ainsi que sur la 
culture organisationnelle et la politique mana‑
gériale du directeur d’établissement. Or, plu‑
sieurs auteurs ont montré que l’implication du 
personnel soignant dans la gestion des emplois 
du temps ou dans les décisions administratives 
peut avoir un impact non négligeable sur leur 
satisfaction au travail, et donc sur leur choix de 
rester travailler dans l’établissement (Donoghue 
& Castle, 2007). Enfin, nous ne disposons ici 
que de données en coupe qui, contrairement aux 
données de panel, ne permettent pas de corriger 
l’endogénéité liée à l’hétérogénéité non obser‑
vée. Or, il se peut que les employés qui décident 
de quitter leur établissement aient des caracté‑
ristiques particulières qui ne soient pas toutes 
prises en compte par les variables explicatives 
du modèle. 
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Le développement de l’emploi des femmes  
augmente-t-il les inégalités de salaire entre couples ?
Le cas de la France entre 1982 et 2014
Does women’s employment growth increase wage inequalities between 
couples? The case of France between 1982 and 2014.
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Résumé – Le développement de l’emploi des femmes a souvent été présenté comme un facteur 
d’accroissement des inégalités entre ménages, du fait notamment d’un renforcement supposé de 
l’homogamie sociale. À rebours de cette idée, une approche comptable de décomposition des iné‑
galités montre, à partir des enquêtes Emploi de l'Insee, que les inégalités de salaire entre couples de 
30 à 59 ans sont restées globalement stables entre 1982 et 2014 en France, alors qu'elles auraient 
augmenté si le taux d'emploi des femmes n'avait pas progressé. Cette stabilité globale recouvre 
deux évolutions inverses, liées au fort développement de l’emploi des femmes sur cette période : 
une diminution de l’inégalité de salaire entre femmes et une augmentation de la corrélation entre 
les salaires des conjoints au sein des couples. Toutefois, la progression quasi uniforme du taux 
d’emploi des femmes, quel que soit le niveau de salaire de leur conjoint, a limité l’augmentation 
de la corrélation entre les salaires des conjoints et évité un renforcement des inégalités de salaires 
entre couples.

Abstract – It has often been argued that women’s employment growth is a factor of increasing ine‑
qualities between households, in particular because it is assumed to reinforce social homogamy. 
In contrast to this idea, an accounting approach of decomposition based on Insee’s Labor Force 
surveys (enquêtes Emploi) shows that wage inequalities between couples aged 30 to 59 remained 
stable between 1982 and 2014 in France, while they would have increased if women’s employment 
rate had not risen. This overall stability is resulting from two converse developments, themselves 
linked to the strong growth in women’s employment over this period: a fall in wage inequality 
between women and an increase in the correlation of spouses’ wages within couples. However, the 
almost uniform increase in women’s employment rate, regardless of the wage level of their spouse, 
has limited the increase in the correlation of spouses’ wages and prevented an increase in wage 
inequalities between couples.
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L e taux d’emploi des femmes a très net‑
tement augmenté en France depuis les 

années 1960. Ce mouvement, qui se prolonge 
encore aujourd’hui à un rythme régulier, a eu 
des conséquences importantes sur les sources de 
revenus des ménages. Ainsi, entre 1982 et 2014, 
la contribution du total des salaires des femmes 
à la masse des salaires des couples entre 30 et 
59 ans (hors indépendants et retraités) est pas‑
sée de 27 % à 38 % (voir figure I plus bas). 

Une certaine augmentation des inégalités de 
salaires ou de revenus, entre individus et entre 
ménages, a par ailleurs été mise en évidence 
en France, due principalement à la forte crois‑
sance des revenus dans le haut de la structure 
sociale (Landais, 2007 ; Amar, 2010 ; Solard, 
2010 ; Godechot, 2012, 2013 ; Piketty, 2013). 
On peut se demander, comme l’a fait récem‑
ment l’Organisation pour la coopération et le 
développement économiques (OCDE, 2008, 
2011), si l’augmentation du taux d’emploi des 
femmes, en induisant une plus grande proximité 
entre les salaires des conjoints (conséquence de 
l’homogamie sociale), a contribué à renforcer 
cette tendance.

De manière plutôt contre‑intuitive, cet article 
apporte une réponse négative à cette question. 
Les inégalités de salaire entre couples de 30 à 
59 ans (hors indépendants et retraités) sont res‑
tées assez stables en France entre 1982 et 2014, 
et ont même légèrement diminué au‑dessus de 
la médiane. Cette évolution résulte principale‑
ment de l’effet égalisateur du développement de 
l’emploi des femmes, alors que la légère dimi‑
nution du taux d’emploi des hommes a eu ten‑
dance à renforcer les inégalités entre couples.

Cette évolution d’ensemble cache des ten‑
dances contrastées selon la partie considérée de 
la distribution des salaires des couples. Ainsi, si 
l’augmentation du taux d’emploi des femmes a 
eu des effets égalisateurs sur l’ensemble de la 
distribution, la diminution du taux d’emploi des 
hommes a eu des effets inégalitaires en dessous 
de la médiane.

En France, l’augmentation des salaires des 
femmes ne s’est pas accompagnée d’un ren‑
forcement de l’association entre les salaires 
des conjoints au sein des couples suffisant 
pour augmenter les inégalités entre couples, 
contrairement à ce qui a été observé notam‑
ment aux États‑Unis (Cancian & Reed, 1998 ; 
Hyslop, 2001 ; Schwartz, 2010). Ce phéno‑
mène s’explique notamment par le fait que 
l’augmentation du taux d’emploi des femmes 

s’est faite quasiment au même rythme quel que 
soit le décile de salaire du conjoint (à l’excep‑
tion notable du premier décile et des inactifs et 
chômeurs). L’association entre les salaires des 
conjoints s’est même affaiblie dans le haut de 
la distribution.

Ces tendances sont cohérentes avec celles 
constatées par ailleurs en France concernant 
les inégalités salariales et le choix du conjoint. 
Ainsi, contrairement à une croyance répandue, 
si l’on excepte le sommet de la distribution, 
c’est plutôt une légère baisse des inégalités de 
salaire qui prend place depuis les années 1960 
(Verdugo et al., 2012 ; Charnoz et al., 2013 pour 
les salaires des hommes à temps complet dans 
le secteur privé ; Verdugo, 2014), alors que les 
inégalités de niveau de vie sont de leur côté 
relativement stables depuis les années 1990 
(Pujol et Tomasini, 2009 ; Boiron et al., 2016). 
D’autre part, la ressemblance entre conjoints 
(homogamie sociale) tend à s’affaiblir aussi 
bien en termes de diplôme que de profession 
depuis plusieurs décennies (Vanderschelden, 
2006 ; Bouchet‑Valat, 2014).

L’étude s’appuie sur les données annuelles des 
enquêtes Emploi de l’Insee depuis 1982, et 
porte uniquement sur les salaires (encadré 1). 
Les couples dans lesquels l’un des conjoints est 
indépendant ou retraité sont exclus du champ. 
Pour ne pas alourdir les formulations, nous 
assimilerons dans la suite l’« emploi » au fait 
de percevoir un salaire ; le « taux d’emploi » 
désignera donc la proportion des individus de 
ce champ qui perçoivent un salaire. Aucune dis‑
tinction n’est faite entre salariés à temps com‑
plet et à temps partiel, et l’absence de salaire est 
considérée comme un salaire nul. Les analyses 
portent donc sur le salaire effectivement perçu, 
résultat aussi bien de décisions d’activité plus 
ou moins choisies ou subies (et fréquemment 
liées à des situations familiales, voir Meron  
& Maruani, 2012, chapitre 2), que d’une posi‑
tion plus ou moins favorisée en termes de 
salaire horaire. Si l’absence de prise en compte 
des autres types de revenus, et notamment de 
ceux du patrimoine, revient à laisser de côté une 
partie importante de l’augmentation des inéga‑
lités de revenus (Landais, 2007 ; Piketty, 2013), 
cette approche garde néanmoins tout son intérêt 
pour étudier en particulier les effets du dévelop‑
pement de l’emploi des femmes sur le lien entre 
les revenus des conjoints et donc sur les inéga‑
lités entre couples.

Nous présentons d’abord une revue de littéra‑
ture internationale et française. Nous montrons 
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ensuite, grâce à une décomposition du coeffi‑
cient de variation, que la croissance du taux 
d’emploi des femmes n’a pas entraîné de 
renforcement de l’inégalité de salaire entre 
couples. Ce résultat découle notamment du 
fait que la distribution sociale de l’emploi des 
femmes est demeurée relativement stable, limi‑
tant ainsi l’augmentation de la corrélation entre 
salaires des conjoints. Finalement, grâce à une 
méthode de décomposition fondée sur diffé‑
rents scénarios contrefactuels mis en œuvre 
par des modèles log‑linéaires, nous mettons en 
évidence des effets différents des évolutions 
de l’emploi des femmes et des hommes sur 
les inégalités selon la partie de la distribution 
des salaires considérée, ainsi que le rôle assez 
limité de l’évolution de l’association entre 
salaires des conjoints.

Emploi des femmes, homogamie 
et inégalités de revenus  
entre couples dans la littérature

La question de l’évolution de l’association entre 
les salaires des conjoints au sein d’un couple et 
de ses effets sur les inégalités a été soulevée 
principalement dans des travaux portant sur les 
États‑Unis : il s’agissait au départ d’évaluer l’ef‑
fet de l’augmentation de l’activité profession‑
nelle des femmes sur les inégalités entre ménages 
depuis les années 1960. Le contexte américain 
diffère assez nettement de celui de la France 
puisqu’on y observe une forte augmentation de 
l’homogamie d’éducation, qui a fréquemment 
été perçue comme un risque pour la cohésion de 

Encadré 1

SOURCE, CHAMP, ET DÉFINITION DU SALAIRE

Cette étude se fonde sur la série des enquêtes Emploi 
de l’Insee de 1982 à 2014, et concerne l’ensemble 
des couples cohabitants (mariés ou non) dans les-
quels les deux conjoints ont entre 30 et 59 ans et 
aucun n’est indépendant ou retraité. La restriction du 
champ aux individus de 30 ans au moins permet de 
limiter autant que possible les effets du recul de l’âge 
de première entrée en cohabitation et sur le marché 
du travail, qui exigeraient des analyses séparées. En 
effet, sur toute la période étudiée, environ un tiers des 
hommes et la moitié des femmes entre 20 et 30 ans 
vivent en couple cohabitant une année donnée, alors 
que ce taux dépasse les trois quarts pour les deux 
sexes parmi les trentenaires ; cette proportion a dimi-
nué de 6 à 8 points de pourcentage au fil des années 
(Bouchet‑Valat, 2014, p. 467‑468). Par ailleurs, si le 
taux d’emploi entre 20 et 30 ans a nettement baissé 
depuis 1982, aussi bien chez les hommes que chez les 
femmes, il est resté plus stable chez les hommes tren-
tenaires et a augmenté (comme pour toutes les classes 
d’âge) chez les femmes trentenaires (Insee, 2016).

Les enquêtes Emploi offrent l’intérêt de fournir des 
données annuelles fondées sur des échantillons de 
taille importante, pour lesquels on dispose d’infor-
mations homogènes sur les salaires mensuels. En 
revanche, ceux‑ci sont connus sur une base purement 
déclarative. Si cela peut entraîner une différence de 
niveau par rapport aux inégalités mesurées à partir 
de sources administratives une comparaison avec les 
salaires annuels des Déclarations annuelles des don‑
nées sociales (DADS), déclarés par les employeurs, 
montre que les évolutions sont largement similaires 
(Verdugo, 2014).

Le questionnaire des enquêtes Emploi interroge les 
individus sur le montant de leur salaire mensuel le 

mois précédant l’enquête, ainsi que sur les éven-
tuels compléments perçus annuellement (primes, 
13e mois…). Les enquêtés se voient proposer la 
possibilité de ne pas répondre, ou bien d’indiquer 
une tranche de salaire plutôt qu’un montant exact, 
auxquels cas l’Insee impute un montant à partir des 
autres variables disponibles.

Le salaire étant déclaré par tranches entre 1982 
et 1989, nous avons recouru pour ces années à un 
modèle d’imputation par la méthode des résidus simu-
lés (O’Prey, 2009, p. 17). Le modèle, appliqué séparé-
ment aux hommes et aux femmes (vivant en couple ou 
non), prend en compte la censure par intervalles liée 
aux tranches, et suppose une distribution log‑normale 
des salaires. Les variables prises en compte sont le 
temps de travail habituel, l’ancienneté combinée au 
type de contrat, l’âge (et son carré), la catégorie socio-
professionnelle (PCS niveau 3), le diplôme, la tranche 
d’unité urbaine et la région de résidence.

Du fait des importantes fluctuations liées à l’échantil-
lonnage au sommet de la distribution des salaires, les 
salaires qui dépassent pour chaque année le 995e mil-
lime (soit 0,5 % des cas) ont été ramenés à ce niveau. 
Les effectifs des enquêtes ne permettent pas d’étudier 
précisément ce groupe (représentant environ 40 indivi-
dus par an) d’une année sur l’autre.

Seuls les actifs occupés au moment de l’enquête 
sont interrogés sur leur salaire. Nous avons attribué 
un salaire nul aux chômeurs et inactifs (parmi lesquels 
moins de 3 % déclarent un salaire). L’échantillon, limité 
aux individus interrogés pour la première fois dans 
l’enquête, comprend entre 5 300 et 7 000 couples par 
an avant 2009, et entre 7 700 et 8 700 depuis, pour un 
total de 217 000 couples.
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la société américaine (Breen & Salazar, 2011). 
Ce phénomène a été considéré comme l’un des 
facteurs de l’augmentation des inégalités obser‑
vée dans nombre de pays du monde (Blossfeld 
& Buchholz, 2009 ; Esping‑Andersen, 2007). À 
rebours de cette lecture, les travaux concordent 
pour conclure que la croissance de l’emploi des 
femmes a au contraire eu tendance à limiter 
l’augmentation des inégalités de revenus aux 
États‑Unis (Cancian & Reed, 1998, 1999 ; Reed 
& Cancian, 2001 ; Devereux, 2004 ; Pencavel, 
2006 ; Western et al., 2008 ; Daly & Valletta, 
2006 ; Hryshko et al., 2014) ainsi que dans 
tous les pays de l’OCDE, et particulièrement en 
France (OCDE, 2011, p. 226 ; Harkness, 2013 ; 
ces deux études comparatives se sont fondées 
sur la Luxembourg Income Study, constituée 
pour la France par l’enquête Budget de famille).

Le rôle propre de l’évolution de l’homoga‑
mie est plus discuté. En France, une analyse 
reconstituant l’ensemble des salaires perçus 
par les couples au cours de leur vie (Courtioux 
& Lignon, 2015a) a récemment montré que 
l’homo gamie d’éducation n’atténue que très 
partiellement l’effet égalisateur de la mise en 
couple. En effet, le coefficient de Gini concer‑
nant les salaires perçus au cours de l’ensemble de 
leur vie par les individus d’une même génération 
diminue de 12 % si l’on considère les couples 
plutôt que les individus pris isolément. Cette 
diminution serait plus marquée de 3 points de 
pourcentage pour les femmes et de 7 points pour 
les hommes si les couples se formaient au hasard 
(absence d’homogamie). En recourant à une 
méthode différente, une autre étude (Frémeaux 
& Lefranc, 2015) a estimé que l’homogamie 
d’éducation augmente de 3 % à 10 % les inégali‑
tés entre salaires annuels des couples. Ces études 
laissent cependant de côté la question des évolu‑
tions temporelles. Étant donné l’affaiblissement 
de l’homogamie de diplôme et de classe sociale 
mis en évidence par des travaux portant sur la 
France (Vanderschelden, 2006 ; Bouchet‑Valat, 
2014), il semble peu probable que l’évolution de 
ce facteur ait pu contribuer de façon significative 
à une augmentation des inégalités entre ménages 
au cours des dernières décennies.

La plupart des travaux disponibles sur d’autres 
pays confirment que, contrairement à une idée 
commune, l’homogamie d’éducation n’entretient 
qu’un lien relativement lâche, bien que réel, avec 
l’association entre les revenus des conjoints1, et 
que son évolution n’a eu que des effets négli‑
geables – voire négatifs – sur l’augmentation 
des inégalités de revenus dans de nombreux 
pays (Worner, 2006 pour l’Australie ; Western 

et al., 2008 ; Breen & Salazar, 2010, 2011 
pour les États‑Unis et le Royaume‑Uni ; Breen  
& Andersen, 2012 pour le Danemark ; Eika et al., 
2014 pour les États‑Unis et la Norvège).1

Nous nous concentrons donc ici sur la mesure 
de l’effet de l’évolution de l’association entre 
salaires des conjoints sur les inégalités entre 
couples : cette question doit à notre sens être 
traitée avant celle de l’influence des variations 
de l’homogamie d’éducation, qui n’entretient 
qu’un rapport indirect avec les salaires des 
conjoints. Les études existantes sur cette ques‑
tion ont observé soit que l’évolution de l’asso‑
ciation entre revenus des conjoints explique 
entre 15 % et 30 % de l’augmentation totale 
des inégalités aux États‑Unis selon les périodes 
étudiées et les méthodes retenues (Karoly  
& Burtless, 1995 ; Burtless, 1999 ; Cancian  
& Reed, 1999 ; Hyslop, 2001 ; Schwartz, 2010), 
soit qu’elle y prend une part encore plus modeste 
(Cancian & Reed, 1998 ; Hryshko et al., 2014 
pour les États‑Unis ; OCDE, 2011, p. 226 pour 
les pays membres de l’organisation ; Funes 
Leal, 2015 pour l’Argentine). Plus précisément, 
aux États‑Unis, ce facteur aurait principalement 
contribué à la hausse des inégalités de revenus 
dans les années 1980, mais de manière assez 
négligeable depuis (Larrimore, 2014).

Dans le cas de la France, il apparaît d’ores et 
déjà que l’effet égalisateur de la croissance de 
l’emploi des femmes l’emportera sur l’effet 
contraire d’une éventuelle augmentation de l’as‑
sociation entre salaires des conjoints. En effet, 
c’est bien le premier phénomène qui constitue 
l’évolution majeure sur la période considérée.

L’apport de la présente étude est avant tout d’ana‑
lyser les évolutions au cours du temps, alors que 
les travaux existants sur la France (Frémeaux  
& Lefranc, 2015 ; Courtioux & Lignon, 2015a) 
concernent un seul point temporel (que ce soit 
une cohorte ou une année d’enquête). Ce recul 
historique est nécessaire pour identifier le rôle 
du développement de l’emploi des femmes sur 
les inégalités. Comme Frémeaux et Lefranc, 
nous étudions ici directement les inégalités 
entre les salaires perçus par les couples, alors 
que l’étude de Courtioux et Lignon s’intéresse 
aux inégalités qui s’expliquent par l’existence 
d’une tendance à l’homogamie d’éducation 
(voir Courtioux & Lignon, 2015b, pour une 

1.  Si  une  étude  affirmant  que  l’augmentation  de  l’homogamie 
d’éducation explique une part importante de la croissance des 
inégalités entre ménages aux États‑Unis a connu un certain 
écho, les résultats ont fait l’objet d’un corrigendum qui atténue 
très fortement cette affirmation (Greenwood et al., 2014).
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présentation des différentes méthodes utilisées 
par cette dernière approche).

Courtioux et Lignon (2015a) ont cherché à recons‑
tituer les revenus perçus par les membres d’une 
même cohorte tout au long de leur vie à l’aide 
de modèles de microsimulation dynamique. Plus 
simple, l’analyse des salaires au moment de l’en‑
quête retenue ici présente l’avantage de décrire 
l’association entre salaires des conjoints réelle‑
ment observée chaque année, sans avoir à faire 
d’hypothèses visant à reconstituer la composi‑
tion des couples en tenant compte notamment 
de l’homogamie d’éducation. Cependant, elle ne 
tient pas compte de l’ensemble des revenus des 
individus au cours de leur vie, ni du célibat, ni 
encore de la taille des ménages (qui permet de 
calculer des niveaux de vie).

De son côté, l’étude de Frémeaux et Lefranc 
(2015) s’est intéressée aux salaires annuels 
– réellement perçus et en équivalent temps 
plein – là où le présent article s’en tient aux 
salaires mensuels des conjoints. Cette restric‑
tion nous permet de remonter plus loin dans le 
temps grâce aux enquêtes Emploi. En revanche, 
elle introduit des variations des salaires sur 
courte période que le recours à des moyennes 
annuelles ou pluriannuelles permettrait de lisser. 
Cette limite conduit probablement à sous‑esti‑
mer l’association entre salaires des conjoints ; 
cependant, l’estimation des contributions des 
différents facteurs aux inégalités et celle de 
leurs évolutions temporelles sont peu affectées 
par ce biais (Frémeaux & Lefranc, 2015, p. 11 ; 
Hryshko et al., 2014, p. 771).

Pour finir, soulignons que l’approche comptable 
(Courtioux & Lignon, 2015b) que nous adop‑
tons vise à décomposer les effets des différents 
facteurs sur l’homogamie dans l’hypothèse où 
les comportements des individus resteraient 
inchangés. Il s’agit donc d’un exercice descrip‑
tif et illustratif mais qui ne vise pas à identifier 
des liens causaux.

Le développement de l’emploi 
des femmes n’a pas renforcé les 
inégalités de salaire entre couples

La croissance de l’emploi et des salaires 
des femmes en France depuis 1982

Le développement de l’emploi des femmes, à 
l’œuvre depuis le début des années 60, a été très 

marqué en France depuis 1982. La forte crois‑
sance de la contribution des femmes au total des 
salaires des couples mentionnée en introduction 
a résulté de la conjonction de deux tendances : 
d’un côté, l’augmentation du taux d’emploi, 
c’est‑à‑dire du point de vue retenu ici la crois‑
sance de la proportion de femmes qui perçoivent 
un salaire ; de l’autre, la croissance des salaires 
parmi les femmes en emploi.

La croissance tendancielle du taux d’emploi 
des femmes est bien connue : la proportion des 
femmes de 30 à 59 ans en couple (hors indé‑
pendants et retraités) percevant un salaire est 
ainsi passée de 51 % à 78 % entre 1982 et 2014 
(figure I). Une autre évolution est cependant 
passée plus inaperçue : parallèlement à l’aug‑
mentation de la contribution des femmes aux 
salaires des couples, la proportion des femmes 
percevant un salaire supérieur à celui de leur 
conjoint a doublé, passant de 12 % à 24 % sur 
la même période (voir aussi Morin, 2014).

Cette dernière tendance s’explique bien sûr par 
l’augmentation du taux d’emploi des femmes, 
mais aussi par une très légère augmentation 
des salaires des femmes en emploi par rapport 
à ceux des hommes (Minni, 2015) : les salaires 
médians des femmes en couple étaient infé‑
rieurs de 36 % à ceux des hommes en couple en 
début de période, et de 28 % en fin de période. 
Ce mouvement, assez faible, a été plus marqué 
en bas de la distribution (on passe d’un écart de 
67 % à un écart de 49 % pour le premier décile).

Notons que cette évolution s’est faite en dépit 
d’une forte croissance de la part des emplois 
à temps partiel chez les femmes (Afsa Essafi  
& Buffeteau, 2006), qui passe de 19 % en 1982 
à 32 % en 1999, et s’est stabilisée autour de ce 
niveau depuis (Insee, 2016). Ce taux a aussi 
progressé chez les hommes, passant de 3 % à 
8 %, tout en demeurant à un niveau assez bas. À 
l’inverse, le taux de chômage a plus augmenté 
chez les hommes (chez lesquels il double, de 
5 % en 1982 à 10 % en 2014) que chez les 
femmes (Cabannes, 2014 ; Insee, 2016). Il était 
en effet déjà relativement élevé chez ces der‑
nières (à 8 % en 1982), et s’il a frôlé les 12 %  
au milieu des années 1990, il est revenu depuis 
au même niveau que chez les hommes (à 10 % 
en 2014). Les différences entre hommes et 
femmes concernant le temps partiel et le chô‑
mage ont donc suivi des tendances contraires, 
alors que l’augmentation du taux d’activité et 
du taux d’emploi ont de leur côté nettement 
favorisé la croissance des salaires des femmes 
par rapport à ceux des hommes.
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L'évolution des salaires des femmes au cours 
des trente dernières années a été très marquée. 
Cependant, même si le rythme d’augmentation 
très stable observé depuis 1982 se maintenait, 
les salaires des femmes représenteraient la moi‑
tié du total des salaires des couples aux alen‑
tours de 2045. Il est en outre peu probable que 
ce calendrier soit tenu étant donné que le taux 
d’emploi des femmes en couple, qui est le facteur 
principal de cette évolution, atteindrait (sous la 
même hypothèse) 100 % une décennie plus tôt, 
et qu’il se stabiliserait probablement bien avant. 
Pour les mêmes raisons, il est loin d’être certain 
que la moitié des femmes perçoivent un salaire 
supérieur à celui de leur conjoint au cours du 
XXIe siècle : même d’après la lecture très opti‑
miste consistant à prolonger le rythme passé, cet 
événement aurait lieu autour de l’année 2080.

Par ailleurs, le développement de l’emploi des 
femmes n’a pas empêché la persistance d’une 
situation plus défavorable pour elles sur le 
marché du travail (Meron, 2008 ; Albouy et 
al. 2012) : plus grande précarité des emplois, 
temps partiel, salaires inférieurs du fait de la 
structure de ces emplois (ségrégation entre sec‑
teurs et professions), mais aussi à poste égal. 
Ces réserves et l’incertitude portant sur les 
perspectives futures ne doivent cependant pas 

occulter l’importance des évolutions qui ont eu 
lieu depuis les années 1980.

Une baisse des inégalités de salaire  
entre femmes et une stabilité des inégalités 
entre couples

L’augmentation de plus de dix points de pour‑
centage de la part des salaires des femmes dans 
le total des salaires des couples a‑t‑elle eu pour 
effet de réduire les inégalités entre couples ? 
Afin de répondre à cette question, nous procé‑
dons dans cette section à une première décom‑
position de l’inégalité entre salaires des couples, 
et de son évolution temporelle, en trois sources 
distinctes. Nous mesurons pour cela le niveau 
d’ensemble des inégalités à l’aide du coeffi‑
cient de variation, qui présente une définition 
aisément interprétable en termes de dispersion 
par rapport à la moyenne. Il est défini comme 
le rapport entre l’écart‑type σ et la moyenne μ 
d’une distribution, soit :

CV =
σ
µ

L’évolution de l’inégalité entre les salaires 
totaux des couples (en attribuant un salaire nul 

Figure I
La croissance des salaires des femmes en couple depuis 1982 à travers trois indicateurs

0

20

40

60

80

100

1980

%

Proportion de femmes percevant un salaire

Masse des salaires des femmes rapportée à la masse des salaires des couples

Part de femmes gagnant plus que leur conjoint

1985 1990 1995 2000 2005 2010 2015

Note : les chômeurs et inactifs sont inclus dans le champ et se voient attribuer un salaire nul.
Lecture : en 1982, 51 % des femmes en couple de 30 à 59 ans touchaient un salaire, mais ceux‑ci ne représentaient que 27 % du total 
des salaires des couples, et seules 12 % d’entre elles gagnaient plus que leur conjoint.
Champ : hommes et femmes vivant en couple cohabitant dans lequel les conjoints ont entre 30 et 59 ans et aucun n’est indépendant 
ou retraité.
Source : Insee, enquêtes Emploi, 1982‑2014.
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aux chômeurs et inactifs) est présentée dans la 
figure II. On observe une fluctuation sans ten‑
dance claire, qui aboutit en 2014 à un niveau 
d’inégalité très proche de celui de 1982. La 
décomposition du coefficient de variation va 
nous permettre de comprendre ce résultat.

En effet, le carré du coefficient de variation 
peut être écrit comme la somme de trois termes 
correspondant chacun à une source de revenu  
bien identifiée :

CV S CV S CV

S S CV CV

f h f f

hf f f h f

2 2 2 2 21

2 1

= −( ) +

+ −( )ρ

Sf mesure la part des salaires des femmes dans 
le total des salaires des couples, CVh et CVf sont 
respectivement les coefficients de variation des 
salaires des hommes et des femmes, et ρhf cor‑
respond à la corrélation entre les salaires des 
conjoints au sein des couples. L’inégalité entre 
couples est donc d’autant plus prononcée que 
l’inégalité entre les individus de même sexe est 

élevée, que le sexe pour lequel l’inégalité est la 
plus marquée contribue fortement au total des 
salaires des couples, et que la corrélation entre 
salaires des conjoints est forte.

D’après cette équation, la contribution de chaque 
sexe à l’inégalité entre couples peut être éva‑
luée par rapport à (au moins) trois situations de 
référence dites contrefactuelles, qui permettent 
d’identifier trois sources différentes de l’évo‑
lution des inégalités (Cancian & Reed, 1998, 
p. 74). Première situation : si seuls les indivi‑
dus d’un sexe contribuaient au total des salaires 
des couples, les membres de l’autre sexe étant 
tous inactifs ou chômeurs, le niveau des inéga‑
lités entre couples serait respectivement de CVh 
ou de CVf selon que les actifs occupés sont les 
hommes ou les femmes. Deuxième situation : 
si les salaires des individus d’un sexe donné 
étaient tous égaux, et que par conséquent l’iné‑
galité trouvait exclusivement son origine dans 
les salaires de l’autre sexe, alors le niveau d’iné‑
galité entre les couples serait égal à 1−( )S CVf h 
ou S CVf f , selon que l’inégalité provien‑
drait des hommes ou des femmes. Troisième  

Figure II
Évolution des inégalités de salaire et de la corrélation entre salaires des conjoints depuis 1982 
(ensemble des couples)
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Note : les chômeurs et inactifs sont inclus dans le champ et se voient attribuer un salaire nul. 
Lecture : le coefficient de variation des salaires des femmes en couple (y compris celles dont le salaire est nul) est passé de 1.17 à 0.77 
entre 1982 et 2014.
Champ : hommes et femmes vivant en couple cohabitant dans lequel les conjoints ont entre 30 et 59 ans et aucun n’est indépendant 
ou retraité.
Source : Insee, enquêtes Emploi, 1982‑2014.
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situation : s’il n’existait aucune corrélation 
entre les salaires des conjoints, le coefficient 
de variation serait égal à la racine carrée de la 
somme des termes 1

2 2−( )S CVf h  et S CVf f
2 2.

Ainsi, l’association entre les salaires des 
conjoints joue potentiellement un rôle impor‑
tant dans la détermination des inégalités entre 
couples. Dans une situation hypothétique, irréa‑
liste en 1982 mais de plus en plus crédible au fil 
du temps, où les inégalités de salaire seraient les 
mêmes parmi les hommes et parmi les femmes 
et où les deux sexes contribueraient à parts 
égales au volume total des salaires, passer d’une 
absence de corrélation à une corrélation parfaite 
entre salaires des conjoints équivaudrait exac‑
tement à doubler le niveau des inégalités entre 
couples. Une évolution aussi radicale de la 
corrélation est assez improbable : au contraire, 
la corrélation entre salaires des conjoints est 
généralement trop faible pour avoir des consé‑
quences aussi fortes sur les inégalités2.

De fait, la stabilité de l’inégalité d’ensemble 
résulte du fait que les différentes composantes 
de l’équation sont soit restées relativement 
stables, soit ont suivi des tendances opposées 
qui se sont largement compensées (cf. figure II). 
Tout d’abord, malgré une certaine tendance à 
l’augmentation jusqu’aux années 2000, l’iné‑
galité entre les salaires des hommes (CVh) a 
peu évolué, fluctuant autour d’un coefficient de 
variation de 0.73. En revanche, l’inégalité entre 
les salaires des femmes (CVf ) a très nettement 
diminué, avec un coefficient de variation pas‑
sant de 1.17 à 0.77 : elle s’est clairement rap‑
prochée du niveau qui prévaut chez les hommes. 
Ce mouvement s’explique par le développe‑
ment de l’emploi des femmes, qui a fait passer 
le salaire d’une partie importante de l’échantil‑
lon d’une valeur nulle (inactivité) à un niveau 
qui a toutes les chances d’être plus proche de 
la moyenne (Pasqua, 2002). Cette diminution 
de l’inégalité entre femmes associée à la nette 
augmentation de la part des salaires des femmes 
dans les salaires des couples (Sf ) a eu un effet 
égalisateur très clair (cf. figure I).

Si cette évolution est ainsi une conséquence 
mécanique de l’augmentation du taux d’emploi 
des femmes, il est particulièrement intéressant de 
remarquer qu’elle ne s’est accompagnée d’une 
augmentation du troisième terme de l’équation 
– la corrélation entre salaires des conjoints – 
suffisante pour inverser la tendance égalisa‑
trice : la croissance de cette corrélation (actifs 
et inactifs confondus) de 0.16 en 1982 à 0.26 en 

2013 a tout juste suffi à compenser les effets de 
l’affaiblissement de l’inégalité entre femmes4. 
Ce niveau de corrélation, légèrement supérieur 
à celui déjà observé par les études existantes sur 
la France (Frémeaux & Lefranc, 2015, p. 10), 
est nettement plus élevé que celui rapporté par 
plusieurs auteurs concernant les États‑Unis. 
Dans ce pays, la corrélation était légèrement 
négative5 avant 1980, et s’établit autour de 
0.1 dans les années récentes (Schwartz, 2010, 
p. 1540 ; Cancian & Reed, 1998, p. 76 ; Reed  
& Cancian, 2012, p. 10). On peut y voir un reflet 
du modèle français d’activité des femmes, dans 
lequel l’emploi à temps plein occupe une place 
plus importante que dans d’autres pays (Meron 
& Maruani, 2012).2345

De son côté, la corrélation entre salaires des 
conjoints au sein des couples composés de deux 
salariés (qui représentaient 48 % des couples 
hors indépendants et retraités en 1982 et 68 % 
en 2014) est plus élevée que dans l’ensemble 
des couples : elle se situe sur la période autour 
de 0.35‑0.40 (figure III). Cet écart a aussi été 
noté aux États‑Unis (Schwartz, 2010), avec 
ici encore une corrélation moins forte qu’en 
France. Mais on voit que cette corrélation reste 
d’ampleur assez modeste. Ainsi, la croissance 
de la corrélation entre salaires des conjoints ne 
se retrouve pas parmi les couples de deux sala‑
riés, pour lesquels elle a fluctué sans tendance 
nette depuis 1982 (figure III). Du fait de cette 
relative stabilité, l’inégalité de salaire entre 
couples de deux salariés a suivi assez fidèle‑
ment les évolutions des inégalités de salaire 
entre hommes et entre femmes vivant dans ces 
couples : on relève ainsi une augmentation de 
19 % jusqu’en 2002, puis une diminution rame‑
nant l’inégalité entre couples à son niveau de 
départ. Des mécanismes très différents ont donc 
abouti à des évolutions assez semblables que 
l’on considère l’ensemble des couples ou seule‑
ment ceux percevant deux salaires.

2.  Ce mécanisme correspond en  fait au phénomène classique 
de  régression  vers  la  moyenne  (Verbakel,  2008,  p. 132),  sui‑
vant lequel un individu percevant un salaire très éloigné de la 
moyenne (très élevé ou très bas, voire nul) a peu de chances 
d’être en couple avec une personne qui touche un salaire aussi 
extrême.
3.  L’augmentation  des  inégalités  salariales  entre  hommes  de 
1982  à  1986,  qui  s’est  produite  uniquement  au‑dessus  de  la 
médiane, a déjà été relevée par d’autres travaux fondés sur des 
données administratives (Charnoz et al., 2013, p. 73 ; Verdugo, 
2014, p. 135). En revanche,  les études existantes  relèvent plu‑
tôt une baisse des inégalités de salaire entre hommes depuis 
les  années  1960  hors  chômage  et  inactivité  (Verdugo,  2014 ; 
Verdugo et al., 2012).
4.  La  réalité du passage soudain à une corrélation de 0.29 en 
2014 demande à être confirmée par de futures enquêtes.
5.  Du fait notamment du faible taux d’emploi des conjointes des 
hommes appartenant aux derniers déciles.
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Un développement quasi 
uniforme de l’emploi des femmes 
à tous les niveaux de salaire  
des conjoints

L’effet de l’augmentation de la proportion de 
couples de deux salariés sur la corrélation entre 
salaires des conjoints parmi l’ensemble des 
couples dépend en grande partie du lien entre 
emploi de la femme et niveau de salaire de son 
conjoint (Pasqua, 2002). Ainsi, aux États‑Unis, 
l’augmentation de la corrélation entre salaires 
des conjoints s’explique largement par le fait 
que la relation négative entre salaire de l’homme 
et emploi de sa conjointe a progressivement dis‑
paru, laissant place à une courbe en U inversé 
suivant laquelle les classes moyennes pré‑
sentent les plus forts taux d’emploi des femmes 
(Schwartz, 2010, p. 1541).

Mais le cas français apparaît relativement diffé‑
rent (figure IV, graphique de gauche). Dès 1982, 
le taux d’emploi des femmes le plus élevé (à 
près de 60 %) se rencontrait parmi les conjointes 
des hommes appartenant au septième décile de 

salaire (confirmant les résultats de Frémeaux  
& Lefranc, 2015, p. 15). À l’opposé, son niveau 
était presque aussi faible pour le dernier décile 
(11 points de pourcentage en dessous du maxi‑
mum) que pour le premier (13 points en des‑
sous). Néanmoins, les conjointes des hommes 
ne percevant aucun salaire se distinguaient net‑
tement par un taux d’emploi inférieur au maxi‑
mum de 18 points.

Aux États‑Unis à la même période, seuls les 
déciles supérieurs se distinguaient par un taux 
d’emploi des femmes clairement plus faible 
que les autres, les déciles inférieurs les ayant 
progressivement rejoints seulement après cette 
date. La France semble donc ici avoir connu 
plus précocement l’évolution observée aux 
États‑Unis : en France, l’emploi des femmes 
avait déjà pour effet d’augmenter les salaires 
des couples du milieu de la distribution plus que 
ceux des couples situés à ses extrêmes.

En France, entre 1982 et 2014, le taux d’emploi 
des femmes a augmenté au même rythme quel que 
soit le décile du conjoint, à l’exception notable du 
décile inférieur et des inactifs et chômeurs, pour 
lesquels l’écart avec le taux d’emploi le plus élevé 

Figure III
Évolution des inégalités de salaire et de la corrélation entre salaires des conjoints depuis 1982  
au sein des couples composés de deux salariés
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Lecture : le coefficient de variation des salaires des femmes en couple de deux salariés est resté relativement stable, passant de 0.49 à 
0.48 entre 1982 et 2014, avec un pic à 0.56 en 2002.
Champ : hommes et femmes vivant en couple cohabitant dans lequel les conjoints ont entre 30 et 59 ans, touchent tous deux un salaire 
et aucun n’est indépendant ou retraité.
Source : Insee, enquêtes Emploi, 1982‑2014.
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s’est accru jusqu’à atteindre respectivement  
18 et 28 points. Ainsi, les effets du développe‑
ment de l’emploi des femmes sur la corrélation 
entre salaires des conjoints (en attribuant un 
salaire nul aux inactifs et chômeurs) sont restés 
limités et n’ont pas suffi à augmenter l’inégalité 
entre couples.

Le tableau est assez différent en ce qui concerne 
les hommes (figure IV, graphique de droite). Dans 
l’ensemble, on relève une légère baisse du taux 
d’emploi au cours du temps qui contraste avec 
la hausse observée pour les femmes. En outre, le 
taux d’emploi des hommes croît avec le salaire de 
leur conjointe jusqu’à la médiane, et se stabilise 
ensuite. Cependant, comme parmi les femmes, 
le groupe dont les conjointes ne touchent aucun 
salaire se détache assez nettement des autres. 
L’écart entre le taux d’emploi de ce groupe et le 
taux maximum s’est nettement renforcé au cours 
du temps (passant de 4 à 16 points), reflétant une 
certaine tendance à la polarisation de l’emploi 
entre couples (Ravel, 2007).

Ainsi, contrairement aux États‑Unis, l’évolution 
du taux d’emploi des femmes n’a pas représenté 
en France une source importante d’évolution 
de la corrélation entre salaires des conjoints. 
Le caractère quasi général de l’accroissement 

du taux d’emploi des femmes, quel que soit le 
salaire du conjoint, a permis de limiter l’aug‑
mentation de la corrélation entre salaires des 
conjoints, et ainsi d’éviter une augmentation 
de l’inégalité entre couples. En revanche, qu’il 
s’agisse des femmes ou des hommes, on relève 
un décrochage du taux d’emploi des conjoints 
des individus touchant les salaires les plus 
faibles, voire aucun salaire, dont l’effet est 
nécessairement inégalitaire. Dans la section 
suivante, une décomposition plus détaillée de 
l’inégalité nous permettra d’évaluer les effets 
de ces tendances en différents points de la dis‑
tribution des salaires des couples.

Une diminution des inégalités  
qui n’a pas profité aux couples 
situés juste sous la médiane

Des évolutions divergentes selon la partie 
de la distribution considérée

La décomposition du coefficient de variation 
mise en œuvre dans la section précédente pré‑
sente l’avantage d’une grande simplicité. En 
revanche, elle ne permet pas d’examiner si les 

Figure IV
Évolution du taux d’emploi des hommes et des femmes selon le salaire de leur conjoint
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Source : Insee, enquêtes Emploi, 1982‑2014.
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effets mis en évidence ont été uniformes sur 
toute la distribution des salaires, ni d’évaluer 
l’évolution des inégalités qui aurait été observée 
dans d’autres situations contrefactuelles que 
celles déjà évoquées. Dans cette section, nous 
nous inspirons de la démarche élaborée par 
Schwartz (2010), qui consiste à modéliser la dis‑
tribution jointe des salaires des deux conjoints à 
l’aide de modèles log‑linéaires (Agresti, 2002). 
Ceux‑ci permettent, en imposant des contraintes 
aux paramètres, de simuler plusieurs situations 
contrefactuelles, et ainsi d’évaluer la contri‑
bution de chacune des différentes tendances à 
l’évolution de l’inégalité entre couples.

Beaucoup plus souple que la précédente, cette 
décomposition ne se limite plus nécessairement 
au coefficient de variation. Afin d’étudier si les 
évolutions ont varié selon la partie de la distri‑
bution des salaires des couples considérée, nous 
mobilisons trois nouvelles mesures : le rapport 
entre le décile supérieur et la médiane (D9/D5), 
celui entre la médiane et le deuxième décile 
(D5/D2)6, ainsi que la proportion de couples ne 
percevant aucun salaire.

L’intérêt de cette approche plus détaillée appa‑
raît dans la figure V à travers les évolutions 
très différentes des trois indicateurs. D’un côté, 

l’inégalité au‑dessus de la médiane (D9/D5) a 
quelque peu augmenté dans les années 1980, 
avant de décroître plus nettement de 11 % 
entre 1986 et 2014. De l’autre, l’inégalité en 
dessous de la médiane (D5/D2) a augmenté 
de 8 % jusqu’en 1994 pour fluctuer ou dimi‑
nuer légèrement depuis. Enfin, la proportion  
de couples ne percevant aucun salaire est passée 
de 3.9 % à 5.9 % entre 1982 et 1987, a connu un 
nouveau pic au milieu des années 1990 avant de 
diminuer quelque peu dans les années 2000 et 
de remonter après 2008.6

Ainsi, la stabilité de l’inégalité entre couples 
relevée plus haut (figure II) masque des ten‑
dances divergentes. Si l’on relève d’un côté une 
diminution des écarts entre la médiane et les 
déciles supérieurs7, de l’autre, les couples situés 
sous la médiane ont vu leur situation relative 

6.  C’est souvent le premier décile (D1) qui est retenu plutôt que 
le deuxième. Ce choix poserait ici problème dans la mesure où, 
pour certaines années, près de 10 % des couples ne perçoivent 
aucun salaire : le premier décile suit des évolutions irrégu‑
lières liées aux variations des très bas salaires en fonction de la 
conjoncture économique et du taux chômage. Puisque l’inégalité 
dans le bas de la distribution est déjà mesurée par la proportion 
de couples ne percevant aucun salaire, nous avons jugé préfé‑
rable de recourir au deuxième décile, dont les évolutions sont 
plus régulières.
7.  Cette baisse s’observe pour tous les déciles au‑dessus de la 
médiane.

Figure V
Évolution de trois indicateurs d’inégalité entre couples depuis 1982
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se dégrader quelque peu, avant de finalement 
s’améliorer, mais de manière peu marquée. 
Nous chercherons dans ce qui suit à appréhen‑
der les facteurs à l’origine de ce phénomène.

La méthode de décomposition 
par la modélisation log-linéaire : 
six scénarios contrefactuels

La méthode de décomposition proposée par 
Schwartz (2010) consiste à découper la distri‑
bution des salaires de chaque sexe observée 
chaque année en quantiles relativement fins, plus 
un groupe pour les inactifs et les chômeurs, et à 
construire une table d’homogamie à trois dimen‑
sions croisant chaque année les quantiles d’appar‑
tenance de chacun des conjoints. Le coefficient 

de variation et les rapports interdéciles peuvent 
être recalculés à partir de cette table, en attribuant 
à chaque individu le salaire médian de son quan‑
tile d’appartenance. Pour reproduire de manière 
assez fidèle les valeurs des indices mesurées à 
partir des données brutes, nous découpons ici la 
distribution en 20 quantiles représentant chacun 
5 % des individus de chaque sexe ayant perçu 
un salaire, plus une catégorie comprenant ceux 
n’ayant perçu aucun salaire.

L’objectif de cette méthode est de modéliser, 
à partir de la table d’homogamie réellement 
observée, plusieurs tables, correspondant cha‑
cune à une situation contrefactuelle. Il s’agit 
de partir d’un modèle imposant des hypothèses 
très fortes sur l’association entre salaires des 
conjoints et son évolution, et de les relâcher 
peu à peu par l’introduction de termes sup‑
plémentaires jusqu’à arriver aux évolutions 
réellement observées : chaque modèle est une 

Encadré 2

MODÈLES LOG‑LINÉAIRES UTILISÉS POUR LA DÉCOMPOSITION

Le modèle de base (modèle 1), celui d’indépendance, 
inclut uniquement les paramètres nécessaires pour 
reconstituer correctement la proportion de couples 
dans chaque quantile de salaire des hommes et des 
femmes (dont les salaires nuls) et dans chaque année, 
mais sans interaction entre ces trois dimensions. En 
notant mhft les effectifs prédits par le modèle pour 
la cellule à l’intersection de la ligne h (quantile de 
l’homme), de la colonne f (quantile de la femme) et 
de la couche t (année d’enquête), dans une table de 
dimensions H×F×T, ce modèle s’écrit :

M log mhft h
H

f
F

t
T1 : = + + +λ λ λ λ

Le modèle 2 tient compte en plus de l’évolution de la 
distribution marginale des femmes au cours du temps. 

Le modèle 3 y ajoute celle des hommes. Ils s’écrivent :

 
M M ft

FT2 1: + λ
 et 

M M ht
HT3 2: + λ

Etant donné que les populations des deux sexes sont 
découpées chaque année en quantiles, les paramètres 
marginaux sont à ce stade de peu d’effet (à l’approxi-
mation liée au découpage près), à l’exception de ceux 
reflétant les proportions marginales d’inactifs et de chô-
meurs : c’est pourquoi ce modèle revient principalement 
à autoriser ces proportions à varier au cours du temps.

Le modèle 4 ajoute à la spécification du précédent 
l’association entre l’inactivité ou le chômage de la 
femme et le quantile de salaire de l’homme, en suppo-
sant qu’elle est restée stable dans le temps. Il s’écrit :

M M h
HF

f4 3 10
0: + =λ

avec f = 0 indiquant l’absence de salaire de la femme 
(inactive ou chômeuse), et 1 0f =  l’indicatrice corres-
pondante.

Le modèle 5, celui de stabilité de l’association, inclut 
l’association complète mais stable entre salaires de 
l’homme et de la femme. Il intègre donc l’association 
entre inactivité ou chômage et salaire du conjoint du 
modèle précédent (qui n’apparaît cependant plus 
comme un terme spécifique). Il s’écrit : 

M M hf
HF5 3: + λ

Bien que ces cinq modèles supposent que l’associa-
tion entre les salaires des conjoints est restée stable en 
termes d’odds ratios, les indices d’inégalité peuvent 
varier au cours du temps, puisqu’ils ne sont pas indé-
pendants des marges de la table.

Le modèle 6 autorise en plus l’association entre l’inac-
tivité ou le chômage de la femme et le quantile de 
salaire de l’homme à varier de manière linéaire dans 
le temps. Il s’écrit :

M M tF F T
h
HF T

f6 5 10 0 0
0: + +( ) =λ λ λ

avec f = 0 indiquant l’absence de salaire de la femme.

Enfin, le dernier modèle correspond aux données réel-
lement observées (modèle saturé). La comparaison 
avec le précédent permet de mesurer les effets de 
l’évolution de l’association entre salaires des conjoints 
dans les couples dans lesquels la femme est salariée 
sur les inégalités entre couples.
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extension du précédent (voir encadré 2). En 
comparant les valeurs des indices d’inégalité 
obtenus pour chaque situation, on obtient une 
estimation de la contribution de la levée de 
chacune des hypothèses aux inégalités et à leur 
évolution temporelle.

L’évolution des indicateurs entre 1982 et 2014 
dans les différents scénarios contrefactuels est 
présentée dans la figure VI. On pourra retrou‑
ver les statistiques d’ajustement des modèles 
log‑linéaires dans l’annexe. Soulignons sim‑
plement que chaque modèle plus complexe 
constitue une amélioration substantivement 
et statistiquement significative par rapport au 
précédent comme l’indique le critère d’Akaike 
(Akaike Criterion Information, AIC)8.

Le premier scénario (cf. modèle 1 dans 
l’encadré 2) suppose qu’il n’existe aucune 

association entre les salaires des conjoints, ni 
entre le salaire d’un des conjoints et le fait que 
l’autre soit en emploi, et aussi que la propor‑
tion de personnes en emploi n’évolue pas dans 
le temps. 8De ce fait, le seul facteur d’inégalité 
et d’évolution des inégalités pris en compte 
ici correspond aux inégalités de salaire entre 
hommes en emploi d’un côté, et entre femmes 
en emploi de l’autre, dans l’hypothèse où les 
couples seraient constitués au hasard. On voit 
que ce facteur a très peu contribué aux évo‑
lutions temporelles des inégalités : les indica‑
teurs sont stables (figure VI, première ligne). 
Le développement de l’emploi des femmes et 
l’évolution de l’association entre salaires des 

8.  En revanche, l’indicateur BIC (Bayesian Information Criterion), 
plus parcimonieux, n’incite pas à considérer comme dignes d’at‑
tention les apports respectifs des modèles 3 et 6, pour lesquels 
la proportion de couples classés dans la mauvaise cellule (indice 
de dissimilarité) diminue d’ailleurs très peu.

Figure VI
Évolution du coefficient de variation, des rapports D9/D5 et D5/D2 et de la proportion de couples 
ne percevant aucun salaire entre 1982 et 2014 dans les différentes situations contrefactuelles
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conjoints expliquent donc la plus grande part 
des évolutions.

Dans le second scénario, on suppose toujours 
qu’il n’existe aucun lien entre le niveau de 
salaire d’un conjoint et le statut de l’autre, mais 
on laisse la proportion de personnes en emploi 
évoluer dans le temps. Cette spécification per‑
met d’évaluer la contribution de l’augmenta‑
tion du taux d’emploi des femmes à l’évolution 
des inégalités entre couples. L’évolution de ce 
seul facteur entraîne une diminution très mar‑
quée des inégalités entre 1982 et 2014, qui fait 
apparaître très clairement le rôle égalisateur de 
l’emploi des femmes.

Ainsi, les inégalités (coefficient de variation) 
auraient baissé de 14 % dans leur ensemble, 
de 5 % en dessous de la médiane (rapport D5/
D2) et de 8 % au‑dessus de la médiane (rapport 
D9/D5), alors que la proportion de couples ne 
percevant aucun salaire serait passée de 4.9 % 
à 2.3 %.

Le troisième scénario ajoute au précédent 
l’évolution temporelle du taux d’emploi des 
hommes. La légère diminution du taux d’em‑
ploi des hommes a atténué l’affaiblissement 
des inégalités prédit par le scénario précédent  
(cf. figure IV). En particulier, l’inégalité d’en‑
semble (coefficient de variation) aurait baissé 
de 7 % seulement (contre 14 % dans le deu‑
xième scénario), et l’inégalité en dessous de la 
médiane et la proportion de couples ne perce‑
vant aucun salaire seraient restées stables. On 
voit donc que le développement de l’emploi 
des femmes a permis de compenser les effets 
de la tendance inégalitaire à l’œuvre parmi les 
hommes.

Le quatrième scénario repose sur l’hypothèse 
que la seule association entre salaires des 
conjoints vient du lien entre emploi de la femme 
et salaire de son conjoint, tout en supposant que 
ce lien est resté stable au cours du temps. Il per‑
met de mesurer l’effet des différences de taux 
d’emploi des femmes selon le salaire de leur 
conjoint sur les inégalités et leur évolution. Ce 
scénario ne modifie pas de manière majeure les 
évolutions temporelles prédites par le précé‑
dent. Cependant, les inégalités en dessous de la 
médiane (rapport D5/D2) et d’ensemble (coeffi‑
cient de variation) y sont plus élevées, en 1982 
comme en 2014. Ceci tient à la surreprésenta‑
tion des femmes ne percevant aucun salaire 
parmi les couples dans lesquels les hommes sont 
situés dans le bas de la distribution des salaires.

Le cinquième scénario étend le précédent en 
supposant qu’il existe une association entre 
salaires des conjoints (y compris l’absence de 
salaire), mais que celle‑ci est restée stable au 
cours du temps. Contrairement à ce que l’on 
pourrait attendre, ce modèle (ainsi que le pré‑
cédent) prédit une évolution des inégalités 
potentiellement différente du modèle 3. En 
effet, même si l’association elle‑même reste 
stable dans le temps, l’évolution de la réparti‑
tion des hommes et des femmes entre emploi et 
non‑emploi déplace les effectifs entre des zones 
de la table d’homogamie qui diffèrent en termes 
d’intensité de l’association entre salaires des 
conjoints. Ainsi, la comparaison de l’inégalité 
prédite par ce modèle et par le précédent permet 
d’évaluer l’effet de l’existence d’une associa‑
tion entre salaires des conjoints sur l’évolution 
des inégalités, même en supposant que cette 
association est restée stable. Ce scénario pré‑
dit des inégalités plus fortes que le précédent 
au‑dessus de la médiane (rapport D9/D5) ainsi 
que dans l’ensemble (coefficient de variation), 
du fait de la forte tendance des hommes et des 
femmes percevant les plus hauts salaires à for‑
mer des couples ensemble. L’écart est cependant 
modeste : par rapport au quatrième scénario, le 
coefficient de variation est supérieur de 5 % en 
1982, et de 9 % en 2014.

De leur côté, les tendances temporelles 
demeurent essentiellement les mêmes que dans 
le scénario précédent. L’affaiblissement des 
inégalités d’ensemble (coefficient de varia‑
tion) et en dessous de la médiane (rapport D5/
D2) est légèrement moins marqué, puisque 
les femmes qui entrent sur le marché du tra‑
vail perçoivent un salaire plus proche de celui 
de leur conjoint que dans l’hypothèse d’une 
absence totale d’association. Mais finalement, 
l’existence d’une tendance à l’homogamie n’a 
en soi qu’un faible effet sur les évolutions tem‑
porelles des inégalités.

Le sixième scénario introduit une première 
source d’évolution temporelle de l’association 
entre salaires des conjoints : celle du lien entre 
emploi de la femme et salaire de l’homme, 
l’association entre salaires des conjoints restant 
supposée stable. Comme on pouvait s’y attendre 
du fait de la relative stabilité du lien entre salaire 
de l’homme et emploi de la femme déjà relevée 
plus haut, ce scénario n’introduit aucune diffé‑
rence notable par rapport au précédent.

Enfin, le dernier scénario correspond à la table 
réellement observée (modèle saturé). La dif‑
férence par rapport au scénario précédent 
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provient donc exclusivement de l’évolution au 
cours du temps de l’association entre salaires 
des conjoints parmi les couples dans lesquels 
la femme est salariée. Cette comparaison fait 
apparaître un résultat négatif qui mérite d’être 
souligné : contrairement à ce qui a été relevé 
aux États‑Unis, l’évolution de l’associa‑
tion entre les salaires des conjoints en emploi 
(conséquence de l’homogamie sociale) n’a pas 
eu d’effet notable sur l’inégalité entre couples. 
On peut cependant relever que la diminution de 
l’inégalité au‑dessus de la médiane (rapport D9/
D5) est légèrement plus marquée, signe d’un 
affaiblissement de l’association dans le haut de 
la distribution.

La décomposition plus fine réalisée dans 
cette section a montré que l’augmentation du 
taux d’emploi des femmes est de loin le fac‑
teur principal de l’évolution de l’inégalité de 
salaire entre couples (dont aucun des conjoints 
n’est indépendant ni retraité) depuis 1982. 
La légère diminution du taux d’emploi des 
hommes a en revanche renforcé les inégali‑
tés, mais de manière peu marquée. Enfin, les 
évolutions des différentes composantes du lien 
entre salaires des conjoints ont joué un rôle 
relativement mineur.

Si le développement de l’emploi des femmes a 
eu un effet égalisateur sur l’ensemble de la dis‑
tribution, le léger recul de l’emploi des hommes 
dont les conjoints perçoivent un salaire faible 
ou nul a eu un effet inégalitaire particulièrement 
marqué en dessous de la médiane. En outre, l’as‑
sociation entre les salaires des conjoints semble 
s’être quelque peu affaiblie dans le haut de la 
distribution. La combinaison de ces trois phéno‑
mènes explique les évolutions contrastées des 
différents indicateurs d’inégalités relevées plus 
haut : diminution des inégalités entre couples 
au‑dessus de la médiane, stabilité ailleurs.

*  *
*

Les résultats présentés ici, qui vont à l’encontre 
de l’idée selon laquelle on assisterait à une 

augmentation généralisée à la fois de l’homo‑
gamie et des inégalités salariales, suggèrent des 
prolongements dans trois directions. 

Premièrement, les inégalités sont ici mesurées 
uniquement à partir des salaires. Or l’augmen‑
tation des inégalités économiques provient en 
grande partie de l’évolution de la distribution 
du patrimoine et des revenus qui en découlent 
(Landais, 2007 ; Piketty, 2013). L’extension 
de l’étude à tous les types de revenus ainsi 
qu’aux héritages semble une voie promet‑
teuse, même si les données permettant de 
les étudier sont plus rares (Frémeaux, 2014). 
Par ailleurs, la prise en compte des revenus 
de transfert – et notamment des allocations 
chômage – apparaît essentielle pour affiner 
l’analyse des bas revenus, appréhendés ici 
uniquement à travers la proportion de couples 
ne percevant aucun salaire.

Deuxièmement, nous avons retenu une pers‑
pective purement transversale, négligeant de ce 
fait les variations importantes des revenus des 
conjoints au cours de leur vie, notamment du 
fait des périodes de chômage ou d’inactivité 
(Courtioux & Lignon, 2015a). Les recherches 
futures devront s’attacher à combiner une 
étude des évolutions temporelles des inégalités 
avec une perspective longitudinale au niveau 
individuel de manière à mieux tenir compte  
des possibles compensations entre conjoints des 
variations du niveau d’activité (inactivité, chô‑
mage, temps de travail).

Troisièmement, notre analyse a porté exclu‑
sivement sur les individus en couple une 
année donnée. Or, suivant ce qui a été relevé 
aux États‑Unis (Karoly & Burtless, 1995 ; 
Burtless, 1999 ; Cancian & Reed, 1999 ; Reed 
& Cancian, 2001 ; Daly & Valletta, 2006 ; 
Western et al., 2008 ; Larrimore, 2014), on 
peut penser que la baisse de la proportion de 
personnes vivant en couple a renforcé les iné‑
galités parmi l’ensemble des ménages. En par‑
ticulier, les familles monoparentales, qui ont 
plus fréquemment à leur tête des mères peu 
diplômées et éloignées de l’emploi (Chardon 
et al., 2008), ont pu voir leur situation rela‑
tive se détériorer par rapport au salaire médian  
des couples. 
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ANNEXE _____________________________________________________________________________________

STATISTIQUES D’AJUSTEMENT DES MODÈLES UTILISÉS POUR LA DÉCOMPOSITION

D. L.(1) Déviance Δ (%)(2) BIC(3) AIC(4)

M1 : Indépendance complète 14 480 57 114 19.86 ‑ 120 844 28 154

M2 : M1 + Taux d’emploi des femmes 13 840 49 073 17.57 ‑ 121 019 21 393

M3 : M2 + Taux d’emploi des hommes 13 200 46 593 17.08 ‑ 115 634 20 193

M4 : M3 + Association emploi‑salaire stable 13 180 40 948 14.56 ‑ 121 033 14 588

M5 : M4 + Association complète stable 12 800 16 091 9.51 ‑ 141 219 ‑ 9 509

M6 : M5 + Association emploi‑salaire variable 12 780 15 886 9.33 ‑ 141 179 ‑ 9 674

(1) Degrés de liberté. (2) Indice de dissimilarité. (3) Critère d’information bayésien. (4) Critère d’information d’Akaike. Ces deux derniers 
indicateurs mesurent la qualité de la description des données réalisée par chaque modèle en tenant compte de leur parcimonie (nombre 
de paramètres à estimer) : une valeur inférieure (ou plus fortement négative) signale une amélioration statistiquement significative par 
rapport à un modèle présentant une valeur plus élevée.
Note : N = 217 489. Nombre de cellules de la table : 14 553.
Champ : hommes et femmes vivant en couple cohabitant dans lequel les conjoints ont entre 30 et 59 ans et aucun n’est indépendant 
ou retraité.
Source : Insee, enquêtes Emploi, 1982‑2014.
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Combien de temps durent les situations  
de monoparentalité ?  
Une estimation sur données françaises
How long do situations of single parenthood last? An estimation based 
on French data

Vianney Costemalle *

Résumé – Les familles monoparentales représentent aujourd’hui plus de 20 % des familles avec 
enfants mineurs en France comme en moyenne en Europe. La mono parentalité est généralement 
associée à de plus grands risques de précarité et d’exclusion auxquels répondent différentes poli‑
tiques sociales. Il est ainsi important de savoir combien de temps dure cette situation. On pré‑
sente dans cet article une méthode originale d’estimation de cette durée à partir d’un échantillon 
de familles monoparentales pour lesquelles seules les anciennetés dans la situation à la date de 
l’enquête sont observées (échantillonnage dans le stock). Elle combine un calcul de la fonction 
de vraisemblance des observations selon la méthodologie proposée par Nickell avec l’intro‑
duction de risques instantanés de sortie de la situation proportionnels comme dans le modèle  
de Cox. Plusieurs simulations reproduisant des cas réels et variés confirment la fiabilité de cette 
méthode. Appliquée aux données de l’Enquête famille et logements de 2011, elle permet d’esti‑
mer que la moitié des parents de famille monoparentale sortent de cette situation au bout de  
trois ans. 

Abstract – Single-parent families currently account for over 20% of families with minor child-
ren in France, in line with the European average. Single parenthood is often associated with 
greater risks of insecurity and exclusion, to which social policies must respond. It is thus impor-
tant to know how long such situations last. In this paper, we present an original method for 
estimating the duration of such periods based on a sample of single parents for whom only the 
length of time spent in the situation at the time of the survey is observed (stock sampling). It 
combines a calculation of the likelihood function of the observations using the methodology 
proposed by Nickell and the introduction of proportional instantaneous probability of exiting 
the situation based on the Cox model. Several simulations replicating a variety of observed 
scenarios confirm the reliability of this method. Applying this method to the data from the 2011 
Family and Housing Survey allows us to estimate that single parenthood ends after 3 years for 
half of the single parents.  
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L a monoparentalité, c’est‑à‑dire la situation 
d’un parent – le plus souvent une mère –  

seul avec un ou des enfants à charge, est une 
situation familiale dont la fréquence s’est élevée  
depuis plusieurs décennies1, en France comme à 
l’étranger. En France, selon le recensement de la 
population de l’Insee2, il y avait 953 000 familles 
monoparentales en 1990 et 1 687 000 en 2010, 
ce qui correspond à une progression de 77 % en 
20 ans. Parallèlement, le nombre de familles avec 
enfants mineurs n’a que peu évolué (7 944 000 
en 2010, soit 3.8 % de plus qu’en 1990) ; la part 
des familles monoparentales parmi l’ensemble 
des familles avec enfants mineurs a ainsi for‑
tement progressé, passant de 12 % en 1990 à 
21 % en 2010, dans un mouvement de hausse 
constante depuis plusieurs dizaines d’années. 
En Europe, cette tendance a été observée en 
Grande‑Bretagne à partir des années 1970 
(David et al., 2004) avant de s’étendre à l’en‑
semble des pays dans les années 1980. En 2012, 
la part des familles monoparentales en Europe 
atteignait 19 %. Les contrastes sont marqués 
entre pays d’Europe du Nord et pays d’Europe 
de l’Est et du Sud ; les formes traditionnelles 
de la famille sont encore bien ancrées dans ces  
derniers même si la monoparentalité y a forte‑
ment progressé (Le Pape et al., 2015).

Plus souvent que d’autres situations familiales, 
la monoparentalité est associée à des situations 
difficiles : les familles monoparentales repré‑
sentent la composition familiale dans laquelle 
le taux de pauvreté est le plus élevé, atteignant 
33 % en France (Boiron et al., 2016), et elles 
connaissent plus souvent des conditions de 
logement défavorisées (Chardon et al., 2008) ; 
les mères de familles monoparentales, bien que 
leur taux d’activité soit un peu plus élevé que 
celui des mères en couple, ont un taux de chô‑
mage deux fois plus élevé (Rabier, 2014) et font 
face à des difficultés particulières pour articu‑
ler travail et contrainte familiale (Algava et al., 
2005). Pour répondre à ces risques d’exclusion 
professionnelle et sociale, différentes politiques 
sociales ont été mises en œuvre en Europe dès 
les années 1950 (Eydoux & Letablier, 2009). En 
France, l’allocation de soutien familial (ASF) et 
le complément familial (CF) s’ajoutent ainsi aux 
divers dispositifs dont bénéficient les familles. Il 
est donc important de savoir combien de temps 
durent les épisodes de monoparentalité.

La monoparentalité est une situation forcé‑
ment transitoire, car elle prend fin soit avec la 
(re)mise en couple du parent seul, soit lorsque 
les enfants atteignent un âge auquel ils ne sont 
plus considérés comme dépendants ou quittent 

le foyer. Mais la durée des situations de mono‑
parentalité reste à ce jour assez mal connue. 
L’objectif de cet article est de fournir une esti‑
mation de la durée de la monoparentalité, ce 
qui, à notre connaissance, n’a jamais été fait 
auparavant pour la France. Pour cela on propose 
une méthode originale d’estimation de durées 
à partir des anciennetés, basée sur des travaux 
anciens de modélisation de durées, notamment 
les travaux de Nickell (1979) et de Cox (1972). 

Avant d’aller plus loin, il faut noter qu’il n’existe 
pas de définition unique de la monoparentalité. 
Toutes les approches considèrent néanmoins 
qu’il s’agit d’un parent isolé élevant des enfants 
à charge, mais plusieurs critères peuvent être 
retenus pour chacune de ces deux dimensions. 
Longtemps, le critère d’isolement fut basé sur 
le statut matrimonial légal du parent : étaient 
considérés comme parents isolés les femmes (ou 
les hommes) non mariés avec des enfants. Cette 
approche pose maintenant problème puisque de 
plus en plus de couples ne sont pas mariés. En 
outre, dans certains couples, les partenaires ne 
vivent pas dans un même logement, faisant alors 
partie de ce qu’on dénomme les LAT (living 
apart together). Par exemple, 10 % des parents 
de familles monoparentales en France décla‑
raient, en 1999, vivre en couple avec quelqu’un 
qui n’habite pas dans le même logement (Algava, 
2002). Le statut marital n’est donc plus un bon 
indicateur d’isolement et la notion de « vie 
en couple » est devenue plus difficile à saisir 
(Toulemon, 2011). Par ailleurs, il y a aussi plu‑
sieurs possibilités pour définir un enfant à charge : 
le plus souvent, on retient les enfants de moins de 
25 ans (par exemple Algava, 2002) ou de moins 
de 18 ans (Buisson et al., 2005) mais certains tra‑
vaux ne retiennent pas de limite d’âge (David et 
al., 2004). L’Insee analyse en général les types de 
familles en considérant les enfants mineurs ; le 
Haut Conseil de la famille s’intéresse aussi aux 
familles avec enfants mineurs (Haut Conseil de la 
famille, 2014). Nous retiendrons également cette 
limite d’âge de 18 ans, et nous définissons pour 
cet article la monoparentalité comme la situa‑
tion d’un parent ne vivant pas en couple ayant 
au moins un enfant célibataire âgé de moins de 
18 ans vivant dans le même logement, qui n’a  
pas lui‑même d’enfants vivant dans le logement.12

La première partie de l’article présente la 
méthode d’estimation. Dans un premier temps 
on explique en quoi les anciennetés observées sur 

1. Les familles monoparentales apparaissent comme une caté‑
gorie statistique en France avec le recensement de 1982.
2. Il s’agit des familles monoparentales avec enfant(s) de moins 
de 18 ans.
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les personnes présentes dans le stock de familles 
monoparentales sont différentes des durées : 
les anciennetés peuvent être vues comme des 
durées doublement biaisées. On détaille ensuite 
comment il est possible d’inférer la distribution 
des durées à partir de celle des anciennetés à 
partir de la connaissance des flux d’entrée. On 
s’appuie ici sur des simulations numériques, 
générant des variables aléatoires selon le modèle 
présenté, pour illustrer différents cas particu‑
liers et pour tester la robustesse de la méthode 
proposée. Dans la seconde partie, cette méthode 
est appliquée aux données de l’Enquête famille 
et logements (EFL) en utilisant de plus les don‑
nées de l’enquête Étude des relations familiales 
et intergénérationnelles (Erfi) (voir l’encadré 1 
pour une présentation de ces sources) ; on 
expose alors l’estimation de la distribution des 
durées passées en situation de monoparentalité.

Comment déterminer les durées 
à partir des anciennetés ?

La durée des situations de monoparentalité est 
mal connue car difficile à mesurer. Les périodes 

de monoparentalité se déduisent en effet de 
la confrontation entre les périodes où les per‑
sonnes vivent sans conjoint et les périodes où 
elles ont des enfants à charge. Connaître les 
dates de début et de fin de ces périodes requiert 
de disposer d’informations longitudinales (ou 
rétrospectives) et de telles données sont assez 
rarement disponibles. Des durées moyennes ont 
pu être ainsi mesurées aux États‑Unis sur la base 
de données rétrospectives à partir de l’enquête 
National Survey of Families and Households de 
1987 : en moyenne, les mères entrées en famille 
monoparentale entre 1970 et 1974 sont res‑
tées 4.5 ans dans cette situation, contre 3.4 ans 
pour celles entrées 10 ans plus tard (Bumpass 
& Raley, 1995). Au Royaume‑Uni, l’enquête 
rétrospective Survey of Family and Working 
Lives de 1994 a permis d’estimer des durées 
médianes de monoparentalité : 5.8 ans pour 
l’ensemble des mères, 4.6 ans pour les mères 
célibataires, 4.7 ans pour les mères divorcées, 
6.8 ans pour les mères séparées et 10.5 ans pour 
les mères veuves (McKay, 2002).

Les autres enquêtes plus classiques qui 
apportent des informations sur les familles 
mono parentales sont les enquêtes transversales, 

Encadré 1

L’ENQUÊTE FAMILLE ET LOGEMENTS ET L’ENQUÊTE ÉTUDE DES RELATIONS FAMILIALES 
ET INTERGÉNÉRATIONNELLES

L’Enquête famille et logements (EFL) a été réalisée 
par l’Insee au début de l’année 2011 conjointement 
avec le recensement de la population. Dans chaque 
ménage sélectionné pour l’enquête, tous les hommes 
ou toutes les femmes de 18 ans ou plus ont été inter‑
rogés. Au total, 359 770 personnes de 18 ans ou plus, 
vivant en ménage ordinaire en France métropolitaine 
ont été interrogées sur leur vie familiale et résidentielle 
(Breuil et al., 2016). Cette enquête permet d’identifier 
les adultes à la tête d’une famille monoparentale au 
1er janvier 2011. Il s’agit donc d’un échantillonnage 
dans le stock. Les personnes qui déclaraient ne pas 
vivre en couple au moment de l’enquête, et qui avaient 
déjà vécu en couple auparavant, devaient indiquer 
l’année de la fin de l’union ainsi que la cause (sépa‑
ration ou décès du conjoint). Cela permet notamment 
de déterminer l’ancienneté de la monoparentalité 
au moment de l’enquête ainsi que la cause (rupture 
d’union, enfant hors vie en couple, décès du conjoint) 
de la monoparentalité.

L’enquête Étude des relations familiales et intergéné‑
rationnelles (Erfi) est le volet français du programme 
international Generations and Gender Survey (GGS) 
visant à établir des statistiques comparatives par 
pays au niveau mondial, et principalement au niveau 
européen (Régnier‑Loilier, 2012). Elle a été menée 

conjointement par l’Ined et l’Insee en trois vagues suc‑
cessives, en 2005, 2008 et 2011. Lors de la première 
vague il y avait 10 079 répondants, puis 6 534 pour la 
deuxième vague et enfin 5 781 pour la dernière vague 
(certains ont répondu à la première et troisième vague 
sans répondre à la deuxième). Les répondants sont 
âgés de 18 à 79 ans au 31 décembre 2005, une seule 
personne par ménage étant tirée au sort. L’intérêt 
de cette enquête est qu’elle pose des questions à 
caractère rétrospectif, ce qui permet d’avoir des infor‑
mations longitudinales sur les parcours familiaux et 
conjugaux. Les personnes interrogées décrivent l’en‑
semble des relations cohabitantes (dont la durée a été 
d’au moins trois mois) qu’elles ont vécues au cours 
de leur vie. Elles donnent aussi des informations sur 
tous les enfants qu’elles ont eus, avec notamment une 
information sur la date de départ du foyer de chaque 
enfant. On a pu, à partir de ces éléments, déterminer 
les périodes pendant lesquelles les personnes interro‑
gées étaient à la tête d’une famille monoparentale avec 
enfants mineurs. Les inconvénients de cette enquête 
sont : une taille de l’échantillon des personnes ayant 
vécu au moins une fois en famille monoparentale 
assez faible et de possibles imprécisions sur les dates 
données, – les questions portant sur un passé parfois 
lointain – ce qui conduirait à une imprécision sur les 
épisodes de monoparentalité.
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qui permettent de connaître le stock de ces 
familles à un instant donné. On peut sur 
cette base mesurer l’ancienneté – mais pas la 
durée – des situations de monoparentalité. En 
France, l’enquête Étude de l’histoire familiale 
avait ainsi permis de mesurer pour 1999 une 
ancienneté moyenne de la situation de 6 ans et 
3 mois pour les femmes et 5 ans et 9 mois pour 
les hommes (Algava, 2002). L’Enquête famille 
et logements de 2011 a permis de mesurer 
que les 1.5 million de familles monoparen‑
tales de France métropolitaine s’étaient for‑
mées 5.5 années plus tôt en moyenne : 4.5 ans  
pour un parents séparé, 5.5 ans pour un parent 
dont le conjoint est décédé et 10 ans pour un 
parent n’ayant jamais vécu en couple (Buisson 
et al., 2015).

Les deux types d’approche, longitudinale 
et transversale, renvoient respectivement à 
ce qu’on appelle dans les modèles de durée 
l’échantillonnage dans le flux (flow sampling) et 
l’échantillonnage dans le stock (stock sampling).

Des anciennetés aux durées :  
le biais de censure et le biais de sélection

L’ancienneté d’une situation est le temps qui 
s’est écoulé entre le début de cette situation et le 
moment où la situation est observée3, tandis que 
la durée est le temps total écoulé entre le début 
et la fin de la situation (voir l’encadré 2 pour 
la modélisation des durées). Les anciennetés 
et les durées sont donc a priori deux concepts 
différents qui répondent respectivement aux 
questions « Depuis combien de temps est‑on 
dans cette situation, à la date t ? » et « Combien 
de temps cette situation dure‑t‑elle ? ». 
L’ancienneté peut être vue comme une durée qui 
est censurée sur la droite, puisqu’on ne connaît 
pas la date de fin de la situation, mais seule‑
ment son commencement. Les anciennetés sont 
par conséquent plus courtes que les durées, ce 

3. Le moment de l’observation sera, dans notre cas d’appli‑
cation, identique pour tous les individus : il s’agit de la date de 
l’enquête.

Encadré 2

MODÉLISATION DES DURÉES

Dans le cas où la variable aléatoire de durée T est 
discrète et prend des valeurs entières, la loi de T  
est donné par sa densité f t = P T = t( ) ( ).

La survie au temps t ∈ ℕ, notée S(t), correspond à la 
proportion de la population dont la situation d’intérêt 
a duré t unité de temps ou plus : S t = P T t( ) ≥( ). Il en 
résulte que S est une fonction décroissante et que 
S(0) = 1.

Le risque instantané au temps t ∈ ℕ, noté h(t), corres‑
pond à la part de personnes qui quittent la situation 
au temps t parmi les personnes qui étaient toujours 
dans la situation au temps t : h t = P T = t | T t( ) ≥( ). 
Soit f t = h t S t( ) ( ) ( ).

On a alors une relation entre la survie et le risque ins‑

tantané : pour tout t > 0, S t = h u
u=

t

( ) − ( )( )
−

∏ 1
0

1
.

En remarquant que f t = S t S t +( ) ( ) − ( )1 , on a déduit 
que l’espérance de la variable de durée est donnée par 

E T = tf t = S t
t t
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La médiane est ici définie comme 

Med T =
u S u S u + + S u

S u S u +
( )
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( ) − ( )

1 1 0,5

1
, où u est 

le plus grand entier tel que S u( ) ≥ 0,5 . Ce qui donne 

bien Med(T) = u lorsque S(u) = 0,5.

Connaître la loi de probabilité, la fonction de survie 
ou la fonction de risque instantané revient au même 
et donne toute l’information sur la distribution des 
durées. Il suffit donc de connaître une de ces trois 
fonctions pour calculer n’importe quel indicateur, 
comme la moyenne ou la médiane.

Dans le cas continu, on utilise la loi de Weibull pour 
simuler des variables de durées. Dans ce cas, on peut 
définir de la même façon que dans le cas discret la 
fonction de survie et la fonction de risque instantané. 

On a alors pour tout t ∈ ℝ, S t = h u du
t

( ) − ( )
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La loi de Weibull est paramétrée par deux réels posi‑
tifs : un paramètre d’échelle l et un paramètre de 
forme k. 

La survie s’écrit S t =
t k
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 et le risque ins‑

tantané h t =
k t k
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−
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Lorsque le paramètre de forme k vaut 1, alors on obtient 
une loi exponentielle : la survie est exponentiellement 
décroissante et le risque instantané est constant et 
vaut 1/l. Si k est plus petit que 1, le risque instantané 
est décroissant tandis que s’il est plus grand que 1 le 
risque instantané augmente avec le temps t. De plus, 
la variance augmente lorsque k diminue.
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qu’on nomme ici le biais de censure. Un autre 
problème apparaît dans le cas d’un échantillon‑
nage dans le stock : la probabilité d’être enquêté 
alors qu’on est en situation monoparentale aug‑
mente avec la durée de la monoparentalité. 
Ceci implique que les personnes en situation 
monoparentale au moment de l’enquête ont des 
durées en moyenne plus grandes que l’ensemble 
des personnes ayant connu un épisode de mono‑
parentalité au cours de leur vie4. On nomme 
cela le biais de sélection. Ce biais joue en sens 
contraire du biais de censure, ce qui fait qu’il 
est a priori impossible de dire si les anciennetés 
sont en moyenne plus longues ou plus courtes 
que les durées. Quel est le lien entre la distribu‑
tion des durées et celle des anciennetés ? Afin 
de bien comprendre comment peuvent jouer 
ces effets de censure et de sélection, on va par 
la suite générer de façon aléatoire plusieurs 
jeux de données mimant différentes situations 
réelles. On pourra alors ajuster les paramètres 
de ces simulations à volonté pour mettre en évi‑
dence les deux biais dans des cas choisis.

On illustre ces phénomènes de censure et de 
sélection à l’aide de simulations qui génèrent  
de manière aléatoire des observations de durées 
et d’anciennetés. On génère aléatoirement, selon 
une loi uniforme, une date d’entrée en monopa‑
rentalité, entre 1950 et 2010, pour 100 000 per‑
sonnes. On génère de plus pour chacune de ces 
personnes la variable aléatoire de durée selon 

une loi de Weibull (cf. encadré 2). On en déduit 
alors un stock de personnes qui sont toujours 
en situation de monoparentalité en 2011. Parmi 
les personnes de ce stock, on peut calculer 
l’ancienneté de la monoparentalité en 2011.  
Le paramètre de forme de la loi de Weibull est 
le paramètre clé : s’il est plus petit que 1, alors 
c’est l’effet de sélection qui l’emporte tandis 
que s’il est plus grand que 1 c’est l’effet de cen‑
sure qui est le plus fort (figure I).4 

Ce résultat peut se comprendre intuitivement. 
Dans le cas où le paramètre de forme est infé‑
rieur à 1, les durées de la plupart des personnes 
sont très courtes et seulement quelques‑unes 
d’entre elles ont des durées très longues (il y a 
une très grande hétérogénéité des durées). Il en 
résulte qu’au moment de l’enquête, toutes les 
personnes avec des durées très longues sont en 
famille monoparentale, tandis que seulement 
une fraction de celles qui ont des durées très 
courtes le sont (les personnes qui sont entrées 
en monoparentalité juste avant l’enquête). Les 
personnes avec des durées longues sont donc 
surreprésentées parmi les familles monoparen‑
tales au moment de l’enquête. En conséquence, 
les anciennetés observées sont globalement plus 
longues que les durées réelles.

4. Pour bien comprendre cela on peut aussi penser au jeu de 
la bataille navale : en choisissant une case au hasard, les gros 
bateaux ont plus de chance d’être touchés que les petits.

Figure I
Courbes de survie associées à la distribution des durées et à la distribution des anciennetés 
illustrant l’effet de sélection et l’effet de censure à partir de simulations
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Dans le cas contraire, si le paramètre de forme 
est supérieur à 1, il y a peu de variabilité des 
durées : la plupart des personnes ont la même 
durée à quelques variations près. Celles qui 
sont en situation monoparentale au moment 
de l’enquête sont donc à peu près représenta‑
tives de l’ensemble des personnes (car il y a 
très peu d’hétérogénéité en termes de durées). 
Les anciennetés étant toujours plus courtes que 
les durées, il en résulte que globalement, les 
anciennetés des personnes en situation mono‑
parentale au moment de l’enquête seront plus 
courtes que l’ensemble des durées.

Si l’effet de sélection est plus fort que l’effet 
de censure, les anciennetés observées seront 
en moyenne plus grandes que les durées, tan‑
dis que si l’effet de censure est plus fort, les 
anciennetés seront en moyenne plus petites 
que les durées. Si donc en comparant deux 
groupes, on trouve qu’en moyenne les ancien‑
netés du premier groupe sont plus faibles que 
celles du deuxième, cela n’implique pas que les 
durées sous‑jacentes du premier groupe sont 
en moyenne plus petites que les durées du deu‑
xième groupe. L’ordre des durées ne respectera 

pas l’ordre des anciennetés si dans le premier 
groupe l’effet de censure est très fort et dans 
le deuxième l’effet de sélection est très fort, 
comme l’illustre la figure II.

L’influence des flux d’entrée  
sur les anciennetés

La distribution des durées dans la population a 
donc un impact direct sur les anciennetés. Un 
autre facteur influence également la distribution 
des anciennetés observées à un instant donné : 
il s’agit des flux d’entrée dans la situation de 
monoparentalité. Si, par exemple, de plus en 
plus de familles monoparentales se constituent 
chaque année (flux croissant), les anciennetés 
observées auront mécaniquement tendance à 
être courtes, la plupart des familles monopa‑
rentales observées dans l’enquête auront été 
formées peu de temps avant l’enquête. Un flux 
d’entrée croissant joue donc en faveur du biais 
de censure (un flux décroissant augmente le 
biais de sélection). Les simulations présentées 
dans la figure III illustrent bien ce phénomène. 

Figure II
Comparaison de la distribution des durées et des anciennetés entre deux groupes
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Pour résumer, la distribution des anciennetés 
observées au moment de l’enquête dépend à la 
fois des flux d’entrée et de la distribution des 
durées réelles. On a donc l’intuition que si la 
distribution des anciennetés et les flux d’entrée 
sont connus, on peut en déduire la distribution 
des durées. C’est l’objet de la section suivante.

Inférer les durées à partir des anciennetés 
et des flux d’entrée

Relation entre les flux, les durées et les stocks

On considère dans un premier temps la situa‑
tion hypothétique dans laquelle les flux d’entrée 
en monoparentalité sont constants au cours du 
temps, et où la durée moyenne de la monopa‑
rentalité n’évolue pas au cours du temps non 
plus. Alors les flux de sortie compensent exacte‑
ment les flux d’entrée et le stock n’évolue pas. Il 
y a dans ce cas précis, une relation simple entre 
le stock, les flux et les durées :

Stock = Flux * E[T], où E[T] est l’espérance de 
la variable aléatoire de durée.

Cette relation se comprend facilement : plus les 
flux sont importants, plus les stocks observés à 

un instant donné le sont également ; plus les per‑
sonnes restent longtemps en situation de mono‑
parentalité, plus elles ont de chance de faire 
partie du stock, et plus le stock est important. 
Connaissant les flux et le stock, cette relation 
nous donne donc directement accès à la durée 
moyenne passée en situation monoparentale 
E[T]. Dans le cas du régime stationnaire (flux 
constants) on peut donc directement déduire, à 
partir des flux d’entrée et de la taille du stock  
de familles monoparentales, la durée moyenne 
de la monoparentalité.

En dehors du régime stationnaire, l’égalité n’est 
plus vérifiée. En fait, si les flux augmentent 
régulièrement le stock une année donnée est 
inférieur au dernier flux multiplié par la durée 
moyenne : Stock < Dernier Flux * E[T], ce qui 
donne une borne inférieure pour la moyenne des 
durées. On a la relation inverse dans le cas d’un 
flux décroissant.

La relation entre les flux, les durées et les 
stocks ne nous permet toutefois pas de déduire 
la distribution des durées. Pour cela, il faut en 
plus connaître la distribution des anciennetés. 
Comme nous souhaitons connaître la distri‑
bution des durées (et pas seulement la durée 

Figure III
Influence des flux d’entrées sur les anciennetés observées
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groupe il est décroissant. Il en résulte que les anciennetés observées A1 et A2 ont une distribution différente.
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moyenne) et parce que nous ne sommes pas, 
avec la monoparentalité, dans une situation où 
les flux sont constants, nous présentons par la 
suite une méthode plus sophistiquée tenant 
compte de toute l’information disponible afin 
de déterminer la distribution des durées quels 
que soient les flux d’entrée.

Échantillonnage dans le flux et échantillonnage 
dans le stock

Les modèles de durée classiques, comme le 
modèle de Cox (1972), se servent la plupart 
du temps d’échantillonnages dans le flux : 
on observe les personnes qui entrent dans la 
situation d’intérêt à une date donnée et on suit 
ces personnes au cours du temps jusqu’à une 
date finale. Cela nécessite un dispositif parti‑
culier de suivi des personnes et c’est pourquoi 
ce genre d’études est en général mené sur de 
petits échantillons en sciences sociales qui 
nécessitent des enquêtes auprès des personnes, 
bien qu’on puisse appliquer ces modèles sur 
des données plus volumineuses si elles sont 
disponibles. Certaines durées sont alors com‑
plètement observées et d’autres sont censurées 
sur la droite, dans le cas des personnes qui ne 
sont pas sorties de la situation d’intérêt avant la 
date finale. 

Au contraire, l’échantillonnage dans le stock 
permet d’étudier un échantillon de personnes 
qui sont dans la situation d’intérêt à un instant 
donné, quelle que soit leur date d’entrée dans 
cette situation. Même si ce type d’échantil‑
lonnage est plus rare lorsqu’on s’intéresse à 
des durées, plusieurs auteurs ont néanmoins 
développé des modèles de durée sur cette base. 
Wooldridge (2002) évoque un modèle dans 
lequel les individus échantillonnés dans le 
stock sont ensuite suivis pendant une certaine 
période de temps ; ainsi toutes les durées ne 
sont pas censurées sur la droite. Kiefer (1988) 
parle de la difficulté à estimer des durées 
de chômage à partir du Current Population 
Survey aux États‑Unis, en raison du fait que 
les durées sont à la fois censurées à droite et 
à gauche. C’est bien souvent pour estimer des 
probabilités de sortie du chômage, au sein de la 
théorie de la recherche d’emploi (Atkinson et 
al., 1984) ou bien en épidémiologie (Keiding, 
2006), que des modèles, spécifiques à l’échan‑
tillonnage dans le stock, ont été développés. 
Lorsque toutes les données sont censurées sur 
la droite, il est toujours possible d’estimer des 
probabilités de sortie de la situation d’inté‑
rêt, comme l’a montré Nickell (1979) dans 
un article auquel on se référera souvent par la 

suite, pourvu que l’on connaisse les probabi‑
lités d’entrée aux dates précédant l’enquête. 
Pour cela il a développé un modèle entière‑
ment paramétrique dont l’estimation repose 
sur le principe du maximum de vraisemblance. 
Lancaster replace le problème de l’échantil‑
lonnage dans le stock dans le contexte plus 
général des processus de renouvellement 
(Lancaster, 1990).

La méthode utilisée ici reprend en très grande 
partie la solution proposée par Nickell (1979), 
mais plusieurs modifications ont néanmoins été 
apportées afin de mieux répondre aux questions 
que l’on se pose sur les durées de la monopa‑
rentalité. On reprend l’idée des risques instan‑
tanés proportionnels du modèle de Cox que 
l’on introduit dans le calcul de la vraisemblance 
donné par Nickell, ce qui rend le modèle pro‑
posé ici unique à notre connaissance. De plus, 
on aura besoin pour estimer les paramètres de 
ce modèle de disposer d’éléments permettant 
d’avoir une estimation des flux d’entrée dans 
cette situation, ce qui se révélera essentiel 
comme on le verra par la suite. On considère 
ici les données de l’EFL (Enquête famille et 
logements) pour le stock et les données d’Erfi 
(Étude des relations familiales et intergénéra-
tionnelles) pour les flux. 

Principe général de la méthode

Dans le cas de l’EFL, on ne connaît que l’an‑
née de début de la situation de monoparentalité 
pour les personnes en famille monoparentale au 
moment de l’enquête. On ne connaît donc les 
anciennetés qu’à un an près. Cette incertitude va 
également se traduire par une incertitude sur les 
durées inférées. En fait, on choisit ici de modéli‑
ser les durées de façon discrète (cf. encadré 2) : 
on considère la variable aléatoire de durée cor‑
respondant à un nombre entier d’années (0, 1, 
2, etc.). Par exemple, une personne entrée dans 
la situation en 2010 et sortie en 2012 aura une 
durée discrète de 2 ans, alors que sa durée réelle 
peut valoir entre 1 an (entrée fin 2010 et sortie 
début 2012) et 3 ans (entrée début 2010 et sortie 
fin 2012).

La méthode d’inférence consiste dans un 
premier temps à calculer la fonction de vrai‑
semblance des observations (on observe les 
anciennetés). On montre que cette fonction de 
vraisemblance ne dépend que des ancienne‑
tés, des flux d’entrée et du risque instantané 
(voir encadré 3). On choisit ici de modéliser 
le risque instantané par une fonction constante 
par morceaux. Bien que le risque instantané 
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soit une fonction discrète, ce choix permet de 
réduire le nombre de paramètres à estimer et 
donc d’augmenter la précision des estimations. 
Il s’agit alors de trouver la fonction constante 
par morceaux qui maximise la vraisemblance. 
On peut rendre le modèle plus sophistiqué 

en faisant dépendre le risque instantané de 
variables individuelles, comme dans un 
modèle de Cox (cf. encadré 3). L’inférence 
consiste alors à trouver les paramètres de 
régression et la fonction constante par mor‑
ceaux qui maximisent la vraisemblance. 

Encadré 3

MÉTHODE D’INFÉRENCE DES DURÉES À PARTIR DES ANCIENNETÉS  
ET DES FLUX D’ENTRÉES

On considère m individus, nés entre l’année a0 et 
l’année a1, qui connaissent au cours de leur vie un ou 
plusieurs épisodes de monoparentalité. Pour chaque 
épisode, on note D l’année de début, F l’année de fin 
de la situation et T = F – D la durée (mesurée de façon 
discrète) de la situation. Si l’entrée en monoparentalité 
et la sortie de la monoparentalité se font de manière 
uniforme sur l’année, l’espérance de T est alors égale 
à l’espérance de la véritable durée. D, F et T sont des 
variables aléatoires discrètes à valeurs entières.

Hypothèse 1 : on suppose que la variable aléatoire 
de durée suit la même loi quel que soit le rang de 
l’épisode de monoparentalité (il peut en effet y avoir 
plusieurs épisodes de monoparentalité au cours  
d’une vie). 

L’objectif est d’estimer la loi de la variable de durée T 
conditionnellement à des caractéristiques individuelles 
x. Pour cela on estimera le risque instantané de cette 
variable, noté h u,x = P T = u | T u,x( ) ≥( ), pour u ∈ ℕ.

Au début de l’année e, on réalise une enquête et on 
observe que n de ces individus (n ≤ m) sont en situa‑
tion de monoparentalité. On observe de plus leurs 
dates d’entrées dans la situation qu’on note d1,…, dn. 
C’est à partir de ces dates d’entrées qu’on pourra infé‑
rer la loi de T. Pour cela, on calcule dans un premier 
temps la vraisemblance des observations en faisant 
l’hypothèse suivante :

Hypothèse 2 : les variables aléatoires T et D sont indé‑
pendantes. Cette hypothèse s’interprète comme le fait 
que la loi de durée de la monoparentalité n’évolue pas 
au cours du temps : toutes les générations font donc 
face aux même durées. La contribution à la vraisem‑
blance d’un individu i ayant les caractéristiques xi et 
étant entré en monoparentalité l’année di s’écrit : 

P D = d | D < e D + T ,x =

P D < e D + T | D = d ,x A d ,x

P D < e

i i i i i i

i i i i i i i i

i

≤( )
≤( ) ( )

≤≤( )D + T | xi i i

où A d,x = P D = d | x( ) ( )  est la loi conditionnelle de D 
sachant x.

D’après l’hypothèse 2, on a :

P D < e D + T | D = d ,x =

<e P T e d | x = <e S e d ,x
i i i i i i

di
i i i di

i

≤( )

( ) ≥ −( ) ( ) −1 1 ii( )

et  P D < e D +T | x = S e u A u,xi i i i
u<e

i≤( ) −( ) ( )∑ .

Or, S t,x = h u,x
u=

t

( ) − ( )( )
−

∏ 1
0

1
. 

On propose ici de modéliser le risque instantané 
comme dans le cas du modèle de Cox à risques ins‑
tantanés proportionnels :

h t, x = min h t x( ) ( ) ( )( )0 ,1exp β

Prendre le minimum avec 1 permet de s’assurer que 
le risque instantané prend bien une valeur entre 0 et 1, 
comme il se doit dans le cas discret. Enfin, on modé‑
lise le risque instantané de base h0 par une fonction 
constante par morceaux qu’il faudra estimer. On choi‑
sit un pas constant de 3 ans : h0 est donc constante de 
0 à 2 ans, de 3 à 5 ans, etc. jusqu’à 18 ans, puis elle 
est constante au‑delà de 19 ans. Ceci revient donc 
à estimer 7 paramètres (un pour chaque période de 
temps sur laquelle la fonction est constante). Le choix 
d’un pas de 3 ans a été fait pour réduire le nombre de 
paramètres et augmenter la précision des estimations. 
L’inconvénient est que cela contraint un peu la forme 
de la fonction h0.

La vraisemblance du modèle s’écrit finalement :

L d,x =

A d ,x h k x

A u,x h k

i i i
k=

e di

u<e
i

( )
( ) − ( ) ( )( )

−

( ) −

−

∏

∑

1 exp
1

1

0

0

β
0

(( ) ( )( )
− −

∏
∏

exp
0

1
1 β xi

k=

e u
i=

n

où d=(d1,…, dn) et x=(x1, …, xn).

On cherche alors la fonction constante par morceaux 
h0 et le paramètre b qui maximise cette fonction de 
vraisemblance. On remarque qu’il suffit pour cela de 
connaître, x étant fixé, la fonction A(d,x) à une constante 
multiplicative près, ce qui revient à connaître les flux 
d’entrées en monoparentalité chaque année pour les 
personnes nées entre l’année a0 et l’année a1 et ayant 
les caractéristiques x. Contrairement au modèle de 
Cox, on est ici obligé d’estimer conjointement le risque 
instantané de base h0 et les paramètres b, bien qu’on 
ne précise pas de forme paramétrique pour h0.
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D’autres modélisations seraient possibles afin 
d’établir un lien entre des covariables et le risque 
instantané. Par exemple, le modèle du temps de 
défaillance accéléré (accelerated failure time) 
est une alternative intéressante au modèle de 
Cox. Dans ce modèle, les risques instantanés 
ne sont plus proportionnels entre eux. L’idée est 
que chaque personne fait face au même risque 
de base, mais que le temps ne s’écoule pas à la 
même vitesse pour chacun : il est soit accéléré, 
soit ralenti selon que le coefficient associé est 
plus grand ou plus petit que un. Au final, cela a un 
effet multiplicatif sur l’espérance de la variable 
de durée. L’avantage de ce modèle est donc son 
interprétation très intuitive. L’inconvénient est 
qu’il faut spécifier de manière paramétrique le 
risque instantané de base. Or c’est justement ce 
que l’on évite de faire en ne modélisant pas le 
risque instantané de base par une fonction déter‑
minée et en laissant les données « librement » 
estimer ce risque sans contraintes particulières. 
Tout autre modèle entièrement paramétrique, 
comme la modélisation logit de Nickell, convien‑
drait également pour modéliser le risque instan‑
tané en fonction de covariables. Ainsi, si on a 
une idée plus ou moins précise de la façon dont 
le risque instantané évolue au cours du temps et 
de la façon dont il est modifié selon certaines 
covariables, il est plus judicieux de construire un 
modèle entièrement paramétrique qui reflète ces 
connaissances a priori. Si nous avons ici retenu 
le modèle de Cox, c’est parce que, d’une part, il 
n’impose pas de donner une forme a priori au 
risque instantané de base et que, d’autre part, l’in‑
terprétation des coefficients estimés est simple.

Trois hypothèses ont été faites dans le cadre de 
cette modélisation. La première est que la durée 
passée dans la situation de monoparentalité ne 
dépend pas du rang de l’épisode de monoparen‑
talité au cours de la vie, c’est‑à‑dire en supposant 
que, à caractéristiques égales, le fait de vivre un 
premier ou un deuxième épisode monoparental 
n’influence pas la durée de la monoparentalité. 
Il peut en effet arriver de vivre une deuxième 
fois cette situation, par exemple à la suite d’une 
remise en couple mettant fin à un épisode de 
monoparentalité, elle‑même suivie d’une sépara‑
tion ramenant ainsi à la situation de parent isolé. 
La seconde hypothèse stipule que la durée de 
la situation est indépendante de la date d’entrée 
en monoparentalité, ce qui revient à dire qu’il 
n’y a pas d’effet de génération. Cette hypothèse 
est forte et n’est sans doute pas vérifiée dans la 
réalité. Par exemple, le temps pour reformer 
une union après une séparation se réduit au fil 
des générations (Costemalle, 2015). Néanmoins 
nous n’avons pas pu créer un modèle permettant 

d’estimer de façon robuste cette dépendance. 
Enfin, la troisième hypothèse est la même que 
dans un modèle de Cox, à savoir que les risques 
instantanés sont proportionnels. Cette hypothèse 
permet de calculer des effets d’une covariable sur 
le risque instantané indépendamment du temps. 
On pourra avoir une idée de sa validité en com‑
parant le risque instantané de façon indépendante 
sur les sous‑populations étudiées.

La méthode développée ici est donc originale 
puisqu’on a combiné deux modélisations connues 
(celle de Nickell et celle de Cox) pour en faire 
une troisième. La modélisation de Cox permet 
d’estimer un risque instantané de base et des para‑
mètres qui indiquent comment évolue le risque 
instantané par rapport à ce risque instantané de 
base. Il ne peut malheureusement pas être utilisé 
dans le cas d’un échantillonnage dans le stock. La 
modélisation de Nickell, quant à elle, ne permet 
pas d’estimer un risque instantané de base, ni a 
posteriori une distribution des durées. Son but est 
de déterminer si une variable externe donnée a 
une influence positive ou négative sur la proba‑
bilité instantanée de sortie d’une situation (initia‑
lement chez Nickell, le chômage). Sa force réside 
dans la simplicité de l’expression du risque ins‑
tantané (une fonction logistique). L’inconvénient 
d’une telle modélisation est que l’on force le 
risque instantané à avoir une certaine forme, ce 
qui contraint fortement le modèle. Une autre dif‑
férence entre la modélisation proposée ici et celle 
de Nickell est que dans le premier cas, les durées 
suivent des lois discrètes alors que dans le second, 
elles suivent des lois continues. L’aspect discret 
du problème ajoute une difficulté supplémentaire. 

Résultats de l’inférence sur des simulations

Si on connaît parfaitement les flux d’entrée en 
monoparentalité, la méthode présentée fonc‑
tionne correctement et permet de retrouver la 
distribution des durées. On peut alors en déduire 
plusieurs grandeurs associées aux durées comme 
la moyenne, la médiane ou d’autres quantiles 
(cf. encadré 2). Les figures IV et V montrent 
sur des exemples simulés que, quel que soit 
le biais dominant (biais de censure ou biais  
de sélection), la méthode d’inférence permet de 
retrouver les bonnes distributions des durées. Il 
reste néanmoins trois sources d’incertitude. La 
première vient du fait qu’on estime des durées 
discrètes et non continues. La deuxième pro‑
vient de la taille de l’échantillon : plus celui‑ci 
est petit, plus l’incertitude est grande. Enfin, la 
troisième concerne le fait qu’on ne connaît pas 
parfaitement les flux d’entrée mais que ceux‑ci 
sont estimés à partir de l’enquête Erfi.
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Influence de la taille de l’échantillon

Pour bien comprendre comment évoluent les 
estimations en fonction de la taille de l’échan‑
tillon, on a réalisé une série d’expériences qui 
consiste pour chacune d’elle à simuler des flux 
d’entrée et des durées pour un nombre donné 

Figure IV
Comparaison entre le risque instantané estimé et réel (gauche) et entre la survie estimée et réelle 
(droite), lorsque le biais de censure est le plus fort
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Note : on a généré 100 échantillons de 1 200 observations d’anciennetés à partir d’une loi de Weibull(3 , 8) pour les durées et d’une loi 
uniforme pour les flux d’entrées. Les courbes en traits pleins représentent le risque instantané et la survie réels. Les courbes en pointillés 
donnent les intervalles contenant 95 % des estimations.

Encadré 4

DÉTERMINATION DES FLUX D’ENTRÉES À PARTIR D’ERFI

Pour des caractéristiques individuelles x fixées, il s’agit 
d’estimer A(d,x) pour les personnes qui sont nées 
entre a0 et a1, à une constante près (cf. encadré 3). 
Ceci revient alors à estimer le nombre de personnes 
ayant les caractéristiques x étant entrées dans la situa‑
tion de monoparentalité l’année d. Pour cela, on utilise 
l’enquête Erfi dont les répondants sont nés entre 1926 
et 1987. Les répondants à l’EFL ont quant à eux pu 
naître jusqu’en 1992. Il nous manque donc dans Erfi 
le flux d’entrée en monoparentalité des personnes 
nées entre 1988 et 1992. Pour tenir compte de cela, 
on estime, dans un premier temps, le flux d’entrée en 
monoparentalité pour les années inférieures ou égales 
à 2005 directement à partir de la troisième vague d’Erfi. 
Les personnes nées entre 1988 et 1992 ayant moins 
de 18 ans sur ces années ne contribuent alors presque 
pas au flux. Dans un deuxième temps, pour la période 
2006‑2010 on corrige chaque année le flux par un 
coefficient multiplicatif afin d’estimer les flux corres‑
pondants aux personnes de 18 ans ou plus. Ces coef‑
ficients, présentés dans le tableau ci‑dessous, sont 
calculés à l’aide de la répartition des âges d’entrée 
en monoparentalité (cette répartition est elle‑même 
estimée, à l’aide d’Erfi, à partir du flux de personnes 
entrées en monoparentalité entre 2000 et 2005). 

Coefficients correcteurs pour estimer les flux  
sur la période 2006‑2010

2006 2007 2008 2009 2010

Femmes 1.026 1.026 1.056 1.1 1.125

Hommes 1 1 1 1 1

Source : Ined‑Insee, Erfi, vague 1, 2005.

Si une personne connaît plusieurs épisodes de mono‑
parentalité au cours de sa vie, seul le dernier est pris 
en compte pour la contribution au flux. 

Enfin, on lisse les flux ainsi estimés pour atténuer 
le bruit inhérent aux faibles effectifs présents dans 
l’enquête Erfi. Pour cela on effectue, dans un premier 
temps, une moyenne mobile sur cinq années qui per‑
met localement d’atténuer les variations aléatoires 
dues aux petits effectifs. Dans un deuxième temps, 
on fait une régression polynomiale sur les données 
ainsi lissées. Les flux d’entrées estimés selon cette 
méthode sont présentés dans les graphiques en 
annexe 1.

d’individus, puis d’en déduire la distribution 
des durées discrètes (selon la méthode exposée) 
et enfin d’estimer la moyenne et la médiane des 
durées. On teste quatre mesures de précision. La 
première est l’écart entre la moyenne estimée 
des durées et l’espérance réelle de la variable 
aléatoire continue de durée ; la deuxième est 
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l’écart entre la médiane estimée et la médiane 
réelle ; la troisième est l’écart entre la courbe de 
survie estimée et la courbe de survie réelle ; la 
quatrième est l’écart entre le risque instantané 
estimé et le risque instantané réel. Lorsque la 
taille de l’échantillon est grande les différentes 
mesures de précisions ne fluctuent presque pas 
d’une expérience à l’autre, alors que ce n’est 
pas le cas lorsque la taille de l’échantillon est 
petite. Le premier résultat est que la moyenne 
estimée est inférieure d’environ 0.5 an à la 
moyenne réelle (quelle que soit la loi de durée 
sous‑jacente). Ainsi, l’inférence des durées 
conduit à une sous‑estimation de la moyenne de 
0.5 an, même si la taille de l’échantillon est très 
importante. Au contraire, la médiane est bien 
estimée et, lorsque l’échantillon est suffisam‑
ment grand, il n’y a presque pas d’écart entre la 
médiane estimée et la médiane réelle (figure VI). 
L’écart entre la fonction de survie estimée et la 
survie réelle et l’écart entre le risque instantané 
estimé et le risque réel tendent vers 0 lorsque la 
taille de l’échantillon augmente (figure VII). Ces 
résultats obtenus à partir de simulations numé‑
riques indiquent que l’inférence de la distribu‑
tion de durées par la méthode de maximisation 
de la vraisemblance fonctionne correctement 
et que les résultats deviennent très précis si la 
taille de l’échantillon est suffisamment impor‑
tante (de l’ordre de 5 000 personnes). 

Par la suite, on ajoutera 0.5 an aux estimations 
de moyennes afin de tenir compte du biais de 
l’estimateur de la moyenne. Cette correction 
s’appuie sur une constatation empirique sur 

des données simulées, mais n’est pas prouvée 
théoriquement. On peut néanmoins montrer 
mathématiquement que si la fonction de survie 
est bien estimée, comme c’est le cas ici, alors 
l’erreur sur la moyenne sera d’environ 0.5 an 
(voir la démonstration en annexe 4). 

Estimer les facteurs de risque

On teste maintenant si le modèle estime correc‑
tement les coefficients de régression du risque 
instantané. On suppose que l’on dispose d’une 
population formée de trois groupes distincts et 
faisant chacun face à un risque instantané diffé‑
rent (h0 pour le premier groupe qu’on désigne 
comme le groupe de référence, h1 pour le deu‑
xième et h2 pour le troisième) : 

h t = h t1 0 1( ) ( )exp( )β  ; h t = h t2 0 2( ) ( )exp( )β .

Ces risques sont, comme l’hypothèse 3 de notre 
modélisation le suppose, proportionnels entre 
eux. Il suffit donc d’estimer seulement b1 et b2 
pour connaître les différences de risques instan‑
tanés (et donc de durée) entre les groupes. Si le 
coefficient est positif, cela signifie que le risque 
instantané est plus important et que la durée 
moyenne est donc plus faible. C’est l’inverse si 
le coefficient est négatif.

Afin vérifier si notre méthode d’estimation 
permet de retrouver ces deux paramètres, 
on simule 200 fois une population totale de 
50 000 individus équitablement répartis entre 

Figure V
Comparaison entre le risque instantané estimé et réel (gauche) et entre la survie estimée  
et réelle (droite), lorsque le biais de sélection est le plus fort
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Note : on a généré 100 échantillons de 12 300 observations d’anciennetés à partir d’une loi de Weibull(0.7 , 6) pour les durées et d’une 
loi uniforme pour les flux d’entrées. Les courbes en traits pleins représentent le risque instantané et la survie réels. Les courbes en 
pointillés donnent les intervalles contenant 95 % des estimations.
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Figure VI
Écarts entre la moyenne estimée et réelle et entre la médiane estimée et réelle, selon la taille de 
l’échantillon
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Note : chaque point correspond à une expérience, qui consiste à générer des durées de façon aléatoire, à estimer le risque instantané 
selon la méthode présentée et à en déduire la moyenne ou la médiane. La variable de flux a été générée selon une loi uniforme et la 
variable de durée selon une loi de Weibull(5 , 7). Ce qui change d’une expérience à l’autre, c’est la taille de l’échantillon qui correspond 
aux nombre de personnes en famille monoparentale au moment de l’enquête.

Figure VII
Écarts entre la survie estimée et réelle et entre le risque instantané estimé et réel, selon la taille 
de l’échantillon
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Note : chaque point correspond à une expérience. La variable de flux a été générée selon une loi uniforme et la variable de durée selon 
une loi de Weibull(5 , 7). Si f est la fonction estimée (survie ou risque instantané) et si g est la fonction réelle, on définit l’écart entre ces 
deux fonctions comme f t g t
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0
.

les trois groupes, avec à chaque fois b1 = 0.5 et 
b2 = – 0.5. Pour chacune de ces 200 simulations, 
on estime b1 et b2 par la méthode du maximum 
de vraisemblance. On fait ensuite la moyenne 
de ces estimations sur les 200 expériences. On 
peut également calculer le taux de couverture, 
c’est‑à‑dire la proportion d’estimations telles 
que la vraie valeur du coefficient se trouve dans 
l’intervalle de confiance estimé (intervalle de 

confiance à 95 % de l’estimateur de maximum 
de vraisemblance, basée sur le comportement 
asymptotique de l’estimateur qui théoriquement 
doit suivre une loi normale).

Les résultats de ces simulations sont dans le 
tableau 1. Elles montrent que le modèle retrouve 
bien les valeurs des coefficients b1 et b2, même si 
les estimations semblent un peu sous‑estimer les 



 ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 493, 2017104

vraies valeurs. Les taux de couverture sont infé‑
rieurs à 95 % ce qui indique que les intervalles 
de confiances estimés sont légèrement trop 
étroits. Ces taux de couverture ont néanmoins 
une valeur assez élevée, de l’ordre de 85 %. 

Une estimation des durées  
de la monoparentalité en France

Parmi les 359 770 répondants à l’EFL, 12 519 
sont en situation de monoparentalité au moment 
de l’enquête5, dont 1 073 hommes et 11 446 
femmes. Au vu des résultats précédents, on 
dispose donc d’un échantillon suffisamment 
grand pour pouvoir inférer la distribution des 
durées pour les femmes, mais l’échantillon des 
hommes semble trop petit pour avoir des résul‑
tats robustes.

5. On a retiré les 205 personnes entrées en monoparentalité l’an‑
née de l’enquête (en 2011), car elles n’apportent pas d’information 
à notre modèle, ainsi que les parents vivant en couple non‑cohabi‑
tant, situation dont on ne peut déterminer l’ancienneté.

Les durées estimées : une forme « en U »

On présente ici les résultats des estimations 
du risque instantané de sortir de la monopa‑
rentalité sans prendre en compte de covariables, 
c’est‑à‑dire en ne tenant compte que du temps, 
sans introduire d’autres facteurs qui pourraient 
influencer la probabilité de sortir de la mono‑
parentalité. La figure VIII montre que le risque 
instantané global n’est pas monotone : initiale‑
ment il diminue, puis se stabilise avant d’aug‑
menter. Cette forme en « U » suggère que soit 
on sort rapidement de la monoparentalité, soit 
on y reste longtemps. En effet, la probabilité de 
sortir de cette situation est la plus faible entre 
3 et 8 ans. La courbe de survie obtenue à partir 
du risque instantané montre qu’au bout de 3 ans 
la moitié des parents de famille monoparentale 
sont sortis de cette situation ; au bout de 8 ans il 
en reste encore 30 %, au bout de 12 ans 16 %, 
et seulement 4 % y restent plus de 18 ans. On 
peut aussi déterminer la moyenne de la durée 
passée dans cette situation (cf. encadré 2) : on 
trouve ici que la durée moyenne est de 5.7 ans. 
La moyenne des anciennetés quant à elle est de 

Figure VIII
Estimation du risque instantané et de la survie associés aux durées de monoparentalité
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Note : les traits en pointillés représentent l’intervalle de confiance à 95 % obtenus par la méthode du maximum de vraisemblance.
Champ : parents isolés avec enfants mineurs, France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 et Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.

Tableau 1
Moyenne et taux de couverture des estimations des coefficients β1 et β2

β1 β2

Vraie valeur 0.5 ‑ 0.5

Estimation
Moyenne 0.47 ‑ 0.48

Taux de couverture 82.5 85.0
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Figure IX
Risque instantané de sortie de la monoparentalité des hommes et des femmes
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Champ :  parents isolés avec enfants mineurs, France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 et Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.

Figure X
Fonctions de survie associées aux durées passées en famille monoparentale,  
pour les hommes et les femmes
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Champ : Parents isolés avec enfants mineurs, France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 et Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.

Tableau 2
Estimations de la survie, de la moyenne et de la médiane des durées passées en famille 
monoparentale

Moyennes Médianes

Valeur estimée

Intervalles de confiance

Valeur estimée

Intervalles de confiance

Maximum de 
vraisemblance

Bootstrap
Maximum de 

vraisemblance
Bootstrap

Ensemble 5.7 [4.9 ; 6.6] [5.5 ; 6.1] 3.2 [2.8 ; 3.9] [2.8 ; 3.9]

Hommes 4.1 [2.8 ; 6.0] [3.7 ; 4.7] 2.2 [1.8 ; 2.8] [1.8 ; 3.0]

Femmes 6.1 [5.2 ; 7.2] [5.9 ; 6.5] 3.7 [3.1 ; 4.6] [3.0 ; 4.3]

Note : la moyenne est estimée ici selon l’estimateur présentée dans l’encadré 2 corrigée du biais de 0.5 an. Les intervalles de confiance 
obtenus par bootstrap reposent sur 320 échantillons tirés aléatoirement selon la distribution des anciennetés observées (tirage aléatoire 
avec remise). Pour chacun de ces échantillons on a estimé le risque instantané dont on a déduit la moyenne et la médiane des durées.
Champ : France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 et Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.
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5.5 ans. Elle est donc proche de la moyenne des 
durées estimées. On est ainsi dans une situation 
particulière où le biais de censure et le biais de 
sélection se neutralisent presque.

En estimant séparément le risque instantané pour 
les femmes et les hommes, on constate qu’ils 
n’ont pas la même forme ; par conséquent, l’hy‑
pothèse de proportionnalité des risques instan‑
tanés n’est pas appropriée pour la comparaison 
entre sexes (figures IX et X). Si le risque ins‑
tantané des femmes a la forme en « U » obser‑
vée pour l’ensemble, celui des hommes est plus 
fluctuant et plus élevé en moyenne.

Cette fluctuation laisse penser qu’il n’y a pas 
assez d’observations pour les hommes dans 
l’EFL : autour de 1 000. D’autre part, le fait 
que dans l’ensemble, il y a beaucoup plus 
de femmes que d’hommes (à peu près dix 
fois plus) explique de plus qu’on retrouve la 
forme en « U » à la fois pour l’ensemble des 
parents en famille monoparentale et pour les 
femmes seulement.

La durée moyenne de la monoparentalité esti‑
mée ici est de 6.1 ans pour les femmes et 4.1 
ans pour les hommes (tableau 2). Des inter‑
valles de confiance à 95 % ont été estimés 
successivement par la méthode du maximum 
de vraisemblance, puis par bootstrap. En ce 
qui concerne la moyenne, ces derniers sont 
plus étroits que ceux donnés par la méthode 
du maximum de vraisemblance. En revanche, 
pour la médiane, on obtient presque les 
mêmes intervalles de confiance. Ceci consti‑
tue une indication supplémentaire de la fiabi‑
lité des estimations.

Déterminer la durée moyenne  
à partir des flux et des stocks 

On a pu déterminer des moyennes de durées de 
monoparentalité à partir de la distribution des 
durées estimée. Comme on l’a expliqué aupa‑
ravant, il est néanmoins possible d’avoir une 

estimation de la borne inférieure de la moyenne 
des durées à l’aide de la relation entre les stocks, 
les flux et les durées.

On peut appliquer ce principe à l’EFL car on 
connaît la taille du stock de familles monopa‑
rentales en 2011 (1 449 000) ainsi que la gran‑
deur du dernier flux (254 000 entrées en 2010). 
On en déduit alors que la durée moyenne de 
la monoparentalité doit être supérieure à 6 ans 
pour les femmes et 4.4 ans pour les hommes 
(tableau 3), or nos estimations précédentes 
sont de 6.1 ans pour les femmes et 4.1 ans pour  
les hommes. 

Le dernier flux est sans doute sous‑estimé car on 
ne prend pas en compte les personnes qui sont 
entrées dans la situation en 2010 et qui en sont 
sorties la même année. Il en résulte que l’esti‑
mation de la borne inférieure de la moyenne de 
la durée passée en situation monoparentale est 
légèrement sous‑estimée également. Au final, 
ces différentes estimations semblent tout à fait 
cohérentes entre elles. 

Les durées et les anciennetés correspondent à 
deux concepts différents. Mais dans le cas pré‑
sent, la répartition des anciennetés est assez 
proche de celles des durées. On est en effet dans 
une situation où le biais de censure et le biais 
de sélection se compensent approximativement, 
les anciennetés peuvent donc fournir une pre‑
mière approximation des durées.

Des différences sensibles des durées 
estimées selon la cause d’entrée  
dans la monoparentalité

On s’intéresse maintenant aux durées obtenues 
en introduisant des covariables indépendantes 
du temps. Compte tenu de la faible taille de 
l’échantillon d’hommes, on se restreint seu‑
lement aux résultats concernant les femmes. 
Les durées de monoparentalité sont estimées 
successivement selon la cause d’entrée dans 
la situation, selon le niveau de diplôme atteint 

Tableau 3
Stock et flux de familles monoparentales

Stock en 2011 Flux en 2010 Stock/Flux

Hommes 208 904 47 977 4.4

Femmes 1 239 843 206 067 6.0

Champ : France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements 2011.
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au moment de l’enquête et selon la catégorie 
sociale au moment de l’enquête. À chaque fois, 
on présente les estimations des coefficients b du 
modèle à risques instantanés proportionnels, par 
rapport à un groupe de référence ; si b est posi‑
tif, cela signifie que le risque instantané de sor‑
tie de la situation monoparentale est plus élevé 
que celui du groupe de référence, donc que sa 
survie dans la situation (la durée) est plus courte 
que celle du groupe de référence. Les durées 
moyennes sont déduites des risques instantanés 
estimés pour chaque groupe, eux‑mêmes déduits 
du risque instantané de base (voir annexe 2) et 
des risques relatifs.

Les causes d’entrée en monoparentalité sont 
au nombre de trois : la séparation d’avec le 
conjoint (78 %) un enfant né hors de la vie en 
couple (16 %), le décès du conjoint (6 %). Des 
différences de durée notables sont observées 
entre ces causes d’entrée. Par rapport à une 
entrée associée à un enfant né hors de la vie de 
couple, la probabilité instantanée de sortie de la 
monoparentalité est 1.8 fois plus élevée lorsque 
la cause d’entrée est une séparation, et 1.7 fois 
plus élevée lorsque que c’est à la suite du décès 
du conjoint (tableau 4.A). Les femmes qui ont 

vécu une situation de monoparentalité à l’issue 
d’une séparation sont donc celles qui y passent 
le moins de temps (5.4 ans), suivies des femmes 
qui se trouvent à la tête d’une famille monopa‑
rentale suite à un veuvage (5.7 ans) et celles qui 
ont eu un enfant hors couple restent nettement 
plus longtemps dans cette situation (9.1 ans). 

Des différences apparaissent également selon 
le niveau de diplôme atteint. On distingue les 
personnes n’ayant aucun diplôme, les personnes 
ayant un diplôme de niveau inférieur au bac‑
calauréat, celles ayant un diplôme de niveau 
équivalent au baccalauréat et celles ayant un 
diplôme de niveau strictement supérieur au 
baccalauréat. La probabilité instantanée de 
sortie de la monoparentalité apparaît toujours 
plus élevée pour les femmes ayant un diplôme, 
ce qui signifie que celles qui n’en ont aucun 
restent en moyenne plus longtemps en situa‑
tion monoparentale que les autres (tableau 4.B). 
La probabilité de sortie ne s’élève cependant 
pas régulièrement selon le niveau de diplôme 
atteint ; ainsi, d’après ces estimations, ce sont 
les femmes qui ont un diplôme inférieur au bac‑
calauréat et celles qui ont seulement le bacca‑
lauréat pour lesquelles les durées sont les moins 

Tableau 4 
Estimation des risques relatifs de sortie de la monoparentalité et des durées moyennes  
dans la situation

A. Selon la cause d’entrée

Cause d’entrée Risque relatif valeur‑p Durée moyenne

Enfant hors couple (16 %) 1 ‑ 9.1

Séparation (78 %) 1.84 7.90E‑77 5.4

Veuvage (6 %) 1.73 6.00E‑31 5.7

B. Selon le niveau de diplôme

Diplôme Risque relatif valeur‑p Durée moyenne

Aucun diplôme (21 %) 1 ‑ 7.6

Inférieur au bac (34 %) 1.40 2.10E‑28 5.5

Baccalauréat (19 %) 1.38 6.70E‑18 5.6

Supérieur au baccalauréat (27%) 1.20 4.70E‑07 6.4

C. Selon la catégorie sociale

Catégorie sociale Risque relatif valeur‑p Durée moyenne

Ouvriers (11 %) 1 ‑ 6.9

Artisans, commerçants, chefs d’entreprises (3 %) 1.02 7.70E‑01 6.8

Cadres et profession intellectuelles supérieures (9 %) 0.90 1.00E‑01 7.5

Professions intermédiaires (23%) 1.05 2.90E‑01 6.6

Employés (54%) 1.11 7.60E‑03 6.3

Note : les pourcentages entre parenthèses donnent la proportion de chaque catégorie.
Champ : femmes, France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 ; Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.
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élevées (respectivement 5.5 et 5.6 ans) contre 
7.6 ans pour celles n’ayant aucun diplôme et 6.4 
ans pour celles qui ont un diplôme supérieur au 
baccalauréat.

On distingue enfin cinq catégories sociales6 : 
les artisans, commerçants ou chefs d’entreprise, 
les cadres, les professions intermédiaires, les 
employés et les ouvriers. La catégorie sociale 
semble avoir très peu d’effet sur la durée passée 
en situation de monoparentalité (tableau 4.C). 
Le seul écart de probabilité statistiquement 
significatif (au seuil de 5 %) s’observe pour les 
femmes employées, avec une probabilité instan‑
tanée de sortie de la monoparentalité légèrement 
plus élevée que les ouvrières. En moyenne, 
les femmes artisanes, commerçantes ou chefs 
d’entreprises restent 6.8 ans en famille monopa‑
rentale, les cadres 7.5 ans, les professions inter‑
médiaires 6.6 ans, les employées 6.3 ans et les 
ouvrières 6.9 ans.

Les différences de durée les plus importantes sont 
ainsi observées entre les causes d’entrée dans la 
monoparentalité. Ces différences de durée selon 
la cause d’entrée sont associées en premier lieu 
à l’âge des enfants au début de la situation ; en 
effet, la durée maximale de la monoparentalité 
est limitée par l’âge du plus jeune des enfants 
au moment où la famille devient monoparen‑
tale. Les femmes qui ont eu un enfant sans avoir 
vécu en couple sont en situation monoparen‑
tale d’emblée, dès la naissance de l’enfant. Si 
elles ne forment pas de couple par la suite, elles 
peuvent ainsi rester dans cette situation 18 ans, 
voire plus longtemps, dans le cas (rare) où elles 
auraient plusieurs enfants sans jamais vivre en 
couple. Les femmes qui deviennent mères de 
famille monoparentale à la suite d’une sépa‑
ration ou d’un décès ont, à l’entrée dans cette 
situation, des enfants plus âgés.6

La cause d’entrée pourrait contribuer par ail‑
leurs aux écarts de durée estimés selon les 
niveaux de diplôme : en effet, pour les femmes 
observées en situation de monoparentalité en 
2011, l’entrée dans la situation est associée 
au fait d’avoir eu un enfant hors couple plus 
souvent lorsqu’elles n’ont pas de diplôme que 
lorsqu’elles ont un diplôme supérieur au bacca‑
lauréat (respectivement 20 % et 11 % des cas).

6. Les retraités et les chômeurs ayant déjà travaillé sont reclas‑
sés dans leur ancienne catégorie sociale. Les chômeurs n’ayant 
jamais travaillé, les inactifs de moins de 60 ans, les militaires, les 
étudiants les personnes sans activité de plus de 60 ans ainsi que 
les agriculteurs ne sont pas pris en compte.

Si l’âge des enfants à l’entrée dans la mono‑
parentalité influence mécaniquement la durée 
dans la situation, un autre facteur peut aussi 
contribuer à cette durée : la mise ou remise 
en couple du parent, qui interrompt instan‑
tanément la monoparentalité. On sait par 
exemple qu’après une séparation, les femmes 
plus diplômées ne reforment pas plus rapi‑
dement un couple que les moins diplômées 
(Costemalle, 2015). Mais l’influence des mises 
ou remises en couple sur les écarts de durée 
de monoparentalité selon la cause d’entrée ne 
peut pas être évaluée ici car les données ne per‑
mettent pas ici de connaître la cause de sortie 
de la monoparentalité.

Restent quelques sources d’incertitude. L’une 
porte sur les durées de monoparentalité concer‑
nant les hommes ; on a vu que les effectifs 
d’hommes dans cette situation sont trop faibles 
pour pouvoir mener des inférences précises 
(les simulations ont montré que c’est à partir 
d’un échantillon d’environ 5 000 individus que 
les estimations deviennent précises), les résul‑
tats sont donc fragiles. Les autres sources d’in‑
certitude concernent à la fois les estimations 
pour les hommes et pour les femmes : l’une est 
que l’on ne connaît les anciennetés qu’à un an 
près. D’après les simulations présentées, le fait 
de ne connaître les anciennetés qu’à un an près 
semble résulter en un biais de 0.5 an environ 
pour l’estimation de la moyenne des durées, 
mais cela n’affecte pas l’estimation de la 
médiane. Si l’on veut tenir compte de ce résul‑
tat observé à partir de plusieurs cas simulés, il 
faut donc rajouter 0.5 an aux estimations des 
durées moyennes. La seconde concerne l’esti‑
mation des flux d’entrée dans la situation : ils 
ont été estimés à partir d’une autre source, Erfi, 
dont les effectifs sont beaucoup plus faibles 
que ceux de l’EFL et l’impact d’une erreur 
d’estimation de ces flux sur les résultats finaux 
n’est pas mesuré ici. 

*  *
*

Revenons pour finir sur la méthode propo‑
sée pour l’estimation des durées passées en 
famille monoparentale, et d’abord sur les 
trois hypothèses formulées dans le cadre de  
la modélisation.

La première est que la durée de monoparen‑
talité ne dépend pas du rang de l’épisode de 
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monoparentalité. Cette hypothèse semble 
a priori peu vraisemblable, car on peut penser 
que lors d’une deuxième expérience de mono‑
parentalité, les enfants sont plus âgés, ce qui 
limite mécaniquement la durée passée en famille 
monoparentale pour les personnes qui ne refor‑
ment pas un couple cohabitant (d’après la défi‑
nition retenue ici, les enfants doivent être âgés 
de moins de 18 ans). Néanmoins, la majorité des 
adultes étant à la tête d’une famille monoparen‑
tale ne vivent qu’une fois cette situation. Selon 
l’enquête Erfi, seules 16 % des personnes entre 
18 et 72 ans en 2005 ayant connu au moins un 
épisode de monoparentalité au cours de leur vie, 
ont vécu deux fois cette situation. L’hypothèse 
formulée apparait donc raisonnable.

La deuxième hypothèse suppose que la loi de la 
durée passée en famille monoparentale n’évo‑
lue pas avec le temps. Ceci semble peu pro‑
bable, car les raisons de la formation de familles 
monoparentales évoluent avec le temps : il y 
a de moins en moins de veuves et de femmes 
ayant eu un enfant hors couple et de plus en plus 
de personnes séparées (selon l’enquête Erfi). 
On a vu que ces différentes causes d’entrée pré‑
sentent des durées hétérogènes, ce qui fait que 
les durées passées en situation monoparentale 
évoluent avec la structure de la population des 
familles monoparentales, donc changent avec le 
temps. Il y a alors une corrélation entre la date 
d’entrée en famille monoparentale et la durée de 
la monoparentalité. On a tenté de comprendre 
l’effet de cette corrélation sur les estimations en 
s’appuyant sur des simulations (voir annexe 3), 
qui génèrent de façon aléatoire des durées cor‑
rélées soit positivement, soit négativement, 
avec la date d’entrée en famille monoparentale. 
Ainsi, si la durée moyenne de monoparentalité 
diminue avec la date d’entrée dans la situation, 
alors les estimations du modèle sous‑estiment 
la moyenne des durées et au contraire, si la cor‑
rélation est positive, on surestime la moyenne. 

Enfin la troisième hypothèse porte sur la 
pro portionnalité des risques instantanés. 
Contrairement au modèle de Cox, nous ne dis‑
posons pas ici de test permettant de confirmer ou 
d’infirmer cette hypothèse. Il est néanmoins pos‑
sible d’avoir une idée de sa validité en estimant 
séparément les courbes de risque instantané pour 
chaque sous‑population. On a vu par exemple que 
cette hypothèse ne semble pas être vérifiée lorsque 
l’on veut distinguer les femmes des hommes. 

Plus généralement, il convient de mentionner 
certaines limites de la méthode d’estimation 
développée dans cet article. Premièrement, il 
faut disposer d’échantillons de grande taille 
pour pouvoir obtenir des résultats fiables. C’est 
une limite importante, car il n’est alors pas pos‑
sible d’appliquer cette méthode sur des enquêtes 
ou sur des sous‑populations trop petites. Au 
niveau de la modélisation ensuite, il apparaît 
difficile de prendre en compte conjointement 
plusieurs variables explicatives, comme c’est 
normalement le cas dans un modèle de Cox à 
risques instantanés proportionnels. Il faudrait en 
effet pour cela pouvoir estimer des flux d’en‑
trée selon le croisement de plusieurs variables, 
or les effectifs de l’enquête Erfi ne permettent 
pas d’avoir une si grande précision. Il en résulte 
qu’on n’a pas pris ici en compte l’interaction des 
différentes variables explicatives sur la probabi‑
lité instantanée de sortir de la monoparentalité. 
Il n’est donc pas possible d’estimer des effets 
« toutes choses égales par ailleurs ». De plus, 
même si la modélisation du risque instantané 
par une fonction constante par morceaux laisse 
beaucoup de liberté, on a contraint ce risque ins‑
tantané à être constant sur des périodes de 3 ans, 
pour les besoins de l’estimation. En effet, s’il 
y a trop de paramètres à estimer pour le risque 
instantané, cela peut de nuire à la précision des 
estimations.

La limite principale de la méthode présentée 
reste néanmoins qu’il faut connaître les flux 
d’entrée dans la situation que l’on étudie. Or ces 
flux ne peuvent pas être déduits d’une enquête 
par échantillonnage dans le stock. Il faut donc 
disposer d’une autre source d’information pour 
établir ces flux. La nécessité de connaître les 
flux associés à la situation d’intérêt est ainsi le 
point faible de la démarche. Toutefois, si l’on 
ne connaît pas ces flux, il est toujours possible 
soit d’en avoir une idée a priori, soit d’élaborer 
plusieurs scénarios. On pourrait même imaginer 
un modèle bayésien qui, partant d’une distribu‑
tion a priori sur les flux d’entrée, estimerait une 
distribution a posteriori des durées.

Dans de nombreux domaines, les durées sont 
très difficiles à mesurer car la plupart des don‑
nées résultent d’échantillonnages dans le stock. 
Malgré ces limites, la méthode développée dans 
cet article reste intéressante, offrant un moyen 
simple d’obtenir des estimations sur les durées 
à partir des anciennetés observées. 
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ANNEXE 1 ___________________________________________________________________________________

LES ESTIMATIONS LISSÉES DES FLUX D’ENTRÉE

Figure A1‑I
Estimations des flux annuels d’entrée en famille monoparentale, avant et après lissage
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Note : le lissage est obtenu par une moyenne mobile suivie d’une approximation polynomiale.
Champ : France métropolitaine.
Source : Ined‑Insee, Erfi, vagues 1 (2005) et 3 (2011).

Figure A1‑II
Estimations des flux annuels d’entrée en famille monoparentale, pour quelques caractéristiques 
individuelles
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Champ : France métropolitaine.
Source : Ined‑Insee, Erfi, vagues 1 (2005) et 3 (2011).
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ANNEXE 2 ___________________________________________________________________________________

ESTIMATIONS DES FONCTIONS DE SURVIE ASSOCIÉES  
AUX DURÉES DE MONOPARENTALITÉ

Tableau A2‑1
Fonctions de survie estimées dans le modèle sans covariables

Ensemble Hommes Femmes

estimation
borne 

inférieure
borne  

supérieure
estimation

borne  
inférieure

borne  
supérieure

estimation
borne  

inférieure
borne  

supérieure

0 1 1 1 1 1 1 1 1 1

1 0.80 0.78 0.82 0.73 0.68 0.78 0.81 0.80 0.83

2 0.64 0.61 0.67 0.53 0.46 0.60 0.66 0.63 0.69

3 0.51 0.48 0.54 0.39 0.31 0.47 0.54 0.50 0.58

4 0.46 0.42 0.50 0.34 0.24 0.44 0.48 0.44 0.53

5 0.41 0.36 0.45 0.30 0.19 0.41 0.43 0.38 0.48

6 0.36 0.31 0.41 0.26 0.15 0.38 0.39 0.33 0.44

7 0.33 0.27 0.38 0.21 0.10 0.34 0.36 0.29 0.42

8 0.30 0.24 0.36 0.17 0.07 0.30 0.33 0.26 0.40

9 0.27 0.21 0.33 0.14 0.05 0.27 0.31 0.23 0.38

10 0.23 0.17 0.29 0.12 0.03 0.25 0.26 0.19 0.33

11 0.19 0.14 0.25 0.11 0.02 0.24 0.22 0.15 0.29

12 0.16 0.11 0.22 0.09 0.02 0.23 0.18 0.12 0.25

13 0.13 0.08 0.19 0.06 0.01 0.18 0.15 0.10 0.22

14 0.10 0.06 0.16 0.04 0.00 0.13 0.13 0.07 0.19

15 0.08 0.05 0.13 0.02 0.00 0.10 0.10 0.06 0.16

16 0.07 0.04 0.11 0.02 0.00 0.10 0.08 0.04 0.13

17 0.05 0.03 0.09 0.02 0.00 0.10 0.06 0.03 0.11

18 0.04 0.02 0.08 0.01 0.00 0.09 0.05 0.02 0.09

19 0.04 0.02 0.07 0.01 0.00 0.08 0.04 0.02 0.08

20 0.03 0.01 0.06 0.01 0.00 0.07 0.03 0.01 0.06

Champ : France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 ; Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.
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Tableau A2‑2
Fonctions de survie estimées pour les femmes, associées aux risques instantanés de base 
lorsque l’on considère un ensemble de covariables (cause d’entrée, diplôme ou catégorie sociale)

Cause d’entrée Diplôme Catégorie sociale

estimation
borne 

inférieure
borne  

supérieure
estimation

borne 
inférieure

borne  
supérieure

estimation
borne 

inférieure
borne  

supérieure

0 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00 1.00

1 0.89 0.87 0.90 0.85 0.87 0.90 0.84 0.87 0.90

2 0.79 0.76 0.81 0.73 0.76 0.81 0.71 0.76 0.81

3 0.70 0.67 0.73 0.62 0.67 0.73 0.60 0.67 0.73

4 0.65 0.61 0.69 0.57 0.61 0.69 0.55 0.61 0.69

5 0.61 0.57 0.65 0.52 0.57 0.65 0.50 0.57 0.65

6 0.57 0.52 0.62 0.48 0.52 0.62 0.46 0.52 0.62

7 0.54 0.48 0.60 0.45 0.48 0.60 0.42 0.48 0.60

8 0.51 0.45 0.57 0.42 0.45 0.57 0.38 0.45 0.57

9 0.49 0.42 0.55 0.40 0.42 0.55 0.34 0.42 0.55

10 0.44 0.37 0.51 0.35 0.37 0.51 0.30 0.37 0.51

11 0.40 0.32 0.47 0.31 0.32 0.47 0.26 0.32 0.47

12 0.36 0.29 0.44 0.27 0.29 0.44 0.23 0.29 0.44

13 0.32 0.24 0.39 0.23 0.24 0.39 0.19 0.24 0.39

14 0.28 0.20 0.35 0.20 0.20 0.35 0.16 0.20 0.35

15 0.24 0.17 0.32 0.17 0.17 0.32 0.13 0.17 0.32

16 0.21 0.14 0.28 0.14 0.14 0.28 0.10 0.14 0.28

17 0.18 0.12 0.25 0.11 0.12 0.25 0.08 0.12 0.25

18 0.15 0.09 0.22 0.09 0.09 0.22 0.06 0.09 0.22

19 0.13 0.08 0.19 0.08 0.08 0.19 0.05 0.08 0.19

20 0.11 0.07 0.16 0.07 0.07 0.16 0.04 0.07 0.16

Champ : femmes, France métropolitaine.
Source : Insee, Enquête famille et logements (EFL) 2011 ; Ined‑Insee, Étude des relations familiales et intergénérationnelles (Erfi), 
vagues 1 et 3, 2005 et 2011.
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ANNEXE 3 ___________________________________________________________________________________

SIMULATION DES CORRÉLATIONS ENTRE D ET T

Pour tenter de saisir ce qui se passe lorsque l’on relâche 
l’hypothèse d’indépendance entre la variable de flux D 
et la variable de durée T, on simule une population de 
100 000 personnes entrant en famille monoparentale de 
manière uniforme entre 1950 et 2010, mais dont la durée 
est négativement corrélée à la date d’entrée. Pour cela, 
on simule T selon une loi de Weibull de paramètre de 
forme constant qui vaut 1 (cas particulier pour lequel la 
loi est exponentielle) et un paramètre d’échelle qui vaut 
a‑b.D, où a=507.5 et b=0.25. Ainsi, pour les personnes 
entrées en monoparentalité en 1950, la durée moyenne 
est de 20 ans tandis pour celles entrées en 2010, la 

durée moyenne est de 5 ans (bien sûr cette situation est 
exagérée et ne correspond pas à la réalité). Sur la popu‑
lation simulée, la durée moyenne est de 12.4 ans. 

La durée moyenne estimée est de 8.2 ans. On a 
donc tendance à sous‑estimer les durées lorsqu’il y 
a une corrélation négative entre la durée T et la date 
d’entrée en famille monoparentale D. Néanmoins, les 
estimations donnent bien un risque instantané et une 
survie qui se situent entre les risques instantanés et 
survies extrêmes, à savoir ceux de 1950 et de 2010 
(figures A3‑I et A3‑II).

Figure A3‑I
Estimation du risque instantané en présence d’une corrélation entre la variable D et la variable T
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Note : on a simulé pour  100 000 personnes des durées dont la loi dépend de la date D d’entrée en famille monoparentale selon une loi 
de Weibull(1,a‑b.D) où a et b sont des coefficients valant 507.5 et 0.25. Les traits en pointillés représentent l’intervalle de confiance à 
95 % obtenu par la méthode du maximum de vraisemblance.

Figure A3‑II
Estimation de la survie en présence d’une corrélation entre la variable D et la variable T
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Note : on a simulé pour 100 000 personnes des durées dont la loi dépend de la date D d’entrée en famille monoparentale selon une loi 
de Weibull(1,a‑b.D) où a et b sont des coefficients valant 507.5 et 0.25. Les traits en petits pointillés représentent l’intervalle de confiance 
à 95 % obtenu par la méthode du maximum de vraisemblance.
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ANNEXE 4 ___________________________________________________________________________________

BIAIS DE L’ESTIMATEUR DE LA MOYENNE

Supposons qu’on dispose d’une variable de durée conti‑
nue notée Tc et d’une autre variable de durée discrète, ne 
prenant que des valeurs entières, notée Td. Supposons 
de plus que la fonction de survie Sd de la variable  

discrète est égale, pour les durées à valeurs entières, à la 
fonction de survie Sc de la variable continue. Autrement 
dit, P(T t) = P(T t) t Nd c≥ ≥ ∀ ∈ . Alors on montre que 
E[T ] E[T ]d c≈ − 0,5.

E[Td] = S (u) = S (u) = [ S (x) dx (S (x) S (u)) dxd
u

c
u

c
u

u

c c
u≥ ≥ −

∑ ∑ ∫ − −
1 1 1

. .
−−≥ −≥ ≥
∫∑ ∫∑ ∑− −

11 11 1

u

u
c

u

u

u u
c] = S (x) dx R(u) = E[T ] R.

où R = R(u)
u≥
∑

1
 et R(u) = (S (x) S (u)) dxc c

u

u

−
−
∫ .

1

.

Si on approxime Sc(x) par une fonction linéaire entre u‑1 
et u, alors on a S (x) S (u) (S (u ) S (u))(u x)c c c c− ≈ − − −1  et 
donc R(u) (S (u) S (u ))c c≈ − −0,5 1 . D’où R = R(u)

u

≈
≥
∑ 0.5

1

.

On en conclut que E[T ] E[T ]d c≈ − 0,5.
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