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Spécificité et permanence des effets de cohorte:
le modele APCD appliqué aux inégalités de
générations, France/Etats-Unis, 1985-2010*

Louis CHAUVEL

Résumé. En revenant aux sources théoriques de la question générationnelle,
importance de deux notions centrales, spécificité et permanence des effets de
cohorte, est soulignée et donne lieu a un nouveau modéle ApcD et a un test d’hyste-
resis destiné & repérer des effets de cohorte durables : un scarring effect, une
cicatrice cohortale. Une comparaison franco-américaine des niveaux de vie est
développée par cohorte mobilisant les données de 1985 a 2010 du Luxembourg
income study (Lis) et des Statistics on income and living conditions-Eurostat
(Eu-siLc). En France, les inégalités nettes de générations (tenu compte des contex-
tes démographiques et éducatifs, notamment) sont de méme ampleur que les inéga-
lités liees au statut d’immigré ; les bénéficiaires sont les cohortes nées autour de
I'année 1950. Ce phénoméne ne décline pas en intensité avec le temps. La dyna-
mique américaine est antithétique, ce qui peut s’expliquer par les différences des
welfare regimes frangais et américain. La France est donc marquée par de profondes
inégalités intergénérationnelles.

Mots-clés.  GENERATIONS SOCIALES — INEGALITES — MODELES AGE-PERIODE-COHORTE —
PARCOURS DE VIE — HYSTERESIS — RESILIENCE

Lorsqu’elle n’est pas explicitée, la notion d’« inégalités entre générations » est
nécessairement polémique du fait méme des enjeux socio-économiques sous-
jacents et des conflits d’intéréts qui leur sont liées : le financement des retraites ou
de la santé, I’analyse de lefficacité de I’expansion scolaire, la vitesse des
carrieres, et avant tout 1’évaluation des conséquences durables de la crise écono-
mique sur les générations entrées dans la vie au cours des dernieres décennies sont
autant de questions pour lesquelles un diagnostic en termes de génération est
crucial (Chauvel, 2010a). En réalité, ces questions sont d’autant plus polémiques
aujourd’hui que la complexité des diagnostics générationnels va de pair avec des
difficultés de méthode qui n’ont pas encore trouvé de solution satisfaisante. Ces
questions complexes peuvent faire I’objet de nuances parfois radicales, sinon de
dénégations réitérées, voire d’un réel déni de réalité. Les arguments entendus
contre ’idée de « générations sacrifiées » sont divers mais rarement confrontés
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aux faits empiriques : les jeunes ne vont pas si mal ; leurs parents les aident ; ils
rattraperont plus tard ; avec la croissance de treés longue période, le sort des
seniors s’est toujours amélioré, et donc le tour des jeunes viendra aussi ; le souci
est avant tout celui des moins diplomés, alors que les autres s’en tirent parfaite-
ment bien'.

Trois champs argumentaires peuvent donc se distinguer parmi les critiques de
I’analyse générationnelle, qui souligne au contraire le caractére structurel du
phénomene. Dans ce travail, nous nous intéresserons avant tout au premier point,
les deux autres seront analysés notamment a la fin de cet article :

1 — L’argument de I’impermanence : ’effet serait transitoire et non pas durable
dans la vie de la cohorte ;

2 — L’argument du progres absolu au long terme : avec I’enrichissement sécu-
laire, les jeunes générations progresseraient de toutes les fagons, au moins en
termes absolus (le probleme ne serait que relatif, en regard de 1’amélioration
encore plus considérable dont bénéficient les seniors) ;

3 — L’argument de 1I’hétérogénéité intracohorte : 1’effet générationnel ne serait
pas propre a la cohorte en général, mais aux strates les plus fragiles (origines
sociales défavorisées, personnes peu diplomées) au sein de la cohorte.

La démonstration proposée ici est diamétralement opposée : les inégalités de
générations en France ne se contentent pas d’étre substantielles et, par compa-
raison avec d’autres pays, exceptionnelles. Elles sont aussi durables, correspon-
dent a un probleme plus que relatif, et touchent la majorité des nouvelles cohortes
et non des minorités fragilisées et marginales. C’est ici un aspect central de la
« sociologie probleme »> que de devoir se saisir, malgré leur complexité, d’objets
sociaux a fort enjeu notamment politique, pour tenter d’en débrouiller les diffi-

cultés théoriques et méthodologiques, et converger vers des résultats nouveaux.

1. Ces arguments épuisent assez largement
les critiques formulées dans le texte intitulé
« Les généralisations abusives de Louis
Chauvel » (Clerc, 2007) qui avait pourtant
analysé six ans plus tot les inégalités salariales
générationnelles (2001) et méme souligné le
risque de déchirure du pacte générationnel (2000),
sans référence a des travaux antérieurs. Allegre
(2011) pose quant a lui que: « L’approche
générationnelle masque les inégalités au sein
des générations. Les difficultés liées a I’entrée
dans la vie active ne sont en effet pas partagées
par I’ensemble des jeunes. » (p. 4), passant ainsi
sous silence la littérature sur la complémentarité
des analyses en termes de classes et de généra-
tions (Chauvel, 1999). Pour Clerc (2007),
« Certes, des jeunes ont été touchés. Doulou-
reusement. Mais les jeunes peu qualifiés bien
davantage que les jeunes diplomés. » (p. 85).
« Certes, la primo-insertion professionnelle est
beaucoup plus difficile qu’avant, méme pour
les jeunes diplomés. Mais cela se tasse avec le
temps : a 30 ans, pour les diplomés, 1’emploi

est presque toujours durable [...], la carriere
salariale commence, le rattrapage s’opere. »
Ces auteurs n’étayent pas leurs propos sur un
corpus empirique permettant d’asseoir la
démonstration d’un écart croissant entre les
diplomés et les autres ou celle d’un rattrapage.

2. Cette « sociologie probleme » devrait
n’étre pas tant celle des problémes sociaux que
de I’incapacité des contemporains a les voir. De
méme qu’avant ’école des Annales, 1’histoire-
récit, focalisée sur les grands hommes et la
causalité linéaire, perdait de vue I’histoire-
probléme, dont I’objet est plus large, englobant
les mentalités et les structures sociales et écono-
miques d’ensemble (Bloch, 1949), la sociologie
d’aujourd’hui risque d’étre prisonniere des récits
de ses informateurs, souvent les victimes simul-
tanées du déni social de leur condition. Dans la
sociologie du probleme des générations, ol tout
et son contraire se disent sur le terrain, le récit
des acteurs sociaux n’est d’aucune aide, tant que
le probleme n’a pas été circonscrit au préalable
par d’autres méthodes.

666, Revue francgaise de sociologie, 54-4, 2013



Louis CHAUVEL

Je propose d’avancer ici sur trois tableaux (théoriques, méthodologiques, empi-
riques), en insistant sur deux notions centrales et statistiquement applicables :
spécificité et permanence. Comment repérer ce qui fait la singularité d’un
ensemble de cohortes spécifiques dans la dynamique du changement social ?
Comment s’assurer de la durabilité de ces spécificités ? Ce dernier point est essen-
tiel puisque le caractere durable de la situation de génération (Mannheim, 1928),
voire celui irréversible des séquelles générationnelles (autrement dit du scarring
effect, ou «effet cicatrice »), est au centre de l’analyse : comment estimer la
permanence de I’effet de cohorte au long de la vie ? Quelle est son hysteresis ?
C’est ici I’apport méthodologique central de cet article qui par ailleurs proposera
des résultats permettant de comprendre 1’inégalité entre générations comme un
fait social important de la France contemporaine, en regard de la situation
américaine.

Théorie : effets de cohorte et inégalités entre générations ?

Dans un premier temps de I’analyse, je ne parlerai pas d’inégalités mais
d’« effets de cohorte » caractérisés par des différences durables de position
sociale ou de comportement spécifiquement liés a I’année du millésime?. Ici, 1’ad-
verbe « spécifiquement » signifie que les différences entre la cohorte et ses
voisines sont significatives (statistiquement et substantiellement), robustes et
qu’elles résistent au controle de covariables sous-jacentes telles que le niveau
d’éducation, le fait d’étre immigrant ou non, ou le genre. Cette spécificité doit se
comprendre dans un contexte dynamique : ce n’est pas une singularité cohortale
que d’étre situé 5 % au-dessus de la cohorte née dix ans plus tot dans un contexte
de croissance partagée au rythme de 0,5 % par an. Plus généralement, comme tout
effet de cohorte, il ne doit pas se réduire a une simple combinaison linéaire des
autres variables chronologiques que sont la période et 1’age. Surtout, cet effet
spécifique doit étre aussi permanent : une fois établi, il doit rester une caractéris-
tique de la cohorte au long de sa trajectoire.

Ces différences spécifiques et durables explicitées par 1’effet de cohorte ne
deviennent des « inégalités de générations » qu’a I’instant ol un ordre hiérarchique
apparait, et que nous pouvons distinguer des ensembles de cohortes dont les uns
sont en position plus favorable que d’autres, de fagon durable.

Deux dimensions centrales se dégagent donc ici : spécificité et permanence. A
I’échelon théorique, elles découlent de I’hypotheése centrale de socialisation

3. La cohorte de naissance forme des lors le groupe d’individus caractérisés par le partage du
méme age au long de leur vie. Dans la mesure ou les individus de ce groupe sont marqués par des
origines sociales différentes, et sont porteurs de caractéristiques de genre, de culture et d’aspira-
tions distinctes, la cohorte de naissance n’est pas un groupe social concret. Dans certaines
circonstances socio-historiques particulieres, dans la mesure ou les individus d’une méme cohorte
partagent des expériences historiques spécifiques issues de la période de formation, lorsque se
forment des traits essentiels de leur personnalité d’adulte, dans des contextes sociaux contrastés
forts, différents de celui des autres générations, et marquants de leur mémoire collective, et dans
un Zeitgeist particulier, la cohorte peut former un groupe social concret : une génération sociale.
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inhérente au phénomene de cohortes démographiques spécifiques et, a fortiori, de
générations sociales repérables® : 4 leur entrée dans la vie adulte, lorsque leur
identité se forge, les individus — et ce malgré leurs différences intrinseques — de la
méme cohorte de naissance sont marqués par des éléments culturels ou contex-
tuels qui « ont un effet de socialisation » (Mannheim, 1928, p. 311), autrement dit
qui créent de 1'unité et de I’identité malgré les diversités initiales®. Pour étre un
préalable a la formation de générations sociales, ces éléments spécifiques doivent
aussi étre permanents, marquant la cohorte de leur empreinte. Cet « effet de socia-
lisation » est essentiel, et peut aussi s’exprimer en termes de scarring effect
(Ellwood, 1982), un «effet cicatrice » résultant par exemple de traumatismes
collectifs dont les séquelles devront étre portées toute la vie par la cohorte de
jeunes concernés. Ainsi la sociologie des générations s’intéresse-t-elle particulie-
rement aux guerres, aux révolutions, aux catastrophes de grande ampleur, aux
crises majeures, ou, d’une facon plus proche de nous, aux épisodes de chomage de
masse susceptibles de transformer brutalement le modele de socialisation re¢u par
des jeunes précédemment préparés a 1’abondance et au plein emploi.

A T’exception de quelques paragraphes précurseurs dans la littérature®, ces
éléments (spécificité et permanence) sont nouveaux au sein de la sociologie des
générations, et leur approfondissement est nécessaire pour faire progresser les
méthodes d’analyse APC et leur économétrie spécifique : il s’agit en effet de
détecter des « effets de cohorte » caractérisant 1’écart permanent, spécifique a
certaines cohortes, par rapport a la tendance générale exprimée par I’ensemble des

autres.

4. En suivant la tradition anglo-saxonne, il
sera question avant tout de « cohortes de
naissance », notion pricipalement technique de
la démographie, qui permet de caractériser les
individus nés la méme année (Ryder, 1965).
Dans une tradition plus continentale-européenne,
il est possible de parler de « générations
sociales » (Mannheim, 1928) dés que ces
cohortes sont caractérisées par des contextes
précis et des caractéristiques saillantes et
permanentes. La claire démarcation entre les
deux traditions tend & s’estomper puisqu’un
nombre croissant d’auteurs de langue anglaise
s’intéressent a la structuration de générations
sociales repérables a partir de cohortes spéci-
fiques (Edmunds et Turner, 2002, 2005 ;
Hart-Brinson, 2010).

5. Cette diversité intracohorte ferait
obstacle selon certains a 1’analyse cohortale :
puisque dans chaque cohorte il y aurait des
riches et des pauvres, les inégalités entre
cohortes seraient sans pertinence. Un retour a
Mannheim permet d’aller au-dela : les jeunes de
I’apres-Premiere Guerre mondiale contempo-
rains de Mannheim sont formés culturellement et
politiquement dans le contexte de 1’émergence du
nazisme et du communisme, d’une radicalisation

du monarchisme et de 1’espoir de la stabilisation
de la social-démocratie. La notion de génération
ne suppose pas l’identité réductrice de la
jeunesse a une culture unique qui n’existe pas
plus aujourd’hui qu’en 1928 : ce qui fait son
identité est I’unité spirituelle formée de contre-
points, de contradictions, voire d’affrontements
radicalisés, cette « entéléchie » mannheimienne
qui fabrique une communauté de contexte
jusque dans la violence du rapport social. « Ce
ne sont pas d’abord les contenus qui rassem-
blent, mais surtout les forces structurantes qui
les sous-tendent. » (Mannheim, [1928] 2011,
p- 87). Dans ce processus « plusieurs unités de
génération [...] vont constituer un “ensemble”
parce que précisément, méme en se combattant,
elles sont mutuellement accordées » (p. 90).
J’aurais méme tendance a écrire « surtout en se
combattant », plutdt que « méme ». Les diver-
sités sociales n’empéchent pas plus 1’existence
de générations qu’elles ne suppriment la notion
de genre ou d’ethnicité.

6. La question de la permanence est a peine
esquissée chez Hobcraft, Menken et Preston
(1982) avec le cohort inversion model dont la
formulation manque, et celle de la spécificité
n’a pas retenu I’attention requise.
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Apports et limites méthodologiques
des décennies 1970 a nos jours

Méme si la Revue frangaise de sociologie s’en est fait précocement 1’écho
(Padioleau, 1973), et si la démographie francaise a pu assurer la diffusion de
travaux méthodologiques nouveaux (Wilmoth, 2001), I’économétrie des effets de
cohorte est mal implantée en France et, malgré de bonnes tentatives descriptives
(Baudelot et Gollac, 1997 ; Legris et Lollivier, 1996 ; Clerc et al., 2011 ; Bonnet,
2010), elle laisse la place parfois, lors du passage a la modélisation, a une igno-
rance réelle ou affichée de la littérature’.

La méthodologie dite « APC » (age-période-cohorte) a connu deux périodes
fortes : d’une part les années 1970 et, de 1’autre, la derniere décennie. Le premier
moment, ou 1I’American sociological review a joué un rdle central, fut celui de
I’émergence des débats originels sur la séparabilité des effets d’age, de période et
de cohorte, et des premieres propositions de modélisation, dans un contexte ou le
domaine empirique est avant tout celui de la socio-démographie de variables agré-
gées (natalité, mortalité, suicide, analyse secondaire d’enquétes sociopolitiques).
Une présentation générale des apports de cette premiere période est fournie par
Mason et Wolfinger (2001). L’exercice que proposent les auteurs consiste a
exprimer un phénomeéne mesuré dans le temps, a intervalles réguliers, selon une
série d’enquétes ou d’observations transversales (cross-sections). Il s’agit par
exemple de LM, le logarithme du taux de mortalité (variable dont on sait qu’elle a
de bonnes caractéristiques de normalité lorsqu’elle est mesurée sur des popula-
tions démographiquement diversifiées) qu’il conviendrait d’exprimer comme la
somme de trois variables catégoriques (trois vecteurs de coefficients) correspon-
dant au groupe d’age, a la période et au groupe de cohortes :

(APC) LM, = @, + T, + 7., OU ¢ = p-a, ou a, p et ¢ sont des indices correspon-

dant a chacun des trois temps.

Si Fienberg et Mason (1978) revendiquent la paternité de cette décomposition
(Mason et al., 1973), des travaux plus anciens font plus qu’en préfigurer la forme
(Greenberg, Wright et Sheps, 1950). Le jeu consiste alors a estimer les coefficients
a,, 7, 7. correspondant aux différentes classes d’age, de période et de cohorte rete-
nues. Sur le fond, il s’agit ni plus ni moins de modéliser avec les outils contempo-
rains de I’économétrie le séculaire diagramme de Lexis (Graphique 1) inventé en
1872 (Vandeschrick, 1992). L’intérét empirique de cette décomposition est avant
tout de détecter des non-linéarités cohortales, c¢’est-a-dire des cohortes caractérisées
par des comportements spécifiques par rapport aux voisines. C’est typiquement le
cas des travaux de Wilmoth (1990, p. 307) a propos de la mortalité masculine sur la
longue période en France ou I’auteur détecte des fluctuations cohortales de +/- 4 %
autour de la tendance, ou les cohortes nées en 1898, 1930 et 1958 sont marquées par
un surcroit de mortalité relative a tout age, et celles de 1880, 1920 et 1948 par une
sous-mortalité. Ensuite, la question qui reste entiere est celle de la cause : s’agissant
de la cohorte 1898, est-ce dii a la Grande Guerre ou bien aux séquelles de la grippe

7. C’est le cas notamment de Lelievre, Sautory et Pujol (2010, p. 30), qui éludent toute
référence a I’économétrie des effets de générations qu’ils tentent de réinventer. De la méme facon,
sur un sujet aussi central que celui du déclassement par cohorte, Goux et Maurin (2012, p. 83) font
comme s’il n’existait pas de littérature sur la séparation des effets d’age et de cohorte.
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espagnole ? Pour 1948, s’agit-il des conséquences de I’amélioration des conditions
périnatales apres la Seconde Guerre mondiale, de celles d’un niveau d’éducation qui
s’est fortement accru par rapport aux autres cohortes, ou la protection vient-elle de
la coalescence, pour les jeunes adultes de cette génération, de 1’absence de guerre,
puisqu’ils ont échappé a I’ Algérie qui avait été 1’horizon de la socialisation des
cohortes nées dix ans plus to6t (Bantigny, 2007) comme au chdmage de masse qui se
généralise pour ceux nés dix ans apres. Si le fait social est clairement établi, I’ expli-
cation des causes reste a produire.

GRAPHIQUE 1. - Diagramme de Lexis (1872)
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80 .
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Si la lecture des résultats des modeles (APC) permet de détecter d’intéressantes
spécificités cohortales ou certaines semblent singulieres, il reste le probleme de
I’analyse de la tendance longue. La difficulté centrale de I’expression du modele
(APC) de Mason et de ses collegues est son indétermination : une baisse linéaire de
la mortalité par cohorte peut étre vue aussi bien comme une stagnation cohortale
accompagnée d’une baisse par période dont toutes les classes d’ages bénéficie-
raient. Ainsi, le model identification problem demeure le souci central de cette
tradition de recherche (Mason et Wolfinger, 2001). En raison de cette indétermi-
nation, le jeu a trois temps se complexifie, et I’identification du modele (APC)
n’est possible qu’a condition de poser des contraintes supplémentaires sur les
coefficients sans lesquelles les résultats sont entachés d’une incertitude : ainsi, la
pente linéaire des coefficients de cohorte (comme celle des autres variables de
temps) est soit aléatoire, lorsqu’on ne la fixe pas d’une facon ou d’une autre, soit
arbitraire, puisqu’il est généralement impossible de justifier la contrainte choisie.
Le méme jeu de données peut donner lieu indifféremment a une lecture en termes
de croissance cohortale, associée a une stagnation par age et période, ou a une
autre en termes de décroissance par cohorte, associée a une vive dynamique par
dge et période, et 'attribution a 1’un des trois temps de la tendance longue
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demeure une impossibilité méthodologique. Dans la plupart des pays, les seniors
ont un pourcentage de diplomés inférieur a celui des jeunes adultes. Nous savons
par un raisonnement sociologique fondé sur 1’idée de socialisation irréversible —
lorsque le diplome est attribué, c’est généralement pour toujours — que le phéno-
mene est générationnel : les nouvelles cohortes bénéficient d’un systeme d’ensei-
gnement plus développé que celui par lequel les générations anciennes sont
passées. Pourtant, le modele APC étant incapable de réaliser seul cette démarche
cognitive, il I'attribuera indifféremment a la cohorte, ou bien a une combinaison
d’une croissance par période et d’une baisse par I’dge du niveau de diplome. Le
résultat final sera alors rigoureusement équivalent. Dans ce cas particulier, le
sociologue introduira 1I’hypotheése d’un effet de période nul.

La premiere phase de la recherche, dans les années 1980, se termine par la
stabilisation d’apports méthodologiques telles la formulation générale du modele
APC, la compréhension du probleme de I’arbitraire des contraintes, la conscience
de I"impossibilité de séparer la partie linéaire des effets d’age, de période et de
cohorte (Hastings et Berry, 1979), et la formulation d’un programme général
d’analyse du changement social (Mason et Fienberg, 1985). Cette premiere période
met aussi en évidence un certain inachévement, comme le montre 1’insuffisante
prise en compte de variables de contrdle — pourtant dans la formulation du modele
APC, il aurait été possible de faire intervenir des covariables tels le genre ou le
niveau d’éducation — ou comme le souligne aussi le scepticisme de Glenn (1976) a
I’égard des choix arbitraires de contraintes qui pesent sur le modele APC.

La seconde phase de la recherche, au cours des dix dernieres années, s’efforce
de revenir sur ces questions laissées ouvertes. Malgré une abondante production
relayée par les grandes revues internationales de sociologie, de démographie et de
sciences sociales®, les productions européennes et particulidrement francaise ont
été en retrait. L auteure centrale de cette seconde période est Yang Claire Yang,
qui a I’époque de ses écrits principaux était assistant professor de démographie et
de sociologie a I'université de Chicago puis & 1’université de North Carolina’.
J’insisterai surtout sur le modele APC-IE (intrinsic estimatorw), le plus radical
dans son intention de répondre au défi de I'unicité de la décomposition, le plus
critiqué pour cette méme raison (O’Brien, 2011), mais aussi le plus accessible
puisqu’il s’ agit 1a d’une commande statistique dont la mise en ceuvre est aisée’!.

8. Les principales revues de la littérature
sont celles de Smith (2008) et de Yang et Land
(2013).

9. Pour I’heure, sa contribution centrale —
illustrée par 25 articles publiés de 2003 a 2012
dans des revues de premier plan — reléve avant
tout de deux familles de modeles dont
I’ambition est de répondre aux deux défis que
sont 1'utilisation de variables de contrle et la
levée de I’arbitraire sur les contraintes d’identi-
fication, de fagon a converger vers une décom-
position unique. La famille des hierarchical
Apc-cross-classified random-effects model
(HAPC-CCREM) présentée par exemple dans Yang
(2008), et que je n’approfondirai pas ici, est

fondée sur une analyse multiniveau ou la cohorte
et la période sont en concurrence, et ol I’dge est
stylisé par une fonction polynomiale.

10. Ce modele a fait 1’objet d’une
abondante littérature (Yang, Fu et Land, 2004 ;
Yang et Land, 2006 ; Yang et al., 2008, Fu,
Land et Yang, 2011).

11. Le logiciel Stata permet 1’ajout de
procédures statistiques spécifiques au travers,
notamment, de I’archive ouverte de syntaxes du
Repec (Research papers in economics : http :
/Irepec.org) du Boston College. Il est possible
ainsi de télécharger les programmes mis en
ceuvre par Yang et ses collegues (2004), au
moyen de la commande : ssc install apc.
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Les deux modeles de Yang répondent correctement au défi du contrdle par des
covariables'? : une question récurrente des effets de cohorte releve de leur origine
ou de leur explication substantielle (De Graaf, 1999) — le changement par cohorte
doit &tre rapporté aux transformations contextuelles vécues par ces cohortes
(éducation, niveau de chdmage au moment de I’entrée dans la vie adulte, guerres,
épidémies, etc.) et la modélisation doit permettre de comparer 1’effet brut de
cohorte, avant controle, a 1’effet net, de facon a faire la part de 1’influence du
niveau d’éducation, des transformations des structures familiales ou d’autres para-
metres. Par exemple, Yang et Land (2006) montrent que les réponses des Améri-
cains a des tests de capacité verbale ont fluctué par cohorte, atteignant un
maximum pour les générations nées autour de 1950 ; ce sont aussi celles qui ont
vu culminer I’effort séculaire de formation scolaire et universitaire de la popula-
tion américaine, avec 1’établissement, pour la premiere fois, d’'une norme presque
universelle d’études jusqu’a 1’age de 18 ans et avec, pour les mémes cohortes, un
maximum local des taux d’acces aux Bachelor et Master’s degree. Dans une
grande mesure, ces différences de résultats aux tests verbaux par cohorte sont
expliquées par le niveau d’éducation de la cohorte : la fluctuation cohortale, forte
avant le controle, disparait ensuite. C’est 1a une des avancées positives de la
seconde phase des modeles APC.

L’aspect moins convaincant du travail de Yang et de ses collegues releve de
I’unicité de la décomposition que revendique la méthode de 1’ « estimateur intrin-
seque » susceptible selon eux de régler le model identification problem. Le
modele APC-/E (Yang, Fu et Lana, 2004) prétend lever 1’indétermination des trois
temps en confiant a une analyse factorielle (analyse en composantes principales
APC) le soin de réduire les trois dimensions colinéaires A-P-C a un plan bidimen-
sionnel. L’APC fournit une combinaison linéaire qui sert alors de contrainte
supplémentaire destinée a offrir une décomposition unique qui serait « intrin-
séque » au probleme, comme le clament Yang er al. (2008) dans 1’American
Jjournal of sociology. Si la décomposition est bien unique sous cette contrainte,
O’Brien (2011) et plus encore Luo (a paraitre 2013) expriment des doutes quant a
I’optimalité de ce choix tout aussi arbitraire que d’autres. O’Brien rappelle par
ailleurs qu’il n’est pas totalement original. Pour ma part, il me semble qu’une
autre critique peut étre formulée, comme le montre empiriquement I’Annexe 1 de
cet article : I’exemple concret du diplome fait apparaitre comment 1’optimalité
supposée de I’« estimateur intrinseque » risque de conduire a des résultats inap-
propriés : le modele APC-IE laisse supposer une croissance du niveau scolaire avec
I’4ge et une hausse avec le temps des périodes. Nous perdrions ainsi nos dipldomes
en vieillissant, comme semblerait 1’attester le moindre taux de diplomés chez les
seniors. Ce résultat est évidemment invalidé par notre connaissance causale de ce
phénomene avant tout porté par des cohortes nouvelles de jeunes adultes, plus
longuement éduquées, mais dont le niveau scolaire ne croitra que modérément
apres I’age de 25 ou 30 ans. Nous savons qu’en réalité, en matieére d’éducation,
I’effet de 1’age ne peut étre négatif (exception faite des conséquences du plagiat de
these en Allemagne), alors que, dans le cas du diplome, les différentes méthodes
APC utilisées par Yang donnent un effet propre fortement négatif de 1’age dont
I’interprétation naive releve de 1’absurdité sociologique. Comment dépasser ces

12. Les principaux modeles de Yang issus de ses articles les plus centraux sont compilés dans
I’ouvrage de Yang et Land (2013) paru juste avant le présent article.
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difficultés méthodologiques ? Au terme de ces avancées et de ces incertitudes, les
deux questions théoriques initiales doivent étre rappelées. D’ une part, qu’est-ce
que la spécificité cohortale ? D’autre part, quelle en est la permanence ?

Méthode 1: évaluer la spécificité cohortale : le modéle APCD

La réponse de Yang a la premiere question, celle de la détermination unique
d’effets de cohorte spécifiques, consiste en I’introduction d’une contrainte sur les
trois temps reposant sur une analyse factorielle. En réalité, 1’indétermination
linéaire du C = P — A signifie que, du point de vue des données, un effet linéaire de
cohorte est parfaitement identique a une infinité de combinaisons linéaires possi-
bles de la période et de I’age. L’espoir d’attribuer le changement social a I’un des
trois temps APC sera nécessairement décu. Une autre solution a ce probleme
suppose une reformulation de I’effet de cohorte. Définissons la spécificité cohor-
tale comme 1’information additionnelle produite par le modele (APC) par rapport
au seul modele (AP) qui correspond a la somme d’un effet d’4ge et d’un effet de
période. Cela revient a dire que nous retenons comme spécificité de la cohorte ce
qui échappe a sa composante linéaire, laquelle est parfaitement représentée par le
modele (AP).

En effet, la partie linéaire des variations temporelles ne peut pas faire 1’objet de
la modélisation en raison de 1’indétermination. Seule la part non linéaire,
c’est-a-dire la fluctuation, est susceptible d’étre repérée comme spécificité cohor-
tale : un ensemble de cohortes proches met en évidence un comportement spéci-
fique et différent de celui des autres dans la mesure ou ses membres se situent en
moyenne au-dessus ou au-dessous de la tendance générale de plus longue durée, et
ce, de fagon significative, avant ou apres contrdle par des variables. Si aucune
spécificité non linéaire ne se révele, la démarche cohortale n’apporte rien de parti-
culier par rapport a une modélisation ou seuls 1’age et la période sont mobilisés, et
elle doit donc étre abandonnée si les effets de cohorte mettent en évidence un
changement social linéaire.

La solution envisagée ici consiste a absorber les tendances linéaires des coeffi-
cients ¢, 7, 7., de fagon a faire disparaitre I’aléa sur la pente estimée, pour se
concentrer sur les écarts a la linéarité. Cette partie non linéaire est absorbée par
deux coefficients de calage temporel dont I’analyse substantielle n’est pas recom-
mandée dans le cas généra113: ce qui est statistiquement attribué aux effets
linéaires de I’age et de la période peut aussi bien provenir de la cohorte ou réci-
proquement. Ce modele est baptisé APCD comme detrended, « détendancialisé »
en francais courant. Par conséquent, la modélisation présentée ici n’est pas une
proposition parmi d’autres reposant sur une contrainte supplémentaire ad hoc, elle
résulte de cette question : qu’est-ce qui peut &tre attribué a la cohorte, une fois
tenu compte de ’ensemble des effets relevant de 1’age et de la période ?

13. L’interprétation des pentes est possible, néanmoins, dans les cas ol il n’existe pas d’ambi-
guité sur la variable dépendante (pour le revenu, par exemple, il faut en contrdler I’inflation, ne pas
avoir de probléemes de conversion tel le passage a I’euro) ni sur le role respectif des variables expli-
catives, comme c’est le cas pour le diplome dont on sait la nature cohortale.
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Une spécification de type « moindres carrés ordinaires » est proposée ici'4,

Une variable dépendante continue y, aux caractéristiques de normalité idoines (le
logarithme du revenu annuel, par exemple), est mesurée sur une série d’enquétes
transversales réalisées a intervalles réguliers de périodes sur des échantillons d’in-
dividus i. Ainsi, y,7 est la mesure associée a ’individu i dont on sait 1’age a en
période p, et donc cohorte : ¢ = p — a. Les intervalles [a,,,,a,,,.] €t [PiwPmac]
caractérisent I’amplitude chronologique des variables d’age et de période qui
doivent étre groupés ou mesurés a intervalles réguliers et similaires (sur une base
annuelle, quinquennale ou autre). Le croisement des ages et des périodes forme
donc un tableau rectangulaire similaire au diagramme de Lexis, méme si la
premiere cohorte et la derniére (qui ne sont présentes qu'une seule fois dans le
tableau) seront ignorées dans les calculs de facon a améliorer les intervalles de
confiance des parametres estimés. Nous observons donc I’intervalle des cohortes
[Prin-Omart L Pimax-Gmin-11. Le modele APCD permet I'introduction de variables de
contrdle, qu’elles soient continues, dichotomiques ou nominales, Xj, telles que le
sexe, le niveau d’éducation, 1’origine sociale, etc.

Le modele, lorsqu’il est associé 2 un jeu pertinent de contraintes techniques',

offre une décomposition unique des fluctuations des variables APC autour de leur
moyenne respective et selon une pente nulle. Une fois les tendances absorbées, les
coefficients de 1’dge mettent en évidence les éventuelles incurvations du « cycle
de vie » ; les coefficients de période modélisent les accélérations et les décéléra-
tions du temps, et révelent aussi les éventuelles discontinuités temporelles dans le
codage des variables ; les coefficients de cohorte, si au moins I’un d’eux est signi-
ficativement différent de zéro, permettent de repérer les spécificités de telle ou
telle cohorte. Notons que si, dans (APC), tous les coefficients y, valent zéro, le
modele est une simple ANOVA de type (AP). Nous appellerons DCE (detrended
cohort effect) le jeu de coefficients cohortaux y, de moyenne zéro et de pente zéro.
Les tests de différence a zéro de ces coefficients y, sont alors une réponse a la
question de I’existence ou non de telles spécificités cohortales. Une telle solution
a donné lieu a des propositions similaires dans la littérature APC (Wilmoth, 2001 ;
Chauvel, 2001), mais avec moins de systématicité que dans la spécification
présentée ici. L’apport est donc 1’ utilisation possible de microdonnées d’enquétes,
de variables de contrdle, sous différentes spécifications (MCO, logit, Poisson, etc.)
autorisé€es par le modele GLM. Cette systématicité permet par ailleurs d’en offrir
une version programmée sous la forme d’une commande Stata.

y"=a,+ T, Y.t rescale(a) + y,rescale(c) + B, + X' B; X, +e,p=c+a
J

Ya,=Xmn,=X7.=0 (APCD)
. ,

Slope, (a,) = Slope ,(x ) = Slope (7.) =0

min(c) < ¢ < max(c)

14. Fondée sur la procédure GLm de Stata 15. Les coefficients des vecteurs A, P et C
(general linear model), ApCD offre les mémes  ont pour somme zéro, la pente de ces coeffi-
possibilités de spécification (logit, Poisson, cients est égale a zéro, et deux parameétres de
etc.). Tout comme le modele de Yang, il est temps absorbent les tendances linéaires. Ces
accessible au téléchargement sous Stata: ssc  spécifications assurent 1’unicité de la décompo-
install apcd. sition.
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— La relation p = ¢ + a porte sur les indices des trois variables de temps.

— Le jeu de contraintes (la somme des coefficients vaut zéro, la pente est nulle,
exclusion de la premiere et de la derniére des cohortes observées) permet d’ob-
tenir une solution unique et offre ainsi une solution au probleme d’identification.

— Rescale(a) est la fonction linéaire permettant de rééchelonner 1’index d’age
de - 1 a + 1, ce qui offre une normalisation utile a la lecture des résultats.

— Slope (a,) est la pente des coefficients d’age «, ; Slope,(a,) = 0 si et seule-
ment si : %, [(2a — a,,, — a,,) a,] = 0'°.

- a,, 7, et 7, sont alors respectivement les coefficients sans tendance des effets
de 1’age, de la période et de la cohorte.

min

— B, est la constante du modele, et ,Bij correspond aux variables de controle
introduites dans le modéle.

— o, et y, sont des variables de calage temporel. Lorsque la variable dépendante
y est mesurée sur une échelle de mesure homogene (pas de périodes d’hyperinfla-
tion, de changement d’unité franc/euro, etc.), ¢, est la pente de la variable d’age et
7, correspond a la progression linéaire dont les cohortes de naissances successives
bénéficient. En raison de la relation p = a + c, il faut se garder d’interprétations
naives en termes d’« effets » linéaires causalement liés a la cohorte, ou autre,
puisqu’il s’agit avant tout de coefficients de calage temporels.

L’introduction de la contrainte de pente nulle sur les coefficients 7, la
tendance linéaire €étant absorbée par les variables de calage, permet de saisir
I’effet de cohorte d’une facon différente des approches classiques. Les approches
traditionnelles, celles des années 1970, étaient fondées sur 1’introduction d’une
contrainte arbitraire telle que 7,44,= 7,,;, qu’il est difficile de justifier. Yang et
Land (2006) montrent aussi que ces choix ne sont pas optimaux du point de vue
des incertitudes statistiques : puisqu’elles reposent sur des parties seulement de
I’échantillon, elles sont associées a des intervalles de confiance plus large que le
choix de contrainte qui, parce qu’il est systémique, utilise tout 1’échantillon. Dans
notre APCD, la contrainte de pente se fonde aussi sur I’ensemble de I’échantillon et
conduit des lors a des erreurs types plus faibles que dans les approches tradition-
nelles. Mais, contrairement au modele APC-/E, qui poursuit 1’objectif ultime mais
vain d’identifier une tendance linéaire intrinseque a la cohorte, nous nous concen-
trons avant tout sur les fluctuations cohortales, a savoir des non-linéarités que la
simple combinaison de 1’age et de la période ne peuvent représenter.

En effet, dans ce modele (APCD), si aucun coefficient de cohorte estimé 7, n’est
significativement différent de zéro, le simple modele (AP) est suffisant pour
décrire correctement les données, et il est donc possible de se passer d’un raison-
nement en termes de générations spécifiques : nous sommes alors tous dans le
prolongement de la guirlande éternelle de nos prédécesseurs et de nos successeurs.
En plus du test sur la significativité de la différence a zéro des coefficients, le BIC

16. Ce type de contrainte linéaire se programme aisément dans les logiciels statistiques
élaborés. Cette formule générale, une fois développée et appliquée au cas des cohortes disponibles
dans nos données (voir infra), donne d’une facon littérale la contrainte suivante, qui se simplifie
d’elle-méme :

- 45 Y1930 - 35 V1935 - 25 Y1940 - 15 Y1045 - 5 Vioso+ 5 Yioss+ 15 Yioso + 25 Y1965 + 35 Y1970+ 45 Y1975 = 0.
Cette contrainte impose alors que les coefficients y. présentent une pente nulle.
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de Raftery (1986) peut aider a décider entre AP et Apcp!’. Lorsqu’au moins un
coefficient DCE y, est significativement différent de zéro, nous pouvons parler de
spécificité des cohortes concernées, dont on sait alors qu’elles déviennent la
tendance générale. L’expérience montre que ce modele est capable d’identifier des
dynamiques cohortales variées, en forme de U ou de Vls, inversées ou non, en M et
en W, en tilde ou peu importe pourvu que la pente en soit nulle. L application au
cas des députés francais (Chauvel, 2010a, p. 36-43) met en évidence ce type de
multimodalité. Des lors, APCD est avant tout un outil de détection de non-linéarités
dans le changement social par génération.

Notons par ailleurs que ce méme modele APCD peut recevoir de nombreuses
écritures possibles et, par souci de symétrie, nous détendancialisons aussi 1’age et
la période ; ce choix ne change pas la nature des résultats. Une fois stabilisée la
méthodologie de la spécificité cohortale, la question qui advient est celle de la
permanence des effets de cohorte.

Méthode 2 : tester la permanence cohortale :
le test d’hysteresis

La littérature méthodologique APC est singulierement pauvre sur la question de la
permanence de ’effet de cohorte. Cette question est tout a la fois centrale et en
méme temps éludée par la tradition. Ainsi, les fondateurs évoquent le probleme :
Karl Mannheim s’intéresse au rdle de 1’oubli et de la mort dans I’effacement des
strates générationnelles anciennes (2011, p. 73-75) et d’une facon plus précise,
Norman Ryder, dans une partie concessive de son article central, admet que les
adultes sont plus flexibles dans leur dynamique de changement social que ne le
voudrait supposer la théorie cohortale'”, d’oti la double nécessité d’intensifier les
recherches sur la diversité intracohorte des dynamiques sociales et celles sur la

17. Gelman et Rubin (1999) critiquent
I’utilisation massive et sans distance du BIC trop
souvent vu comme le test ultime d’un bon
modele, alors qu’il est avant tout un critere de
choix fondé sur la parcimonie, ¢’est-a-dire sur
un faible nombre de coefficients. Il semble en
effet que le diagnostic en termes de BIC amene a
rejeter des effets statistiquement significatifs
mais substantiellement signifiants.

18. La forme de v inversé que nous
trouverons dans le cas frangais, et qui contraste
avec la dynamique sans relief des Etats-Unis,
n’est pas alors contenue dans les prémisses de la
méthode mais dans le fait social que les premiers-
nés du baby-boom frangais ont ét€ en moyenne
des jeunes adultes favorisés par rapport aux
autres et sont aujourd’hui de jeunes seniors
plutot favorisés par 1’histoire sociale, tout en
ayant été dans les années 1990 des adultes au
milieu de la vie plutdt bien dotés économi-
quement, ce qui contraste tout a la fois avec les
seniors d’hier et avec les juniors d’aujourd’hui.

19. « The intellectual convenience of the
assumption that development ceases once
adulthood is attained must be sacrificed in the
face of the annoying complexity of reality. »
(Ryder, 1965, p. 860). Dans sa conclusion ouverte
sur de nouvelles recherches possibles, Ryder
insiste sur le dépassement des limites du modele
APC standard : « The case for the cohort as a
temporal unit in the analysis of social change
rests on a set of primitive notions : persons of age
a in time t are those who were age a-1 in time
t-1; transformations of the social world modify
people of different ages in different ways ; the
effects of these transformations are persistent. In
this way a cohort meaning is implanted in the
age-time specification. Two broad orientations
for theory and research flow from this position :
first, the study of intra-cohort temporal
development throughout the life cycle ; second,
the study of comparative cohort careers, i.e.,
intercohort temporal differentiation in the various
parameters that may be used to characterize
these aggregate histories. » (ibid., p. 861).
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ductilité ultérieure de cohortes déja socialisées et entrées dans la vie adulte. Si
ces questions reviennent €pisodiquement (Ellwood, 1982 ; Hobcraft, Menken et
Preston, 1982 ; Becker, 2000 ; Yang et al., 2008), la production scientifique élude
généralement la question, en particulier lorsqu’il s’agit de la modéliser. Hobcraft,
Menken et Preston (1982) tentent d’exprimer un « cohort inversion model »
(p- 7 sq.) permettant de rendre compte d’une capacité de compensation ultérieure de
cohortes victimes de difficultés précoces ; symétriquement, un « continuously accu-
mulating cohort effect » capable d’engendrer des écarts croissants peut donner lieu
a une amplification des différences ou inégalités initiales. Becker (2000) insiste en
particulier sur le fait que le maintien au long de la vie d’écarts entre cohortes exige
I’existence de processus durables de rappel et de renforcement des différences
cohortales au long de la vie sans lesquels les effets de cohorte doivent normalement
s’estomper. C’est ici la facette générationnelle d’une question centrale des analyses
en termes de parcours de vie: les effets sont-ils cumulatifs ou compensatoires
(Burton-Jeangros et Widmer, 2009) ? Y a-t-il donc résilience ou au contraire « effet
Saint Matthieu » (DiPrete et Eirich, 2006) de (dés)avantages cumulatifs ?

Pourtant, dans le modele APCD comme dans la plupart des autres, rien ne dit si
un effet de cohorte est le fait d’une forte spécificité précoce qui se résorbe, voire
s’annule, ou celui d’une spécificité permanente qui se maintient toute la vie. Les
effets de cohorte explicités par le modele APCD sont en réalité une moyenne de ces
effets sur le cycle de vie observé. Cette moyenne peut représenter aussi bien un
effet permanent, définitif, de la cohorte, ou au contraire I’effet transitoire, juvénile
et rapidement absorbé apres 1’entrée dans la vie. Y a-t-il hystérése ou bien dissipa-
tion de cet effet de cohorte ? C’est 1a typiquement la question d’Ellwood (1982) :
ecchymose temporaire ou cicatrice définitive ?

Ainsi, la question de I’ hysteresis de la cohorte reste entiere et doit donner lieu a
un test idoine. Une voie, négligée jusqu’a présent, est celle de ’analyse des
résidus du modele APCD. Si I’effet de cohorte est permanent, alors les résidus du
modele APCD — pour chaque cohorte — ne présentent pas de tendance selon I’age.
Au contraire, si un effet de cohorte repéré par APCD est en réalité transitoire, les
résidus du modele APCD mettront en évidence une compensation de I’effet avec le
vieillissement sous la forme d’un coefficient de régression entre résidus et dge de
signe opposé a celui de I’effet de cohorte. Deux exemples contrastés de ces confi-
gurations possibles sont fournis en Annexe 2.

Ainsi, a I’issue du modele APCD, un test d’hysteresis cohortal est réalisé de
cette fagon : si 7,7 sont les résidus du modele APCD, et si rescale(a) est la trans-
formée linéaire de 1’age rééchelonné de - 1 a 1, alors — pour chaque cohorte ¢ — la
régression linéaire simple des résidus par 1’age rééchelonné ¥ = h, rescale(a)
+ k. permet de détecter les pentes h, significativement différentes de zéro corres-
pondant a une instabilité de 1’effet de cohorte au long de son parcours de vie. Si
tous les &, sont nuls (non significativement différents de zéro), 1’effet de cohorte
repéré est stable. Lorsqu’il est de signe opposé au coefficient d’effet de cohorte y,
correspondant, un coefficient 4, non nul signifie le déclin de I’effet de cohorte
avec le vieillissement (on peut parler d’« effet compensatoire ») ; en revanche, un #,
non nul de méme signe que son ¥, correspondant signifie au contraire 1’existence
d’« effets cumulatifs » au bout desquels ’effet de cohorte s’intensifie avec 1’age.
Un effet de cohorte typique est caractérisé par sa spécificité et sa permanence,
associées respectivement a un effet de cohorte y, significativement différent
de zéro et a un A, correspondant non significativement différent de zéro. Le
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rééchelonnement de 1’age permet d’étre plus précis encore : h, égale - ¥, lorsque la
compensation est totale, c’est-a-dire lorsqu’au bout du parcours de vie I’effet de
cohorte est effacé. Symétriquement, i, égale + y, lorsque 1’effet émerge a partir
de rien.

Données : Luxembourg income study
et Statistics on income and living conditions

Les données mobilisées sont en premier lieu celles du Luxembourg income
study, un centre international qui réalise depuis 1986 un travail continu d’harmo-
nisation de microdonnées d’enquétes sur les inégalités, souvent fondées sur des
enquétes de budgetzo.

Nous utilisons les vagues II (autour de 1985) a VI (autour de 2005). Comme les
données francaises de 2010 n’étaient pas encore disponibles a la date d’écriture de
cet article (2013), contrairement a celles des Etats-Unis, accessibles plus d’un an
auparavant, et de facon a poursuivre la comparaison sur une durée plus longue,
deux extraits de l’enquéte « Statistics on income and living conditions »
(Eu-siLc-Eurostat) 2005 et 2010 ont été constitués et harmonisés?! de telle sorte
qu’ils s’intégrent a 1’ensemble 1985-2005. Pour les Etats-Unis, la situation est
plus simple : les données du LIS couvrent toute la période 1985-2010. L’unité
d’observation est I’individu et nous avons pour variable dépendante le logarithme
népérien du revenu disponible du ménage de 1’individu, apres impdts et transferts
sociaux, exprimé en termes réels et par unité de consommation. L’échelle d’équi-
valence choisie ici est, comme c’est généralement le cas en comparaison interna-
tionale, la racine carrée du nombre d’individus dans le ménage2 . Le passage au
logarithme permet une interprétation simple des coefficients : dans les modeles
+ 0,1 signifiera un accroissement proche de 10 %. Les trois variables de temps
sous forme de variable nominale : nous utilisons les années pleines. La variable de
période ne présente pas d’ambiguité. Un age de 25 signifie 1’appartenance au
groupe des personnes de 25-29 ans. La cohorte notée 1945 correspond aux gens
nés entre 1941 et 1945.

Nous incluons un jeu de variables de controle généralement retraduites sous
une forme dichotomique. Le niveau d’éducation est celui harmonisé par le LIS : il
s’agit du code ISCED, qui permet de distinguer les niveaux de diplomes situés
en-deca de la validation finale de I’enseignement secondaire, 1’aboutissement du
secondaire et les niveaux supérieurs. Le sexe de la personne, 1’existence d’un

20. Pres de 600 documents de travail, pour
la plupart publiés depuis, sont accessibles sur le
site du Lis : www.lisdatacenter.org.

21. En particulier, les profils par adge du
revenu disponible par unité de consommation
de Lis-2005 et de siLc-2005 sont semblables
mais légerement différents a 5 % preés en plus
ou en moins (dans un sens qui renforce la these
de décalages générationnels croissants présentée
ici). Par conséquent, les profils par groupe d’age
de s1.c-2005 et 2010 ont été systématiquement

décalés de facon parallele aux deux dates de
maniere a faire disparaitre la rupture de série en
2005 entre la source Lis et siLc. Les résultats
issus de la base de données Lis 1985-2005 et de
celle ainsi complétée sont parfaitement semblables
a ceci pres que 1’échantillon est plus large et
donc les incertitudes statistiques plus faibles.
22. L’utilisation de I’échelle dite d’Oxford
ne modifie quasiment pas les résultats : les
divergences notées, lorsqu’elles existent, sont
faibles, et ne sont jamais significatives.
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conjoint dans le ménage, le nombre d’enfants nous servent de contrdle. Un indica-
teur simple de mesure d’une appartenance a une minorité éventuellement discri-
minée est introduit de facon différente dans chaque pays en raison des limitations
des données du LIS : en France, nous utilisons le statut d’immigration, et aux
Etats-Unis 1’origine ethno-raciale (sous la forme dichotomique Afro-américain
versus tous les autres cas).

Résultats : fluctuations générationnelles du revenu

Dans le débat francais sur I’existence ou non d’inégalités entre générations (ou
de différences cohortales, spécifiques et permanentes, sur une échelle hiérar-
chique), ce type de modélisation APCD n’a pas été développé comme tel?. L’ap-
proche descriptive a été généralement privilégiée, notamment parce que la taille
des échantillons était généralement supposée telle que les incertitudes statistiques
n’étaient pas un enjeu. Une autre raison plus pragmatique est que les données,
notamment celles des années plus anciennes, sont souvent compilées dans des
publications descriptives (Bonnet, 2010), ce qui réduit malheureusement les possi-
bilités d’analyse, de controle par des variables appropriées, de comparaison d’hy-
potheses via des modeles spécifiés. L’apport en termes empiriques de ce travail
consiste a revenir sur ces questions au travers du niveau de vie (revenu net aprés
taxes et transferts par unité de consommation définie par la racine carrée du
nombre d’individus dans le ménage). La source est ici celle des données fran-
caises des enquétes « Budget des ménages » (BDM) dans la version harmonisée par
le L1s 1985-2005, et complétée par les siLc 2005-2010 pour la période la plus
récente.

Il s’agit donc, nous 1’avons vu, de modéliser le logarithme du niveau de vie
relatif du ménage®* selon un modele APCD ol nous considérons comme variables
de contrdle : le sexe, la présence d’un conjoint dans le ménage, le nombre d’enfants,
le niveau d’éducation et le statut d’immigration. L’information est recueillie pour
les individus agés de 25 a 64 ans ; le niveau de vie est celui du ménage auquel ils
appartiennent, et les variables de controle relevent de leurs caractéristiques
personnelles.

23. Le travail de Lelievre, Sautory et Pujol 24. Avec cette variable, chaque année est
(2010) pourrait étre vu comme une exception,  caractérisée par une moyenne de zéro. Elle est
mais la modélisation mise en ceuvre ne permet  symétrique, et ses valeurs fournissent les écarts
pas de supprimer la tendance sur I'effet de  relatifs a4 la moyenne annuelle, puisque + 0,1
cohorte. Les travaux plus anciens de Bodier  signifie 10 % au-dessus de cette moyenne.
(1999) et de Anguis, Cases et Surault (2002)
connaissent les mémes limites.
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GRAPHIQUE 2. - Coefficients de cohorte du modéle APCD avec contréles
(les pointillés représentent les intervalles de confiance a 95 %) - France

0,15

'

0,1

0,05

1950 1960 9 1990

-0,15

Source : Calculs de I’auteur sur les données Lis 1985-2005, complétées par les si.c 2005-2010, France.
Note : + 0,107 (coetficient cohortal correspondant a la cohorte 1950) signifie que I’effet propre revient a
un accroissement de 11,3 % par rapport a la tendance linéaire (exp (0,107) = 1,113). Au méme age, en
tenant compte des effets systématiques de la période et des caractéristiques de diplome des populations
concernées, les premiers-nés du baby-boom sont situés 20 points au-dessus des membres des cohortes
extrémes, 1920 et 1975.

L’analyse des variables de contrdle montre que, d’une fagon attendue, toutes
choses égales par ailleurs, avoir un partenaire augmente le niveau de vie du
ménage, le diplome a un rdle positif, les enfants réduisent au contraire le niveau
de vie, tout comme le fait d’&tre immigré (un effet propre tres significativement
négatif de - 15,7 % sur le niveau de vie par rapport a la modalité de référence que
sont les non-immigrés). Toutes choses égales par ailleurs, les cohortes nées autour
de 1950 bénéficient en moyenne d’un niveau de vie 10 % supérieur a la tendance
de long terme ; celles nées en 1930 ou en 1980 se situent entre 5 et 10 % en
dessous de la tendance longue.
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TABLEAU 1. - Modéle ApcD - Moindres carrés ordinaires du logarithme
du niveau de vie - France avec contréles

(N = 97422)
Idpi2 Coef. Ecart type de z P>lzl [95 % Intervalle
I’estimateur de confiance]

coh_1925 -.1018034 .009514 -10.70 0.000 -.1204504 -.0831563
coh_1930 -.0606265 0085834 -7.06 0.000 -.0774496 -.0438034
coh_1935 -.0273331 0077685 -3.52 0.000 -.042559 -.0121071
coh_1940 .0340821 0066812 5.10 0.000 0209872 04717

coh_1945 .0887502 0060425 14.69 0.000 .076907 1005933
coh_1950 1077801 0052686 20.46 0.000 0974539 1181063
coh_1955 0704384 0049306 14.29 0.000 0607746 .0801023
coh_1960 0510441 0045609 11.19 0.000 0421049 .0599833
coh_1965 0056281 .0049128 1.15 0.252 -.0040008 0152571
coh_1970 -.0354378 0052351 -6.77 0.000 -.0456985 -.0251772
coh_1975 -.0708664 0055842 -12.69 0.000 -.0818113 -.0599215
coh_1980 -.0616558 .0069056 -8.93 0.000 -.0751906 -.0481211
age_0025 -.0347537 0045726 -7.60 0.000 -.0437159 -.0257915
age_0030 -.0082912 0039822 -2.08 0.037 -.0160962 -.0004863
age_0035 .0001693 0042276 0.04 0.968 -.0081167 .0084554
age_0040 0165273 0047023 3.51 0.000 .007311 0257437
age_0045 .0461099 0049492 9.32 0.000 0364097 .0558101
age_0050 0385124 0053103 7.25 0.000 0281043 .0489204
age_0055 .0018033 0055066 0.33 0.743 -.0089894 .012596
age_0060 -.0511676 0052086 -9.82 0.000 -.0613764 - 409589
age_0065 -.0089097 0052627 -1.69 0.090 -.0192244 .0014051
per_1985 0057174 0034293 1.67 0.095 -.0010038 0124387
per_1990 -.0291279 0042356 -6.88 0.000 -.0374294 -.0208263
per_1995 .0332604 0038264 8.69 0.000 0257609 0407599
per_2000 .0052747 .0037348 1.41 0.158 -.0020454 0125947
per_2005 -.0224062 .0030316 -7.39 0.000 -.0283481 - 0164643
per_2010 .0072816 0029867 2.44 0.015 0014278 0131354
rescacoh .2861026 .0097732 29.27 0.000 2669475 3052576
rescaage .2098468 0053972 38.88 0.000 1992685 2204251
Educ : fin secondaire 195641 0040186 48.68 0.000 1877646 2035174
Educ : supérieures .543488 0051327 105.89 0.000 5334282 .5535479
Sexe : femme -.0052077 .0034659 -1.50 0.133 -.0120008 0015854
1 enfant _.0622205 0049442 -12.58 0.000 -.071911 -.05253

2 enfants -.127051 0054031 -23.51 0.000 -.1376408 - 164611
3 enfants -.2028459 .0060531 -33.51 0.000 -.2147098 -.190982
Partenaire dans ménage | .2719677 0050364 54.00 0.000 2620965 .2818389
Immigré -.1574035 .0065538 -24.02 0.000 -.1702487 - 445583
_cons 9.505519 .0059005 1610.96 0.000 9.493954 9.517084

Source : Calculs de I’auteur sur les données Lis 1985-2005, complétées par les si.c 2005-2010, France.
Note : Delta BIC APCD - BIC AP = - 592 797.4.
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L’amplitude des écarts nets, de pres de 20 points de pourcentage, est du méme
ordre de grandeur que celle des inégalités salariales nettes entre hommes et
femmes, lorsque le niveau d’éducation et le temps de travail sont contrdlés
(England, Gornick et Shafer, 2012). Elle est aussi, comme nous le voyons dans
cette régression, du méme ordre de grandeur que 1’écart entre immigrés et
non-immigrés, voire au-dela. L’écart cohortal n’atteint pas 1’intensité de celui qui
existe entre classes sociales (un rapport de un a deux sur les salaires des ouvriers
et des cadres, par exemple), ou bien entre niveaux de dipldmes, mais il n’a rien de
négligeable, sauf a affirmer que les inégalités entre femmes et hommes le sont
aussi, tout comme celles entre immigrés et non-immigrés. L’existence de juniors
riches et de seniors pauvres, de jeunes traders et de petites retraites n’invalide pas
la tendance cohortale détectée ici. Ces fluctuations cohortales sont robustes
puisque les différentes variantes réalisées convergent vers des résultats parfaite-
ment semblables. Plus encore, lorsque 1’on utilise le modele APC-/E de Yang et ses
collegues, nous trouvons les mémes formes d’ensemble a ceci pres que les coeffi-
cients APC-/E mettent en évidence une pente non nulle, négative. La supériorité du
modele APCD releve de deux points. D’une part, dans APC-/E, la tendance cohortale
non nulle ne signifie rien de particulier et pourrait étre vue comme parfaitement
aléatoire, alors que dans APCD, parce que la pente nulle est la référence, nous
savons que la divergence avec 1’horizontale releve de spécificités cohortales.
D’autre part, APCD autorise a conserver les résidus du modele pour les soumettre a
une analyse secondaire, ce qui permet de voir si, en vieillissant, 1’effet de cohorte
tend a s’accroitre, a décroitre ou bien a rester stable. En effet, pour I’instant (avant
test d’hysteresis), nous ne savons pas si ces écarts entre cohortes sont transitoires
ou durables. Des inégalités qui s’effaceraient dans le temps n’ont pas la méme
importance que des inégalités permanentes, qui ne se rattrapent pas.

Quid de la permanence de I’effet générationnel évalué par le test d’hysteresis
cohortal ? Ce test consiste, pour chaque cohorte, en 1’analyse de 1’interaction entre
I’age et les résidus du modele APCD :

— un coefficient de corrélation significativement différent de zéro et de signe
opposé a I’effet de cohorte repéré par APCD irait avec un déclin de I’effet de
cohorte au long du cycle de vie (effet de compensation),

— un coefficient de corrélation significativement différent de zéro et de méme
signe que I’effet de cohorte correspondant irait avec une intensification de 1’effet
de cohorte (avantages/désavantages cumulatifs),

— un coefficient non significativement différent de zéro signifierait une stabi-
lité¢ de I’effet de cohorte.
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TABLEAU 2. - Test d’hysteresis - France (modéle avec contréles)
(N = 90 960)
Résidu expliqué par l'interaction
(cohorte et parcours de vie)

Coef. Ecart type de I’estimateur t P>ltl [95 % Intervalle de confiance]
1930 .005654 .0122584 0.46 0.645 -.0183723 .0296804
1935 -.0006961 0113907 -0.06 0.951 -.0230216 .0216295
1940 -.0118595 .0104907 -1.13 0.258 -.0324211 .0087021
1945 -.0056761 .0104634 -0.54 0.587 -.0261843 .0148322
1950 0138486 0110144 1.26 0.209 -.0077395 .0354367
1955 .0334813 .0107639 3.11 0.002 .0123842 .0545784
1960 -.0081103 .008667 -0.94 0.349 -.0250976 .0088769
1965 -.0106989 .0091619 -1.17 0.243 -.028656 .0072583
1970 -.0023668 .0085125 -0.28 0.781 -.0190513 0143177
1975 .0021646 .0080736 0.27 0.789 -.0136596 .0179889
_cons -.0003065 .0025446 -0.12 0.904 -.0052938 .0046808

Source : Calculs de I’ auteur sur les données Lis 1985-2005, complétées par les si.c 2005-2010, France.

Ce test nous permet de conclure que les effets de cohorte repérés ici sont
stables dans le temps, et ne font donc pas I’objet d’une dynamique compensatoire.
Nous repérons méme ici un « effet Saint Matthieu » (un effet d’avantages cumula-
tifs) significatif au seuil de 2 pour mille : la cohorte 1955, au départ relativement
mieux située que la moyenne, a bénéficié d’un progres relatif, au long de sa trajec-
toire, significatif de I’ordre de 3 points.

Le temps ne fait donc rien a 1’affaire : pour une cohorte, quand on est relative-
ment appauvri a 25 ans, on le reste. Du point de vue du niveau de vie, la spécifi-
cité des cohortes nées autour de I’année 1950 consiste a bénéficier d’un revenu
moyen situé 10 % au-dessus de la tendance, une fois contr6lés les effets du niveau
d’éducation, des structures familiales, du statut d’immigration, du genrezs. Ce
mieux-&tre des premiers-nés du baby-boom par rapport a leurs ainés et a leurs
puinés correspond a une structure durable, robuste et remarquable de la société
frangaise (Chauvel, 2010a). Par contraste, les cohortes nées dans les années 1970
connaissent au méme age un niveau de vie situé 18 points de pourcentage en deca
de celui des premiers-nés du baby-boom, par rapport a la configuration ol rien
n’aurait changé du point de vue des équilibres de cohortes ; c’est 1a un écart en
termes nets qui reste du méme ordre de grandeur, nous I’avons vu, que celui oppo-
sant femmes et hommes dans I’emploi, immigrés et non-immigrés en termes de

25. Notons qu’ici, dans la modélisation du niveau de vie des ménages, 1’effet du genre est nul
en France, ou faiblement significatif aux Etats-Unis. Ce constat en apparence paradoxal vient de ce
que nous avons le revenu du ménage ou, femmes et hommes vivant ensemble, les inégalités de
genre sont compensées. Le coefficient correspondant aux femmes peut étre significativement
négatif si les meres de familles monoparentales, en nombre suffisamment important, ont des
revenus inférieurs a ceux des hommes célibataires.
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niveau de vie. Méme si les inégalités générationnelles sont moins centrales dans la
littérature sociologique que celles subies par les immigrés, I’ordre de grandeur des
écarts est semblable, un peu comme si, par rapport a la génération de leurs
parents, les cohortes nées autour des années 1970 arrivaient dans un pays qui
n’était pas le leur. Comme le montre le test d’hysteresis, cette structure est perma-
nente, voire renforcée, pour la cohorte 1955.

Comparaison : la France au miroir des Etats-Unis

Une rapide comparaison permet de saisir que le cas francgais ne reflete pas le
cas général, s’il existe : les Etats-Unis présentent un profil original et différent de
dynamique cohortale, mais aussi d’hysteresis. Considérer le cas américain est
approprié pour comprendre, par contraste, le cas de la France. La crise américaine
de la fin des années 1960 étant plus précoce que le grand ralentissement écono-
mique frangais, il faut s’attendre a des fluctuations plus précoces dans le temps
des générations. Par ailleurs, I’emploi de statut public ou protégé n’a jamais eu la
méme extension, et méme si la crise qui s’étend jusque dans les années 1980 fut
d’une réelle dureté aux Etats-Unis, Ialternance entre des générations d’adultes
protégés et de jeunes devant faire face a un chdmage de masse durable n’est pas
aussi claire en Amérique du Nord. Il est donc possible d’anticiper des fluctuations
plus faibles aux Etats-Unis qu’en France. Enfin, pour des raisons similaires, la
plus grande flexibilité du marché du travail américain est vraisemblablement
propice a un rattrapage des générations de jeunes précocement mis en difficultés
(et respectivement, a plus de difficultés relatives pour les personnes disposant
d’une plus grande seniorité), alors que 1’ hysteresis des statuts de génération pour-
rait bien étre une caractéristique frangaise.

Nous suivons exactement la méme méthodologie que pour la France a ceci pres
que nous remplagons le statut d’immigration par une variable d’ethnicité telle
qu’elle est établie par la statistique officielle américaine, réduite a la différence
entre « blanc non hispanique » (1) versus tous les autres cas (0) puisque c’est ce
dont nous disposons dans la premiere enquéte « Current population survey » 1986
des données LIs. L’autre différence est que nous introduisons 1’année 2010 pour
les Etats-Unis, I’enquéte étant maintenant disponible et harmonisée par le L1s .

Aux Etats-Unis, les variables de contrdole mettent en évidence des effets
semblables au cas frangais, a ceci pres qu’en termes de niveau de vie les diplomes
américains sont plus profitables (en moyenne, mais la variance au sein de chaque
groupe est plus forte), comme le fait d’avoir un conjoint, alors que I’enfant est
plus cofiteux, tout comme le fait d’étre une femme. Le fait d’étre blanc non hispa-
nique aux Etats-Unis correspond aux mémes écarts que celui d’étre non immigré
en France, les différences n’étant pas significatives.

26. Le Lis n’a pu harmoniser les données francaises de 2005 qu’en 2012, faute d’avoir pu en
disposer plus tot ; ce retard de transmission est dommageable car, faute de données aussi fraiches
que pour les autres pays, les recherches internationales excluent plus souvent la France des travaux
comparatifs (Pressman, 2010).
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TABLEAU 3. - Modéle APCD - Moindres carrés ordinaires du logarithme
du niveau de vie, France et Etats-Unis, sans (I) puis avec contréles (II)

France 1 France 11 Etats-Unis I Etats-Unis 1T
coh_1925 -0.0747%%* -0.102%%# -0.00858 0.0336%*
(0.00996) (0.00951) (0.00931) (0.00850)
coh_1930 -0.0506%** -0.0606%** -0.0214* 0.00668
(0.00902) (0.00858) (0.00833) (0.00761)
coh_1935 -0.034 1 %% -0.0273%#%#* -0.0215%* -0.00584
(0.00818) (0.00777) (0.00717) (0.00643)
coh_1940 0.0211%* 0.034 1% -0.00411 -0.00742
(0.00717) (0.00668) (0.00635) (0.00586)
coh_1945 0.0881 %% 0.0888 0.0395%%* 0.00736
(0.00654) (0.00604) (0.00513) (0.00458)
coh_1950 0.106%** 0.108%** 0.0405%** -0.0105%*
(0.00568) (0.00527) (0.00484) (0.00439)
coh_1955 0.0568%* 0.0704%%* 0.0169%** -0.0232%#33
(0.00536) (0.00493) (0.00429) (0.00381)
coh_1960 0.0246%%* 0.0510%%* -0.0100%* -0.0334%#%*
(0.00493) (0.00456) (0.00386) (0.00344)
coh_1965 -0.01447%%* 0.00563 -0.00789* -0.0239%#%*
(0.00532) (0.00491) (0.00345) (0.00314)
coh_1970 -0.0432%%5%3 -0.0354%3#* -0.00356 -0.0108%*
(0.00564) (0.00524) (0.00390) (0.00354)
coh_1975 -0.03727%%* -0.0709%#* 0.00135 0.0296%**
(0.00614) (0.00558) (0.00456) (0.00410)
coh_1980 -0.0420%#* -0.0617#%#* -0.02127%%%* 0.0378%*#*
(0.00720) (0.00691) (0.00526) (0.00476)
age_0025 0.00336 -0.0348%#* -0.059 1% -0.106%##
(0.00446) (0.00457) (0.00362) (0.00344)
age_0030 -0.0120%* -0.00829* -0.0466%** -0.0504%#%**
(0.00432) (0.00398) (0.00333) (0.00298)
age_0035 -0.0248%##* 0.000169 -0.0200%%#%* 0.0177%#%%
(0.00451) (0.00423) (0.00357) (0.00326)
age_0040 -0.00998* 0.0165%%* 0.0346%%* 0.0724%
(0.00496) (0.00470) (0.00361) (0.00326)
age_0045 0.03407%** 0.0461%##* 0.0851%%* 0.103%**
(0.00532) (0.00495) (0.00403) (0.00374)
age_0050 0.0433 %% 0.0385%#* 0.110%#* 0.102%**
(0.00580) (0.00531) (0.00433) (0.00388)
age_0055 0.0138* 0.00180 0.0569%* 0.0356%*
(0.00590) (0.00551) (0.00468) (0.00424)
age_0060 -0.0379%#%* -0.0512%%#* -0.03827%#* -0.0560%***
(0.00556) (0.00521) (0.00447) (0.00409)
age_0065 -0.00982 -0.00891 -0.123%#* -0.118%%#*
(0.00562) (0.00526) (0.00458) (0.00416)
per_1985 -0.000227 0.00572 -0.00858%** -0.000741
(0.00360) (0.00343) (0.00331) (0.00301)
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TABLEAU 3. - Suite

France 1 France 11 Etats-Unis I Etats-Unis I
per_1990 -0.0260%** -0.0291 %% -0.00487 -0.0163%#*
(0.00442) (0.00424) (0.00316) (0.00287)
per_1995 0.0379%** 0.0333*** -0.0347#%* -0.0406%+#*
(0.00412) (0.00383) (0.00302) (0.00277)
per_2000 0.0153%#* 0.00527 0.069 1% 0.0763%%*
(0.00416) (0.00373) (0.00295) (0.00266)
per_2005 -0.0391#%* -0.0224%#%* 0.0283 %% 0.03827%##*
(0.00333) (0.00303) (0.00252) (0.00227)
per_2010 0.0121%%** 0.00728* -0.0492%%* -0.05687##*
(0.00327) (0.00299) (0.00236) (0.00213)
rescacoh 0.450%%* 0.286%** 0.364%#%* 0.280%**
(0.0100) (0.00977) (0.00902) (0.00825)
rescaage 0.230%** 0.210%** 0.219%%* 0.159%%*
(0.00547) (0.00540) (0.00469) (0.00441)
Educ : fin secondaire 0.196%** 0.387%#*
(0.00402) (0.00441)
Educ : supérieures 0.543%%* 0.766%**
(0.00513) (0.00455)
Sexe : femme -0.00521 -0.0494#5#%
(0.00347) (0.00260)
1 enfant -0.06227#* -0.08627##
(0.00494) (0.00353)
2 enfants -0.127%%% -0.193%%*
(0.00540) (0.00365)
3 enfants -0.203 %% -0.358%%#*
(0.00605) (0.00449)
Partenaire dans ménage 0.272%%* 0.3627%#*
(0.00504) (0.00342)
Immigré ou Afro-Américain -0.157%%%* -0.169+**
(0.00655) (0.00310)
Constante 9.822%% 9.506%* 10,27 9.717%%*
(0.00225) (0.00590) (0.00186) (0.00535)
N 101 530 97 422 465 783 445 518
BIC 1 806 940 978 1 695 738 580 7 617 566 100 7 028 198 398
Delta BIC -111 202 398 -589 367 702

Source : Calculs de I'auteur sur les données Lis 1985-2010, complétées par les sic 2005-2010,

France/Etats-Unis.

Note : Les coefficients figurent avec les erreurs types correspondantes ; les étoiles signalent les degrés
de significativité statistique : * 5 %, ** 1 %, *** 1 %.
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D’une facon attendue, les effets de cohorte existent aux Etats-Unis mais sont
plus faibles qu’en France : la « génération X », née a partir de la fin des années
1950, qui n’a certes pas connu la guerre du Vietnam mais qui a surtout subi une
entrée dans la vie adulte dans le contexte dépressif des années 1970 et 1980, est
marquée par un déclin du niveau de vie relatif. Les générations nées a partir des
années 1975 connaissent en revanche une embellie : ce sont celles qui commen-
cent leur vie professionnelle dans 1’accélération économique des années Clinton.
II reste que ces effets, significativement différents de zéro®’, n’ont pas ’ampleur
des fluctuations francaises.

GRAPHIQUE 3. - Coefficients de cohorte du modéle APCD avec contréles
(les pointillés représentent les intervalles de confiance a 95 %)
Etats-Unis
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Source : Calculs de Iauteur sur les données Lis 1985-2010 Etats-Unis.

L’autre différence avec la France releve de ce que ces effets cohortaux ne sont
pas définitifs dans la vie des cohortes américaines. Le test d’hysteresis montre que
les cohortes nées dans la décennie 1950 ont significativement amélioré leur sort
en moyenne sur leur cycle de vie: elles finissent relativement mieux qu’elles
n’avaient débuté. Ce test d’hysteresis permet ainsi de voir la différence entre la
France, ot les effets de cohorte sont forts et stables, et les Etats-Unis, ou ces effets
sont faibles et parfois flexibles. En I’occurrence, le test d’hysteresis signifie que la
cohorte 1940 a débuté significativement mieux qu’elle n’a fini par rapport a la
tendance moyenne de la cohorte calculée par APCD, alors que la cohorte 1950 a
connu une dynamique inverse. Il reste que les générations américaines nées dans
les années 1960 ne rattrapent pas leur mauvais départ.

27. Les échantillons américains sont par ailleurs six fois plus grands que les francais ; d’ol une
plus importante significativité des coefficients.
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TABLEAU 4. - Test d’hysteresis - Etats-Unis
(N = 412 398)
Interaction résidu cohorte

Coef. Ecart type de t P>ltl [95 % Intervalle de confiance]
I’estimateur
1930 .0001806 .0096939 0.02 0.985 -.0188192 .0191805
1935 -0104098 .0088127 -1.18 0.238 -.0276824 .0068628
1940 -0243727 .0084975 -2.87 0.004 -.0410275 -0077178
1945 .0109209 .0078694 1.39 0.165 -.0045029 .0263448
1950 0289778 .0099423 291 0.004 .0094912 .0484645
1955 0160561 .009087 1.77 0.077 -.0017542 .0338663
1960 -.005902 .0074006 -0.80 0.425 -.020407 .0086029
1965 -0041239 .0057162 -0.72 0.471 -.0153275 .0070796
1970 0051725 .0062271 0.83 0.406 -.0070324 0173775
1975 -.007635 .0063635 -1.20 0.230 -.0201073 .0048373
_cons -.00013 .001982 -0.07 0.948 -.0040147 .0037547

Source : Calculs de Iauteur sur les données Lis 1985-2010 Etats-Unis.

Une comparaison rapide des welfare regimes francais et américain permet de
saisir ces différences de fond : la société francaise est une société de statuts
marquée par la préférence des individus et des familles pour la conquéte précoce
d’une position définitive, pour une « place » protégée ; Cécile Van de Velde
évoque ainsi une « pression sociale » (2008, p. 113) poussant les jeunes a trouver
rapidement apres leur dipldme une position dans un contexte ou ils ressentent une
« absence de droit a I’erreur ». La stabilisation précoce d’une carriere et d’un
statut social offrant visibilité de long terme et protection contre les aléas de 1’exis-
tence fait partie des objectifs centraux des acteurs sociaux, alors que les jeunes
d’autres sociétés peuvent privilégier la diversité des expériences et la découverte
de soi.

Nous retrouvons ces idées dans les comparaisons internationales de fonctionne-
ment du marché du travail : le monde américain, nettement moins régulé, plus
fluide entre secteurs économiques, entre états géographiques, et entre employeurs,
est marqué par des épisodes d’emplois presque moitié plus courts qu’en France
(Auer et Cases, 2002, p. 25), avec 11,1 ans pour la séniorité moyenne dans 1I’em-
ploi en France, contre 6,6 ans aux Etats-Unis. La France est plus proche d’un
modele de carriéres stabilisées (Lazear, 1979) ou la fidélité des travailleurs est
obtenue au travers d’une protection forte contre les aléas sociaux. Dans sa critique
des travaux de Boyer (2004), qui affirme la moindre capacité du modele libéral a
répondre au chdmage, Schroder (2013) montre que les modeles plus régulés dont
la France est un exemple central ne parviennent guere a retrouver un équilibre une
fois passée une crise. La réaction de I’emploi et des salaires américains aux chocs
de conjoncture est plus forte qu’en France (OECD, 2010) ; ils se rétablissent aussi
rapidement apres les crises, et si les jeunes générations américaines peuvent faire
I’expérience du chomage, elles rattrapent la tendance ensuite.
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Cette fluidité américaine est plus propice a une mise a 1’essai par les entre-
prises de jeunes travailleurs souvent pauvres, mais moins marqués par le chdmage
de masse durable a I’entrée dans la vie, et surtout susceptibles de trouver une
trajectoire ascendante, mé€me si elle est tout a la fois plus aléatoire et en moyenne
moins défavorable que dans le cas frangais. Les Etats-Unis demeurent un monde
d’inégalités intracohortes renforcées, mais on ne note pas, du point de vue généra-
tionnel, de décote permanente de 1’ordre de 20 % en moyenne entre la génération
née en 1950 et celle de ses enfants nés apres 1970.

L’'argument du progres absolu au long terme
et celui de I'hétérogénéité intracohorte

En introduction, nous avons vu qu’au-dela de I’argument de I’impermanence
de I’effet de cohorte — que nous avons rejeté d’un point de vue empirique — deux
autres critiques sont fréquemment opposées a la lecture générationnelle des trans-
formations de la société francaise. D’une part, les jeunes bénéficieraient au long
terme du mieux-€tre li€ a 1I’enrichissement séculaire (2 % dans la vision de Cohen,
1994) : I’appauvrissement des jeunes ne serait que relatif, et non pas absolu.
D’autre part, il y aurait un partage inégal (intracohorte) de 1’inégalité intercohorte,
les catégories les plus fragiles au sein des nouvelles générations portant I’essentiel
du fardeau du ralentissement générationnel.

Sur le premier point, une analyse de I’argument selon lequel 1’appauvrissement
des jeunes n’est que relatif a quelque chose de choquant aux oreilles des spécia-
listes européens du welfare : méme si leur appauvrissement n’est que relatif (a la
moyenne par exemple), I’écart (quant a lui absolu) grandissant entre les groupes
en difficultés et le reste de la population est un probleme de fond des sociétés
développées. La généralisation en France d’une vision absolue de la pauvreté sur
les trente dernieres années, et les conséquences qu’auraient porté un tel regard sur
les politiques sociales ou le soutien au revenu des plus modestes aurait été confiné
au seul maintien du niveau de vie absolu, aurait conduit a une situation sociale
autrement plus difficile que celle que nous connaissons>®. D’un point de vue stric-
tement empirique, une facon d’évaluer cet argument du progrés de long terme
consiste a analyser le niveau de vie non pas sur une base relative (a la moyenne de
I’année), mais en termes réels, c’est-a-dire en contrdlant le seul indice des prix (et
du changement de monnaie franc-euro).

Une fagon d’en objectiver le constat consiste a modifier le modele APCD de telle
sorte que, plutdt que d’absorber la tendance longue par des variables de calage, la
solution est de ne pas contraindre les coefficients de cohorte & se conformer a une
pente nulle et a supprimer rescale(c) du modele. Celui-ci ne permet plus alors de
tester 1’ hysteresis de 1’effet de cohorte, mais il permet de voir comment, pour un age
donné, les cohortes s’enrichissent en termes réels par rapport aux précédentes ou
non, et ce apres controle par les variables usuelles. La comparaison entre la France
et les Etats-Unis est enrichissante ici encore et permet de saisir le contraste généra-
tionnel des deux pays (Graphiques 4a et 4b).

28. En réalité, cette situation-la prévaut aux Etats-Unis, ou une cible de maintien du niveau de
vie absolu des pauvres a conduit a une expansion considérable des écarts entre les plus pauvres et
les plus riches.
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GRAPHIQUES 4a-4b. - Logarithme du coefficient de cohorte du modéle
non détendancialisé en France et aux Etats-Unis selon la cohorte
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Source : Calculs de I'auteur sur les données Lis 1985-2010, complétées par les si.c 2005-2010,
France/Etats-Unis.

Note : Les valeurs représentent la croissance du logarithme du niveau de vie des cohortes, nettes de 1’effet
de I’age et des variables de controle. Les cohortes francgaises nées de 1950 a 1975 ont connu le méme
niveau de vie au méme age, situé 10 % au-dessus de la moyenne de toutes les cohortes.

La comparaison permet de saisir que, dans les deux pays, la pente de long
terme est proche (0,74 % pour la France et 0,70 % pour les Etats-Unis), mais les
profils nettement différents. Une forte rupture de pente apparait en France (la
croissance est pour ’essentiel absorbée par les cohortes nées avant 1950) et une
plus grande continuité est observable aux Etats-Unis, avec sur la fin de la période
une 1égere accélération du niveau de vie réel moyen des cohortes plus récentes. La
tres forte rupture de tendance en France signifie que si les anciennes cohortes ont
été marquées par une croissance de pres de 1,5 % par an par rapport aux précé-
dentes entre 1925 et 1950, les plus récentes, nées depuis 1950, sont en stagnation.
La France et les Etats-Unis ont connu des phases de croissance plus rapides et des
plus lentes, mais le grand contraste se situe dans le partage générationnel de la
crise, ou le bien-étre relatif saisissant des premiers-nés du baby-boom contraste
évidemment avec la stagnation nette en termes réels des cohortes d’adultes de
moins de 50 ans aujourd’hui. La reprise de la cohorte née en 1980 correspond a
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une pente bien inférieure a celle des générations entrées dans le monde du travail
au temps des Trente Glorieuses, et nous devons nous interroger sur les séquelles
de long terme des crises de 2008 et de 2013 sur leur trajectoire. Le déclin relatif
des jeunes générations frangaises nées de 1960 a 1975 ou plus est aussi une
stagnation absolue dans un contexte ou les seniors ont nettement progressé.

Il est possible d’argumenter que la situation américaine de rapide expansion
pour les générations récentes n’est pas si bonne, cette croissance moyenne entre
cohortes cachant des inégalités renforcées au sein des nouvelles cohortes. La
chose est vraie mais il reste que la France est spécifique d’une stagnation
moyenne des classes d’age de moins de 50 ans.

GRAPHIQUE 5. - Logarithme du niveau de vie absolu des titulaires
du baccalauréat (0 = log de la moyenne de I'année) par classe d’dge
(population de niveau d’éducation moyen, soit ISCED = 3 ou 4)
France
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Source : Calculs de I’auteur sur les données Lis 1985-2010, complétées par les si.c 2005-2010,
France.

Un argument fréquemment brandi en France est que ces difficultés des
nouvelles générations se concentrent avant tout sur les populations les plus
fragiles. Les moins diplomés entralneraient la moyenne vers le bas alors que les
autres, notamment les bacheliers, iraient bien. Ce dernier argument est celui de
I’hétérogénéité intracohorte. Différents observateurs, on 1’a vu, tendent a attri-
buer, généralement sans démonstration, le phénomeéne aux « plus fragiles », aux
« publics les plus en difficultés » ou aux « moins qualifiés », alors que les autres
seraient indemnes. La thése présentée ici est que, tout au contraire, le probleme
générationnel concerne la cohorte en général : lorsque les mieux diplomés
peinent, les sans-diplomes n’ont guére d’espoir de progression®.

29. 1l ne s’agit pas la d’un rapport de causalité, mais des conséquences paralleles sur plusieurs
segments de la jeunesse d’inégalités entre générations, qui ont une part d’autonomie par rapport aux
inégalités sociales traditionnelles en termes de classes ou de hiérarchie sociale.
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En réalité (Graphique 5), les niveaux intermédiaires d’éducation connaissent la
méme redistribution des niveaux de vie par classe d’age. En 1985, les bacheliers
de plus de 55 ans étaient situés 15 points au-dessus des bacheliers de moins de
40 ans. En 2010, le niveau de vie des bacheliers jeunes a progressé de 5 % en
vingt-cinq ans. Pour les plus de 55 ans, les personnes de ce méme niveau de
dipldme ont connu une progression de 22 %.

Pour avoir recours a une modélisation plus poussée permettant de comparer le
destin des différents niveaux de diplome, il faut réfléchir en termes d’interactions.
L’argument antigénérationnel pose 1’idée d’une interaction entre cohorte et
diplome’, alors que je fais ici I’hypothese que cette interaction est en premidre
instance négligeable, le phénomene générationnel étant général, méme s’il peut se
réaliser différemment, avec une intensité et des modalités variables, dans diffé-
rents secteurs de la société. Le modele APCD et les données constituées permettent
de tester ces hypotheses opposées, grace a l'introduction d’une interaction
appropriée entre une variable linéaire de cohorte et le niveau de diplome.

TABLEAU 5. - Modéle APcD - Moindres carrés ordinaires du logarithme
du niveau de vie en France avec interaction entre le niveau d’éducation
et la variable linéaire de cohorte standardisée
(N =97422)

1dpi2 Coef. Ecart type de Z P>zl [95 % Intervalle de confiance]
I’estimateur

(.
trendedu2 -.047258 .0076123 -6.21 0.000 -.0621779 -.0323381
trendedu3 -.086848 .0104602 -8.30 0.000 -.1073496 -.0663465

G.)

Source : Calculs deI’auteur sur les données Lis 1985-2010, complétées parles si.c 2005-2010, France.
Note : Dans le modele ApCD, deux variables de tendance standardisée de la cohorte (¢rend) sont introdui-
tes, trendedu? (pour la tendance correspondant au baccalauréat), trendedu3 pour celle des diplomés du
supérieur.

Le résultat de ce modele est clair : I’interaction est trés significative, mais dans
le sens inverse de celui attendu par les tenants de I’argument de 1’hétérogénéité
intracohorte a la défaveur des moins diplomés (Tableau 5). Les plus diplomés
(ISCED 5/6) des nouvelles générations ont eu tendance a subir plus fortement la
baisse du niveau de vie que les moins diplomés : la tendance cohortale étant stan-
dardisée, ce sont plus de 20 points que les plus diplomés des cohortes les plus
jeunes ont perdu par rapport a la tendance des moins diplomés. Ce résultat pour-
rait s’expliquer par le fait que les politiques sociales francaises de minima univer-
sels sont bien évidemment a I’avantage relatif des segments les plus fragiles (qui
sont soutenus) qu’a ceux situés au-dessus. En la matiere, le diplomé en cours de
déclassement dispose de peu de protection. Dans le débat sur le déclassement, ces

30. Dans le sens d’un écart croissant de niveau de vie entre non-diplomés, victimes du
changement, et diplomés qui seraient indemnes.
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résultats tranchent en faveur des arguments de Camille Peugny (2009) contre ceux
de Dominique Goux et Eric Maurin (2012)*!. L histoire des vingt-cing derniéres
années n’est pas celle du détachement par le haut des conditions de vie des
diplomés. Les dynamiques ont été négatives pour I’ensemble des jeunes, et plus
encore a la défaveur relative des diplomés.

Une fois encore, nous retrouvons cet ensemble de résultats stables et robustes
depuis quinze ans qu’ils ont été élaborés (Chauvel, 2010a) : 1) jusqu’a présent,
I’écart entre seniors et juniors s’est accru au déficit des derniers arrivés ; 2) le
handicap a I’entrée dans la vie adulte est permanent (il n’y a pas rattrapage) ;
3) contrairement a certaines affirmations, le phénomene est tangible jusqu’au
milieu méme de la société frangaise, au niveau de la médiane, parmi les bache-
liers, mais aussi parmi les professions intermédiaires, voire au-dessus, et n’est pas
confiné aux « moins aisés », « moins qualifiés », « moins diplomés » car le
diplome, pour reprendre la locution d’ Antoine Prost, est une condition de plus en
plus nécessaire de la réussite, et en méme temps de moins en moins suffisante. Ce
probleme de développement de la société francaise n’est pas endigué aux confins
du systeme de la stratification sociale, dans les périphéries qui souffrent, mais
pénetre jusqu’a son centre.

Il se peut que la solidarité familiale a la francaise compense en partie ces écarts
entre générations familiales®’, mais en creusant les écarts intragénérationnels
entre les bénéficiaires et les autres. Si les inégalités de revenus en France sont
moindres et plus stables que dans de nombreux pays voisins, le sort problématique
réservé aux nouvelles générations ne représente pas simplement le sacrifice d’une
catégorie socio-démographique (les jeunes), il est aussi un handicap d’avenir
puisque, comme nous 1’avons vu, I’effet de cicatrice étant permanent, les jeunes
dévalorisés seront ensuite des adultes en difficultés, puis des retraités appauvris
qui ne pourront soutenir a leur tour leurs enfants. Avec la dynamique génération-
nelle, la question est moins celle d’un groupe que de I’avenir de la société. Cette
dynamique permet de comprendre comment des progres moyens, tirés vers le haut
par les seniors d’aujourd’hui, pourraient bien échapper a leurs successeurs, faute
de transmission sociale intergénérationnelle. La compensation par la solidarité
familiale n’est pas une solution durable aux problemes d’emploi et de support de
I’Etat-providence que subissent les nouvelles générations.

Ainsi, il semble que de nombreux observateurs de la société francaise ont
sous-estimé les conséquences néfastes et durables de la nature du régime francais
de welfare qui, pour assurer la protection des travailleurs disposant d’une certaine
ancienneté, pousse a reporter sur les jeunes (comme sur d’autres groupes fragiles),

31. L’introduction d’une interaction entre
le carré de la cohorte et le niveau d’éducation,
destinée a repérer des effets non linéaires sur la
cohorte, n’apporte rien.

32. On ne compte pas les publications qui
font état de cette solidarité familiale pour tenter
d’invalider 1'idée de tensions entre les généra-
tions sociales (Arber et Attias-Donfut, 2000).
Ce «mythe du conflit des générations » doit
étre bien effrayant pour toujours éviter d’en
mesurer ainsi 1’existence. En réalité, cette litté-
rature familialiste peine a faire la différence

entre transmission familiale des ressources
économiques et transmission sociale d’un pacte
intergénérationnel de progres. La pacification
apparente des relations familiales pourrait ainsi
dissimuler I’incapacité a transmettre aux
nouvelles générations les ressources sociales
dont les seniors avaient bénéficié au temps de
leur propre jeunesse : plein emploi, progres
salarial, bas colt du logement, promesse tenue
de droits sociaux étendus, extension du travail
fier jusque dans les couches populaires.

Revue frangaise de sociologie, 54-4, 2013, 693



Spécificité et permanence des effets de cohorte

et peut-&tre a concentrer plus qu’ailleurs sur ces personnes, le cofit de I’ajustement
et de la crise : cette configuration pourrait avoir pour conséquence d’inscrire dans
le long terme les difficultés des jeunes générations faisant face a une crise, les
conduisant a rater leur entrée dans la vie avec des séquelles irréversibles. Des
difficultés qui sont ailleurs conjoncturelles deviennent en France permanentes et
spécifiques a la cohorte. D’une certaine fagon, ce qui relie jeunes, femmes et
immigrés est le fait de représenter une concurrence menacante pour les insiders
déja en emploi dans les années 1970, un avenir qu’il faudrait repousser. Chacun de
ces groupes sociaux doit payer une moyenne de 15 a 20 % de son revenu son
ticket d’entrée dans la vie sociale.

Inégalités générationnelles et déni

Si la méthode APCD représente une clarification conceptuelle et technique fondée
sur la spécificité, autrement dit la non-linéarité de 1’effet de cohorte, le test d’hyste-
resis qui I’accompagne ici est une innovation inédite. Cet ensemble de méthodes
permet ainsi d’améliorer le diagnostic en termes d’inégalités de générations en
montrant tout a la fois les spécificités de certaines cohortes et surtout leur perma-
nence. Ainsi, pour le cas du niveau de vie en France, il n’est plus possible de dire
que les inégalités de générations sont résiduelles (elles ne le sont pas plus que les
inégalités de genre ou celles entre immigrés et autochtones) ni qu’avec le temps
elles s’amélioreront spontanément par rattrapage, ni que la croissance générale
apportera une solution, ni non plus qu’elles ne concernent que les plus modestes.

Les écarts de niveau de vie ainsi mesurés sont significatifs, substantiels et dura-
bles: on I’a dit, le temps ne fait rien a 1’affaire, une génération privilégiée a
30 ans le reste. Telle a été jusqu’a présent la dynamique générationnelle en
France. Les jeunes francais qui, voila trente ans, ont rencontré le chomage de
masse a la sortie de I’école ou de I’université ne se contentent pas d’avoir raté leur
entrée dans la vie, ils en paient encore aujourd’hui les conséquences. Chaque
cohorte qui a suivi a prolongé la pente dans le sens de la descente. La comparaison
avec les Etats-Unis montre que la dynamique générationnelle frangaise est parti-
culierement forte et durable, ce qu’une analyse du fonctionnement comparé des
welfare regimes permet de saisir. D’un point de vue interprétatif et pragmatique,
en termes de politique sociale, ce travail souligne le handicap frangais dans ses
possibilités d’intégration des jeunes et de progression du niveau de vie des adultes
qu’ils seront. C’est ici que 1’on saisit tout 1’intérét de I’analyse générationnelle en
matiere de sociologie des inégalités sociales et de la stratification. Il ne s’agit pas
simplement d’un élargissement du répertoire des inégalités, mais surtout d’un
outil particulierement productif de 1’analyse du changement social. Contrairement
aux soupcons convenus selon lesquels 1’analyse générationnelle voudrait remplacer
les inégalités de classes par des inégalités entre jeunes et vieux, cet outil permet de
mieux comprendre 1’interaction entre temps des générations et dynamique des
inégalités.
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Chacun des éléments de la recherche générationnelle et de ses résultats
présentés ici laisse envisager des progressions ultérieures. Tout d’abord, 1’amélio-
ration de la technologie APCD et test d’hysteresis est possible en faisant usage d’un
modele plus parcimonieux permettant un diagnostic global, en un seul parametre,
du degré auquel les fluctuations cohortales se réduisent dans le temps. Ensuite, ce
travail est consacré au seul niveau de vie (qui reste une dimension centrale des
inégalités économiques), mais une analyse systématisée des dimensions des inéga-
lités, des différenciations socioculturelles et politiques reste a faire a I’aide de ces
méthodes nouvelles : salaires, droits sociaux, transmissions familiales, patri-
moines, logement, acces a la représentation politique, etc. Du point de vue de la
comparaison, il reste a €largir et a systématiser la présente ébauche franco-améri-
caine, de facon a comprendre comment des welfare regimes variés ont pu donner
lieu a des réponses générationnelles si différentes, voire divergentes, et pourquoi.
Mais, apres cette étape, c’est peut-étre en termes de politiques sociales et de débat
que les prolongements sont nécessaires et urgents.

Au terme de ce diagnostic, ces « écarts cohortaux » de niveau de vie permettent
en effet maintenant de parler sans imprudence d’inégalités de générations. Spéci-
fiques et permanentes, ces inégalités sont susceptibles de distinguer non plus
simplement des « cohortes de naissance », mais les contours de véritables « géné-
rations sociales » distinctes, porteuses de contextes générationnels contrastés,
d’identités, sinon d’intéréts opposés, de mobilisations peut-étre et d’immobilisa-
tion sociale®® concomitantes, et d’inégalités spécifiques qui ne se réduisent pas 2
des inégalités de classes mais leur sont bien complémentaires. Cette analyse des
inégalités générationnelles est dérangeante pour une lecture simple des inégalités
verticales de classes, car elle révele aussi un temps et des inégalités plus obliques,
en relation avec les cohortes et les générations sociales. Cette complexification
dérange ceux qui aimeraient que les réalités soient simples. Il y aurait 1a le péril
d’interprétations en termes de « domination générationnelle », voire d’« injustice
entre générations », sinon d’« exploitation générationnelle ». Il serait dangereux
de s’interroger sur ’existence de bénéficiaires systématiques de la dissymétrie
générationnelle, capables de renforcer a leur avantage les positions acquises par
une assise économique et politique renforcée, et par 1’organisation du déni de
cette réalité.

Pourtant, le fait social générationnel présenté ici en termes de niveau de vie
n’est pas isolé. L’emploi (Koubi, 2003), la mobilité sociale et le déclassement
(Peugny, 2009), la valeur des diplomes (Chauvel, 2010b), le renouvellement du
groupe social des enseignants (Farges, 2011), le logement (Bugeja, 2009 ;
Bugeja-Bloch, 2013), le patrimoine, les départs en vacances, la représentation
politique ou le suicide (Chauvel, 2010a) sont autant de domaines ou, a I’évidence,
il se passe quelque chose de générationnel, en France en particulier, ou les
premiers-nés du baby-boom ont bénéficié tout au long de leur vie d’un rythme de
progres qui s’étouffe pour leurs successeurs, sans rattrapage. Passer du fait social
de la stabilité de 1’inégalité générationnelle a une interprétation en termes d’inten-
tionnalité est périlleux, mais le fait social que les générations économiquement
dominantes le sont aussi, politiquement, par leur poids numérique double des

33. Certaines cohortes semblent en effet bien peu mobilisées dans la défense de leurs intéréts,
comme aliénées et sans conscience de faits sociaux dont elles sont pourtant les premieres victimes,
méme si (ou parce que) la solidarité familiale est censée en atténuer les effets.
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autres dans la représentation nationale, en est un élément probant. Malgré ces
périls, il reste qu’apres ce travail, ne pas reconnaitre le fait social de 1’inégalité
générationnelle devient difficile.

Louis CHAUVEL
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Université du Luxembourg

Route de Diekirch

L-7220 Walferdange — Luxembourg
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ANNEXE 1. - Un exemple ou le modéle APC-IE de Yang est en échec:
le niveau scolaire aux Etats-Unis

Le modele de Yang revendique une optimalité dans la recherche de la meil-
leure décomposition possible des effets APC. Dans 1’exemple suivant, consacré a
I’expansion scolaire et aux dipldmes aux Etats-Unis, il semble que cet espoir soit
décu. Cet exemple peut étre répliqué>.

Considérons ainsi les titulaires du Bachelor’s degree ou plus (MA, PhD, etc.) et
mesurons-en I’expansion au travers du modele APC. Pour ce faire, nous consti-
tuons une série d’enquétes de 5 ans en 5 ans, de 1975 a 2010 de « Current popula-
tion surveys » transversales uniformisées et accessibles au travers du projet IPUMS
(King et al., 2010).

Nous disposons, en plus de 1’age ag5, de la période (year), du niveau d’éduca-
tion, et de différentes variables contextuelles. La variable bamore est la variable
dichotomique signifiant : titulaire (1) ou non (0) d’un Bachelor’s degree, ou plus,
variable qui se préte a une modélisation de type APC-/E comme APCD, avec une
spécification de type logit, avec pour variables de contrdle le sexe et les variables
d’ethnicité que sont 1’appartenance hispanique ou non, et 1’appartenance au
groupe afro-américain.

Les résultats du modele APC-/E mettent en évidence une légére hausse par
cohorte du niveau d’éducation, une forte baisse avec 1’age et une hausse soutenue
avec la période. C’est évidemment un résultat artefactuel : nous savons (nos capa-
cités cognitives et nos connaissances des processus sociaux nous permettent de
I’affirmer) que le niveau scolaire d’un individu ne peut pas diminuer avec 1’age,
sauf cas réellement exceptionnel, comme le plagiat en Allemagne. La croissance
scolaire est portée par la hausse de génération en génération de 1’investissement
recu.

34. Ces résultats peuvent &tre reproduits en appliquant les procédures APC-/E et APCD
développées sous Stata (importables en langant les instructions « ssc install apc » et « ssc install
apcd »). Cette syntaxe, présente sur la page suivante : www.louischauvel.org/apcdcpseduc.do,
permettra de retrouver ces résultats.
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En revanche, notre modele APCD repere les fluctuations non linéaires autour de
la tendance, et en particulier la situation spécifique de la cohorte née en 1950, qui
a bénéficié d’une tres forte hausse de sa scolarité, trés au-dessus de ce que la
tendance de long terme aurait laissé supposer (Card et Lemieux, 2001).

Ces difficultés du modele APC-/E sont malheureusement plus générales et enta-
chent, il faut le craindre, la totalité des travaux qui ont confié aux modeles APC le
soin de séparer les tendances linéaires de 1’age, de la période et de la cohorte. Les
modeles de type HAPC (la famille des modeles APC multiniveaux hiérarchiques)
appliqués au diplome présentent le méme vice intrinseque : le diplome baisserait
ainsi avec 1’age. Tous ces modeles peuvent identifier des fluctuations intéres-
santes, en particulier de la cohorte, pour détecter ainsi la spécificité de certaines
générations sociales®. Pour autant, tous ces modeles échouent sur les deux
tableaux de I’identification des tendances et de la permanence. D’une part, consa-
crés qu’ils sont a la « quéte vaine », sinon futile (Glenn, 1976), de I’identification
de la tendance linéaire, ce qu’ils détectent en la matiére releve d’artefacts, et seuls
les écarts a la tendance sont susceptibles de fournir une lecture cohortale. D’autre
part, en perdant de vue la question de I’écart 2 la tendance linéaire des cohortes>®,
ils peinent a identifier les spécificités cohortales, dont ils ne peuvent par consé-
quent tester la durabilité.

GRAPHIQUES 6. - Profils des coefficients d’dge, période et de cohorte
pour les titulaires d’'un Bachelor’s degree (BA) (ou plus) aux Etats-Unis,
selon le modéle APC-1E de Yang

a. - L’effet de I'dge selon le modéle APC-1E
(axe horizontal : dge; axe vertical : coefficient logit de I'obtention
d’un BA ou plus)

0.4

03

0.2

0.1

35. On peut penser a Pampel et Hunter 36. Les coefficients de cohorte tels qu’ils
(2012), qui ont détecté les fluctuations généra-  sont extraits par les modeles APC-/E et HAPC
tionnelles des opinions environnementalistes  présentent une tendance significativement non
sur la période 1973-2008 a I’aide d’un modele  nulle dont on ne peut rien dire dans le cas
HAPC faisant apparaitre la spécificité des  général, et qu’il conviendrait peut-étre de ne
premiers-nés du baby-boom américain. pas analyser.
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b. - L’effet de la période selon le modéle APC-1E
(axe horizontal : période ; axe vertical : coefficient logit de I'obtention
d’un BA ou plus)
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c. - L’effet de la cohorte selon le modéle APC-1E
(axe horizontal : cohorte ; axe vertical : coefficient logit de I'obtention
d’un BA ou plus)

0.3
0.2
0.1 X3
)
‘\
0 T _ - ==
1910 1920 11 195[] 1960 1970 1980 1990
0.1 S
R Cohorte
02 ' I’
<L
03 e
’
0.4 B
7/
rd
-0.5
-0.6

d. - L’effet de la cohorte selon le modéle APCD
(axe horizontal : cohorte ; axe vertical : coefficient logit de I'obtention
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ANNEXE 2. - Un exemple de simulation et les capacités de détection
du modéle APcD

Pour tester les capacités d’un modele, une solution consiste a simuler des confi-
gurations typiques qu’il doit examiner et vis-a-vis desquelles il doit réagir de facon
attendue. Pour ce faire, nous allons générer trois configurations de base, relative-
ment réalistes, correspondant aux enquétes empiriques que nous analysons ici.

Ainsi, nous générons 60 000 individus sur 5 enquétes quinquennales (1985-2005),
individus 4gés de 25 a 64 ans que nous regrouperons en tranche de 5 ans. Nous
générons un niveau de vie de type lognormal, marqué par un Gini de 30,3 % et un
rapport interdécile de 4,1, donc de I'ordre de grandeur des inégalités au
Royaume-Uni (plus inégal que la France et moins que les Etats-Unis). Le calcul
d’une variable dichotomique aléatoire appelée « sexe » permet de disposer d’une
variable de contrdle.

GRAPHIQUE 7. - Logarithme du niveau de vie relatif de la cohorte 1950
selon I'dge dans les simulations 2 (effet stable de cohorte de + 16 %)
et 3 (effet de cohorte absorbé au long de la vie)

(le niveau zéro est la moyenne des autres cohortes)

0,25

0,15 |
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0,1 \. —&—-Sim 3

0,05

0 : ‘ ‘ ‘ : , Age
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Dans une premiere simulation, nous n’avons aucun effet de cohorte sur le
niveau de vie : les coefficients cohortaux du modele sont alors non significative-
ment différents de zéro. Dans la deuxiéme, nous créons un effet de cohorte corres-
pondant a un accroissement du niveau de vie de + 16 % sur la cohorte née en
1950. Le modele APCD permet de détecter ce surcroit. Notons que les autres
cohortes sont caractérisées par des coefficients cohortaux légerement négatifs, car
la somme de tous les coefficients doit étre égale a zéro. Le test d’hysteresis est
négatif : les coefficients cohortaux calculés sont donc stables.

Dans une troisiéme simulation, nous avons un surcroit de niveau de vie
variable sur la cohorte 1950 : de + 22 % a I’age de 35 ans a + 8 % a I’age de
55 ans. Il s’agit donc d’un fort effet de cohorte pour les jeunes de la cohorte 1950,
effet qui s’estompe et s’annule au cours du vieillissement. Le test d’hysteresis
permet de détecter ce déclin de ’effet de cohorte. Les modeles APCD correspon-
dant aux trois simulations permettent de contraster les trois configurations.

Revue frangaise de sociologie, 54-4, 2013, 699



Spécificité et permanence des effets de cohorte

1) L’absence d’effet de cohorte apparait nettement.

2) L’effet de cohorte localisé sur la cohorte 1950 est détecté par les coefficients
cohortaux, et le test d’hysteresis confirme leur permanence.

3) Le modele APCD repere un effet localisé sur la cohorte 1950, mais le test
d’hysteresis souligne sa baisse au cours du vieillissement de la cohorte. La compa-
raison de la valeur du coefficient DCE de la cohorte 1950 (+ 0,137) et du coeffi-
cient d’hysteresis correspondant (- 0,076) signifie qu’a I’issue d’un cycle de vie
complet (la variable Rescale(age) va de la valeur - 1 a + 1), ’effet de cohorte
passe de 0,21 a 0,06.

Par conséquent, nous avons un modele capable de repérer la différence entre un
choc temporaire dans le cycle de vie et une spécificité durable attribuable a une
cohorte, ce qui n’existait pas jusqu’a présent sous cette forme systématisée. Préci-
sons au final que le modele APCD, comme un télescope ou tout autre instrument de
mesure, donne lieu a de meilleures observations lorsque le phénomene remar-
quable étudié est situé au centre du dispositif d’observation. Si la cohorte spéci-
fique, plutdt que d’étre au centre ou elle sera facilement identifiée, est la premiere
ou la derniere de I’intervalle étudié, les coefficients affecteront une forme diffici-
lement interprétable. Il reste que si, sur cet intervalle, la non-linéarité affecte 1’anté-
pénultieme cohorte (ou symétriquement la postpéninitiale), les simulations
montrent de fagon concluante que le modele APCD repere bien le phénomene.
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TABLEAU 6. - Modéle APCD et test d’hysteresis de trois simulations

APCD Sim 1 Sim 2 Sim 3 Test H Sim 1 Sim 2 Sim 3
coh_1930 | 0.0090 -0.0099 -0.0097 1930 |-0.0019 -0.0020 -0.0061
coh_1935 | -0.0151 -0.0331 *#%| -0.0303 *** 1935 | 0.0013 0.0013 -0.0017
coh_1940 | 0.0010 -0.0161 -0.0134 1940 | -0.0011 -0.0011 0.0009
coh_1945 | 0.0041 -0.0121 -0.0096 1945 | 0.0008 0.0008 0.0134
coh_1950 | 0.0066 0.1398 *#**| 0.1370 *** 1950 | 0.0045 0.0045 -0.0757 ik
coh_1955 | 0.0014 -0.0130 -0.0175  * 1955 | 0.0019 0.0019 0.0325
coh_1960 | -0.0055 -0.0190 * | -0.0250 *** 1960 |-0.0019 -0.0019 0.0073
coh_1965 | -0.0064 -0.0190 * |-0.0233 * 1965 | 0.0016 0.0016 0.0050
coh_1970 | -0.0004 -0.0121 -0.0122 1970 | -0.0009 -0.0009 0.0008
coh_1975 | 0.0054 -0.0054 0.0041 1975 | -0.0015 -0.0015 0.0016
age_0025 | 0.0055 0.0055 -0.0044
age_0030 | -0.0032 -0.0032 -0.0075
age_0035 | -0.0059 -0.0059 0.0093
age_0040 | 0.0042 0.0042 0.0137
age_0045 | -0.0004 -0.0004 0.0017
age_0050 | -0.0009 -0.0009 -0.0067
age_0055 | -0.0037 -0.0037 -0.0172  *
age_0060 | 0.0043 0.0043 0.0111
per_1985 | -0.0007 -0.0007 -0.0011
per_1990 | 0.0010 0.0010 0.0011
per_1995 | -0.0025 -0.0025 -0.0020
per_2000 | 0.0048 0.0048 0.0051
per_2005 | -0.0026 -0.0026 -0.0031
rescacoh | 0.0044 -0.0019 -0.0415  *
rescaage | 0.0015 0.0015 -0.0249
_Isex_2 |-0.0022 -0.0022 -0.0021

_cons 0.0055 0.0204 ***| 0.0208 ***

Note : * seuil de 0.01 %, ** seuil de 0.001 %, *** seuil de 0.0001 %.
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