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Editorial

Economie et Statistique devient
Economie et Statistique / Economics and Statistics

Ce numéro marque une nouvelle étape dans
le développement de la revue Economie
et Statistique, dorénavant FEconomie et
Statistique / Economics and Statistics.
Continuité et internationalisation, comme
I’annonce I’évolution de son titre.

Les articles continuent d’étre publiés en
francais dans 1’édition papier de la revue
et dans son édition électronique, acces-
sible gratuitement sur le site de 1’Insee
le jour-méme de la sortie d’un numéro.
Nouveauté : simultanément a leur mise en
ligne en frangais, les articles le sont aussi
en anglais.

Editée par I’Insee, la revue continue de pré-
senter des articles traitant de phénomenes
économiques et sociaux, s’appuyant sur
les données de la statistique publique ou
d’autres sources, et des articles de métho-
dologie statistique et économétrique d’in-
térét pour la recherche appliquée. Elle
continue de proposer des numéros de
Me¢élanges sur des sujets divers et des numé-
ros spéciaux autour d’une thématique ou de
grandes enquétes de la statistique publique.
Cherchant a concilier qualité de la démarche
scientifique et lisibilité, la revue continue
de s’adresser a un lectorat large et diversi-
fié, d’étudiants, de chercheurs, de méthodo-
logues, de producteurs et d’utilisateurs de
données statistiques, et de décideurs poli-
tiques et économiques.

La revue veut continuer d’éclairer le
débat économique et social national. Dans
un monde globalisé, nombre de phéno-
menes économiques et sociaux concernent
les économies avancées, au-dela de la
France ; les mémes questions de politique

économique et sociale se posent souvent,
méme si elles appellent des réponses dif-
férenciées sur le plan international, euro-
péen ou national. Alors qu’un grand
nombre d’enquétes sont congues dans un
cadre européen (Eurostat) et international
(OCDE) et que la statistique publique est
encadrée par les réglements européens,
Economie et Statistique / Economics and
Statistics a aujourd’hui pour ambition de
nourrir la réflexion et la compréhension
de ces phénomeénes, par des contributions
nationales et étrangeres, dans une perspec-
tive internationale.

Ces questions, ces phénomenes, font
I’objet de prochains numéros: la crise
financiére et sa transmission a I’économie
réelle, dix ans apres ; le progres technique
et le développement inégal des territoires ;
les inégalités de logement ; la révolution
des Big Data et la construction des statis-
tiques officielles par les instituts nationaux
statistiques européens... Les questions
d’équité des systemes de retraite entre les
secteurs public et privé et les comparai-
sons des niveaux de vie entre générations
sont abordées dans le numéro présent,
construit autour de la thématique Ages et
générations, en s'appuyant largement sur
les données des enquétes Budget de famille
de I’Insee. Richard Blundell, professeur a
I’University College London, notoirement
connu pour ses travaux sur la consomma-
tion, 1’épargne et I’offre de travail, et ses
apports a 1’économétrie de panels, nous
fait I’honneur d’en rédiger 1’avant-propos.
Spécialiste des questions liées aux retraites
et a la démographie, Didier Blanchet, le
précédent rédacteur en chef, revient sur
les questions d’équité intergénérationnelle
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dans I’introduction de ce numéro, dont il a
porté une large partie.

Beaucoup de chemin a été parcouru pour
que la revue s’ouvre a I’extérieur et trouve
sa place dans un univers académique exi-
geant. Créée il y a prés d’un demi-siecle
en 1969, la revue avait initialement voca-
tion a publier les travaux des statisticiens
et chercheurs de I'Insee. Des la fin des
années quatre-vingt, elle a accueilli un
nombre croissant d’auteurs extérieurs a
I’Institut. Pierre Morin, rédacteur en chef
de 1993 a 2011, a amplifié cette ouverture
et a progressivement aligné son mode de
fonctionnement sur celui des autres revues
scientifiques. Les articles font 1’objet de
procédures systématiques d’évaluation et
la revue s’est dotée en 2003 d’un conseil
scientifique qui évalue les publications
de I’année écoulée et participe a la défini-
tion de la stratégie éditoriale. Puis Didier
Blanchet, responsable de la revue de 2011
a 2016, a mis en place en 2013 un comité

¢éditorial, complémentaire au conseil scien-
tifique, pour I’assister dans la procédure de
sélection des articles. Cette position spéci-
fique de la revue a ainsi été acquise grace
a un effort constant d’accompagnement des
auteurs, article apres article, que I’équipe de
rédaction cherchera a maintenir.

Confirmant les orientations privilégiées,
depuis plus d’un quart de siécle, d’ouver-
ture thématique et disciplinaire et d’an-
crage dans les deux univers de la statistique
publique et de la recherche, cette nouvelle
étape vise a amplifier le mouvement d’ou-
verture de la revue, en attirant des auteurs
et en ¢largissant son audience au-dela de
la communauté francophone et en interna-
tionalisant son panel d’évaluateurs. Elle
donne les moyens a la revue Economie
et Statistique / Economics and Statistics
d’étre reconnue internationalement. O

Laurence Bloch, rédactrice en chef
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Editorial

Economie et Statistique becomes
Economie et Statistique / Economics and Statistics

This latest issue marks a new mile-
stone in the development of Economie et
Statistique, which now becomes Economie
et Statistique / Economics and Statistics,
under the sign of continuity and internation-
alisation, as reflected in the new name.

Articles will continue to appear in French
in the print edition of the journal and in its
online edition, which can be accessed on
the Insee website, free of charge, on the
day of publication. The novelty is that the
online articles will also appear in English at
the same time.

Published by Insee, the journal will con-
tinue to present articles on economic and
social phenomena, drawing on data from
official statistics and other sources, together
with articles on statistical and economet-
ric methodology of interest to applied
research. The journal will also continue
to issues alternating between articles on a
variety of topics, and special issues focus-
ing on a particular theme or major official
statistical surveys. As part of its effort to
reconcile scientific excellence with reada-
bility, the journal continues to target a broad
and diverse readership which includes stu-
dents, researchers, methodologists, produc-
ers and users of statistical data and political
and economic decision-makers.

It intends to go on informing the economic
and social debate in France. In today’s glo-
balised world, many economic and social
phenomena concern advanced economies
beyond the borders of France; the same
economic and social policy issues often
recur, even if the responses may differ at
the international, European and national

levels. While many surveys are designed
within a European (Eurostat) or interna-
tional (OECD) context, and official statis-
tics are governed by European regulations,
Economie et Statistique / Economics and
Statistics now seeks to fuel thinking and
shed light on these phenomena through
national and foreign contributions written
from an international perspective.

These questions and phenomena are the
subject of forthcoming issues. They include:
the financial crisis and its transmission to
the real economy ten years later; technical
progress and uneven regional development;
housing inequality; and the Big Data revolu-
tion and the construction of official statistics
by European national statistical institutes.
The present issue on “Age and generations”
looks at differences between public and pri-
vate sector pensions and intergenerational
comparisons of living standards, drawing
extensively on data from Insee’s Household
Expenditure surveys (enquétes Budget de
famille). Professor Sir Richard Blundell
of University College London, renowned
for his work on consumption and savings
behaviour, on labour markets, and his con-
tributions to panel data econometrics, has
done us the honour of writing the foreword
to this issue. Didier Blanchet, the former
Editor-in-Chief and a specialist in pensions
and demographic issues, returns to the sub-
ject of intergenerational equity in the intro-
duction to this issue, a project to which he
made a substantial contribution.

A great deal of work has gone into opening
up the journal and helping it find its place in
the demanding academic world. Founded in
1969, nearly half a century ago, the journal
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was initially designed to publish the work of
Insee’s statisticians and researchers. As of
the late 1980s, it began to publish a growing
number of articles by authors from outside
the Institute. Pierre Morin, Editor-in-Chief
from 1993 to 2011, accentuated the policy of
opening up the journal and gradually aligned
its way of working with that of other sci-
entific journals. Articles undergo thorough
review procedures and, in 2003, a scientific
council was set up to review the previous
year’s publications and help define the edi-
torial strategy. Then Didier Blanchet, who
directed the journal from 2011 to 2016, set
up an editorial board in 2013 to assist the sci-
entific council in selecting articles. The posi-
tion that the journal now occupies was thus
acquired through a constant effort to support

authors, article by article. The editorial team
has every intention of continuing this effort.

For more than a quarter of a century, the pri-
orities of the journal have been to open up
to a broad range of topics and disciplines
rooted in the worlds of official statistics and
research. These priorities are confirmed by
this latest initiative to open up the journal
further still, by attracting authors, including
reviewers, and addressing readers outside
the French-speaking world, and thus pro-
vide Economie et Statistique / Economics
and Statistics with the means to gain inter-
national recognition. O

Laurence Bloch, Editor-in-Chief
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Foreword

On the importance of taking

a life-cyle view in understanding
generational issues

Professor Sir Richard Blundell
Ricardo Professor of Political Economy, University College London

A ccurate measurement of the standard of living and of generational compari-
sons is of growing importance in the policy debate. Are baby-boomers better
off than generations born later? How should we compare the standard of living
across families of different size? How do individual earnings relate to family
income? Are public pensions more generous that private sector pensions?

Snapshot measures of transfers, taxes and pension entitlements can be very mis-
leading and typically do not reflect the reality of either the level or distribution
of standard of living. What is required is careful and detailed empirical work
on all sources of incomes and outlays for families and for the individuals that
make up family units. It is particularly important to take a life-cycle view of
incomes, consumption and the standard of living, especially in understanding
generational issues.

My own research' has stressed the value of combining micro-data measures of
earnings, income and consumption for different birth-cohorts to learn how indi-
viduals and families ‘insure’ themselves against adverse labour market shocks
across their life-cycle. From this analysis we can examine the trade-off between
social insurance and self-insurance?®. A key aspect of recent trends in the stand-
ard of living, especially among the poor, has been the growing inequality in the
labour market earnings of men®. For men in the UK, low hourly wages and low
hours of work increasingly go together. Over the last two decades the growth in
tax-credits and female earnings have offset this trend and, for the vast majority
of the population, total net household income inequality has been much more
stable. But for how long? And what about top incomes? As in other developed
economies, the top 1% have been very different. Their share of net total house-
hold income increased dramatically.

I would like to emphasise the importance of careful empirical work on detailed
individual data with comprehensive treatment of taxes and transfers, placed in a
life-cycle setting, for studying changes in the standard of living and for genera-
tional comparisons. This is precisely the aim of the papers in this volume. It is
great to see this new issue of Economie et Statistique / Economics and Statistics
address these key issues in research on economic statistics.

1. Income Dynamics and Life-Cycle Inequality: Mechanisms and Controversies (2014), Economic Journal, 124(576), 289-318.
2. Labor Income Dynamics and the Insurance from Taxes, Transfers, and the Family. Joint with Michael Graber, and
Magne Mogstad (2015), Journal of Public Economics, 127, 58-73.

3. Two decades of income inequality in Britain: the role of wages, household earnings and redistribution. Joint with Chris
Belfield, Jonathan Cribb, Andrew Hood, and Robert Joyce (2017), IFS Working Paper W17/01 (forthcoming Economica).
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Avant-propos

L’importance d’une perspective de
cycle de vie pour la compréhension
des questions générationnelles

Professor Sir Richard Blundell
Ricardo Professor of Political Economy, University College London

isposer d’une mesure précise du niveau de vie et des comparaisons entre
D les générations est d’une importance croissante pour le débat sur les poli-
tiques économiques. Les baby-boomers sont-ils mieux placés que les générations
nées plus tard ? Comment comparer les niveaux de vie de familles de différente
taille ? Quelle relation entre gains individuels et revenu familial ? Les retraites du
secteur public sont-elles plus généreuses que celles du secteur privé ?

Les mesures instantanées des transferts, des taxes et des droits a retraite peuvent
étre trés trompeuses et ne reflétent généralement pas la réalité du niveau de vie ou
de sa distribution. Un travail empirique minutieux et détaillé est ainsi nécessaire,
sur toutes les sources de revenus et sur les dépenses des ménages et des individus
qui composent les unités familiales. Il est trés important d’adopter un point de vue
de type « cycle de vie » pour analyser les revenus, la consommation et le niveau
de vie, particulierement pour la compréhension des questions générationnelles.

Mes propres travaux' ont souligné 1’intérét, pour comprendre la fagon dont les
individus et les familles « s’assurent » au long de leur cycle de vie contre des
chocs négatifs du marché du travail, de combiner des mesures des revenus du
travail, de I’ensemble des revenus et de la consommation de différentes cohortes
de naissance sur micro-données. Cette analyse permet d’examiner comment
s’articulent 1’assurance sociale et 1’assurance individuelle’. Au Royaume-Uni,
un aspect clé des tendances récentes du niveau de vie, notamment parmi les
pauvres, est I’inégalité croissante des revenus du travail entre les hommes?®, pour
lesquels de faibles rémunérations horaires et un faible nombre d’heures travail-
1ées vont de plus en plus souvent de pair. Au cours des deux dernieres décennies,
la croissance des crédits d’imp06t et celle des revenus des femmes ont compensé
cette tendance, de sorte que, pour la grande majorité de la population, 1’inégalité
des revenus nets des ménages est restée bien plus stable. Mais pour combien de
temps ? Et qu’en est-il des revenus au sommet de 1’échelle ? Comme dans les
autres économies développées, le 1 % des foyers aux revenus les plus élevés a
connu une hausse spectaculaire de sa part du revenu net total des ménages.

Je voudrais insister sur I’importance du travail empirique sur données indivi-
duelles détaillées, prenant en compte I’ensemble des impots et des transferts,
dans une optique cycle de vie, pour étudier 1’évolution des niveaux de vie et
mener des comparaisons entre générations. C’est précisément le but des articles
de ce volume et c’est une trés bonne chose de voir ce numéro d’Economie et
Statistique / Economics and Statistics aborder ces questions clés de la recherche
sur les statistiques économiques.

1. Income Dynamics and Life-Cycle Inequality: Mechanisms and Controversies (2014), Economic Journal, 124(576), 289-318.
2. Labor Income Dynamics and the Insurance from Taxes, Transfers, and the Family. Joint with Michael Graber, and
Magne Mogstad (2015), Journal of Public Economics, 127, 58-73.

3. Two decades of income inequality in Britain: the role of wages, household earnings and redistribution. Joint with Chris
Belfield, Jonathan Cribb, Andrew Hood, and Robert Joyce (2017), IFS Working Paper W17/01 (forthcoming Economica).

Traduit de I’original : "On the importance of taking a life-cyle view in understanding generational issues".
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Ages et générations :
une introduction générale

Didier Blanchet*

Ce numéro rassemble cinq articles consacrés a la comparaison des niveaux
de vie selon I’age et la génération : contributions méthodologiques portant
sur les échelles d’équivalence et I’économétrie des pseudo-panels ; premiers
résultats pour la France des Comptes de transferts nationaux (CTN) qui ven-
tilent selon 1’age les agrégats de la comptabilité nationale ; comparaisons des
droits a retraite entre salariés du public et du privé. On revient sur quatre des
questions qu’elles soulévent. La premicere est celle du partage entre effets
d’age, de période et de cohorte : la fagon de le conduire doit dépendre de la
question posée. On plaide ensuite pour une approche plurielle des inégalités
intergénérationnelles, consistant a les regarder sous plusieurs angles complé-
mentaires : par exemple, en se référant au revenu monétaire, mais aussi a la
santé, a I’acces a 1’éducation et a I’emploi ou au logement. On poursuit en
examinant le concept de « déficit de cycle de vie » que chiffrent les CTN,
c’est-a-dire ’écart entre ce qu’une génération consomme et produit par son
travail tout au long de son existence. On discute de son lien avec la question
plus large de la soutenabilité, qui est le volet prospectif de la question de
I’équité intergénérationnelle. Un critére minimaliste de cette équité pourrait
étre que chaque génération veille a assurer aux suivantes des conditions de
vie aux moins égales aux siennes. On commente enfin les diverses pistes pos-
sibles pour la comparaison des droits a retraite dans les secteurs public et
privé : la difficulté a mesurer 1’effort contributif plaide pour une approche
globale faisant masse du salaire direct et de I’ensemble des droits a retraite.

Codes JEL : D31, EO1, H55.

Mots clés : ages, générations, soutenabilité, retraites.

Les jugements et
opinions exprimés
par les auteurs
n’engagent qu’eux
mémes, et non les
institutions auxquelles
ils appartiennent, ni

a fortiori I'lnsee.
* Insee, Direction des études et synthése économiques (didier.blanchet@insee.fr)
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ette livraison d’ Economie et Statistique inaugure une nouvelle formule pour

la revue, dorénavant Economie et Statistique /| Economics and Statistics :
la publication bilingue systématique de I’ensemble de ses articles de 1’édition
¢lectronique, en frangais et en anglais. En gardant I’intégralit¢ de son format
traditionnel en francais, la revue veut continuer a éclairer le débat économique
national, sur la base de travaux réalisés au sein ou a I’exterieur du systéme sta-
tistique public. La publication simultanée en anglais assurera a ces travaux une
visibilité internationale plus large. Il faut remercier et féliciter la nouvelle équipe
de rédaction d’avoir pris Iinitiative de cette nouvelle formule.

Comme par le passé, ces travaux s’inséreront alternativement dans des numéros
de mélanges ou des numéros spéciaux thématiques. Le présent numéro est un
cas intermédiaire. Il ne s’agit pas d’un numéro spécial a proprement parler qui
proposerait un balayage systématique d’une problématique unique. Les études
qu’il présente n’en ont pas moins un dénominateur commun qui en a justifié le
regroupement, la question de la mesure et de la comparaison des niveaux de vie
selon I’age ou la génération.

Deux articles sont de type méthodologique. L’un, celui d’Henri Martin, est
consacré a I’évaluation des échelles d’équivalence, sujet récurrent pour la revue
(Bloch & Glaude, 1983 ; Glaude & Moutardier, 1991 ; Hourriez & Olier, 1998)
et qui constitue une étape indispensable a I’évaluation des niveaux de vie de
ménages dont la structure démographique évolue d’une phase a I’autre du cycle
de vie. Il met en ceuvre 1'une des approches possibles de la question, celle qui
repose sur les perceptions subjectives du niveau de vie, plutot que sur des indi-
cateurs indirects tels les parts consacrées aux dépenses alimentaires ou aux
dépenses spécifiques aux adultes, indicateurs plus objectifs mais conventionnels
et vraisemblablement dépassés. L’intérét de ce travail est la mise en ceuvre de
cette méthode sur la derniére édition de 1’enquéte Budget de famille', il est aussi
de montrer la sensibilité¢ des résultats au choix de spécification qui est retenu, ce
qui préche pour un usage précautionneux de la méthode : ce qu’elle donne est
plutdt un éventail des possibles et les travaux de comparaison des niveaux de
vie des ménages doivent prendre en compte cette incertitude. L’autre contribu-
tion méthodologique est celle de Marine Guillerm, qui offre une présentation
pédagogique de la méthode des pseudo-panels et de quelques-uns de ses déve-
loppements techniques récents, avec une application a la relation entre age, géné-
ration et détention de patrimoine. L’article met bien en avant les relations entre
pseudo-panels et panels vrais, et la fagon dont les premiers peuvent constituer
des alternatives intéressantes aux seconds.

Tres reli€ a cet article est celui d’Hippolyte d’Albis et Ikpidi Badji, qui posent
la question du partage entre effets d’age, de génération et de période pour les
revenus et la consommation des ménages observés entre 1979 et 2011. Leur texte
s’inscrit dans le cadre d’un projet international, celui d’élaborer des Comptes de
transferts nationaux (CTN), également représenté dans le numéro par ’article
d’Hippolyte d’Albis, Carole Bonnet, Julien Navaux, Jacques Pelletan et
Francois-Charles Wolff. L’objectif de ces comptes de transferts est d’aller aussi
loin que possible dans la désagrégation des résultats de la comptabilité natio-
nale selon 1I’age, sur la base de I’ensemble des données microéconomiques qui le

1. Une présentation des enquétes Budget de famille est disponible sur : www.insee.fr/fr/metadonnees/source/s1340.
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permettent (voir le site du National Transfer Accounts Project’ et Nations Unies,
2013). On doit saluer I’ambition de ce travail et souligner son souci de se caler
au mieux sur les données de la comptabilité nationale. La comptabilité nationale
n’a pas réponse a tout, mais elle a I’avantage de fournir un cadre comptable
cohérent auquel on peut ancrer les résultats des sources permettant des analyses
a niveau plus fin. C’est ce qui est fait ici. Tel est aussi I’esprit des Distributional
National Accounts (DINA?) issus des travaux d’Atkinson, Piketty et Saez sur les
hauts revenus (Atkinson et al., 2011), progressivement ¢élargis a I’ensemble de
la distribution des revenus et a celle des patrimoines. Tel est aussi 1’esprit des
efforts conduits a I’OCDE pour ¢élaborer des comptes des ménages désagrégés a
la fois selon 1’age et la catégorie socio-professionnelle (Fesseau & Van de Ven,
2014), reprenant des travaux conduits et poursuivis a I’Insee depuis le début des
années 2000 (Accardo et al., 2009). Dans le cas des CTN, le focus est sur la ven-
tilation par age exclusivement, qui est a lui seul un sujet a part entiére et un enjeu
évident dans un contexte de vieillissement de la population et d’adaptation des
systemes de transferts a ce vieillissement. En compensation de la focalisation sur
cette seule dimension de I’age, 1’apport du projet est la dimension comparative
internationale et la tentative de proposer des séries aussi longues que possible.

Larticle qui ouvre ce numéro, par Patrick Aubert et Corentin Plouhinec, aborde
pour sa part un aspect particuliérement débattu de 1’équité du systéme francais de
transferts intergénérationnels, la comparaison des droits a retraite dans les sec-
teurs publics et privés ; il est accompagné d’un commentaire d’ Antoine Bozio.

Cette préface ne va pas proposer de discussion systématique de 1’ensemble des
points qui sont couverts par ces articles. On va s’en tenir a quelques mises en
perspective sur quatre des questions qu’ils soulévent. La premiére concerne la
mise en ceuvre des méthodes de pseudo panel et plus spécifiquement la question
de I’identification des effets d’age, de période et de cohorte. Le sujet est d’appa-
rence technique, mais avec des enjeux importants lorsqu’il s’agit de se pronon-
cer sur le caractére plus ou moins « favorisé€ » des générations qui se succedent.
Le point sur lequel on insistera est I’importance de ne pas aborder la question
que sous I’angle économétrique : il faut une réflexion en amont sur la nature
exacte de ce que I’on cherche a mesurer. La seconde mise en perspective sera un
plaidoyer pour une approche plurielle des comparaisons intergénérationnelles,
consistant a les regarder sous plusieurs angles complémentaires. La troisiéme
consistera a faire un lien entre la problématique du « déficit de cycle de vie »
chiffré par les CTN et la question de la soutenabilité, qui n’est rien d’autre que
le volet prospectif de la question de I’équité intergénérationnelle. On reviendra
enfin sur la question de la comparaison intragénérationnelle des régles de calcul
des retraites, en prolongeant la discussion qu’en fait Antoine Bozio. Comment
comparer deux systemes de retraite trés différents dans leur principe et comment
sortir de 1’éternel débat sur leur générosité relative ?

2. http://www.ntaccounts.org/web/nta/show
3. http://wid.world/wid-world/
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Effets d’age, de période et de cohorte : comment et dans quel but
les départager ?

Le partage entre effets d’age, de période et de cohorte est une problématique a
laquelle on se trouve systématiquement confronté dés lors qu’on dispose de don-
nées par age en longue période. Cette question est plus ancienne que ’apparition
du terme de pseudo-panel. Elle est un sujet traditionnel pour les démographes
dont on pourrait dire qu’ils ont longtemps fait du pseudo-panel sans le savoir. Les
indices démographiques les plus répandus sont des indices par période construits
en agrégeant des données ventilées selon 1’age, mais ce sont trés souvent les
effets de génération que I’on cherche a lire ou anticiper derriere ces effets de
période : quelle sera la descendance finale des générations successives, en quoi
I’espérance de vie « du moment » renseigne-t-elle sur I’évolution des durées de
vie moyenne par année de naissance ? L’approche démographique de ce pro-
bléme est longtemps restée descriptive et non-économétrique, a I’aide du type
de représentations graphiques qu’on trouve dans les articles de Guillerm et de
d’Albis et Badji, représentations graphiques des effets d’ages pour des périodes
ou des générations successives qui ont été aussi tres utilisées pour 1’analyse de
variables telles que les taux d’activité ou les profils de salaires par age.

L’article de Guillerm nous rappelle que le terme de pseudo-panel a une autre ori-
gine. C’est dans les années 1970 que sont progressivement devenus accessibles
les panels de données microéconomiques qui suivent au cours du temps des uni-
tés d’observation €élémentaires, ménages aussi bien qu’entreprises. Ce qui était
et reste attendu de ces données est de pouvoir aider a résoudre un probléme fon-
damental de I’inférence économétrique sur données en coupe, les biais d’estima-
tion découlant de I’hétérogénéité non observée des unités analysées, lorsqu’elle
est corrélée aux variables qu’on cherche a expliquer. Disposer de données en
coupe répétée permet de neutraliser cette hétérogénéité en acceptant de la sup-
poser constante dans le temps. Mais ces données de panels « véritables » ne sont
pas toujours disponibles, beaucoup de sources statistiques se présentent encore
sous forme de coupes indépendantes répétées, sans suivi individuel. Et, lorsque
les mémes individus sont suivis d’une vague a I’autre, un probléme auquel on se
heurte est celui de I’attrition, qui peut étre sélective et elle aussi corrélée au phé-
nomene d’intérét. Cette attrition conduit souvent a se limiter a des panels courts,
qui ne se prétent pas bien a I’analyse de phénomenes dont on veut analyser le
développement tout au long du cycle de vie des unités.

C’est en réponse a ces différentes questions qu’est venue 1’idée de voir si des
regroupements de données en coupe au sein de cellules homogénes suivies au
cours du temps ne pouvaient pas constituer une alternative intéressante, préser-
vant I’essentiel de I’apport des panels vrais tout en répondant a certaines de leurs
limites (Deaton, 1985). Le terme de pseudo-panel reprend ainsi la pratique des-
criptive ancienne de regrouper par cohortes les valeurs successives de données
mesurées selon 1I’dge, mais en I’augmentant d’une problématique économétrique,
la mobilisation de ces données pour I’analyse explicative, avec les mémes attentes
que celles qu’on pouvait avoir vis-a-vis des panels vrais. Ce double aspect des-
criptif et économétrique ressort bien dans les articles de Guillerm et d’Albis et
Badji, qui mobilisent a la fois les visualisations graphiques traditionnelles dif-
férenciant effets d’ages a période ou a génération données et la modélisation
économétrique des phénomenes d’interét, le patrimoine dans le premier cas, le
revenu et la consommation dans 1’autre.
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Que I’angle d’attaque soit descriptif ou économétrique, c’est bien le méme pro-
bléme que pose ce partage entre effets d’age, de période et de cohorte. Dans
I’approche descriptive, son expression la plus usuelle est le fait que I’effet appa-
rent de 1’age n’est pas le méme selon qu’on le regarde sous 1’angle transversal
ou sous I’angle longitudinal, qui neutralisent, respectivement, le rdle de la géné-
ration ou de la période. L’approche économétrique se heurte a la méme difficulté
et le reformule en termes d’identifiabilité. Les trois effets d’age, de période ou de
cohorte des modéles « APC » (Age-Period-Cohort) ne sont identifiables qu’a un
terme linéaire preés puisque 1’age est égal a la différence entre la date courante et
I’année de naissance.

Le probléme ayant été reformulé sous cet angle économétrique, on est évidem-
ment amené a y rechercher des réponses économétriques, c’est-a-dire le choix de
contraintes identifiantes qui permettent de lever cette indétermination. Le risque
a éviter est celui de n’aborder la question que sous I’angle de la technique écono-
métrique, en perdant de vue la question de base, celle de savoir ce que 1’on veut
mesurer exactement. La stratégie économétrique a mettre en ceuvre dépend de ce
que I’on cherche a estimer. L’¢tude de d’Albis et Badji est une bonne illustration
de cette problématique. Selon le cas, on peut choisir de délibéremment « char-
ger » Deffet de génération plutdt que ’effet de période en purgeant ce dernier
de toute tendance temporelle — c’est ce que fait la méthode de Deaton et Paxson
(1994) — ou bien I’inverse.

Savoir laquelle des deux options retenir dépend vraiment de la question posée.
Un exemple de cas ou il semblerait anormal d’éliminer tout trend de 1’effet de
période est celui des contributions a la productivité. La croissance de la pro-
ductivité comprend certes une composante générationnelle —1’¢lévation du
niveau de formation initiale des générations successives — mais, pour I’essen-
tiel, il s’agit aussi d’un phénomene de période : des innovations interviennent a
chaque période qui, au moins jusqu’a un certain point, bénéficient simultanément
et cumulativement a I’ensemble des générations travaillant a cette période. On
imagine mal de représenter cette composante par une variable dénuée de toute
tendance, qui alternerait entre périodes de croissance ou au contraire de repli. 1l
faut dans ce cas trouver d’autres fagons de résoudre le probléme d’identifiabilité,
par exemple estimer 1’effet de génération a travers I’impact observable du niveau
d’éducation de chaque génération.

En revanche, « charger » au maximum [’effet de génération se justifie plei-
nement si 1’objectif est de savoir comment les mémes progrés de producti-
vité bénéficient aux niveaux de vie des générations successives. A la limite,
quand bien méme 1’¢élévation du niveau de vie entre générations ne tiendrait
qu’a des effets de période sans rien devoir aux caractéristiques propres des
générations qui se succédent, il n’en resterait pas moins que le cumul de tous
ces effets de période permettrait bien a chaque génération d’étre plus riche
que la précédente et c’est ce message-la que 1’on veut mettre en avant. Dans
ce cas, il faut que ce soit au niveau de la génération qu’on retrouve cette
tendance temporelle. C’est ce que font d’Albis et Badji : ils mettent ainsi en
évidence, par la méthode APC, sur I’ensemble des cohortes nées entre 1901
et 1979, qu’aucune génération n’a été désavantagée par rapport a ses ainées.
Plus précisément, le niveau de vie des baby-boomers est supérieur a celui
des générations nées avant guerre et inférieur a celui des générations qui
les suivent.
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Charger au maximum 1’effet de génération est aussi ce qu’on ferait si I’on dis-
posait de données longitudinales complétes qu’il suffirait de sommer sur 1’en-
semble des cycles de vie, dispensant de I’estimation d’un modele APC : c’est
ainsi que 1’on procéde dans le domaine démographique lorsqu’on attend 1’obser-
vation compléte de ces cycles de vie pour dire ce qu’on été les vraies évolutions
par génération du phénomene d’intérét. Ceci nous rappelle que la raison d’étre
des modeles APC n’est pas forcément ’identification d’effets de période et de
génération en eux-mémes. On peut n’y voir que des intermédiaires de calcul per-
mettant de donner des messages sur le devenir des générations sans attendre la
fin de leurs parcours de vie. Or ceci veut dire passer a une démarche de prévision,
pour laquelle il n’y a pas de miracle : une prévision nécessite des hypothéses.
L’hypothése cruciale de I’approche APC est celle de la stabilité des effets d’age.
Elle est nécessaire si I’on veut pouvoir donner des messages sur les cycles de vie
globaux de générations dont on n’observe que les fins ou les débuts de vie, au
seul vu des informations trés partielles dont on dispose a leur sujet. Or I’hypo-
thése de stabilité de ces effets d’age ne peut-Etre qu’une approximation. C’est en
particulier le cas pour I’effet sur le revenu du passage a la retraite. L’amélioration
des droits a la retraite jusqu’au milieu des années 1980 a plutot déformé le profil
par age des revenus au profit des retraités, et un mouvement inverse est attendu,
a terme, sous ’effet des réformes mises en place depuis la deuxieéme moitié¢ des
méme années 1980, avec notamment le passage a I’indexation prix pour les prin-
cipaux parametres de calcul des droits a retraite. Tout cela invite a regarder der-
riére I’économétrie. Pour bien répondre a la question des perspectives de niveau
de vie des générations les plus jeunes, le modéle APC n’est qu’un outil indicatif,
qui ne peut remplacer des exercices de projection plus approfondis tels qu’on en
conduit régulierement en matiere de retraites.

Comparer les générations successives : il faut aussi varier les points
de vue

Pour poursuivre sur ce point, signalons les limites —mais aussi 1’intérét —
d’une autre approche de cette problématique APC, celle des modeles APCD
(Age-Period-Cohort-Detrended) citée bricvement a la fin de I’article de d’Albis et
Badji, reprise de Chauvel (2013). Cette méthode de décomposition renvoie dos a
dos les deux solutions polaires consistant a reporter 1’ensemble des effets de ten-
dance soit sur I’effet de période soit sur 1’effet de génération, en stationnarisant
I’un comme I’autre de ces deux effets. On peut dire que 1’idée est de n’évaluer les
effets de période et de génération qu’en écart a la tendance générale. On voit facile-
ment sa limite : 8’1l y a une élévation tendancielle du niveau de vie objectif avec le
temps, il semble vraiment difficile d’en faire abstraction dans la comparaison entre
générations successives. Pour autant, cette double correction de I’effet de tendance
peut jouer un role intéressant pour tenter de réconcilier ce message de croissance
du niveau de vie et le ressenti des situations intergénérationnelles relatives. On
retrouve ici un théme classique des comparaisons de bien-étre au cours du temps, le
paradoxe énoncé par Easterlin en 1974 selon lequel I’amélioration du niveau de vie
objectif mesuré par les indicateurs de la comptabilité nationale ne se retrouve pas
dans I’évolution du bien-étre subjectif car ce dernier est évalué par les intéressés
en écart a leurs aspirations. Dans un tel cas, ce sont les accélérations ou les ralen-
tissements de la croissance qui se traduisent en variation du bien-€tre ressenti. Les
messages du modele APC et du modéle APCD sont alors complémentaires, 1'un
pour rendre compte d’une réalité objective, I’autre de la fagon dont elle est vécue.
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Si I’on va dans cette direction, on peut signaler une autre fagon d’introduire cette
notion de ressenti relatif dans 1’analyse des inégalités intergénérationelles. On
peut, pour chaque génération, regarder a chaque age de quelle facon elle se situe
par rapport aux autres groupes d’adge a la méme période (Legris & Lollivier,
1996 ; Blanchet & Monfort, 2002). Imaginons une tendance générale de la
croissance qui profite a tous mais avec une génération particuliére qui, a chaque
période, arrive a profiter d’une part relative plus importante du gateau instan-
tané : par exemple si elle a bénéficié d’une politique familale généreuse quand
elle était jeune, si elle n’a pas eu a supporter des transferts ascendants trop impor-
tants quand elle était active, et si elle bénéficie a la retraite de transferts qui n’ont
pas encore éte trop révisés a la baisse. Il se pourra tres bien que cette génération
n’ait pas eu au final un niveau de vie plus élevé que celui de celles qui lui suc-
cederont. Pour autant, le fait qu’elle aura donné I’impression de mieux tirer son
épingle du jeu a chaque période de son existence est un ¢lément du constat qui
mérite d’€tre relevé. On notera qu’un phénomene de ce type ressort peut-Etre de
I’article de d’Albis et al. concernant les salaires par age. Les revenus salariaux
croissent d’une période et d’une génération sur 1’autre. Mais on constate aussi
que la génération 1954 qui avait 35 ans en 1979 était déja au mode de la distri-
bution des salaires par age a cette date, et elle était de nouveau a ce mode 10 ans
puis 21 ans plus tard en 1989 et 2000, un peu comme si, a chaque date, elle avait
réussi a accéder aux postes les plus rémunérateurs du moment. Ce genre de phé-
nomene est sans doute a regarder de plus pres, il montre a minima 1’intérét de
varier les points de vue.

Varier les points de vue peut aussi consister a multiplier le nombre de dimensions
du bien-étre selon lesquelles on procéde aux comparaisons entre générations.
On pourra notamment se référer a Clerc et al. (2011) qui le font selon les dimen-
sions du revenu monétaire, de la santé, de I’acces a I’éducation, a ’emploi et au
logement. En essayant de désagréger des agrégats de la comptabilité nationale
selon 1’age, on peut dire que les CTN, comme les Distributional accounts ou
les comptes par catégorie sociale répondent & I'une des recommandations qui
avaient été faites par le rapport Stigliz-Sen-Fitoussi pour dépasser les limites
de la comptabilité nationale : celle d’aller au dela de la moyenne (Stiglitz et al.,
2009). Pour les CTN, cette expression doit s’entendre au sens de « aller au dela
des moyennes instantanées » qui, de fait, ne sont pas nécessairement représenta-
tives des vécus de I’ensemble des générations concernées sur I’ensemble de leurs
cycles de vie. Mais, un autre aspect de ses recommandations est en revanche
ignoré, celui de sortir également de la logique du « tout monétaire ». Une expli-
cation possible de I’écart entre le message de d’Albis et Badji et le ressenti de
I’inégalité intergénérationnelle peut par exemple découler de ce que les individus
pondeérent les conséquences des difficultés d’accés a I’emploi plus fortement que
ses seules conséquences monétaires, ce qui semble étre un résultat classique de
la littérature sur les déterminants du bien-€tre subjectif.

Déficit de cycle de vie et soutenabilité : quelle relation ?

Larticle de d’Albis et al. peut aussi étre mis en regard d’un autre aspect du mes-
sage « stiglitzien », celui qui concerne la mesure de la soutenabilité. La question
de 1’équité intergénérationnelle et celle de la soutenabilité sont en réalité trés
lices. Il est en fait assez difficile de s’entendre exactement sur ce que recouvre
cette notion d’équité intergénérationnelle, mais, quand on se pose la question
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sous I’angle prospectif, celui de I’équité vis-a-vis des générations futures, il y
a un critére minimaliste assez simple qui consiste a dire que chaque génération
devrait veiller a assurer aux suivantes des conditions de vie au moins égales a
celles dont elle a pu elle-méme profiter. C’est dans cette perspective que 1’on
peut interroger le concept de « déficit du cycle de vie », qui est I’un des indica-
teurs principaux des CTN et qui fournit son titre a 1’article. L’idée est de calculer
I’écart entre ce qu’une génération consomme et produit par son travail tout au
long de son existence. Aux premieres phases de son existence chaque généra-
tion est consommatrice uniquement, puis elle devient productive et sa production
passe au-dessus de sa consommation le temps que dure sa vie active, aprés quoi
sa production revient a zéro et elle redevient consommatrice pure. Ce constat est
évidemment banal, I’apport de I’article est la quantification de ce phénoméne et
surtout I’examen de son évolution au cours du temps, que ce soit sous 1’effet des
changements de comportements ou bien, au niveau agrégé, en raison de 1’évo-
lution du poids relatif des tranches d’age induit par le vieillissement démogra-
phique. La question est de savoir si les générations ont tendance a consommer
une fraction de plus en plus importante de ce qu’elles produisent par leur tra-
vail, réduisant d’autant ce qu’elles transmettent aux générations suivantes. Ceci
peut-il aller jusqu’a une situation de surconsommation dans laquelle des géné-
rations consommeraient davantage qu’elles n’ont produit sur leur cycle de vie ?

Cet aspect du projet des CTN est en filiation directe avec une initiative plus
ancienne que rappellent les auteurs, les tentatives d’élaboration de comptes
par génération par Kotlikoff et co-auteurs. Il y a néanmoins deux différences
importantes. La premicre est que cette démarche se focalisait sur la question des
transferts fiscaux, c’est-a-dire la comparaison entre ce que chaque génération
apportait et cottait aux finances publiques, avec 1’idée de pouvoir dire « qui paye
pour qui ? » au jeu de la redistribution intergénérationnelle. La seconde était le
caractere assez militant de la démarche : dénoncer une captation indue des res-
sources publiques par certaines générations, celles qui auraient pu bénéficier de
I’expansion de I’Etat-providence en laissant une partie de sa charge financiére
aux générations suivantes (Kotlikoff, 1992). Comme d’Albis et al. le rappellent,
la revue Economie et Prévision avait consacré voici quinze ans tout un numéro
spécial a la discussion de cette approche (Malgrange & Masson, 2002). Les
CTN, pour leur part, s’intéressent a I’ensemble de ce que produisent, gagnent en
revenus du travail et consomment les générations — elles peuvent a la fois léguer
une importante dette publique et de gros actifs privés, c’est la résultante des deux
qui importe. IIs le font aussi dans un esprit plus distancié. De fait, le message de
I’article se veut modéré, méme si le message est que le déficit s’est accru. I1 s est
surtout creusé de 1979 a 1989. Exprimé en points de consommation, on est passé
d’un excédent de 6.2 % en 1979 a un déficit de 15.3 % en 1989, et il est a peu
pres stable a ce niveau depuis.

Méme s’il est supérieur a une comptabilité limitée aux transferts publics, les mes-
sages tirés de I’indicateur peuvent néanmoins appeler quelques précautions, mais
qui peuvent jouer dans deux sens opposés. Il y a dans 1’indicateur des éléments
conduisant a surestimer le probléme de soutenabilité et d’autres qui tendent a le
sous-estimer.

Coté surestimation tout d’abord. Tel qu’il est défini, le « déficit du cycle de vie »

compare la consommation et une production quantifiée par le flux des revenus
d’activité regus au cours de la carriére. On est tenté de lire qu'une génération
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pénalise les suivantes des qu’elle consomme plus qu’elle n’a directement produit
par son travail. Ce serait oublier le role des revenus du capital.

D’une part, en régime permanent, on peut avoir des situations parfaitement sou-
tenables dans lesquelles chaque génération consomme davantage que le revenu
de son travail puisqu’on peut consommer également une partie du revenu du
capital sans mise en cause de la soutenabilité. C’est le cas des que le rendement
du capital est tendanciellement supérieur au taux de croissance de 1’économie
— la fameuse relation « r>g » mise en avant dans les travaux de Piketty (2013).
Cette inégalité permet a chaque génération de consommer 1’intégralité des reve-
nus de son travail, une partie des revenus du capital, et néanmoins laisser le stock
de capital croitre a un rythme supérieur ou égal a g, ce qui est une condition suf-
fisante de soutenabilité de cette croissance.

D’autre part, hors régime permanent, les revenus du travail ne représentent pas
une part stable de I’ensemble de ce que produit la population active : le partage
de la valeur ajoutée se déforme et ceci peut fausser le message d’une compa-
raison entre la consommation et les seuls salaires. Peut-étre ceci joue-t-il pour
expliquer ce qu’on observe entre 1979 et 1989. Le point de départ de 1979 est
une situation ou, suite au premier choc pétrolier, le partage de la valeur ajoutée
s’¢tait beaucoup déformé au profit des salaires, d’une fagon que les politiques de
la décennie 1980 ont cherché et réussi a résorber. L’excédent initial tient peut-Etre
a ce partage atypique de la valeur ajoutée, et sa résorption ultérieure aurait donc
plutdt relevé d’un phénomene de retour a la normale.

On voit ainsi ce qu’on peut gagner a regarder les autres termes des équations
comptables présentées dans I’article. Mais pousser jusqu’au bout cette question
de la prise en compte du capital pourrait aussi bien tirer vers des messages
moins optimistes sur la question de la soutenabilité. Si on suit ce qu’en dit le
rapport Stiglitz, il convient d’¢élargir la notion de capital que chaque génération
passe aux suivantes a bien d’autres dimensions que celles qui sont suivies par la
comptabilité nationale (Blanchet et al., 2009 ; Antonin et al., 2011). Deux prin-
cipaux candidats a cet élargissement de la notion de capital sont le capital imma-
tériel et le capital environnemental. Le message sur la soutenabilité peut s’en
trouver de nouveau inversé : une génération peut avoir consommé davantage
que le cumul de ses salaires sur cycle de vie — message négatif — mais moins
que I’ensemble de ce qu’elle a globalement produit sur son cycle de vie, une
fois incluse la rémunération du capital productif — donc un message positif — et
tout en méme temps laisser aux générations suivantes un capital plus faible que
celui dont elle avait hérité, si le maintien ou I’accroissement du stock de capital
productif au sens usuel du terme est plus que contrebalancé par les ponctions
sur les actifs naturels.

Bien évidemment, on ne peut reprocher a I’état actuel des CTN de ne pas avoir
d’entrée de jeu abordé cette vision ¢largie de la notion de capital. C’est déja une
grosse ¢tape d’avoir élargi 1’approche initiale de Kotlikoff au dela de la seule
comptabilité des taxes et transferts. Et, calés sur la comptabilité nationale, ces
CTN sont nécessairement limités par les conventions de cette derniére : 1’absence
de comptabilisation des actifs naturels, une comptabilité balbutiante des actifs
immatériels. Dans le méme ordre d’idées, d’aucuns pourront voir comme restric-
tif le fait de limiter la vision de la production a la seule production marchande :
décrire comme consommateurs purs des inactifs retraités ignore évidemment
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leur production domestique. Un volet du projet des CTN non présenté dans ce
dossier vise d’ailleurs a prendre en compte cette production domestique, dans
une perspective de comptabilité genrée (d’Albis et al., 2017). Les pistes ouvertes
sont ainsi nombreuses, il ne faut pas hésiter a les aborder en sortant du cadre tres
normé du ceeur du systeme de comptes nationaux.

A cela s’ajoute une derniére remarque. Les auteurs font valoir le caractére
dynamique de leur approche, c’est a dire le fait d’avoir réussi a construire des
comptes en séries relativement longues, sur 35 ans, ce qui a ce jour n’est le cas
que d’une minorité de pays participant au projet. C’est effectivement un plus,
mais la fenétre d’observation reste néanmoins trop courte pour reconstituer de
vraies histoires générationnelles. C’est un autre point sur lequel le choix du terme
de « déficit de cycle de vie » peut appeler caveat, comme 1’admettent aussi les
auteurs. Il ne s’agit ici que de pseudo-cycles de vie. Pour utiliser de nouveau un
vocabulaire de démographe, les déficits qu’on calcule sont transversaux, ceux
qu’aurait une génération fictive connaissant toute sa vie durant les conditions de
consommation et de production par age de la période courante. Pour présenter les
choses autrement, on peut dire que la notion usuelle de taux d’épargne est, elle
aussi, un concept transversal qu’on pourrait vouloir longitudinaliser : lorsque le
taux d’épargne instantané baisse, du comportement de quelle(s) génération(s)
ceci est-il exactement le fait ? Répondre a cette question serait trés intéressant,
mais elle a de nouveau une forte dimension prospective et on ne recommanderait
certainement pas d’essayer de la traiter par le méme genre d’approche APC que
I’article de d’Albis et Badji : on voit vraiment mal comment des écarts consom-
mation-production observés, soit en tout début, soit en toute fin, de cycle de vie
pourraient fonder une estimation économétrique des €carts des déficits globaux
sur cycle de vie des générations concernées. La seule solution est de pousser plus
loin I’essai de rétropolation pour les générations les plus anciennes, et la projec-
tion pour les générations les plus récentes. C’est d’ailleurs ce qu’étaient amenés a
faire les comptes par génération a la Kotlikoff. Les CTN doivent étre vus comme
ne fournissant qu’une partie de ce qui est requis pour des bilans générationnels
complets, celle qui couvre 1’observation du passé, a compléter par des exercices
de projection du type de ceux qu’on construit pour I’é¢tude des retraites. Ceci
nous permet une transition vers le premier des articles du numéro, celui d’Aubert
et Plouhinec.

Comparer les droits a la retraite : quels indicateurs privilégier ?

Une dimension importante de ces transferts intergénérationnels sont ceux liés aux
dépenses de retraite, sur lesquels la revue a déja abondamment publié, et encore
tout récemment sous cet angle des comparaisons intergénérationnelles (Dubois
& Marino, 2015). Ici, la question soulevée est plutot intragénérationnelle, celle
de la comparaison des « générosités » des régles de retraite entre secteur public
et privé, sujet éminemment clivant dans le débat public frangais. On ne peut évi-
demment pas s’accommoder de comparaisons naives, telles que la simple mise
coOte a cote des niveaux moyens de pension des fonctionnaires et des salariés du
privé, comme on la voit encore souvent pratiquée. Ce type de comparaison n’a
pas de sens puisqu’il s’agit de populations de niveaux de qualifications moyens
trés différents. Ce type de comparaison n’aurait de sens que si la France avait
choisi un systéme de pension beveridgien visant a attribuer les mémes niveaux
de pension a I’ensemble des retraités quelles que soit leur qualification et quels
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qu’aient ét¢ leurs emplois et salaires passés. Ce n’est pas sur ce principe qu’a été
construit le systeme de retraite francais qui lie étroitement retraite et salaires pas-
sés. La comparaison doit donc se faire a salaires identiques, ce qui est fait ici en
simulant 1’application des régles de I’un ou I’autre systeme a des cas-types dont
on fixe les profils de carriere. Cette fagon de procéder n’épuise pas completement
le débat, comme le montre la discussion d’ Antoine Bozio, mais elle montre qu’il
n’est pas possible d’avoir un discours simple et univoque sur la comparaison des
deux types de régles : c’est soit I'un soit I’autre des deux systemes qui s’avere le
plus favorable selon les cas-types examinés.

La comparaison reste cependant limitée a un indicateur, le taux de remplace-
ment. Ici aussi se pose la question de la diversification des points de vue, et
aussi celui de I’éventuelle synthése de ces points de vue par un indice unique.
Une premiere dimension qui manque a 1’analyse est celle de la durée pendant
laquelle sera servie la pension, qui dépend a la fois de I’age de liquidation et de
I’espérance de vie. Sa prise en compte ne poserait pas de probléme technique
particulier, et on peut envisager de combiner niveau de pension et durée de
service sous la forme d’un indicateur agrégé de droits actualisés a la retraite, ce
que la littérature qualifie souvent d’équivalent patrimonial des droits a retraite.
Mais ceci ne suffit pas encore : des droits globaux plus forts ou plus faibles
selon les catégories ne sont pas forcément synonymes d’inégalité s’ils sont la
contrepartie d’efforts contributifs passés plus ou moins marqués. C’est ce que
chercheraient a vérifier les indicateurs de rendement du systéme de retraite ou
de « retour » sur cotisations.

Ce dernier type d’indicateur appelle quelques commentaires. Il est assez souvent
mis de coté dans le débat francais sur les retraites en raison d’une excessive
connotation « capitalisation » et au nom de I’argument que, de toute manicre,
I’égalisation de ces taux de retour sur cotisation ne peut constituer une cible
d’équité, ni en intra ni en intergénérationnel.

Ces deux arguments peuvent étre réfutés. Pour ce qui est du premier, il est certes
vrai que calculer des indicateurs de rendement peut conduire a des messages
apparemment défavorables a la répartition. En régime permanent, le rendement
moyen que la répartition peut garantir aux assurés est égal au taux de croissance g
de I’économie, alors que celui de la capitalisation est en principe le taux d’intérét
r. La capitalisation apparait donc plus performante que la répartition des que la
condition « r>g » mentionnée plus haut est respectée. Mais il n’y a pas forcément
a se refuser a cette comparaison, car elle n’emporte pas nécessairement le mes-
sage qu’une transition vers la capitalisation serait bénéfique a tous. Il y a d’abord
le fait que cette transition pénaliserait les générations de la transition car on ne
revient pas de la répartition a la capitalisation sans avoir a supporter une période
de double cotisation, ou sans dénoncer au moins une part des droits acquis par
les générations déja arrivées a la retraite. D’autre part, méme en régime perma-
nent, la relation r>g peut n’étre valable qu’en tendance. L’avantage de la capita-
lisation se paye alors d’une plus forte sensibilité des pensions servies aux aléas
économiques, la crise de 2008 avec la dévalorisation brutale des actifs nous 1’a
rappelé. Enfin, que g soit proche ou pas de r, le seul fait qu’il reste positif fournit
un argument utile a la défense de la répartition : il permet d’invalider la these
répandue selon laquelle elle est synonyme de cotisation a perte pour les jeunes
générations, un discours qui pése sans doute lui aussi fortement sur le « ressenti »
de I’inégalité intergénérationnelle que nous évoquions plus haut.
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Quant a I’idée que 1’égalisation des taux de rendement n’est pas une norme
d’équité, elle est bien sir tout a fait exacte. La justice sociale l1égitime tout a fait
d’avoir des taux de retour plus élevés pour les catégories moins favorisées — c’est
le principe méme de la redistribution — ou bien exposées a des contraintes parti-
culiéres. Mais ceci n’interdit en rien de s’intéresser a ces taux de rendement, c’est
méme I’inverse. Loin de s’opposer a la logique redistributive, le calcul de taux de
retour sur cotisation peut constituer I’'un des moyens de gérer cette redistribution,
en permettant de vérifier qu’elle joue dans le bon sens, avec un gradient des taux
de retour allant en sens inverse de celui des ressources primaires.

Idéalement, c’est cette démarche qu’on aimerait pouvoir appliquer a la compa-
raison public-privé. Mais on bute dans ce cas d’espéce sur une difficulté diri-
mante, celle d’'une mesure objective de 1’effort contributif. Sa mesure n’est déja
pas completement évidente dans le privé. La démarche usuelle est de I’identifier
au taux de cotisation, et plus exactement au taux de cotisation global cumulant
contribution du salarié et de I’employeur. Ce qu’il s’agit d’identifier est en effet
la part de salaire direct dont se prive le salarié¢ pour assurer le financement de sa
retraite future. L’hypothese que I’on fait est que le colit global du travail est fixé
de manicre exogene indépendamment du partage 1égal entre contributions de
I’employeur et du salarié. Ce sera particulierement vrai si le cofit global du travail
est imposé a I’économie par ’état de la concurrence internationale. Si le salarié
veut garder son emploi a cott global du travail donng, il est obligé d’accepter
que I’ensemble des deux prélevements vienne en déduction de son salaire net et
c’est donc lui qui est le financeur in fine de ses droits a retraite. Mais 1’hypothése
peut ne pas étre totalement vraie. Et ce calcul ignore le fait que, dans le privé,
une part importante des droits a retraite sont financés par des prélévements non
contributifs auxquels ce raisonnement ne s’applique pas : en 2013, les cotisations
employeur et salarié n’y couvraient que 72 % des dépenses totales des régimes
(Conseil d’orientation des retraites, 2015).

Les problémes sont encore plus bloquants dans le cas du public. On ne dispose
que d’un taux de cotisation apparent du salarié, la contribution de I’employeur
public prenant la forme d’une subvention d’équilibre. Peut-on considérer que
celle-ci est in fine payée elle aussi par le salarié, c’est-a-dire 1’idée que, s’il
n’avait pas a payer les retraites des anciens fonctionnaires, I’Etat restituerait a ses
salariés I’ensemble des économies ainsi réalisées ? Peut-Etre serait-ce vrai dans
un monde de perméabilité et de concurrence totale entre les marchés du travail
des salariés du public et du privé, mais [’hypothese est forte, bien évidemment.

Cela donne un intérét particulier a une piste alternative évoquée dans la dis-
cussion d’Antoine Bozio, qui permet de contourner cette question de 1’effort
contributif, au prix d’un élargissement a une comparaison d’ensemble incluant
a la fois les salaires et les retraites. La démarche serait de considérer que, dans
la rémunération instantanée d’un salarié, il y a deux composantes, un salaire
net direct, immédiatement empoché, et un salaire différé, constitué des droits
a retraite. Ce qu’on peut alors viser est une comparaison globale de la somme
de ce salaire net direct et du salaire différé, toujours en bilan actualisé sur
cycle de vie. On ¢largit de ce fait la question a davantage que les droits a
retraite, mais n’est-ce pas le vrai probléme auquel il faut s’intéresser dans le
cadre de ces comparaisons public-privé ? Si des taux de remplacement plus
¢levés pour certaines catégories de la fonction publique sont la contrepartie
assumée d’un salaire net direct plus faible et/ou de servitudes particulieres,
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ce type d’indicateur nous donnera le message correct d’équité entre les deux
catégories de population en termes de droits globaux actualisés sur cycle de
vie. Il n’y aurait inéquité que si I'une ou I’autre des catégories cumulait salaire
direct et salaire différé tous deux plus élevés, a qualification et caractéristiques
d’emploi identiques. Il y a 1a un champ a explorer faisant se rejoindre 1’analyse
des retraites et I’analyse des inégalités de salaire.

Ceci étant, une autre fagon de sortir de la suspicion d’inégalité de traitement entre
les deux catégories de la population serait d’ceuvrer davantage a la convergence
des régles des deux types de régimes. A la limite, a régles et modes de finance-
ment totalement identiques, la question de la comparaison des deux systémes de
retraites deviendrait un non-sujet, et la comparaison des deux catégories pourrait
se réduire a celle des seuls salaires, en laissant au seul salaire le soin de compen-
ser les servitudes particulieres des différents emplois. Mais tout ceci est une autre
histoire, et serait un chantier de sans doute trés longue haleine. O
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Les différences de retraite

entre secteur public et secteur prive :
une analyse par simulations

sur carrieres types

Patrick Aubert * et Corentin Plouhinec **

A l’issue du rapprochement des régles entre les régimes de retraite du secteur privé et
de la fonction publique, amorcé a partir de la réforme des retraites de 2003, certaines
différences subsistent. Outre 1’architecture différente des deux régimes, elles concernent
notamment la définition du salaire de référence (salaire sur les 25 meilleures années dans
le privé ou salaire hors primes sur les 6 derniers mois dans le public).

Nous simulons ’application des deux types de régles a plusieurs carriéres types de fonc-
tionnaires d’Etat. L’impact sur le taux de remplacement n’est pas homogéne : pour la
génération née en 1955 qui s’appréte a partir a la retraite en 2017, ’application des régles
du privé s’avérerait plus favorable pour un cas type d’agent de catégorie B, mais défavo-
rable pour un enseignant, et a peine moins favorable pour un cadre de catégorie A+. Ces
résultats découlent du jeu des déterminants des montants de pension avec chaque type
de régle : la part des primes dans la rémunération globale pour les régimes des fonction-
naires (plus cette part est élevée, moins le montant de retraite I’est en proportion du der-
nier salaire), le niveau et la pente de carricre salariale pour les régimes du privé (plus la
carriere est ascendante et plus la part des rémunérations au-dessus du plafond de sécurité
sociale est importante, moins la retraite est élevée en proportion du dernier salaire).

Un changement de secteur d’emploi en cours de carriére peut avoir un impact sensible
et non univoque sur le taux de remplacement. S’il conduit souvent a un taux de rempla-
cement plus bas que celui procuré en étant resté soit fonctionnaire, soit salarié du privé
pendant toute sa carriere (a salaires nets identiques a tous ages), il peut exister certaines
configurations ou le changement de secteur conduit a un taux de remplacement plus
¢levé : par exemple, pour un cadre fonctionnaire de catégorie A+ qui terminerait sa car-
riere par une dizaine d’années dans le secteur privé.

Codes JEL : H55, 126.

Les jugements et Mots clés : retraite, taux de remplacement, comparaison public-privé.
opinions exprimés
par les auteurs
n’engagent qu’eux
mémes, et non les
institutions auxquelles
ils appartiennent, ni Cette étude complete des travaux réalisés en vue de la séance pléniére du Conseil d’orientation des retraites du 10 avril 2014. Nous
a fortiori 'lInsee. remercions Yves Guégano, Gwennaél Solard et Magda Tomasini, ainsi que les deux relecteurs anonymes de la revue, pour leurs
remarques et suggestions. Nous remercions également Henri Martin, de la Drees, pour I'actualisation des simulations sur cas type.

* Secrétariat général du Conseil d’orientation des retraites (SG-COR), et Insee division Redistribution et politiques sociales au moment
de la rédaction de cet article (patrick.aubert@sante.gouv.fr).
** Drees, Bureau Retraites au moment de la rédaction de cet article (corentin.plouhinec@insee.fr).

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017 25


mailto:patrick.aubert@sante.gouv.fr
mailto:corentin.plouhinec@insee.fr

26

e systeme de retraite francais est, comme

dans divers pays de I’OCDE!', caractérisé
a la fois par la multiplicité des régimes obliga-
toires et par la diversité des reégles d’acquisition
des droits a la retraite et de calcul des pensions.
Outre le régime général (la Cnav), le systéme
francais compte en effet des régimes de base
alignés (salariés agricoles, artisans et commer-
cants), des régimes spéciaux de salariés (fonc-
tionnaires et certains salariés du secteur privé?),
ainsi que des régimes de non-salariés (profes-
sions libérales, non-salariés agricoles).

Cette diversité des régles souléve des débats trés
prégnants sur 1’équité entre les régimes — il suffit,
pour s’en convaincre, de parcourir par exemple
les comptes rendus des débats parlementaires a
I’occasion de la derniére réforme des retraites,
et constater les références trés fréquentes a la
situation des régimes spéciaux ou de fonction-
naires. Cela a conduit le 1égislateur a mention-
ner explicitement cette thématique parmi les
objectifs et principes généraux du systeéme de
retraite, en disposant que « les assurés bénéfi-
cient d’un traitement équitable au regard de la
durée de la retraite comme du montant de leur
pension, quels que soient [...] les régimes dont
ils relevent » (Il de ’article L111-2—1 du code
de la Sécurité sociale). En outre, le suivi des
disparités entre régimes a été souligné comme
I’'une des missions spécifiques du nouveau
Comité de suivi des retraites, puisque I’article
de loi qui crée ce comité mentionne que celui-ci
devra « examine[r] la situation du systéeme de
retraite au regard, en particulier, [...] de la
situation comparée des droits a pension dans
les différents régimes de retraite » (article 4 de
laloi n® 2014-40 du 20 janvier 2014). Cette thé-
matique fait par ailleurs réguliérement 1’objet
d’analyses de la part du Conseil d’orientation
des retraites (COR, 2009 ; 2014 ; 2015b ; 2016a
et b) et de la Cour des comptes (2003 ; 2016).

Si des questions sur I’équité sont posées par
rapport a tous les régimes spéciaux, le débat se
centre souvent, compte tenu de leur poids dans
le systéme de retraite frangais, sur la comparai-
son entre le régime général, auquel sont affiliés
la plupart des salariés du secteur privé, et les
régimes de fonctionnaires®. C’est également sur
ces régimes qu’est centré cet article.

Au-dela du constat des différences évidentes
de régles et d’architecture entre les régimes,
qui sont principalement le fruit de 1’histoire, la
question de 1’équité ou de I’éventuelle inéquité
de traitement entre fonctionnaires et salariés

du privé* est particuliérement complexe —ne
serait-ce que parce qu’elle pose la question des
normes d’équité a considérer, qui ne sont pas
explicitées dans la loi. Il y aurait, dans tous les
cas, peu de sens a réduire la question a celle de
I’identité ou de I'uniformité des régles, puisque
des régles identiques appliquées & des publics
différents ne sont pas toujours une garantie
d’équité, tandis que, a I'inverse, une diver-
sité des régles n’implique pas nécessairement
des inégalités de retraite. Or les structures de
I’emploi, les profils de carriéres et les rémuné-
rations varient sensiblement entre les carriéres
effectuées — en totalité ou en partie — en tant que
fonctionnaire ou en tant que salarié du privé.

Ces différences de structure de 1’emploi entre
secteur privé et secteur public relativisent for-
tement les comparaisons simples de statistiques
descriptives entre secteurs. Ainsi, si les montants
de pension sont en moyenne plus élevés pour les
anciens fonctionnaires — 2 520 euros par mois en
moyenne a la fin 2014 pour les anciens fonction-
naires d’Etat civils, 1 840 euros par mois pour
les anciens fonctionnaires territoriaux et hospi-
taliers, et 1 770 euros par mois pour les anciens
salariés du privé, a I’issue d’une carriére com-
pléte et monoaffiliée (Drees, 2016, p. 44) — les
écarts s’expliquent en premier lieu par la qua-
lification en moyenne plus élevée de la main
d’ceuvre dans le secteur public. IIs ne peuvent
donc en aucune maniére étre retenus tels quels
pour juger d’une éventuelle « générosité » plus
grande des régles de retraite dans les régimes de
la fonction publique. De méme, les comparaisons
de taux de remplacement (qui rapportent pour

1. A titre d’exemple, I’Allemagne, la Belgique, I’Espagne ou
encore le Japon ont un régime particulier pour les fonctionnaires,
avec certaines régles spécifiques — en Espagne et au Japon, ce
régime a toutefois été récemment fermé aux nouveaux entrants.
Dans d’autres pays (par exemple le Canada, les Etats-Unis, les
Pays-Bas, le Royaume-Uni ou la Suéde), a c6té du systéme
public commun a tous, coexistent des régimes privés en capitali-
sation, variables d’un employeur a I'autre, et donc distincts entre
les employeurs du secteur public et les employeurs du secteur
privé (Secrétariat général du COR, 2014a).

2. Régimes structurés sur une base professionnelle (mineurs,
marins-pécheurs, clercs et employés de notaires, salariés des
entreprises électriques et gaziéres, ...) ou mis en place dans cer-
taines entreprises (SNCF, RATP, Banque de France, Opéra de
Paris, Chambre de Commerce de Paris, etc.).

3. Le régime général comptait 12.9 millions de retraités de droit
direct fin 2014, soit environ 82 % de I'ensemble des retraités des
régimes frangais (salariés et non-salariés, public et privé). Les
divers régimes de la fonction publique en comptaient 2.8 millions,
soit environ 18 % du total (certains de ces retraités étant par ail-
leurs également retraités du régime général) (Drees, 2016, p. 9)
Les autres régimes spéciaux de salariés comptaient un peu plus de
600 000 retraités de droit direct, soit environ 4 % de I'ensemble.
4. On parlera dans cet article de régimes « des salariés du privé »
ou « du (secteur) privé » pour désigner le régime général et les
régimes complémentaires Agirc et Arrco. Il s’agit la d’une sim-
plification car certains salariés du secteur public sont également
affiliés au régime général, alors qu’a I'inverse certains salariés du
privé n’y sont pas.
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chaque individu le montant de la pension a la
liquidation a celui du dernier salaire) peuvent
étre trompeuses, méme si I’impact des effets
de structure sur cet indicateur est sans doute un
peu plus faible qu’il ne I’est sur le montant de
pension. Ainsi, si les données les plus récentes
disponibles témoignent d’une relative proximité
des taux de remplacement entre secteurs privé
et public —le taux de remplacement médian
est, & I’issue d’une carricre compléte, 1égére-
ment plus faible parmi les assurés qui finissent
leur carriére dans le public que parmi ceux qui
finissent leur carriére dans le privé (73.9 % et
75.2 % respectivement) pour les nés en 1946
(Senghor, 2015, p. 5) — cette proximité n’est pas
un gage d’équité de traitement a caractéristiques
identiques. Sachant que le systéme de retraite
réalise une redistribution verticale qui conduit a
ce que le taux de remplacement soit en général
décroissant avec le niveau de salaire en fin de
carriére, on aurait pu par exemple s’attendre a
un écart de taux de remplacement médian plus
creusé entre les anciens fonctionnaires et les
anciens salariés du privé, compte tenu de la qua-
lification — et donc des salaires — en moyenne
plus élevés des premiers.

Sans aller jusqu’a entrer dans le débat normatif
sur la définition de 1’équité, cet article cherche
a éclairer les différences de retraite entre fonc-
tionnaires et salariés du privé en illustrant 1’ effet
des regles sur les montants de pension a car-
riere salariale donnée, sur la base de quelques
carricres types, et en détaillant les divers méca-
nismes en jeu. Aprés avoir rappelé, dans une
premiére partie, les principales différences entre
les régimes, nous présentons, dans une deuxiéme
partie, les résultats de simulations consistant a
appliquer sur quelques carriéres types de fonc-
tionnaires d’Etat les régles en vigueur dans les
régimes du privé. Cette approche par cas type
présente I’intérét de neutraliser les caractéris-
tiques de carriére, et permet donc d’isoler et de
détailler les effets propres des régles de calcul
des retraites sur les carriéres types retenues.

Les différences entre régimes
du privé et du public

La question du périmétre

En préambule, il convient de rappeler que
I’opposition entre « secteur public » et « sec-
teur privé », comme angle d’analyse pertinent
en matiére de retraite, n’est pas aussi évidente
qu’il n’y parait.

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

En effet, le périmétre des régimes de retraite
ne recouvre pas tout a fait le périmétre des
emplois : certains salariés du public sont affi-
liés au régime général (contractuels de la fonc-
tion publique, ainsi que certains fonctionnaires
titulaires) et, a I’inverse, certains fonctionnaires
travaillent en détachement dans le secteur privé
(DGAFP, 2014a, p. 231 et 389).

En outre, les deux « blocs » ne sont pas homo-
génes en termes de pratiques d’employeur et de
politiques de rémunération (Daussin-Benichou
etal., 2014). L’hétérogénéité est particuliére-
ment marquée au sein du secteur privé, notam-
ment entre grands groupes, PME (petites et
moyennes entreprises) et TPE (trés petites
entreprises). Mais elle existe également au sein
de la fonction publique, entre 1’Etat, les collec-
tivités territoriales et les hopitaux par exemple.

Enfin, et surtout, les deux ensembles de
«régimes de fonctionnaires » et de « régimes
de salariés du privé » ne sont pas non plus
totalement homogénes en matiére de régles
de retraite. Parmi les fonctionnaires, les régles
d’age minimal d’ouverture des droits, par
exemple, sont distinctes entre les militaires,
les fonctionnaires exercant des métiers classés
comme pénibles ou dangereux’ et les fonc-
tionnaires dits « sédentaires », pour lesquels
I’age minimal est identique a celui des sala-
riés du privé. Parallélement, les régles ne sont
pas non plus totalement uniformes pour tous
les assurés « du privé ». L’identité des régles
de retraite n’y prévaut ainsi que pour la partie
de carriére postérieure a 1999. Avant cette date,
qui correspond & la mise en place du régime
complémentaire unique Arrco, les droits acquis
varient — a niveau de salaire identique — selon
les régles spécifiques a chaque caisse de retraite
complémentaire. Méme aprés 1999, les taux
de cotisation a I’Arrco ne sont pas totalement
homogeénes puisque certains secteurs prévoient
encore un taux de cotisation supérieur au taux
contractuel. La similarité des régles ne vaut en
outre que tant que 1’on raisonne hors protection

5. Catégories dites «actives » (pompiers, policiers munici-
paux, infirmiers, aides-soignants...), « super-actives » (policiers
nationaux, surveillants de prison...) ou «insalubres » (égou-
tiers). Il s’agit de métiers qui, en régle générale, n’ont pas
d’équivalent dans le secteur privé. Au 31 décembre 2012, ces
catégories représenteraient environ 160 000 agents de la fonc-
tion publique d’Etat (soit environ 12 % des effectifs totaux),
500 000 agents de la fonction publique hospitaliére (soit environ
60 % de I'ensemble des titulaires — 'estimation tenant compte
du fait que, au 1° décembre 2010, la moitié des infirmiers ont
choisi d’étre reclassés en catégorie A et ne sont donc plus en
catégorie active) et 55 000 agents de la fonction publique terri-
toriale (soit de I'ordre de 5 a 10 % des effectifs) (DGAFP, 2014,
pp. 124-127).
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sociale complémentaire offerte par certaines
entreprises (régimes de retraite supplémentaire,
d’indemnités de fins de carriére et de préretraite
dites « maison »).

Rappelons par ailleurs que les assurés peuvent
changer de régime en cours de carriere. Une
partie substantielle des retraités anciens fonc-
tionnaires sont en réalité des polypensionnés,
ayant effectué¢ une partie de leur carriere dans
le secteur privé, et a ce titre également retraités
des régimes de salariés du privé (Aubert et al.,
2012).

Les différences de régles

Si I’on fait abstraction de cette question du
périmetre des comparaisons, la principale dif-
férence entre les régimes « du privé » et « du
public » tient a leurs architectures respectives.
Les régimes du privé sont construits en étages,
avec juxtaposition d’un régime de base en
annuités (le régime général), de régimes com-
plémentaires en points (I’Arrco et I’Agirc), et
éventuellement de régimes supplémentaires
professionnels, dont les modalités peuvent étre
trés variées (ces régimes ne sont pas légale-
ment obligatoires et ne concernent donc que
les entreprises ou les branches qui ont choisi
de les mettre en place). Une distinction est en
outre faite selon le niveau des rémunérations
annuelles : la partie des rémunérations en-dega
du plafond de sécurité sociale (38 616 euros
annuels en 2016) est concernée par le régime de
base, le régime complémentaire Arrco et 1’éven-
tuel régime supplémentaire d’entreprise, tandis
que la partie des rémunérations au-dela de ce
plafond n’est concernée que par les régimes
complémentaires (I’ Arrco ou 1’ Agirc, selon que
I’assuré est non cadre ou cadre) et éventuelle-
ment supplémentaires.

A D’inverse, les régimes de la fonction publique
(régime des fonctionnaires d’Etat, CNRACL
pour les fonctionnaires territoriaux et hospi-
taliers, FSPOEIE pour les ouvriers de I’Etat),
qui fonctionnent en annuités, sont des régimes
intégrés, c’est-a-dire qu’un régime unique joue
le role des trois étages des régimes du privé a
la fois®. Le taux de liquidation retenu dans ces
régimes est donc plus élevé : pour une carriere
complete, il est égal a 75 % du salaire de réfé-
rence dans le régime de la fonction publique,
contre 50 % dans le régime général. Un régime
additionnel (le RAFP), fonctionnant en point
et en capitalisation, a par ailleurs été créé en
2005, mais ce nouveau régime ne peut pas étre

considéré comme 1’exact pendant pour les fonc-
tionnaires des régimes complémentaires des
salariés du privé, car il s’applique a une assiette
de rémunération totalement dissociée de celle
des régimes intégrés.

Pour bien comprendre les différences entre
régimes, il est nécessaire de rappeler au pré-
alable les formules de calcul des pensions.
Celles-ci s’expriment, dans les régimes en
annuités, de la maniére suivante :

Pension = taux de liquidation x coefficient
de proratisation X salaire de référence.

Dans les régimes en points, la formule est en
revanche :

Pension = coefficient d’abattement x nombre
de points x valeur de service du point.

Le taux de liquidation dans les régimes de base,
tout comme le coefficient d’abattement dans les
régimes complémentaires, expriment la modu-
lation du montant de pension selon 1’age de
départ a la retraite et selon la durée validée dans
les régimes de base, par le biais d’une décote
ou d’une surcote appliquées par rapport a un
taux de référence. Il est donc déterminé par les
parametres d’age d’ouverture des droits (1’age
minimal a partir duquel I’assuré peut partir a
la retraite), de durée requise pour le taux plein
(la durée validée minimale permettant de ne pas
se voir appliquer une décote) et d’age d’annula-
tion de la décote. Le coefficient de proratisation,
dans les régimes en annuités, exprime la prora-
tisation du montant de pension en fonction de la
durée validée dans le régime ; il est donc déter-
miné par la durée de référence pour une car-
riere complete, qui définit la durée permettant
d’avoir une proratisation de 100 %, et par les
modalités de calcul de la durée validée dans le
régime. Cette dernicre est plus large que la durée
des périodes d’emploi : elle inclut également
des périodes de non-emploi involontaire (cho-
mage, maladie, etc.) validées pour la retraite,
ainsi que des majorations de durée (octroyées
notamment au titre des enfants de 1’assuré).
Enfin, le salaire de référence dans les régimes
en annuité dépend de tout ou partie des salaires
bruts percus en cours de carriere. Il ne dépend
donc pas des taux de cotisations qui ont été
appliqués a ces salaires, alors que le nombre de

6. On ne parle pas ici de I'étage supplémentaire constitué par
les régimes d’épargne retraite individuelle (PERP, PREFON,
COREM, etc.), qui sont du seul ressort des individus.
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points acquis dans les régimes en points dépend,
quant a lui, des cotisations versées.

Les récentes réformes des retraites, depuis
2003, ont rapproché un certain nombre de ces
parameétres entre les régimes du public et ceux
du privé (COR, 2015b, pp. 5-6). Ainsi, les
régles sont, sous I’effet de la réforme de 2003,
aujourd’hui les mémes pour la durée d’assu-
rance requise pour le taux plein (elles 1’étaient
¢galement avant la réforme de 1993), pour la
durée de référence au dénominateur du coeffi-
cient de proratisation (cette durée est identique
depuis 2008 a la durée requise pour le taux
plein, mais elle différait de cette derniére entre
1993 et 2008) et pour I’age 1égal minimal de
départ a la retraite de droit commun (qui a tou-
jours été identique entre régimes du public et
du privé — les seules différences concernant les
dérogations accordées a certaines catégories).
Les modalités de revalorisation des pensions
sont en outre identiques depuis 2004 entre les
régimes intégrés de la fonction publique et le
régime général.

Pour d’autres paramétres, les différences entre
régimes se réduisent progressivement, mais le
processus de convergence a été étalé sur une
durée plus longue, et n’est donc pas encore
achevé a ce jour. Ainsi, I’age d’annulation de la
décote (réforme de 2003) et les taux de cotisa-
tion a la charge des salariés (réforme de 2010)
ne seront totalement alignés qu’a partir de 2020.

Certaines différences subsistent cependant : la
définition du salaire de référence pour le calcul
de la pension (salaires sous plafond des 25 meil-
leures années au régime général et traitement
des 6 derniers mois hors primes pour les fonc-
tionnaires) et les taux de cotisation employeurs
(voir ci-aprés), mais aussi la mesure de la durée
validée (durée calendaire pour les fonction-
naires, durée définie a partir d’un seuil de revenu
salarial annuel pour les salariés du privé), les
possibilités de départ anticipé a la retraite et de
majorations de durée validée spécifiques a cer-
taines catégories (militaires et fonctionnaires
civils des catégories dites « actives »), les majo-
rations de durée pour enfant (2 années par enfant
pour les méres salariées du privé, contre un an
— sous certaines conditions — ou 6 mois pour les
fonctionnaires selon que I’enfant est né avant
ou apres 2004), les majorations de pension pour
les familles nombreuses (majoration de pension
pour les parents d’au moins trois enfants égale
a 10 % quel que soit le nombre d’enfants dans
les régimes du privé, mais augmentant pour les
enfants au-dela du troisiéme dans les régimes de

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

la fonction publique), les minima de pension (le
montant du minimum garanti dans la fonction
publique est plus élevé que le minimum contri-
butif au régime général), les taux de rendements
des régimes complémentaires ou additionnel’,
ou encore les conditions d’éligibilité et les
modalités de calcul des pensions de réversion
(Secrétariat général du COR, 2014b; COR,
2015b ; Cour des comptes, 2016).

Le calcul du salaire de référence peut paraitre
plus favorable dans les régimes du public
puisque, pour des profils ascendants de car-
riéres salariales, la moyenne des 6 derniers
mois est toujours plus élevée que celle des
25 meilleures années. Cet « avantage » est
néanmoins tempéré par le fait que le salaire
de référence pour la retraite des fonctionnaires
n’est calculé que sur une partie de leurs rému-
nérations. Celles-ci se décomposent en effet
en une partie « principale » (le traitement indi-
ciaire de base, dépendant de I’indice du fonc-
tionnaire, donc pour I’essentiel de son grade et
de son ancienneté) et une partie « accessoire »
(primes®, indemnités liées a la résidence, a la
mobilité ou aux heures supplémentaires, sup-
plément familial de traitement, etc.). Or seule
la partie principale des rémunérations est prise
en compte pour le calcul du montant de retraite
dans le régime intégré des fonctionnaires. Leur
taux de remplacement, qui rapporte la premicre
pension a la derniére rémunération totale, est
donc déterminé pour 1’essentiel par la part des
primes, et est d’autant plus faible que cette part
est élevée.

La partie «accessoire » des rémunérations
représentait, en moyenne en 2012, entre un cin-
quiéme et un quart de la rémunération totale des
fonctionnaires (DGAFP, 2014a, pp. 160 et 186).
Entre la génération née en 1940 et celle née en
1955, cette partie accessoire, observée en fin de
carriére, a relativement peu changé parmi les
enseignants (qu’ils soient de catégorie A ou B)

7. Le « taux de rendement instantané » donne le montant de la
rente viagére que I'assuré est susceptible d’obtenir en contre-
partie d’un euro de cotisation effectif, s’il liquidait son droit a la
retraite juste apres I'avoir acquis. Dans un régime en point, il est
défini comme le rapport entre la valeur de service du point et sa
valeur d’achat, multipliée par I’éventuel pourcentage d’appel. En
2015, le taux rendement instantané a I’Agirc et a I’Arrco est de
6.56 % en cas de départ au taux plein ou, en tenant compte des
cotisations spécifiques non génératrices de droits (cotisations
AGFF et, pour les cadres, CET) de 5.21 % pour un non-cadre et
de 5.03 % pour un cadre pour la tranche en dessous du plafond
de sécurité sociale. Au RAFP, ce taux est de 3.90 % en cas de
départ a 62 ans et 4.76 % en cas de départ a 67 ans.

8. Les primes dans la fonction publique désignent une com-
posante permanente du total des rémunérations ; elles ne sont
donc pas assimilables aux « primes » versées ponctuellement
par certains employeurs dans le secteur privé.
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et les agents de catégorie C en catégorie active
(gardiens de prisons, etc.), mais elle a a I’inverse
sensiblement et réguli¢rement augmenté parmi
les autres catégories de fonctionnaires, de + 5 a
+ 10 points de pourcentage entre les générations
1940 et 1955 (DGAFP, 2014b). Notons qu’une
hausse du traitement indiciaire peut avoir lieu
en toute fin de carri¢re et impliquer un montant
de retraite plus élevé, ce qui est parfois qualifié
de « coup de chapeau ». Une étude statistique
de la Drees semble montrer que ce phénoméne
n’est cependant pas massif : par exemple, entre
les 5 avant-derni¢res années et la dernicre
année de carriére, I’indice des fonctionnaires
n’a augmenté, pour la génération née en 1942,
en moyenne que de 4.3 %. L’augmentation ne
dépasse 10 % que pour moins d’un fonction-
naire sur dix (Chantel & Collin, 2014).

Une difficile estimation des efforts
contributifs

Les taux de cotisation différent entre salariés du
privé et fonctionnaires, mais aussi entre fonc-
tionnaires d’Etat civils, militaires et fonction-
naires territoriaux et hospitaliers. Leur analyse
représente un écueil important pour les compa-
raisons entre régimes.

Une comparaison simple des taux de cotisa-
tion légaux (part salariale + part employeur)
fait apparaitre des écarts trés élevés : en 2015,
le taux est, par rapport a un salarié du privé
non-cadre, de 14 points plus élevé pour un
fonctionnaire territorial ou hospitalier, et de
57 points plus élevé pour un fonctionnaire
d’Etat civil (figure I).

Figure |

Taux de cotisation pour la retraite (part salarié + part employeur) depuis 1985
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(CNRACL)
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CAS « pensions » = compte d’affection spéciale « pensions ».

Note : les cotisations pour la retraite sont assises sur le traitement indiciaire pour les fonctionnaires, et sur les rémunérations en dessous
du plafond de sécurité sociale (pour un non-cadre) pour les salariés du privé. Voir Complément en ligne C1.
Lecture : en 2015, les cotisations salariales et employeurs prélevées pour la retraite d’un fonctionnaire territorial ou hospitalier représen-

taient 40 % de son traitement indiciaire brut.
Source : législation.
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Une telle comparaison n’est toutefois gucre
pertinente, puisque les assiettes de cotisation
différent et ne représentent qu’une partie de la
rémunération globale. Si on rapporte les coti-
sations a une assiette plus comparable, a savoir
la rémunération globale y compris charges
patronales, les écarts de taux de cotisation appa-
raissent nettement atténués (en 2013, 15.5%
pour les salariés du privé, contre 23.5 % pour
les fonctionnaires hospitaliers et territoriaux,
35.9 % pour les fonctionnaires d’Etat civils et
42.2 % pour les militaires). Cependant, méme
rapportés a une assiette harmonisée, la compa-
raison des taux de cotisation est a interpréter
avec précaution, du fait des différences de struc-
ture de financement des régimes — les régimes
du public étant financés quasi-exclusivement
par des cotisations sociales, alors que le régime
général recoit d’autres sources de financement
(Secrétariat général du COR, 2014b; COR,
2015b et 2016a, pp. 102-104).

Plus fondamentalement, les cotisations ne
donnent qu’une vision partielle des efforts
contributifs des salariés (voir complément
en ligne C2). En effet, certains pourraient
accepter un niveau de salaire plus bas dans un
secteur en contrepartie de régles de retraites
qu’ils percevraient comme plus généreuses ;
la réduction de salaire consentie peut alors
étre vue comme une forme de contribution au
financement de la retraite, dont il faut tenir
compte. Les comparaisons de retraite, si 1’on
souhaite raisonner en termes de contributivité
des systémes, doivent ainsi prendre en compte
les différentiels de salaire « toutes choses
égales par ailleurs » entre secteurs, ce qui rend
I’analyse trés complexe, car certaines compo-
santes ne sont pas observables, notamment la
productivité effective des salariés. L’analyse
se révele alors trés théorique, reposant néces-
sairement et fortement sur des hypothéses
conventionnelles. Elle ne s’avére jamais véri-
tablement concluante.

Pour cette raison, la deuxiéme partie de cet
article se centrera uniquement sur les mon-
tants de pension, et plus précisément les mon-
tants rapportés au dernier salaire — c’est-a-dire
les taux de remplacement. Faute de pouvoir
déterminer, pour chaque fonctionnaire dont on
observe la carriere salariale au sein de la fonc-
tion publique, ce qu’aurait été sa carriére et
ses rémunérations dans le secteur privé, 1’effet
des régles de retraite est illustré en raisonnant
a carriere salariale donnée, c’est-a-dire en
supposant identiques dans les deux secteurs les
salaires percus a chaque age.

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

Les disparités de montant
de retraite pour quelques carriéres

types

9 analyse va consister ici a simuler alterna-

tivement les régles du public et du privé

sur quelques carriéres salariales types, en se

basant sur celles que le Conseil d’orientation

des retraites (COR) a développées et utilise fré-
quemment dans ses analyses.

Le COR a élaboré huit carriéres types, dont
quatre de monoaffiliés du régime général et
quatre de monoaffiliés fonctionnaires d’Etat.
C’est sur trois de ces derniéres que seront
menées les simulations. L’application des
régles des régimes de la fonction publique
aux carrieres des salariés du privé présente-
rait en effet la difficulté de devoir imputer au
préalable, de fagon purement conventionnelle,
une décomposition de leurs salaires en trai-
tement de base et primes. Il est en revanche
aisé de simuler I’application des régles des
régimes des salariés du privé sur les carriéres
salariales des cas types de fonctionnaires
— puisqu’il suffit pour cela de connaitre leurs
rémunérations totales. Ces simulations sont,
en pratique, réalisées au moyen de 1’outil de
calcul des montants des pensions de retraite
CALIPER développé par la Drees (voir com-
plément en ligne C3). Il est possible, en outre,
de ne simuler ’application de ces régles que
pour une partie, plus ou moins longue, de la
carriére et, ainsi, d’illustrer I’impact propre
de la polyaffiliation en cours de carriére aux
différents régimes des salariés du public et
du privé.

L’approche par cas type ne suffit pas ni ne
vise & donner une vision globale, sur I’en-
semble des fonctionnaires, des effets de 1’ap-
plication mécanique des regles de la Cnav,
de I’Arrco et de I’Agirc. Son ambition est
de bien détailler les mécanismes en jeu, sur
I’exemple de quelques carriéres mono- ou
polyaffiliées, et d’illustrer la sensibilité des
résultats a certaines hypothéses de modéli-
sation. Une vision plus globale nécessiterait,
en revanche, de mener les simulations sur un
échantillon représentatif de cette population,
afin de tenir compte du poids de chaque type
de carriére. En conséquence, cet article est
complémentaire et doit étre lu en regard des
autres analyses existantes sur données repré-
sentatives — que nous évoquerons en conclu-
sion de I’article.
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Les profils des carriéres types considérées

Les cas types correspondent, en pratique, a des
assurés a carriére compléte et sans interruption,
appartenant a diverses catégories de fonction-
naires d’Etat : un agent sédentaire de catégorie
B, avec une part des primes’ dans la rémunéra-
tion totale de I’ordre de 20 % en fin de carricre
(cas type 5); un enseignant, a faible part de
prime — de I’ordre de 10 % en fin de carriére —
(cas type 6) ; enfin, un cadre de catégorie dite
A+ a part de prime élevée, de I’ordre de 33 %
en fin de carriére (cas type 7). Les résultats
présentés ici portent donc uniquement sur des
fonctionnaires de catégorie sédentaire, pour les-
quels les régles en maticre d’age d’ouverture
des droits et de durée d’assurance requise sont
identiques a celles des salariés du privé a partir
de la génération née en 1948.

L’approche retenue pour construire les cas types
est intermédiaire entre une approche purement
théorique, consistant a choisir des situations
types individuelles de maniére conventionnelle,
et une approche purement statistique, consistant
a extraire d’un échantillon de données obser-
vées un certain nombre de carrieres réelles qui
seraient « représentatives » de toutes les autres
(Secrétariat général du COR, 2013 ; COR,
2015a, pp. 142-148). 11 s’agit plus précisément
de s’appuyer sur des analyses statistiques des
situations individuelles réelles, pour en déduire
un certain nombre de caractéristiques réalistes
des carriéres, et dégager ainsi quelques cas
types stylisés qui soient plus simples que les
situations réelles sans étre définis de fagon com-
plétement ad-hoc.

En pratique, 1’élaboration des carriéres types
s’appuie sur une analyse statistique menée par
la DGAFP en exploitant le panel des agents
de I’Etat de I'Insee (Flachére & Schreiber,
2013). Cette analyse a consisté a définir, pour
chaque cas type, des catégories d’individus
correspondantes (« contrepartie empirique »),
puis, sur ces catégories, a estimer un profil de
salaire et de part de prime a chaque age a partir
des moyennes observées pour une génération
ayant achevé ou quasiment achevé sa carricre
(en P'occurrence la génération 1950, observée
jusqu’en 2006). La contrepartie empirique pour
le cas type d’agent sédentaire de catégorie B
regroupe pour 1’essentiel des secrétaires admi-
nistratifs, controleurs, greffiers et techniciens
supérieurs (les instituteurs et policiers de caté-
gorie B sont en revanche exclus), celle pour
I’enseignant regroupe les professeurs agrégés
ou certifiés, et celle pour 1’agent de catégorie

A+ des magistrats, des commissaires de police,
des cadres dirigeants d’administration centrale
et des services déconcentrés, des ingénieurs, des
administrateurs civils, etc.

Pour les autres générations que celle née
en 1950, les traitements indiciaires relatifs
(c’est-a-dire exprimés en proportion du salaire
moyen par téte de I’année) et les parts de prime
a chaque age sont supposés constants et égaux
a la valeur observée pour la génération 1950
(figures II et III). Cette hypothése est de nature
conventionnelle ; elle ne tient pas compte, sur le
passé, de I’évolution effective de la politique de
rémunération dans la fonction publique d’Etat,
et notamment de 1’évolution effective de la
valeur du point d’indice. Elle ne permet pas non
plus de relater les hausses des taux de primes
observées au cours des 10 a 15 derniéres années
(DGAFP, 2014b).

L’effet des régles des différents régimes

Le tableau 1 présente les taux de remplace-
ment a la liquidation, c’est-a-dire le rapport
entre la premiére pension et le dernier salaire
total (y compris primes etc.) percus par I’as-
suré — pension et salaire étant tous deux calcu-
Iés nets de cotisations sociales — pour les cas
types de fonctionnaires d’Etat de la génération
1955, sur le point de prendre leur retraite a taux
plein en 2017. Pour fixer les idées, les derniers
salaires nets s’élévent a environ 2 600, 3 600 et
6 800 euros par mois respectivement pour les
cas types d’agent de catégorie B, d’enseignant
et de cadre A+. Les taux de remplacement sont
calculés a la fois selon que 1’on applique les
régles des régimes de fonctionnaires (régime de
base de la fonction publique d’Etat et RAFP)
ou bien celles des régimes de salariés du privé
(Cnav et Arrco pour les trois cas types considé-
rés et, en outre, pour les cas types d’enseignant
et de cadre A+, Agirc).

Pour I’application des régles du privé, plusieurs
hypothéses de modélisation sont retenues, selon
le taux de cotisation appliqué dans les régimes
complémentaires Agirc et Arrco et selon que
I’on considére que I’application des régles du
privé aux fonctionnaires s’effectue a salaires
bruts ou bien a salaires nets identiques a chaque
age (complément en ligne C1).

9. Le terme de « prime » est utilisé ici par abus de langage pour
désigner 'ensemble des rémunérations hors traitement indiciaire
(y compris indemnités, heures supplémentaires, etc.).
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Comme on 1’a déja signalé, les régles de calcul
des retraites dans les régimes de fonctionnaires
sont souvent percues comme plus généreuses
du fait du taux de liquidation de 75 % pour une
carriere compléte, contre 50 % au régime géné-
ral, et du calcul du salaire de référence sur les
6 derniers mois plutdt que sur les 25 meilleures

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

années de carriére. Mais cet avantage apparent
est en réalité nuancé par le fait que le salaire de
référence n’est calculé que sur la base du salaire
hors primes (la prise en compte des primes
par le régime additionnel de retraite — RAFP —
jouant trés peu sur le taux de remplacement,
car elle n’est que partielle et ne s’applique que

Figure I
Rémunération totale, relative au salaire moyen par téte de 'année, des cas types
de fonctionnaires d’Etat

En % du SMPT de I'année
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Lecture : le salaire a 60 ans du cas type d’enseignant (n°6) est égal a 152 % du salaire moyen par téte (SMPT).
Source : COR (2015a, pp. 146-148).

Figure Ill
Part de primes dans la rémunération totale des cas types de fonctionnaires d’Etat

En % de la rémunération totale
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Lecture : a 60 ans, les primes (y compris indemnités et rémunérations annexes, etc.) représentent 9 % de la rémunération globale du
cas type d’enseignant.
Source : COR (2015a, pp. 146-148).
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depuis 2005 seulement). A rémunération totale
donnée, le montant de pension est donc méca-
niquement d’autant plus faible que la part des
primes dans la rémunération est élevée. Le taux
de remplacement est ainsi, pour la génération
qui s’appréte a sortir d’activité (née en 1955),
plus bas pour le cadre A+ (taux de remplace-
ment de 54 % pour une part de primes de 33 %
en fin de carriére) que pour 1’agent de catégorie
B (taux de remplacement de 69 % pour une part
de primes de 20 %), et plus bas pour ce dernier
que pour I’enseignant (taux de remplacement de
77 %, pour 10 % de primes dans les rémunéra-
tions globales en fin de carriére)!°.

L’exclusion partielle des primes dans le calcul
des pensions de la fonction publique peut impli-
quer que les régles du privé soient moins favo-
rables que celles du public si la part de primes
est faible, et réciproquement. Ainsi, le taux de
remplacement du cas type d’enseignant (cas n°6)
est plus élevé que ce qu’il serait si les régles de
la Cnav, de I’ Arrco et de 1’ Agirc lui étaient appli-
quées (entre 65 et 76 % selon les conventions
retenues), alors que le cas type d’agent sédentaire
de catégorie B (cas n°5), dont la part de primes
est double de celle de I’enseignant, a un taux de
remplacement inférieur & ce qu’il aurait si les
regles des régimes de salariés du privé lui étaient
appliquées (69 % vs. entre 72 et 84 %).

Toutefois, la relation n’est pas systématique.
Malgré son taux de prime encore plus élevé que
celui de I’agent de catégorie B, et le faible taux
de remplacement qui en découle dans la fonc-
tion publique, le cadre de catégorie A+ (cas n°7)
né en 1955 resterait trés 1égérement avantagé
par les régles des régimes de fonctionnaires

comparativement a celles du privé — sauf si ces
derniéres lui étaient appliquées sous I’hypo-
thése d’une cotisation a I’ Agirc et a I’Arrco au
taux maximal (auquel cas son taux de rempla-
cement serait de 55 % du dernier salaire net, y
compris primes, soit un point de plus qu’avec
les régles de retraite de la fonction publique).
Ce résultat n’est surprenant qu’en apparence
car, si ce cas type posséde les caractéristiques
de carriére associées a un faible taux de rem-
placement dans la fonction publique, il posséde
également celles qui conduisent a un plus faible
taux de remplacement avec les régles du secteur
privé, a savoir un profil de carriére salarial trés
ascendant et une partie importante de ses rému-
nérations situées au-dessus du plafond de sécu-
rité sociale. Le calcul du salaire de référence
a la Cnav comme une moyenne sur une partie
de la carriére désavantage en effet, en termes de
taux de remplacement, les assurés pour lesquels
I’écart est le plus fort entre le dernier salaire et
le salaire moyen de référence, donc notamment
les assurés qui ont une pente de carriére salariale
fortement ascendante. Par ailleurs, le fait que le
montant de pension prenne en compte toutes les
années de carriére dans les régimes complémen-
taires Arrco et Agirc, alors qu’il ne retient que
les 25 meilleures années au régime général, a
pour conséquence que le taux de remplacement

10. Dans la fonction publique d’Etat, le taux de prime tend géné-
ralement & augmenter avec le niveau de traitement, et est donc
d’autant plus élevé que les fonctionnaires sont qualifiés. Ce dia-
gnostic ne vaut néanmoins que sur le champ hors enseignants,
ces derniers — qui sont trés qualifiés tout en ayant une part de
primes faible — représentant une partie importante des effectifs
de fonctionnaires d’Etat. Par ailleurs, la corrélation entre niveau
de traitement et part de primes ne semble pas se vérifier au sein
des enseignants, ni parmi les fonctionnaires non enseignants en
catégorie active (Flachére & Pouliquen, 2012).

Tableau 1

Taux de remplacement net a la liquidation en % pour les cas types de fonctionnaires d’Etat
selon diverses régles de calcul des retraites du public et du privé (génération née en 1955)

Régles Cnav-Agirc-Arrco
si équivalence salaire brut : si équivalence salaire net :
Régles
Cas type Fonction Taux de Taux de cliil::;t(:zn Taux de Taux de cliii);t(?:n
publique cotisation cotisation cotisation cotisation
Arrco et Arrco et Arrco Arrco et Arrco et Arrco

. . . et Agirc . . R et Agirc

Agirc max Agirc min moyen Agirc max Agirc min moyen
Catégorie B (cas n°5) 69 84 73 76 83 72 75
Enseignant (cas n°6) 77 76 65 69 75 65 69
Cadre A+ (cas n°7) 54 56 49 52 55 49 51

Note : hypothése de départ au taux plein (a 62 ans pour les trois cas types). Réglementation en vigueur en juin 2016.

Lecture : le taux de remplacement net & la liquidation pour un fonctionnaire d’Etat de catégorie B (cas n°5) né en 1955 est de 69 %. Si
I’on appliquait les régles de retraite du secteur privé a ce cas type, en supposant qu’il aurait percu a tout 4ge un salaire net dans le privé
équivalent a sa rémunération nette totale (y compris primes), son taux de remplacement net a la liquidation serait de 75 % sous I’hypo-
thése qu’il ait cotisé au taux moyen dans les régimes de retraites complémentaires (uniquement I’Arrco pour ce cas n°5).

Source : outil CALIPER (Drees) et calculs auteurs.
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est généralement d’autant plus bas que la part
des rémunérations situées au-dessus du plafond
de la Sécurité sociale est importante, et donc que
le poids de ces régimes complémentaires dans
la pension totale est élevé (Duc & Lermechin,
2011, pp. 25-27).

Les taux de remplacement calculés selon les
régles des régimes du secteur privé varient par
ailleurs sensiblement en fonction des hypothéses
de taux de cotisation a 1I’Arrco et a I’Agirc (au
taux minimal, moyen'' ou bien maximal). Les
variations sont de I’ordre de 4 a 8 points de taux
de remplacement selon le cas type considéré.
Jusqu’au milieu des années 1990, les écarts
entre le taux minimal et le taux maximal de coti-
sation étaient en effet importants : de 4 points
pour la tranche 1 de I’Arrco (c’est-a-dire pour
la partie des rémunérations en-de¢a du plafond
de sécurité sociale), de 8 points pour la tranche
B de I’ Agirc et de 12 points pour la tranche 2 de
I’ Arrco (figure IV). Ces écarts ont été fortement
réduits entre 1995 et 1999, avec les mesures
de relévement des taux minimum obligatoires
de cotisation, mais ils ne disparaissent toutefois
pas totalement aprés 1999, car certains sec-
teurs visés par un accord collectif continuent
de prévoir un taux de cotisation supérieur au
taux légal minimal. Les hypothéses de taux de

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

cotisation a I’Arrco et a I’Agirc jouent méca-
niquement sur les taux de remplacement simu-
1és des cas types d’autant plus fortement que la
partie de leur carriére ayant eu lieu avant 1999
est importante. Pour des cas types nés en 1955,
cette partie représente un peu plus de la moitié
de la carriére.

Au vu des résultats précédents, il est possible
d’affirmer que les régles des régimes de la fonc-
tion publique ne sont pas nécessairement plus
généreuses que celles des régimes du privé (y
compris lorsqu’on tient compte des modifica-
tions des régles Agirc-Arrco qui ne prendront
effet qu’a partir de 2019'2 — voir complément en
ligne C4). C’est le cas en particulier lorsque les
rémunérations des fonctionnaires comportent

11. Le taux moyen est calculé par les services techniques de
I’Agirc-Arrco sur le champ de I'ensemble des assurés a ces
régimes. Le taux moyen a I’Arrco n’est malheureusement pas
calculé séparément pour les cadres et les non-cadres, si bien
que la méme valeur a été retenue pour les deux dans les simu-
lations.

12. Basés sur la génération 1955, les simulations ne rendent
pas compte des évolutions prévues par I'accord Agirc-Arrco
d’octobre 2015 qui ne s’appliqueront qu’a partir de la génération
1957, notamment la mise en place de coefficients d’abattement
temporaire (pendant 3 ans) en cas de départ au taux plein dans
les régimes de base. Pour cette raison, les résultats ont été répli-
qués sur la génération 1960 en complément en ligne C4. Les
conclusions restent inchangées.

Figure IV

Taux de cotisation minimal, moyen et maximal a I’Arrco et a I’Agirc

En % de I'assiette de cotisation
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Note : réglementation en vigueur en juin 2016.
Source : Agirc-Arrco.
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une part élevée de primes —méme si cela ne
constitue pas une condition suffisante non plus
(comme dans le cas du fonctionnaire de caté-
gorie A+). En tout état de cause, les analyses
précédentes sur cas types visent davantage a
mettre en lumiére les mécanismes a I’ceuvre
qu’a conclure globalement sur la plus grande
générosité des régimes de la fonction publique
par rapport a ceux des salariés du privé, ce
qui s’avérerait tres difficile compte tenu de la
diversité des profils de carriére dans la fonc-
tion publique et de 1’évolution de ceux-ci et des
régles qui leur sont applicables au fil des géné-
rations (voir complément en ligne C5).

Une augmentation de la pension avec I’age
plus forte dans la fonction publique

Dans le tableau 1, les taux de remplacement
sont calculés sous une hypothése de départ a la
retraite au taux plein. Le montant de pension et
le taux de remplacement varient toutefois selon
I’age de départ a la retraite, d’une maniere dif-
férente selon les régimes.

A la Cnav et dans le régime de la fonction
publique d’Etat, une prolongation d’activité
au-dela de 1’adge d’ouverture des droits et de
la durée requise pour le taux plein joue sur le
montant de pension grace a ’application d’une
surcote, proportionnelle a la durée de la prolon-
gation d’activité, et dans une moindre mesure
par ’amélioration du salaire de référence (si
les rémunérations de fin de carriére sont plus
élevées). Dans les régimes complémentaires
Agirc et Arrco, il n’y a pas de surcote via-
gere — c’est-a-dire versée jusqu’au déces du
retraité — mais les assurés continuent a acqué-
rir des points de retraite, qui se traduiront par
un supplément de pension. Enfin, au RAFP, un
coefficient de majoration est appliqué en cas de
départ aprés 1’age d’ouverture des droits : une
prolongation d’activité se traduira donc par un
gain de montant de pension, a la fois par le biais
d’un coefficient plus élevé et par le biais d’un
nombre de points plus grand.

Le gain de retraite li¢ a une prolongation d’acti-
vité peut donc varier selon le profil de la car-
rire salariale (Aubert, 2017). Les barémes
peuvent donner une premicre idée des ordres
de grandeur en jeu. Ainsi, dans les régimes de
base et intégrés, le gain de montant de retraite
correspond & + 5 % pour une année de prolon-
gation (d’aprées le baréme de la surcote), auquel
s’ajoute 1I’éventuelle amélioration du salaire de
référence (de 1’ordre de + 1 point en moyenne

pour les salariés du privé). Dans les régimes
complémentaires, la méme prolongation d’un an
se traduit par un supplément de points d’environ
+ 2,5 % (par exemple =~ 1/41 pour une carriére
de 41 ans), auquel s’ajoute ou se retranche un
terme dépendant de 1’écart entre le salaire de fin
de carriére et le salaire moyen de carriére.

En pratique, sur les trois cas types, le gain de
retraite 1ié a une prolongation d’activité appa-
rait, pour un assuré né en 1955, plus élevé avec
les regles de la fonction publique qu’avec celles
du privé. Par exemple, pour un départ a 67 ans
plutdt que 62 ans, le gain est, selon le cas type
considéré, de + 26 a + 28 % dans le premier cas,
contre + 17 a + 21 % dans le second (figure V).

L’impact de la polyaffiliation public—privé
en cours de carriére

De méme qu’on a appliqué les régles de retraite
des régimes de salariés du public ou du privé
sur la totalité des carriéres salariales des trois
cas types du COR de fonctionnaires d’Etat, il
est également possible de les appliquer sur
des parties seulement de ces carricres, afin
de modéliser de maniére conventionnelle des
situations de polyaffiliation, ¢’est-a-dire d’affi-
liation successive au cours de la carriére a 1'un
puis a ’autre des types de régime. Ces simula-
tions sont réalisées ci-aprés en retenant unique-
ment I’hypothése de cotisation au taux moyen
a ’Arrco et a ’Agirc et ’hypothese d’équiva-
lence des salaires nets entre secteurs public et
privé. Cette derniére hypothése consiste donc
a supposer que ’assuré qui passerait d’un sec-
teur a autre le ferait a salaire net identique.
Cette hypothése — qui n’est justifiée ici que par
I’objectif de mettre en lumicre ’effet « pur »
des régles de retraite — n’est en fait pas toujours
vérifiée dans la réalité ; en pratique, un change-
ment de secteur d’emploi n’apporte pas forcé-
ment un bénéfice salarial immédiat (a un an),
voire conduit a une légére baisse de salaire a
cette bréve échéance, mais un bénéfice salarial
se manifeste souvent & moyen terme (a 5 ans)
(Daussin-Benichou et al., 2014).

Plusieurs profils de polyaffiliation sont simulés,
selon la durée d’emploi dans le secteur privé (5,
10, 15... jusqu’a 35 ans) et selon la séquence
chronologique des affiliations (secteur public
puis secteur privé, ou bien secteur privé puis
secteur public).

Dans la plupart des cas de polyaffiliation, les
taux de remplacement apparaissent plus élevés
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lorsque, a durée passée dans chaque secteur
et niveaux de rémunérations identiques, les
assurés finissent leur carricre dans le secteur
privé plutot que dans le public (figure VI). Les
modes de calcul du salaire de référence propres
a chaque secteur concourent fortement a ce
résultat. En effet, comme seul le dernier salaire
(hors primes) est pris en compte dans le régime
de la fonction publique d’Etat, alors que les
25 meilleures années sont prises en compte au
régime général (et la totalité¢ dans les régimes
complémentaires), le fait de commencer sa car-
riére dans la fonction publique permet d’écarter
les salaires du tout début de carriére — les plus
bas — dans le calcul du montant de retraite, alors
qu’un début de carriére dans le secteur privé
conduit a ce que ces faibles salaires d’entrée
dans la carriere soient pris en compte dans le
calcul du salaire de référence'?, et donc du mon-
tant de retraite'*.

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

Ce résultat n’est cependant pas toujours vérifié.
Dans I’exemple du cas type d’enseignant né en
1955, polyaffilié avec une durée passée dans
le secteur privé relativement longue (20 ans ou
plus), le taux de remplacement apparait un peu

13. Si la période d’emploi dans le privé dure moins de 25 ans, la
totalité des salaires annuels sont pris en compte.

14. Outre la sélection des années retenues dans le calcul du
salaire de référence, le taux de remplacement dépend aussi
de la maniére dont les droits acquis dans le régime de début de
carriere sont revalorisés. Si le changement de secteur d’emploi a
lieu a partir de 2004, ces revalorisations sont identiques a la Cnav
et dans les régimes de fonctionnaires. En effet, pour un assuré
fonctionnaire qui quitte la fonction publique avant I'4ge de départ
a la retraite, le dernier traitement est revalorisé selon le méme
indice que les pensions liquidées (en application du dernier ali-
néa de larticle L. 25 du code des pensions civiles et militaires),
c’est-a-dire depuis 2004 selon I'évolution des prix hors tabac, a
'instar des pensions et des salaires portés au compte a la Cnav.
En revanche, en cas de sortie de la fonction publique avant 2004,
les revalorisations appliquées correspondent jusqu’a cette date
a I’évolution de la valeur du point d’indice de la fonction publique,
a laquelle peuvent s’ajouter les effets d’éventuelles revalorisations
catégorielles. Pour les simulations représentées ici, il n’a cepen-
dant pas été tenu compte de telles revalorisations catégorielles.

Figure V

Taux de remplacement net a la liquidation selon I’age de départ a la retraite

(génération née en 1955)

En % du dernier salaire net
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Note : reglementation en vigueur en juin 2016. Hypothése que les salaires nets seraient identiques en cas d’application des régles du
public ou du privé. Hypothése de cotisation au taux moyen sur toute la période et de rendements constants en projection a I’Agirc, a
I’Arrco et au RAFP (revalorisation comme l'inflation des valeurs d’achat et de service du point).

Lecture : s’il part a la retraite a 67 ans, le cas type n°5 a un taux de liquidation de 89 % (87 % pour le seul régime des fonctionnaires
d’Etat). S'il partait au méme age mais qu’on lui appliquait les régles de retraite du secteur privé, son taux de liquidation serait de 92 %

(65 % gréce a la pension Cnav et 26 % de pension Arrco).
Source : outil CALIPER (Drees) et calculs auteurs.
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plus élevé dans le cas d’une carriére s’achevant
dans le secteur public, plutét que dans le cas
inverse. Du fait de son faible taux de prime et
de ses revenus supérieurs au plafond de sécurité
sociale, ce cas type est en effet celui pour lequel
la perte de montant de pension liée a ’appli-
cation des régles de la Cnav, de 1’Arrco et de
I’ Agirc plutot que celles de la fonction publique
est la plus forte ; un passage long dans le secteur
privé s’avere donc pour ce cas type plus péna-
lisant en deuxiéme partie de carriére qu’en pre-
miére partie, car ¢’est 1a ou il pergoit ses salaires
les plus élevés, c’est-a-dire ceux qui contribuent
le plus au montant total de pension.

Enfin, parmi les trois cas types étudiés, les taux
de remplacement les plus élevés et les plus bas
correspondent souvent — compte tenu des hypo-
theses de salaires — a des situations de polyaffi-
liation. Par exemple, pour le cas type de cadre de
catégorie A+ (cas n°7), le taux de remplacement
le plus élevé est percu pour une carriére com-
mengant dans la fonction publique et s’achevant
par 10 années dans le secteur privé, alors que

le taux le plus bas est pergu lorsque la carriére
commence par 25 années dans le secteur prive,
avant d’entrer dans la fonction publique. Ce der-
nier résultat rappelle que I’impact de la polyaf-
filiation sur le montant de pension n’est jamais
univoque ; il peut, selon les caractéristiques de
carriére, s’avérer profitable ou a I’inverse dom-
mageable a 1’assuré.

En résumé, les simulations réalisées sur les
exemples des trois cas types du COR de fonc-
tionnaires d’Etat de catégorie sédentaire font
ressortir les résultats suivants.

Premic¢rement, D’application des regles de
retraite des régimes de salariés du privé, plutot
que de celles des régimes de la fonction publique
n’a pas un impact univoque : pour la génération
qui s’appréte a sortir d’activité (née en 1955),

Figure VI

Taux de remplacement net a la liquidation pour les cas types de fonctionnaires d’Etat,
selon la durée de carriére dans les secteurs privé et public (génération née en 1955)
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Note : réglementation en vigueur en juin 2016. Hypothése que les salaires nets seraient identiques en cas d’application des regles du
public ou du privé. Hypothése de cotisation au taux moyen sur toute la période a I’Agirc et a I’Arrco.

Lecture : si, au lieu de faire toute sa carriére en tant que fonctionnaire d’Etat, le cas type n°5 avait passé ses 20 premiéres années de
carriére dans le secteur privé (a salaires net identiques), son taux de remplacement serait de 64 % au lieu de 69 %.

Source : calculs auteurs.
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I’application des régles du privé s’avérerait
plus favorable pour le cas de 1’agent de catégo-
rie B, mais défavorable pour 1’enseignant ainsi
que, de fagon plus marginale, pour le cadre A+.
Ces résultats varient toutefois selon les « régles
du privé » retenues, notamment selon le taux
de cotisation que 1’on considére a 1’Arrco et a
I’Agirc. Rappelons qu’ils concernent la situa-
tion & I’issue de la convergence d’un certain
nombre de régles de retraite entre les régimes
du public et du privé, amorcée par la réforme
des retraites de 2003. Deuxiémement, le dia-
gnostic est susceptible d’évoluer fortement
a l’avenir, méme sans changement de légis-
lation, selon les évolutions des déterminants
propres a chaque jeu de régles, a savoir: la
part des primes dans la rémunération totale en
fin de carriére dans la fonction publique, et le
rythme moyen de croissance des salaires dans
le secteur privé. Un suivi de ces facteurs est
donc —entre autres — nécessaire pour appré-
cier, en évolution au fil du temps, la thématique
de I’équité entre les régimes. Troisiémement,
le montant de retraite dépend aussi de 1’age de
liquidation : sur les trois cas types étudiés, le
gain de retraite consécutif a une prolongation
d’activité semble plus élevé avec les régles
de la fonction publique, du fait de I’applica-
tion de la surcote dans les régimes de base et
intégrés (qui serait plus favorable a I’assuré
que 1’accumulation de points dans les régimes
complémentaires du privé). Enfin, ’impact sur
le montant de retraite des situations de polyaf-
filiation entre secteur public et privé —a chro-
nique des salaires nets identiques — n’est pas
univoque : il peut s’avérer parfois positif et
parfois négatif, par rapport a une situation de
monoaffiliation (que celle-ci soit avec les régles
des régimes de salariés du public ou du privé).
Sur les trois exemples étudiés, a durée de car-
riere dans chaque secteur donnée, le passage du
public au privé conduit le plus souvent a un taux
de remplacement plus élevé que le passage du
privé au public, méme si ce constat n’est pas
systématiquement vérifié.

Comme on 1’a rappelé a plusieurs reprises, les
cas types du COR ne sont pas représentatifs
de I’ensemble de la fonction publique, ni méme
de I’ensemble des fonctionnaires de leur catégo-
rie. Les résultats les concernant ne peuvent donc
pas étre extrapolés, et doivent étre interprétés
comme trois exemples permettant d’illustrer les
mécanismes en jeu et d’apprécier la sensibilité
des hypothéses et des conventions retenues.
L’analyse présentée ici est a ce titre complé-
mentaire de simulations sur des échantillons
représentatifs d’assurés, telles que celle réalisée

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé

par Beffy et Blanchet (2009) a partir du modéle
de microsimulation DESTINIE de I’Insee ou,
plus récemment, celle de Duc (2014) a partir des
données de 1’échantillon interrégimes de coti-
sants (EIC) de 2009 de la Drees. Ces analyses
sur échantillon représentatif confirment les prin-
cipaux enseignements des cas types, notamment
le fait que I’application des régles de retraite des
régimes de salariés du privé, plutot que de celles
des régimes de la fonction publique, n’a pas un
impact univoque, les effets étant a I’inverse trés
différenciés selon les caractéristiques des fonc-
tionnaires. Par exemple, d’aprés Duc (2014)
un peu plus de la moitié des fonctionnaires
d’Etat nés en 1958 auraient, a salaires nets
inchangés, un montant de retraite plus élevé
si les régles du privé leur étaient appliquées,
tandis que, pour les autres fonctionnaires, le
montant de retraite est a I’inverse le plus élevé
avec les régles des régimes du public (selon la
l1égislation en vigueur lorsque cette étude a été
réalisée, donc avant 1’accord Agirc-Arrco du
30 octobre 2015).

De telles analyses sur échantillon représentatif
permettent aussi de remettre en perspective, au
regard de la diversité des carriéres effectives
des fonctionnaires, les résultats issus des cas
types. En particulier, les résultats de Duc (2014)
suggerent que les conclusions tirées du cas type
de cadre A+, pour lequel les régles de retraite
du public seraient, d’aprés les simulations, trés
légérement plus avantageuses, ne vaudraient
en réalit¢ que pour une minorit¢ de cadres
fonctionnaires : dans 1’ensemble, prés de six
cadres fonctionnaires d’Etat nés en 1958 sur dix
auraient une pension de retraite plus élevée avec
les régles du privé, a salaires nets équivalents
a tous ages. Plus globalement, la proportion de
fonctionnaires dont la pension serait plus haute
avec les régles de la Cnav, de I’Agirc et de
I’ Arrco serait la plus élevée parmi les femmes,
les catégories sédentaires, les cadres et les assu-
rés qui ont commencé leur carricre dans le sec-
teur privé pour la finir dans le public ; elle serait,
al’inverse, inférieure a 50 % parmi les hommes,
les catégories actives, et les assurés polyaffiliés
qui ont commencé leur carriére dans le public
mais la finissent dans le privé (tableau 2). Ces
effets tiennent compte en outre de certaines
différences de régles entre régimes du privé
et régimes du public qui sont sans impact sur
les cas types, du fait du caractere simplifié de
leurs carrieres, notamment le fait qu’ils sont
supposés sans enfant et que leurs périodes
d’emploi (hormis pour I’année de départ a la
retraite) correspondent toujours a des années
civiles pleines. En particulier, pour les femmes,
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les majorations de durée d’assurance au titre
des enfants permettent de valider des durées
plus longues avec les régles de la Cnav (deux
années, au lieu de un an ou six mois — selon que
I’enfant est né avant ou a partir de 2004 — dans
les régimes de fonctionnaires'®); a 1’inverse,
pour les parents de quatre enfants ou plus, les
régimes de la fonction publique appliquent
des majorations de pension plus élevées que les
régimes du privé. Par ailleurs, lors des années
qui n’ont été que partiellement travaillées, les
régimes du secteur privé permettent parfois de
valider quand méme quatre trimestres (puisque
le nombre de trimestres retenu est défini a partir
du salaire total pergu sur I’année), tandis que les
régimes de fonctionnaires ne le permettent pas
(validation de trimestres selon la durée calen-
daire travaillée).

Qu’elles soient menées sur carriéres types ou
sur un échantillon représentatif, les simulations
d’application des régles des régimes de 1’'un ou
I’autre secteur, ne permettent pas d’aller jusqu’a
tirer des conclusions sur la « générosité » relative

15. En outre, la majoration de durée d’assurance pour enfants
compte a la fois pour le calcul de la décote/surcote et pour le
coefficient de proratisation a la Cnav, alors qu’elle ne compte que
pour la décote/surcote pour les enfants nés a partir de 2004 dans
les régimes de la fonction publique.

de ces secteurs. En effet, ’exercice consistant
a analyser les régles de calcul des montants de
retraite a salaires inchangés et a dge de liqui-
dation identique laisse ouverte la question des
rémunérations qui auraient été versées dans la
fonction publique si d’autres régles de retraite
étaient en vigueur — des pensions plus élevées
pouvant, dans certains cas, étre la contrepartie
de trajectoires salariales moins favorables —
ainsi que celles des comportements de départ a
la retraite des assurés. L’analyse ne renseigne
pas non plus sur les écarts de taux de retour sur
cotisations : elle compare des droits a retraite
sans les mettre en regard des taux d’efforts pas-
sés des deux groupes de salariés.

Quoi qu’il en soit, les réflexions sur les conver-
gences, voire 'uniformisation, a apporter entre
les regles des différents régimes de retraite
francais ne doivent pas s’arréter & une com-
paraison simple des régles ou de leur impact
toutes choses égales par ailleurs — pas plus que
les sentiments d’équité ou d’inéquité parmi
certains assurés ne coincident avec les résul-
tats de telles comparaisons. Ces réflexions ren-
voient également aux objectifs de lisibilité et de
transparence que le 1égislateur veut donner au
systéme de retraite, ainsi qu’aux réflexions plus
générales sur son architecture globale (COR,
2015b, pp. 11-12). O

Tableau 2

Résultats d’une simulation d’application des régles de retraite du privé sur un échantillon
représentatif de fonctionnaires d’Etat nés en 1958 (d’aprés Duc, 2014)

Variation moyenne en % Proportion d’assurés (%) pour qui les régles
du montant de pension de retraite les plus favorables sont ...
en cas d’application des
régles Cnav-Agirc-Arrco (au .. celles de la Cnav,
taux moyen de cotisation) ... celles des régimes | de I'Agirc et de I’Arrco (au
plutét que celles de la fonction de fonctionnaires taux moyen
publique de cotisation)
Ensemble +2,4 47 53
Hommes +0,9 53 47
Femmes +3,9 43 56
Sédentaires +3,8 44 56
Actifs -1,7 56 44
Non-cadres +1,0 50 50
Cadres +4,9 41 59
Polyaffiliés, principalement secteur privé +0,7 54 44
Polyaffiliés, principalement secteur public +2,9 45 55
Monoaffiliés du secteur public +3,0 48 52

Note : reglementation en vigueur en avril 2014. Hypothése de salaires nets identiques a tous &ges et de départ sans décote dans les
régimes de la fonction publique. Dans les données utilisées, les carrieres sont observées jusqu’a I’dge de 51 ans (jusqu’en 2009 pour
des fonctionnaires nés en 1958) ; les évolutions aprés cet 4ge ont été simulées au moyen du modele TRAJECTOIRE de la Drees. Les
pourcentages ne somment pas & 100 % : le complément correspond aux cas ou les deux types de régles conduisent au méme montant

de pension.

Champ : fonctionnaires d’Etat civils titulaires nés en 1958, hors militaires et hors retraités avant 54 ans.

Source : Duc (2014).
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COMMENTAIRE

Comparer les efforts contributifs pour comparer les retraites
entre secteur public et secteur privé ?

Antoine Bozio *
Commentaire sur « Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé :

une analyse par simulations sur carriéres types »
de P. Aubert et C. Plouhinec

Les comparaisons entre régimes de retraite sont souvent faussées par 1’usage d’indica-
teurs simples et trompeurs, comme la comparaison des pensions moyennes ou des taux
de remplacement moyens. Aubert et Plouhinec examinent dans ce numéro les regles de
calcul dans le public et le privé a carriéres données et mettent en évidence des compa-
raisons non univoques des taux de remplacement. Un tel travail permet de mieux com-
prendre les mécanismes a I’ceuvre, plus complexes qu’il n’y parait au premier abord, et
de souligner I’hétérogénéité des situations au sein de la fonction publique. Pour autant,
de telles comparaisons ne permettent pas de juger de la générosité relative des régimes
de retraite en raison de leur nature en grande partie contributive. Ce commentaire sug-
gere que la comparaison des efforts contributifs, certes complexe, n’est pas hors de
portée. Elle aurait I’avantage de pouvoir étre distinguée de la question connexe, mais
séparée, de la comparaison des rémunérations totales (immédiates et différées) entre
les secteurs public et privé. Enfin, a la lumicre de ces travaux, des recommandations de
réformes sont formulées visant a transformer le Compte d’affectation spéciale « pen-
sions » en caisse de retraite des fonctionnaires d’Etat, et & progressivement intégrer les
primes dans ’assiette des cotisations des fonctionnaires.

Codes JEL : H55, J26.

Mots clés : retraite, taux de remplacement, comparaison public-privé.

Les jugements et
opinions exprimés
par les auteurs
n’engagent qu’eux
mémes, et non les
institutions auxquelles
ils appartiennent, ni

a fortiori I'lnsee.
* EHESS et Ecole d’économie de Paris (antoine.bozio@ipp.eu).
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L’article de Patrick Aubert et Corentin
Plouhinec, « Les différences de retraite entre
secteur public et secteur privé: une analyse
par simulations sur carriéres types », est un tra-
vail bienvenu sur la question des différences
de droits a la retraite entre secteurs public et
privé. La question est importante a la fois pour
la bonne conduite des politiques publiques de
retraite, mais aussi pour les politiques de rému-
nération dans la fonction publique. Il s’agit,
en outre, d’une question hautement sensible
dans le débat public, qui rend des études rigou-
reuses, permettant d’y voir plus clair, plus
que nécessaires.

En effet, dans I’esprit du grand public, et dans
celui de nombreux experts, il parait chose
entendu que les retraites du secteur public sont
plus généreuses en France que celles du secteur
privé. Cette conviction se traduit par des oppo-
sitions fortes entre catégories professionnelles
qui s’accusent mutuellement d’étre des « pri-
vilégiés ». Les lignes de fracture ne se limitent
d’ailleurs pas a I’opposition entre privé et public,
mais aussi entre salariés et non-salariés, entre
fonctionnaires civils et militaires, entre fonc-
tionnaires avec forts taux primes et enseignants
avec peu de primes, entre régimes spéciaux et les
autres, etc. Ces sentiments d’inéquité du systéme
de retraite réduisent la confiance dans celui-ci, et
suscitent de nombreux appels a la convergence
des régimes de retraite du public et du privé'.

Ce commentaire retrace d’abord pourquoi les
indicateurs couramment cités sont trompeurs,
puis analyse les résultats proposés par les auteurs
de I’article. Ces résultats sont jugés robustes et
ne souffrent pas vraiment de critiques, les auteurs
étant bien conscients des limites de I’exercice. La
ou ce commentaire s’écarte des conclusions de
I’article, c’est sur le caractére pertinent ou non
d’une comparaison plus appropriée des régimes
de retraite au travers des efforts contributifs.
Enfin, en guise de conclusion, nous discutons
les possibles réformes qui permettraient une
plus grande équité et transparence des droits a la
retraite dans les différents régimes obligatoires.

Des indicateurs simples trompeurs

L’idée que les retraites du public sont plus géné-
reuses que celles du secteur privé repose géné-
ralement sur des indicateurs simples, mais trés
souvent trompeurs.

L’écart de pension moyenne

Le premier, souvent cité dans la presse, est
I’écart de la pension moyenne. Comme le rap-
pellent Aubert et Plouhinec, les anciens fonc-
tionnaires civils d’Etat touchent en 2013 prés
de 2520 euros par mois de pension quand les
anciens salariés du privé touchent en moyenne
une retraite mensuelle de 1770 euros (Drees,
2016). Cette mesure ne refléte évidemment
pas la différence de générosité du systéme de
retraite, mais simplement le fait que les retraites
— dans un systéme contributif — sont propor-
tionnelles aux salaires soumis a cotisations. La
comparaison pourrait, a la rigueur avoir un sens
dans un monde ou le secteur public et le secteur
privé seraient entiérement comparables. En réa-
lité, la production de service public (santé, édu-
cation, etc.) requiert du personnel en moyenne
plus qualifié que dans le secteur privé, et les
fonctionnaires ont par conséquence en moyenne
des rémunérations plus élevées que les salariés
du privé. Un tel fait n’implique pas qu’a qua-
lification et responsabilité égales les fonction-
naires soient mieux ou moins bien payés que
les salariés du privé, et encore moins que leurs
retraites soient plus ou moins généreuses.

Les regles de calcul

Un second élément, difficilement contestable,
est le fait que les régles de calcul de la pension
sont différentes. Sans rappeler I’ensemble des
différences, les deux principales sont le salaire
de référence et la prise en compte des primes.
Dans la fonction publique le salaire de référence
est le traitement des derniers six mois, quand le
régime général utilise les 25 meilleurs salaires,
et les régimes complémentaires 1’ensemble des
contributions de la carriére. Pour une carriére
compléte et ascendante, il est intuitif qu’un
calcul sur le dernier salaire sera plus avanta-
geux qu’un calcul sur ’ensemble de la carriére.
Mais la encore ce raisonnement méconnait
le bouclage du systéme : a taux de cotisation
donné, un calcul sur le dernier salaire ou sur
I’ensemble des salaires n’est pas forcément plus
ou moins avantageux ; il va avantager certaines
carriéres (plutét ascendantes) et désavantager
d’autres carriéres moins dynamiques (avec un
jeu complexe des plafonds appliqués). La prise
en compte trés partielle des primes dans le

1. On peut citer ainsi ’'OCDE (2016, chap. 6).
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calcul des pensions de la fonction publique est
un autre argument, avancé cette fois en défense
des fonctionnaires : les primes représentant en
moyenne 23 % de la rémunération des fonc-
tionnaires, les pensions civiles représentent
mécaniquement une proportion plus faible de
la rémunération totale, que pour les salariés du
privé (les primes sont incluses totalement dans
’assiette des cotisations et dans le salaire de
référence). Néanmoins, I’argument reste limité
en termes d’inéquité : si des efforts contributifs
sont différents (plus élevé sur le traitement, plus
faible sur les primes, plus faible sur les revenus
des indépendants, etc.), est-ce pour autant syno-
nyme d’inégalité ? Pas vraiment.

Les taux de remplacement moyens

L’écart de taux de remplacement — le ratio entre
la pension et la derniére rémunération — a été
souvent utilisé comme mesure de la générosité
relative des régimes?. Les travaux de la Drees a
partir de I’échantillon interrégime des retraités,
repris par le Conseil d’orientation des retraites,
mettent ainsi en évidence que les taux de rem-
placement dans le secteur public sont similaires
(voire 1égérement inférieurs) a ceux du privé :
Senghor (2015, tableau 2, p. 5) trouve ainsi un
taux de remplacement médian de 72.1 % pour
les anciens salariés du public contre 73.8 %
pour les anciens salariés du privé. Cet indicateur
est en effet plus pertinent que la comparaison
des pensions moyennes mais il n’est pas pour
autant un indicateur de générosité des retraites :
premi¢rement, a taux de remplacement égal,
on comprend bien qu’un assuré qui peut partir
plus t6t bénéficie d’une retraite plus généreuse.
Deuxiémement, le taux de remplacement moyen
(ou médian) est dépendant comme les pensions
en moyenne, de la structure de la population étu-
diée : la structure de taux de cotisation décrois-
sant avec le revenu combiné avec des éléments
non contributifs destinés aux faibles pensions
conduit a des taux de remplacement décroissant
avec le niveau de rémunération.

L’étude de Aubert et Plouhinec (2017)

L’analyse réalisée dans [D’article de Patrick
Aubert et Corentin Plouhinec consiste & com-
parer le role des régles de calcul des retraites
dans le secteur public et le secteur privé en les
appliquant a trois carricres types de la fonction
publique (catégorie B avec un taux de prime

de 20 % en fin de carriére, enseignant avec un
faible taux de prime, cadre A+ avec un taux
de prime de 35 % en fin de carriére). Les taux de
remplacement sont comparés, mais a carriére
salariale donnée. Cela permet de révéler I’im-
pact des différences de régle en contrélant pour
les effets de composition entre les secteurs.

Des résultats illustrant la complexité
des comparaisons des régles de calcul
des pensions

Les auteurs mettent en évidence que ces com-
paraisons ne sont pas univoques : les régles du
public avantagent nettement le cas-type des
enseignants (taux de remplacement de 77 %
contre 69 %), marginalement le cadre A+ avec
primes (54 % contre 51-52 %), et désavantagent
le cas-type de la catégorie B avec un taux de
prime de 20 % (69 % contre 75-76 %).

Ces calculs illustrent bien les interactions entre
différentes régles qui rendent la comparaison
particuliérement difficile : ainsi, si on comprend
bien intuitivement que le taux de prime tend a
déprimer le taux de remplacement avec les
régles du public, le réle du plafond de la sécu-
rité sociale et I’interaction des droits au régime
général et dans les régimes complémentaires
expliquent pourquoi le cadre A+ avec un trés
fort taux de prime obtient un taux de rempla-
cement proche que 1’on applique les régles du
public ou du privé.

Autre enseignement intéressant de 1’étude,
les gains de la prolongation d’activité sont
plus forts avec les régles de calcul de la fonc-
tion publique : les auteurs trouvent un gain a
reporter le départ de 62 a 67 ans de 26-28 %
avec les régles du public, contre seulement
17-21 % avec les régles du privé. Ce résultat
souligne que malgré des régles alignées en
apparence (surcote, décote, durée requise de
cotisation) le role des différences de carricre
et de définition du salaire de référence est
majeur dans I’explicitation des incitations au
report d’activité.

Quelles conclusions peut-on en tirer ?

Si les auteurs montrent bien qu’on ne peut
conclure de facon univoque a la plus grande

2. Voir Andrieux & Chantel (2012), Conseil d’orientation des
retraites (2014) et, plus récemment, Senghor (2015).
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générosité des régles de calcul du secteur
public, peut-on pour autant conclure a la plus
grande générosité pour certaines sous-populations
comme les enseignants ? Doit-on retenir de ce
travail qu’il serait légitime de réduire les pen-
sions des enseignants de la fonction publique
et, dans une certaine mesure celles des cadres
A+, et d’augmenter celles des catégories B ?
Ou au contraire, faut-il augmenter le taux de
prime des enseignants (faisant ainsi baisser leur
taux de remplacement) ou baisser le taux de
prime des autres catégories de fonctionnaires ?

Ces questions montrent que la comparaison
des taux de remplacement, méme sur carricre
type, n’apporte que peu d’information sur la
générosité comparée des régles de calcul des
pensions. Les auteurs ne disent d’ailleurs pas
autre chose en rappelant que leurs objectifs
sont avant tout de « mettre en lumicre les méca-
nismes a [’ceuvre ».

Une comparaison de la générosité
des régimes de retraite est-elle possible ?

Les auteurs sont conscients des limites évoquées
au-dessus, mais ils jugent peu pertinente 1’op-
tion d’une comparaison des efforts contributifs
entre régimes. A vrai dire, je ne partage pas ce
pessimisme. Bien que conscient des difficultés
de I’exercice, je pense qu’il est possible d’abou-
tir a une comparaison pertinente des régimes de
retraite, pourvu que I’on sépare bien concep-
tuellement la question de la « générosité » rela-
tive des régimes de retraite, de la comparaison
des rémunérations totales (revenus nets et dif-
férés) entre secteur a qualification, pénibilité et
responsabilité équivalentes.

Qu’est-ce que la « générosité » d’un régime
de retraite ?

La générosité d’un régime de retraite est sou-
vent comprise dans le langage commun comme
le montant de pension ou le total des dépenses
de pension. Une telle perspective n’a pas beau-
coup de sens pour comparer deux régimes de
retraite contributifs : a carriére égale, si les uns
choisissent un taux de cotisation plus élevé et
des salaires nets plus faibles, cela n’implique
pas que leur régime est plus « généreux », mais
simplement que leurs efforts contributifs sont
plus importants. Dans un systéme de retraite a

caractére contributif, le meilleur indicateur de
la générosité relative d’un régime par rapport a
un autre est le rendement des contributions (ou
en termes techniques le taux de rendement
interne) : dans quelle mesure un euro cotisé
dans le régime de la fonction publique donne
droit & plus ou moins de droits a la retraite que
dans les régimes du secteur privé. Dans un tel
cadre, si un régime conduit a des taux de rem-
placement plus élevés ou des départs plus pré-
coces en raison d’un effort contributif plus
important, et donc de salaires nets plus faibles,
on ne devrait rien trouver a redire. Seul devrait
compter le rapport entre les prestations regues et
les contributions versées.

La comparaison des efforts contributifs
mangque-t-elle vraiment de pertinence ?

Les auteurs soulignent a juste titre (cf. Aubert
et Plouhinec, complément en ligne C2) qu’il
est difficile de mesurer ’effort contributif réel
des fonctionnaires d’Etat : les taux de cotisation
employeur affichés par le Compte d’affectation
spéciale (CAS) « pensions » sont en effet cal-
culés comme étant la subvention d’équilibre
du CAS par rapport a I’assiette des cotisations
(le traitement). Il ne s’agit pas d’un taux de
cotisation effectif, reflet des efforts contribu-
tifs des fonctionnaires en grande partie — mais
pas seulement — parce que les dépenses cou-
vertes incluent une part importante de dépenses
non-contributives couvertes par de la fiscalité
dans les régimes du secteur privé.

Ces difficultés, bien réelles, ne sont pas pour
autant dirimantes : il existe bien un taux de
cotisation effectif que I’on pourrait calculer en
retirant les droits non-contributifs des dépenses
du CAS « pensions », taux qui devrait étre dif-
férencié au sein des fonctionnaires civils les
catégories actives et sédentaires. Un tel taux
pourrait étre rapporté aux pensions de retraite
regues, et comparé au rendement mesuré dans
les régimes du privé’. Des différences seraient
certainement possibles, mais je doute, a titre
personnel, qu’elles soient aussi importantes que
les écarts de taux de remplacement évoqués plus
haut. Ce qui, par contre, risque d’apparaitre, ce

3. Lautre option est de calculer pour un échantillon représentatif
la valeur actualisée des pensions, pour le public et le privé, et de
comparer ensuite salaires nets et droits a la retraite contrélant
pour les caractéristiques de chaque secteur (Colin et al., 1999 ;
Disney et al., 2009).
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sont des taux de cotisation sur le traitement brut
plus élevés que sur les salaires bruts du prive,
et des taux de cotisation plus faibles sur les
primes. Un tel constat — s’il était avéré — nous
raménerait de la question de la générosité du
régime de retraite a la comparaison des rému-
nérations globales.

Quelle est 'incidence économique
des cotisations retraite ?

Avant de discuter des facons de comparer les
rémunérations globales entre secteurs, il est
nécessaire de revenir sur la question de 1’effort
contributif d’un point de vue économique, et
non pas simplement en raison des problémes de
mesure du taux de cotisation employeur dans
la fonction publique d’Etat. En effet, dans le
secteur privé, comme dans le secteur public, se
pose la question de I’incidence économique des
cotisations retraite : qui paie, du salari¢ ou de
I'employeur, in fine ces cotisations ? La ques-
tion de I’incidence économique des cotisations
sociales est une des questions majeures en éco-
nomie publique pour qui veut étudier I’'impact et
I’efficacité des systémes d’assurances sociales.
L’analyse économique conduit généralement a
I’idée que les cotisations sociales finangant des
droits contributifs sont entierement supportées
par les salariés sous la forme de salaires nets
plus faibles. Dans le cadre classique du marché
du travail (offre vs demande de travail), si les
salariés incorporent bien les droits de retraite
espérés dans leur rémunération totale, leur offre
de travail n’est pas affectée par une hausse des
cotisations retraite, et celle-ci se traduit par
une baisse du salaire net (Summers, 1989 ;
Kotlikoff & Summer, 2002). Les analyses empi-
riques restent peu nombreuses, mais les preuves
les plus convaincantes d’une incidence des
cotisations sociales sur les salariés viennent de
cas ou le lien contributif est visible et évident
(Gruber, 1997). Des travaux récents sur don-
nées francaises renforcent ce constat (Bozio,
Breda & Grenet, 2017). Pour autant, est-ce que
les cotisations retraite dans le secteur public ont
une incidence économique similaire a ce qui a
pu étre mis en évidence pour le secteur privé ?
Rien ne permet de le penser, les processus de
rémunération dans la fonction publique obéis-
sant a des mécanismes distincts. C’est dans ce
cadre que la comparaison des rémunérations
globales — ou superbrut — entre salariés du sec-
teur public et du privé pourrait prendre sens :

dans quelle mesure des écarts de rémunération
totale, a qualification et caractéristiques des
emplois données, sont-ils décelables ?

Comparer la rémunération totale, immédiate

et différée ?

Cette question est I’objet d’une littérature
importante sur la comparaison des rémunéra-
tions dans le secteur public et privé, en France
et a I’étranger*. Ce commentaire n’a pas pour
ambition d’en faire la revue, mais simple-
ment de souligner qu’elle correspond peut-étre
mieux a la question que certains commenta-
teurs se posent lorsqu’ils s’interrogent sur la
générosité comparée des régimes de retraite.
Fondamentalement, 1’exercice est difficile car
au-dela du contréle pour les qualifications, 1’ex-
périence, la localisation du travail, il est difficile
aux économistes de contrdler pour le degré de
désutilité des emplois respectifs. Généralement
les travaux les plus convaincants utilisent des
professions existant dans les secteurs public et
privé (par exemple, infirmiéres, enseignants)
et estiment avec des données de panel la rému-
nération totale dans chacun des secteurs, et
I’impact sur les mobilités que peuvent avoir les
écarts de rémunération.

Quelles réformes pour réduire
les inégalités de traitement et le sentiment
d’inéquité ?

La discussion précédente ne doit pas occulter
qu’il est possible d’améliorer la transparence et
la lisibilité du systéme de retraite frangais afin
d’éviter des conflits catégoriels non justifiés. Je
reprends ici largement des idées avancées dans
la Lettre N° 12 du Conseil d’orientation des
retraites (COR, 2015).

Transformer le CAS « pensions » en caisse
de retraite des fonctionnaires d’Etat

Le premier impératif est de sortir de la logique
budgétaire du CAS pensions, qui conduit a
afficher des taux de cotisation employeur sans
réel sens économique. Une telle situation ren-
force le sentiment d’un régime privilégié pour
les fonctionnaires d’Ftat et alimente des spé-
culations sur I’extréme générosité du systéme,

4. Voir par exemple Postel-Vinay & Turon (2007) pour un exemple,
ou Gregory & Borland (1999) pour une revue de littérature.
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dont Aubert et Plouhinec ont montré qu’elles
étaient mal placées. Au sein de cette caisse de
retraite, il faudrait distinguer un étage commun
a ’ensemble des fonctionnaires d’Etat (taux de
cotisation commun), puis des taux de cotisa-
tion supplémentaires spécifiques pour les mili-
taires et les fonctionnaires actifs. Les droits non
contributifs ne devraient pas étre inclus dans le
financement de cette caisse, mais financés par
I’impdt, comme dans le secteur privé — il s’agit
d’une modification la purement comptable, les
cotisations employeur étant bien évidemment
financées in fine par I'impo6t. L’avantage d’une
telle réforme serait la clarification forte du sys-
téme de retraite de la fonction publique d’Etat,
qui, outre le gain en transparence, conduirait a
favoriser les mobilités entre les différents pans
de la fonction publique.

Inclure les primes dans [’assiette
des rémunérations soumises a cotisation

La situation actuelle, ou I'Etat organise
lui-méme le versement de rémunérations non
soumises a cotisations, est aberrante et source
de multiples dysfonctionnements, a la fois pour
la retraite, mais aussi pour la politique de rému-
nération dans la fonction publique. Inclure les

primes dans 1’assiette des rémunérations sou-
mises a cotisation peut étre réalisé de plusieurs
facons — probablement progressivement — qui
n’ont pas les mémes conséquences pour les
agents concernés et les finances publiques.
Premicrement il est possible d’augmenter les
cotisations « salariés » sur les primes, faisant
ainsi baisser les primes nettes versées, mais
augmentant proportionnellement les droits a la
retraite sur ces primes. Cette opération serait
neutre pour les finances publiques, comme pour
les agents, mais pas forcément souhaitée par
ceux-ci. Alternativement, il est possible d’aug-
menter les taux de cotisation sur les primes
(employeur et salarié¢) jusqu’a obtenir parité
avec les taux de cotisation sur le traitement.
Un tel choix entrainerait un surcoit pour les
finances publiques et un gain en termes de droit
a la retraite pour les fonctionnaires recevant
une part importante de primes, accentuant ainsi
I’écart de rémunération totale avec les fonc-
tionnaires recevant un faible taux de primes,
c’est-a-dire les enseignants.

Quelle que soit I’option choisie, il serait néces-
saire de passer en revue, a cette occasion, les
choix de rémunération entre les différentes caté-
gories de fonctionnaires. O
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Les Comptes de transferts nationaux mesurent la manicre dont les individus produisent,
consomment, épargnent et partagent les ressources a chaque age. Ils permettent d’iden-
tifier les périodes pendant lesquelles la consommation privée et publique (éducation,
santé, ...) n’est pas financée par les revenus du travail, avant d’identifier les transferts
entre les ages qui permettent de la financer. Cet article présente les profils individuels
de consommation et de revenus du travail par age pour la France, établis a partir de
cette méthode et leur évolution entre 1979 et 2011. Les profils sont aussi calculés au
niveau agrégé, soulignant I’importance des évolutions des structures démographiques.
On reconstitue également des trajectoires partielles de cohortes, donnant ainsi une lecture
générationnelle des évolutions.

En 2011, la consommation des plus agés est plus €élevée que celle des jeunes, ce qui n’était
pas le cas en 1979. La hausse de la consommation a chaque age, observée de génération en
génération, s’est ralentie a partir de la cohorte née en 1950. L’éventail des ages auxquels
les revenus du travail sont percus s’est réduit, tandis que 1’age auquel le revenu du travail
atteint son niveau le plus élevé se déplagait de 36 a 46 ans au fil des années. La progression
des revenus du travail a chaque age, trés visible des générations 1930 a 1950, semble s’étre
momentanément interrompue entre les générations 1950 et 1960, du moins en début de vie
active. Elle reprend a partir des générations 1970, mais de manieére moins prononcée. En
2011, les ages auxquels la consommation excede les revenus du travail, ce qui correspond
aun déficit, s’étendent de 0 a 24 ans et de 59 a 82 ans. Avec la hausse de I’espérance de vie
en France, le nombre d’années en situation de déficit aux ages ¢élevés a considérablement
augment¢, de 14 a 24 années entre 1979 et 2011. Enfin, les profils de revenus du travail et
de consommation pour la France sont trés similaires a ceux des pays européens.
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9 évolution de I’ampleur des transferts entre
les générations et les ages est une ques-
tion récurrente dans le débat public. Celle-ci
apparait d’autant plus cruciale dans un contexte
de ralentissement ou de faible croissance éco-
nomique, d’incertitudes sur la soutenabilité des
systémes de protection sociale et de mutations
démographiques profondes, autant d’éléments
qui tendent a caractériser la France aujourd’hui.
Le projet des Comptes de transferts nationaux
(CTN) a pour ambition de mesurer 1’ensemble
des transferts publics et privés entre les ages et
les générations via une décomposition par age
de ces variables économiques.

Cet article présente les résultats de la premicre
phase de ce projet, qui consiste a calculer les
profils par 4ge de consommation et de revenus
du travail. La comparaison de ces deux profils
permet d’obtenir, par différence, les dges pour
lesquels la consommation individuelle totale
(privée et publique) n’est pas financée par
les revenus du travail et repose donc sur des
transferts ou des réallocations d’actifs entre
les dges. La méthodologie des CTN, comptes
qui trouvent leurs origines dans les travaux de
Lee (1980) et Mason (1988), est aujourd’hui
décrite dans un manuel de référence publié
par I’ONU (United Nations, 2013). Les prin-
cipes ainsi que les résultats mis en évidence
a ce jour ont fait I’objet de plusieurs publica-
tions récentes (Lee & Mason, 2011 ; Lee et al.,
2014 ; d’Albis et al., 2015 ; d’Albis & Moosa,
2015). Les avantages de cette comptabilité par
age sont multiples.

Elle établit initialement des moyennes par age
pour les variables économiques, ce qui permet
de mettre en lumiére d’éventuelles inégalités
entre les dges ou les générations. Cette approche
facilite aussi 1’évaluation économique des effets
des changements démographiques. Les CTN
offrent une grille de lecture de la société qui
repose sur les rapports entre les générations,
ce qui renouvelle et complete les grilles tradi-
tionnelles s’appuyant, par exemple, sur des rap-
ports entre offre et demande sur les marchés. En
tant que base de données statistiques, les CTN
apparaissent utiles aux économistes qui mobi-
lisent des modeéles structurés en age tels que
les modeles de cycle de vie ou a générations
imbriquées. Ils ont enfin ’avantage de présen-
ter un ensemble de données cohérentes avec les
Comptes nationaux et construites de fagon simi-
laire d’un pays a ’autre'.

En France, les CTN viennent compléter des tra-
vaux dé¢ja réalisés dans le champ des inégalités

de ressources selon les ages. Dés les années
1980, Masson (1986) proposait des mesures
des revenus du travail par age pour la période
allant de 1949 a 1967 permettant des compa-
raisons non seulement entre classes d’age au
fil du temps, mais aussi entre cohortes a age
donné. En 2002, paraissait un numéro spécial
de Economie et Prévision sur la comptabi-
lit¢ générationnelle (Accardo, 2002 ; Bonnet,
2002). Plus récemment, les transferts publics
et privés ont été quantifiés entre deux grandes
classes d’age pour une seule année, autour du
pivot des personnes agées de 60 ans (Arrondel
& Masson, 2007).

L’objectif des comptes par générations était
de calculer des bilans sur le cycle de vie de
chaque génération des transferts nets de I’Etat,
c’est-a-dire la différence entre les prestations
recues et les taxes, impdts et cotisations payés,
avec une dimension essentiellement prospec-
tive. Ils ont fait I’objet d’un certain nombre de
critiques, de I’hypothése forte de maintien de la
l1égislation socio-fiscale pour toutes les généra-
tions courantes a la grande sensibilité des résul-
tats aux hypothéses retenues (Bonnet, 2002). Si
les CTN s’inscrivent dans une littérature simi-
laire sur I’étude des flux économiques entre les
ages et les générations, la méthode et I’objectif
se différencient. Les CTN raisonnent sur I’ inté-
gralité des flux économiques et ont pour objectif
de comparer au préalable ce que chaque age (et
éventuellement chaque génération dés lors que
les CTN sont disponibles pour un nombre suffi-
samment grand d’années) consomme et produit,
avant d’étudier la maniére dont la consomma-
tion est financée a chaque age quand elle ne 1’est
pas par les revenus du travail.

La premiére phase du projet frangais des CTN
est exclusivement dédiée au calcul des pro-
fils de revenus du travail et de consomma-
tion totale. Elle apporte un éclairage sur les
évolutions observées en France pour 1’écart
entre la consommation et les revenus du tra-
vail sur les trois derniéres décennies, de 1979
a 2011. La période retenue s’explique par la
nécessité de données individuelles relatives
a la consommation et aux revenus du tra-
vail des ménages pour pouvoir construire les

1. Aujourd’hui, environ 70 équipes nationales construisent ces
comptes selon la méme méthodologie. Voir le site internet des
National Transfer Accounts pour une présentation de I'ensemble
du réseau d’équipes nationales : http://www.ntaccounts.org/
web/nta/show/.
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CTNZ2. Ces données sont mises en correspon-
dance avec celles de la Comptabilité natio-
nale pour déterminer a chaque age quels sont
les niveaux moyens de consommation et de
revenus pour un individu donné et pour ’en-
semble de la population. La mise en ceuvre
des CTN pour la France donne lieu a plu-
sieurs résultats d’importance.

Entre 1979 et 2011, les niveaux de revenus du
travail des personnes dgées de 50 a 60 ans et
de consommation des personnes agées de 40 ans
et plus ont augmenté plus rapidement que ceux
des classes d’age plus jeunes. L’analyse des pro-
fils par cohorte montre que les générations qui
sont nées jusqu’en 1940 ont vu leur niveau de
consommation augmenter de maniére marquée
par rapport a la génération née dix ans plus tot
et elle montre également que les générations du
baby-boom ont bénéficié d’une augmentation
trés sensible de leur niveau de revenus du tra-
vail lorsqu’on les compare a la génération née
dix ans plus tot. La période d’excédent de cycle
de vie, c’est-a-dire les dges auxquels les revenus
du travail excedent la consommation, s’est glo-
balement contractée sur la période étudiée. Elle
était de 39 ans en 1979 et de seulement 34 ans
en 2011, alors méme que I’allongement de la
durée de vie vient accroitre de fagon mécanique
les besoins de financement lors de la période de
retraite. Sur le plan international, la comparai-
son des profils frangais avec ceux d’autres pays
européens révele une similarité des profils de
consommation, de revenus du travail et de défi-
cit de cycle de vie.

Dans la suite de I’article, on étudie les profils
par age en 2011 pour ’année de construction la
plus récente, puis les évolutions temporelles de
la consommation et des revenus du travail entre
1979 et 2011°. Les résultats font également
I’objet d’analyses comparatives, que ce soit
entre cohortes ou bien au niveau international.

Les Comptes de transferts nationaux

Les CTN quantifient I’acquisition et I’utili-
sation des ressources économiques a chaque
age (Lee & Mason, 2011). Ils s’appuient sur
une méthodologie internationale unifiée qui
consiste a introduire I’age dans la Comptabilité
nationale (United Nations, 2013). Ces comptes
sont destinés a comprendre la fagon dont les
flux économiques circulent entre les différents
groupes d’age d’une population pour un pays
et pour une année donnée. Pour une année don-
née, les profils par age nécessitent le calcul des

niveaux de consommation et de revenus du
travail moyens dans la population et ceci pour
chaque age. Ils vont également préciser les dif-
férentes sources de revenus (du travail et du
capital) ainsi que les différents usages de ces
revenus en termes de consommation privée et
publique et d’épargne.

Au cours de la vie, les individus consomment a
tous les ages. En revanche, ils ne produisent de
la richesse économique qu’aux dges adultes. Au
cours des périodes de jeunesse et de vieillesse, il
en résulte que la consommation excéde les reve-
nus du travail. La différence entre les profils de
consommation totale et de revenus du travail
par age correspond au déficit de cycle de vie
suivant la méthodologie internationale des CTN
(United Nations, 2013). Initialement, cet écart
permet de définir des situations excédentaires
et déficitaires sans finalité normative. L’objectif
est de distinguer les périodes pour lesquelles le
travail suffit a financer la consommation a un
age donné de celles ou les revenus du travail
sont insuffisants®.

L’organisation du cycle de vie donne lieu a des
réallocations de ressources, que celles-ci soient
volontaires ou organisées par les décideurs
publics. Ces réallocations vont de la période de
surplus ou I’écart entre la consommation et les
revenus du travail est négatif, c’est-a-dire aux
ages adultes, aux périodes de déficit ou cet écart
est positif, c’est-a-dire lors de la jeunesse et
lors de la vieillesse. Les différentes politiques
publiques influencent clairement les dges ou

2. 1979 et 2011 correspondent a I’année la plus ancienne et
I’année la plus récente pour lesquelles les enquétes Budget de
famille sont disponibles. Le choix a été fait d’estimer les profils
de revenus du travail et de consommation privée sur la base
de la méme enquéte statistique et donc d’un méme échantil-
lon pour une année d’enquéte donnée. Il est tout a fait possible
que d’autres enquétes conduisent & des profils par 4ge estimés
quelque peu différents, pour des raisons d’échantillonnage par
exemple. Les autres enquétes disponibles en France n’incluent
pas de données portant a la fois sur la consommation privée
et sur les revenus du travail. Seule 'enquéte Budget de famille
collecte des informations sur les dépenses de consommation
privée (il existe en revanche différentes sources statistiques pour
les revenus).

3. La base de données utilisée pour cet article et un complément
méthodologique sont disponibles sur le site dédié aux CTN en
France : ctn.site.ined.fr.

4. Du point de vue de la terminologie, la notion de déficit de
cycle de vie peut préter a confusion. D’un cété, elle laisse a
penser que les classes d’age déficitaires ont nécessairement
un impact négatif. Dans le cas des jeunes ages par exemple, le
déficit tient uniquement au fait que les enfants ne sont pas en
mesure de participer au marché du travail. De I'autre, elle fait
explicitement référence au cycle de vie alors méme que le déficit
est instantané : il est calculé pour I'ensemble des ages pour une
population observée une année donnée (approche transversale)
et non pour des individus que I’on suivrait tout au long de leur vie
(approche longitudinale). En dépit de ses limites, le choix est fait
par la suite d'’utiliser cette notion de déficit de cycle de vie qui
s’est imposée dans le réseau international des CTN.
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la consommation privée et publique est supé-
rieure ou inférieure aux revenus du travail, par
exemple a travers les choix en termes d’éduca-
tion ou de retraite. La démographie joue éga-
lement un role sur la durée de ces périodes, a
travers ’allongement de I’espérance de vie.

Les CTN reposent sur une identité comptable
telle que, a chaque age , les ressources doivent
étre égales aux usages qui en sont faits (United
Nations, 2013) :

(M
Y (a)+ Y5 (a)+T*(a)=C(a)+S(a)+T" (a)

La somme des revenus du travail Y*(a), des
revenus du capital Y*(a) et des transferts
regus T (a) doit étre égale a la somme de la
consommation privée et publique C(a), de
I’épargne S(a) et des transferts versés 7" (a).
Cette identité comptable fait apparaitre 1’écart
entre la consommation et les revenus du travail
C(a)-Y"(a), qui correspond a chaque age au
déficit de cycle de vie (Lee, 1994) :

()
(Cla)-7"(a))=(¥" (a)- S (@) +(T*(a) - T" (a))

La différence entre la consommation et les
revenus du travail donne lieu a des réalloca-
tions de ressources entre les dges qui prennent
la forme soit de transferts publics ou privés nets
T"(a)=T"(a)-T" (a), soit de réallocations
reposant sur les actifs (asset-based realloca-
tions), qui font référence aux revenus d’actifs
nets de I’épargne Y* (a)—S(a). Pour chacune
de ces composantes, la méthodologie retenue
comprend trois étapes.

- La premiére consiste a calculer un profil par
age pour un flux donné et pour une année don-
née. Ce profil f(a) est obtenu a partir de don-
nées d’enquétes.

- Dans un second temps, le profil fait I’objet
d’un lissage de la série statistique f (a) au
cours des dges. Si ce profil est calculé au niveau
individuel, il est aussi possible d’obtenir le pro-
fil agrégé qui prend en compte la structure par
age globale de la population. Chaque effectif
d’age de la population étant not¢ N (a), le flux
agrégé Fest F =Y f(a)N(a).

- Enfin, la derniére étape consiste en un calage
sur la Comptabilité nationale de telle sorte que le
flux agrégé F coincide avec I’agrégat comptable
correspondant C I’année considérée. Le terme

correctif ¢ =F /C est alors calculé et appliqué
aux séries lissées individuelles et agrégées. Les
profils corrigés sont /¢ = 7 /¢ au niveau indi-
viduel et /' = F'/ ¢ au niveau agrégé.

Les CTN ont été calculés pour la France
en mobilisant des données issues de la
Comptabilité nationale pour la détermination
des agrégats, des données d’enquétes réali-
sées auprés des ménages et d’autres sources
de la statistique publique. La méthodologie et
les différentes sources statistiques mobilisées
font I’objet d’une description détaillée dans les
compléments en ligne. Compte tenu de la dis-
ponibilité des différentes éditions de I’enquéte
Budget de famille, les CTN sont construits pour
les années 1979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005
et 2011. Cette période, qui succede aux trente
glorieuses, débute avec le second choc pétrolier
et s’achéve dans le prolongement de la crise
financiére de 2007-2010. Elle correspond dans
son ensemble & une période de croissance éco-
nomique modeste jusqu’au milieu des années
1990 et encore plus faible par la suite (Bergeaud
etal.,, 2014)°.

Le déficit de cycle de vie en 2011
en France

Une consommation plus élevée a la retraite
qu’aux dges adultes

Les dépenses totales de consommation repré-
sentaient 1425 milliards d’euros en France
pour 1’année 2011. Ces dépenses se sont répar-
ties en consommation privée pour 65.9 % et
en consommation publique pour 34.1 % (cf.
tableau 1). La structure des dépenses différe for-
tement dans les deux cas. Pour la consommation
privée, la contribution des dépenses d’éducation
et de santé est trés faible, 1.1 % et 3.8 % res-
pectivement. Pour la consommation publique,
les dépenses d’éducation ont pesé pour 18.8 %,
les dépenses de santé pour 29.8 %, les dépenses
liées au poste personnes agées® pour 4.2 %,
les aides au logement pour 3.4 % et les autres
dépenses non assignables telles que la défense,
la justice ou bien les administrations publiques
pour 43.8 %.

5. La croissance du PIB par habitant en France était de 1.8 %
par an entre 1979 et 1995, puis de 1.0 % par an entre 1995
et 2071.

6. Le poste personnes &gées inclut les dépenses spécifiques
pour ce groupe d’dge, notamment I’allocation personnalisée
d’autonomie (APA). Des précisions sont données dans les com-
pléments en ligne.
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En 2011, le profil de consommation par téte
révéle que la consommation privée et publique
totale a augmenté fortement durant la période
de jeunesse’, passant de 10 601 euros a ’age de
0 an (entre la naissance et le premier anniver-
saire) a 22 810 euros a 1’age de 20 ans (figure I)®.
Ensuite, le niveau de consommation est relati-
vement stable jusqu’a I’age de 50 ans (autour
de 21 500 euros), age a partir duquel la dépense
totale a augmenté de facon quasi-linéaire
jusqu’a I’Age de 66 ans. A cet 4ge, la somme des
consommations privée et publique était maxi-
male (27 202 euros). Au-dela, la consommation
a oscillé entre 25 500 euros et 28 000 euros,
sans tendance réelle a la baisse ou a la hausse.
Ce profil par age délivre deux enseignements
majeurs. D’un c6té, pour une année donnée, les
niveaux de consommation totale observés pour
les retraités excedent substantiellement ceux
qui sont observés aux ages adultes. De 1’autre,
la consommation moyenne est relativement
stable aux ages élevés.

Si la répartition de la consommation privée
suivant les ages dépendait pour I’essentiel des
dépenses hors éducation et santé du fait du poids

trés faible de ces deux postes, la consommation
publique a crii trés fortement aux ages jeunes a
travers les dépenses d’éducation et aux ages éle-
vés sous I’influence du poste personnes dgées
et des dépenses de santé. La dépense publique
par téte était maximale aux ages les plus éle-
vés, avec un montant moyen de 12 837 euros
a 90 ans. Cette somme était plus de deux fois
plus élevée que la consommation publique entre
les ages allant de 30 a 40 ans (5 285 euros en
moyenne). Elle était également plus élevée que
la consommation publique a I’age de 15 ans
(11 455 euros).

7. On rappelle que I'on adopte dans cette partie de I'article une
approche transversale en décrivant les profils par 4ge a une date
donnée, 2011. Il ne s’agit pas d’une approche de cycle de vie
dans laquelle on suivrait les individus au fur et &8 mesure de leur
avancée en 4ge.

8. La hausse de la consommation privée hors santé et éduca-
tion, qui représente prés de la moitié de la consommation totale
lors de la jeunesse (45.6 % de 0 a 9 ans et 46 % de 10 a 19 ans)
est trés liée a la régle utilisée pour répartir la consommation pri-
vée (hors santé et éducation) au sein du ménage. Le poids relatif
des enfants est supposé égal a 0.4 jusqu’a I'age de 4 ans inclus,
ensuite il croit proportionnellement jusqu’a I’dge de 20 ans pour
s’établir a 1 et rester constant au-dela.

Figure |

Dépenses de consommation selon I’age - profils par téte — France 2011
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Lecture : en France, la consommation publique et privée moyenne était de 26 197 euros a I’4ge de 60 ans pour I'année 2011.

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 2071, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé Institutions 2009,
échantillon permanent des assurés sociaux 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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En 2011, le poids de la consommation publique Le profil en forme de M de la consommation pri-
dans la consommation totale s’élevait a 53 % vée selon I’age observé en 2011, avec un pre-
pour les 0-9 ans et 50 % pour les 10-19 ans mier mode a 33 ans, un second mode a 64 ans
(tableau 1). La baisse observée pour les classes et un point bas entre ces deux modes a 45 ans,
d’age suivantes résultait de la forte hausse de s’observe pour plusieurs pays prenant part au
la consommation privée. La contribution de la projet CTN (Tung, 2011). La forme en V entre
consommation publique variait entre 24.3 % 33 ans et 64 ans correspond aux dges auxquels
et 29.8 % de 30 ans a 69 ans. Plus en détail, les individus ont des enfants au sein de leur
les dépenses publiques d’éducation représen- ménage, présence qui se traduit par des trans-
taient 30.2 % de la consommation totale pour ferts descendants au sein des ménages pour
les 10-19 ans, mais seulement 8.5% pour financer la consommation des enfants. La dimi-
les 20-29 ans. La contribution des dépenses nution de la consommation aprés 64 ans peut
publiques de santé était minimale pour les s’expliquer par des contraintes de liquidité, la
10-19 ans (4 %). Par rapport a ce groupe constitution d’une épargne de précaution ou
d’age, le poids des dépenses publiques de santé un motif de transmission (Deaton, 1992). Une
était prés de cinq fois plus important pour les explication alternative a cette baisse vient de ce
70-79 ans, presque six fois pour les 80-89 anset  que le profil de consommation obtenu en 2011
méme plus de six fois pour les plus de 90 ans’. mélange des générations nées entre les années
Du fait de ces dépenses de santé croissantes 1930 et le début du baby-boom. Celles-ci ont
aux ages élevés ainsi que des dépenses liées au vécu des périodes de guerre et de pénurie qui
poste personnes Aagées, 1’importance relative

de la dépense privée dans la consommation

totale diminuait avec 1’dge : 74.1 % pour les

_ 0 _ 0 9. Pour comparaison, le poids des dépenses privées de santé
50-59 ans, 63 % pour les 70-79 ans et 50.5 % s’éléve a 3.2 % pour les 70-79 ans, 3.3 % pour les 80-89 ans et

pour les 90 ans et plus. 3.4 % pour les 90 ans et plus.
Tableau 1
Décomposition de la consommation totale par groupes d’age décennaux - France 2011 Eo
Consommation privée Consommation publique
Groupe } 3
d’age Educa- Santé Autre Total Educa- Santé Pers. Loge- Autre Total
tion tion agées ment
0-9 0.8 0.6 45.6 47.0 22.3 6.8 0.0 0.0 23.9 53.0
10-19 3.3 0.7 46.0 50.0 30.2 4.0 0.0 0.5 15.3 50.0
20-29 2.1 1.9 64.4 68.4 8.5 5.2 0.0 2.9 14.9 31.6
30-39 0.0 3.4 72.3 75.7 0.0 7.2 0.0 2.0 15.1 24.3
40-49 0.0 3.6 69.9 73.5 0.0 9.3 0.0 1.7 15.6 26.5
50-59 0.0 2.9 71.2 741 0.0 11.0 0.0 0.9 14.0 25.9
60-69 0.0 2.8 67.3 70.2 0.0 13.0 4.0 0.5 12.2 29.8
70-79 0.0 3.2 59.9 63.0 0.0 19.0 4.9 0.5 12.6 37.0
80-89 0.0 3.3 53.6 57.0 0.0 23.2 7.0 0.5 12.3 43.0
90+ 0.0 3.4 471 50.5 0.0 25.4 11.4 0.4 12.3 49.5
Ensemble 0.7 25 62.7 65.9 6.4 10.2 1.4 1.2 14.9 34.1

Note : la consommation privée d’éducation inclut les frais de scolarité qui sont a la charge du ménage (écoles privées et frais d’inscrip-
tions du supérieur) et les achats de matériel scolaire également a la charge du ménage. La consommation privée de santé recouvre le
reste a charge payé par le ménage. Les autres consommations privées correspondent aux autres postes de consommation privée (pro-
duits alimentaires et boissons non alcoolisées, boissons alcoolisées et tabac, articles d’habillement et chaussures, logement — y compris
loyers imputés, meubles, articles de ménage et entretien courant de I’habitation, transports, communications, loisirs et culture, hétels,
cafés et restaurants, biens et services divers). La consommation publique d’éducation inclut les dépenses publiques pour I’enseigne-
ment primaire, I’enseignement secondaire et I’enseignement supérieur. La consommation publique de santé correspond aux dépenses
de I'assurance maladie. Les dépenses publiques de dépendance ne sont pas inclues dans le poste « santé », mais dans le poste « per-
sonnes 4gées » (voir les compléments en ligne). Le poste logement correspond a I'aide personnalisée au logement (APL). Enfin, les
autres dépenses de consommation publique correspondent a toutes les dépenses publiques qui ne peuvent étre allouées par 4ge aux
individus (défense, justice, administrations publiques, etc.).

Lecture : en France, la consommation publique de santé représentait 11 % de la consommation totale de la classe d’dge 50-59 ans
pour I'année 2011.

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 2071, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé Institutions 2009,
échantillon permanent des assurés sociaux 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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ont marqué leurs comportements de consom-
mation sur I’ensemble de leur cycle de vie
(Bodier, 1999).

Le profil agrégé, qui prend en compte les effec-
tifs de population, fait apparaitre une baisse
brutale de la consommation pour les ages supé-
rieurs a 65 ans'. Cette rupture est liée aux évo-
lutions démographiques, les individus agés de
65 ans ou moins appartenant aux générations
nombreuses du baby-boom. La consomma-
tion agrégée est maximale pour les dges allant
de 60 a 63 ans, autour de 22 milliards d’euros
par age, sous ’effet d’un double phénoméne.
D’un c6té, la consommation par téte est élevée
a ces ages. De ’autre, les effectifs de popula-
tion associés a ces ages qui correspondent aux
premiéres cohortes suivant la fin de la Seconde
Guerre Mondiale, nées entre 1948 et 1951, sont
nombreux. Le niveau de consommation agrégé
croit fortement de 1’dge de 3 ans (9,6 milliards
d’euros) jusqu’a I’age de 19 ans (18,8 milliards
d’euros), en lien avec la hausse des dépenses
publiques d’éducation, et augmente ensuite a
un taux plus faible durant la période d’activité.
Aux ages élevés, la consommation agrégée est
de 12.8 milliards d’euros a 70 ans, 11 milliards
a 80 ans et 4.2 milliards a 90 ans.

Une concentration des revenus du travail
entre 30 et 55 ans

En France, la somme des revenus du travail s’est
¢levée a 1 214.1 milliards d’euros pour 1’année
2011. Ces ressources correspondaient pour I’es-
sentiel a des revenus salariaux (68.4 %) et dans
une moindre mesure a des cotisations sociales
employeurs (24.8 %), la contribution des reve-
nus des indépendants étant plus limitée (6.8 %).

Le profil par adge des revenus du travail au
niveau individuel suit approximativement une
courbe en cloche (figure II). Trois périodes
sont a distinguer. Tout d’abord, les revenus
augmentent trés fortement pour les ages allant
de 20 a 35 ans, age auquel le revenu moyen est
égal a 37 023 euros. Ensuite, le revenu moyen
continue de croitre en fonction de 1’age, mais a
un rythme plus ralenti, jusqu’a 1’age de 45 ans.
A cet age, les revenus du travail restent relati-
vement stables pendant 5 années, autour d’un
montant moyen de 42 000 euros. Enfin, aprés
54 ans, les revenus du travail se mettent a
diminuer brutalement : 37 453 euros a 55 ans,

10. Figure C2-1 du complément en ligne C2.

Figure Il

Revenus du travail - profils par téte — France 2011
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Note: les revenus du travail comprennent les revenus salariaux, les cotisations patronales et les revenus des indépendants.

Lecture : en France, les revenus du travail moyens représentaient 41 948 euros a I’dge de 46 ans pour I'année 2011.

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 20717 et données de Ia statistique publique, calculs des auteurs.
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28 326 euros a 58 ans, 19 872 euros a 60 ans,
12 657 euros a 62 ans, 6 737 euros a 64 ans et
3 325 euros a 66 ans.

De ce profil résulte une concentration assez forte
des revenus du travail : les 18 (respectivement
les 30) années caractérisées par les revenus les
plus élevés en termes de revenus concentrent
la moitié (respectivement 80 %) des revenus
du travail. Des explications probables de cette
concentration des revenus du travail résident
d’une part dans I’allongement de la durée des
¢tudes et les difficultés d’insertion des jeunes
sur le marché du travail, donnant lieu a des
salaires moyens tres faibles aux ages jeunes, et
d’autre part dans 1’age de départ a la retraite qui
était en moyenne de 59.3 ans pour les hommes
et de 59.6 ans pour les femmes en France pour
I’année 2011 d’aprés ’OCDE!.

Auniveau agrégé, le profil par dge des revenus du
travail apparait un peu différent du profil indivi-
duel'. Les effets de ’ancienneté qui font croitre
réguliérement les salaires sur les ages de 25 a
40 ans au niveau individuel sont atténués. De 30
a 34 ans, la contribution au revenu agrégé total
pour chacun de ces ages est & peu pres stable,
autour de 28 milliards d’euros pour I’année
2011. Les revenus du travail augmentent ensuite
fortement jusqu’a 40 ans. Le profil agrégé sou-
ligne la contribution importante aux revenus
totaux pour les individus agés entre 40 et 50 ans
inclus : ’apport de ce groupe d’age représente
exactement le tiers des revenus totaux. Enfin,
les premieres générations du baby-boom contri-
buent désormais trés peu aux revenus du travail
du fait de leur passage a la retraite.

Davantage d’années de déficit que de surplus

A chaque age a, la différence entre la consom-
mation totale C(a) et les revenus du travail
Y*(a) (c’est-a-dire la part de la consommation
qui n’est pas financée par les revenus d’activité)
est égale aux transferts publics regus moins
versés TPU"(a)—TPU" (a) auxquels sont
ajoutés les transferts privés regus moins ver-
sés TPR" (a)—TPR" (a) et les revenus d’actifs
privés et publics nets de 1’épargne privée et
publique Y* (a)—S(a)". Les transferts publics
recus intégrent la consommation publique et
les transferts publics en espéce (pensions de
retraite, allocations chdmage, prestations fami-
liales, etc.), tandis que les transferts publics
versés correspondent aux prélévements obliga-
toires (cotisations sociales et patronales, impots
et taxes). Les transferts privés incluent les

aides au sein des ménages (financement de la
consommation et transferts de loyers imputés)
et les aides entre ménages (aides financiéres et
en nature, hors héritages et hors donations).

Auniveau agrégé, 1’écart entre la consommation
et les revenus du travail D=C—Y" s’est élevé
a 211 milliards d’euros en France en 2011, soit
10.2 % du PIB. Le financement de ce déficit glo-
bal a été assuré par des revenus d’actifs nets de
I’épargne (réallocations fondées sur les actifs)
Y* — S pour un montant de 251.6 milliards et
par des transferts publics ou privés nets pour un
montant de —40.6 milliards. Les composantes
publiques des revenus des actifs et de 1’épargne
sont négatives, — 35.7 milliards et — 76.4 mil-
liards d’euros respectivement, ce qui s’explique
par I’endettement public. Le fait que les trans-
ferts publics ou privés nets 7" soient négatifs
correspond a une situation ou les transferts ver-
sés au reste du monde excédent les transferts
regus du reste du monde.

Le profil par téte du déficit de cycle de vie selon
les ages pour I’année 2011 suit les grandes
périodes de la vie (figure III). Aux jeunes ages,
I’écart entre la consommation et les revenus du
travail maximal est observé a 1’dge de 16 ans,
égal a 22 344 euros. Aux ages de la retraite, cet
écart reste a peu pres stable a partir de 68 ans,
autour de 26 500 euros. Les ages auxquels
I’écart entre la consommation et les revenus
du travail est négatif sont compris entre 25 et
58 ans. Ainsi, les durées des périodes ou la
consommation excéde les revenus du travail
sont égales a 25 ans aux jeunes ages (de 0 a
24 ans) et 24 ans aux ages de la retraite (de 59
a 82 ans) sur la base d’une espérance de vie a la
naissance de 82 ans observée en 2011,

11. Les &ges effectifs de départ a la retraite calculés par 'OCDE
correspondent a des moyennes pondérées effectuées sur des
périodes de 5 ans pour les travailleurs 4gés de 40 ans et plus.
Pour 2011, la période prise en considération est 2006-2011.

12. Figure C2-2 du complément en ligne C2.

13. Plus précisément, I’épargne publique nette correspond a
I'épargne brute des administrations publiques (APU) diminuée
de la consommation de capital fixe des APU. L'épargne brute
des APU est composée de la différence entre des flux entrants
(revenu national brut des APU, impédts courants sur le revenu et
le patrimoine nets des APU, autres transferts courants recgus)
et des flux sortants (transferts publics en espéces et en nature,
autres transferts courants versés). Cette épargne publique n’a
pas de contrepartie dans les statistiques présentées habituelle-
ment dans les finances publiques. Les revenus d’actifs publics
(avant déduction de I’épargne, mais nets de la consommation de
capital fixe) sont composés des revenus du capital et des reve-
nus de la propriété des administrations publiques. Les revenus
de la propriété correspondent aux revenus issus des actifs déte-
nus par les administrations publiques. Les revenus du capital
public sont égaux a I'excédent net d’exploitation des adminis-
trations publiques.

14. L'espérance de vie a la naissance était de 78.4 ans pour
les hommes et de 85 ans pour les femmes en 2011 (Beaumel &
Bellamy, 2013).
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La durée de la période cumulée de 49 ans pour
laquelle la différence entre la consommation
et les revenus du travail est positive est infé-
rieure a la durée de 34 ans pour la période ou
cet écart est négatif aux ages adultes (de 25 a
58 ans). Cette derniére représente ainsi 40 % de
la durée de vie moyenne en 2011. Le surplus le
plus important, égal a 20 952 euros, est observé
a I’age de 46 ans. Il excéde 15 000 euros par
an sur une période relativement courte de
20 années, entre les ages allant de 35 & 54 ans.

La comparaison des profils par téte et agrégé
révéle des écarts qui s’observent surtout pour
les ages élevés'®. Au fur et a mesure que les
effectifs de population diminuent du fait de la
mortalité, il en résulte une baisse mécanique du
montant agrégé de 1’écart entre la consomma-
tion et les revenus du travail. Pour la période de
vieillesse, 1’écart maximal est atteint a 1’age de
64 ans (pour un montant de 15.7 milliards d’eu-
ros), ce qui correspond a la cohorte née en 1947.
Le montant annuel du déficit décline ensuite
lentement jusqu’a 1’age de 80 ans (11 milliards
d’euros), age a partir duquel il diminue beau-
coup plus rapidement et ceci jusqu’a 90 ans
(4.2 milliards d’euros). Au-dela, il est de faible
ampleur compte tenu des petits effectifs obser-
vés pour les populations trés dgées en 2011. Au
niveau agrégé, les ages auxquels les revenus

du travail sont supérieurs a la consommation
demeurent égaux a 25 ans et 58 ans.

La dynamique du déficit de cycle de vie

Un déficit qui se creuse progressivement

Au cours des trois derniéres décennies, 1’espé-
rance de vie en France est passée de 74 ans en
1980 a 82 ans en 2011 et la structure de la popu-
lation s’est modifiée avec 1’avancée en age des
générations du baby-boom. 1”age moyen était
de 40.3 ans en 2011, aprés 36.9 ans en 1991.
L’économie frangaise a traversé plusieurs crises
économiques, en particulier en 1979-1981
(2¢ choc pétrolier), en 1993 (crise du SME) et
plus récemment avec la crise financiére entamée
en 2008, puis la crise de la zone euro en 2010.

LaFrance a également connu de profondes trans-
formations sociétales. Par exemple, la durée
des études s’est fortement allongée puisque
I’espérance de scolarisation de 2 a 29 ans est
passée de 16.9 ans en 1985-1986 a 18.8 ans
en 1995-1996, avant de diminuer légérement
jusqu’en 2013-2014 ou elle a atteint 18.3 ans

15. Figure C2-3 du complément en ligne C2.

Figure Il

Déficit de cycle de vie - profils par téte - France 2011
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Lecture : en France, le déficit de cycle de vie (correspondant a I’écart entre la consommation totale et les revenus du travail) représentait
une valeur négative de 20 952 euros a I’dge de 46 ans pour I'année 2011.

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 2071, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé Institutions 2009,
échantillon permanent des assurés sociaux 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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(Ministére de 1’éducation nationale, de I’ensei-
gnement supérieur et de la recherche, 2016). 1y
a également eu des modifications significatives
dans la durée de cotisation et I’age du départ a la

jusqu’a 62 ans I’age d’ouverture des droits au
taux plein. Ces changements modifient 1’écart
entre la consommation et les revenus du travail,
désormais étudié sur la période allant de 1979 a

retraite. En 1982, I’dge d’ouverture des droits a 2011 (tableau 2)'S.
la retraite a été abaissé a 60 ans avec une durée
d’assurance de 37.5 ans pour I’ouverture du
droit au taux plein. La réforme Balladur de 1993
a ensuite augmenté cette durée d’assurance a
160 trimestres. La réforme Fillon de 2003 a ali-
gné la durée d’assurance des fonctionnaires sur
celle des salariés du privé, avant que la réforme
de 2010 ne vienne accroitre progressivement

Au niveau agrégé, deux périodes sont a distin-
guer. Dans un premier temps, le déficit total

16. Les montants sont exprimés en euros de 2011. A ce jour, cet
aspect dynamique dans le projet CTN a été abordé seulement
aux Etats-Unis (Donehower et al., 2011), en Suéde (Lindh et al.,
2011) et a Taiwan (Lai & Tung, 2015).

Tableau 2
Evolution des agrégats des Comptes de transferts nationaux — France 1979-2011

Agrégat | 1979 | 1984 | 1989 | 1995 | 2000 | 2005 | 2011

1. Déficit de cycle de vie

Consommation (en milliards d’euros) 761.0 848.6 975.6 | 1056.7 | 1182.9 | 1317.8 | 1425.0
Consommation privée (en %) 68.1 67.0 68.2 65.9 66.5 66.1 65.9
Education (en %) 0.8 0.8 1.0 0.9 0.9 0.9 1.1
Santé (en %) 21 2.4 2.9 3.4 3.3 3.5 3.8
Autre (en %) 97.1 96.8 96.2 95.7 95.8 95.5 95.1

Consommation publique (en %) 31.9 33.0 31.8 34.1 33.5 33.9 34.1
Education (en %) 22.9 22.0 20.5 22.0 22.0 20.6 18.8
Santé (en %) 24.2 241 25.7 26.1 26.4 29.2 29.8
Logement (en %) 21 3.1 3.5 41 4.0 3.5 3.4
Pers. dgées (en %) 3.8 3.8 4.0 4.0 3.7 3.9 4.2
Autre (en %) 46.9 47.0 46.3 43.8 43.9 42.8 43.8

Revenus du travail (en milliards d’euros) 776.8 805.7 874.8 925.8 | 1037.2 | 1138.5 | 12141
Salaires (en %) 63.8 63.2 63.7 66.0 67.8 68.0 68.4
Cotisations patronales (en %) 22.6 23.6 24.4 24.9 24.5 24.3 24.8
Revenu des indépendants (en %) 13.6 13.2 11.9 9.1 7.7 7.7 6.8

Ratio consommation / revenus du travail 0.98 1.05 1.12 1.14 1.14 1.16 1.17
Déficit de cycle de vie (en milliards d’euros) -15.8 42.9 100.7 130.8 145.7 179.3 211.0
Déficit de cycle de vie (en % de la consommation) -6.2 8.9 15.3 15.9 14.9 15.0 14.8
Variation (en %) du déficit de cycle de vie entre deux dates -371.4 | 134.8 29.9 1.4 23.0 17.6

2. Financement du déficit de cycle de vie

Transferts publics ou privés nets -15.6 -14.7 -18.1 -20.2 -28.4 -33.1 -40.6

Revenus des actifs (en milliards d’euros) 121.3 1121 234.2 241.2 327.5 327.2 316.4
Actifs privés (en %) 101.9 110.2 107.0 113.0 1111 111.4 111.3
Actifs publics (en %) -1.9 -10.2 -7.0 -13.0 | -11.1 -114 | -11.3

Epargne (en milliards d’euros) 121.5 54.5 115.4 90.2 153.4 114.7 64.7
Epargne privée (en %) 82.0 117.9 94.7 150.1 99.5 131.1 217.9
Epargne publique (en %) 18.0 -17.9 5.3 -50.1 0.5 -311 | -117.9

Ratio revenu des actifs / épargne 1.00 2.06 2.03 2.67 2.14 2.85 4.89

Ratio revenu des actifs nets de I’épargne / consommation 0.0 6.8 12.2 14.3 14.7 16.1 17.7

Lecture 1: en France, la part de la consommation publique dans la consommation totale est passée de 31.9 % en 1979 a 34.1 %
en 2011.

Lecture 2 : en France, le déficit de cycle de vie en euros constants a augmenté de 17.6 % entre 2005 et 2011.

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : données de la statistique publique (Comptes nationaux) et calculs des auteurs.
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s’est fortement creusé de 1979 a 1989. Alors
que les revenus du travail étaient supérieurs
de 15.8 milliards a la consommation totale
en 1979, I’écart entre la consommation et les
revenus du travail s’est ensuite brutalement
dégradé. 11 devient positif dés 1981, puis croit
fortement pour atteindre 100.7 milliards en
1989. Ce montant représentait 15.3 % de la
consommation totale pour cette année-la. Les
revenus du travail ne sont dés lors plus suffi-
sants pour couvrir la consommation totale, qui
doit étre financée autrement, en particulier par
les revenus d’actifs nets de I’épargne (publics
et privés). On observe ainsi un accroissement
de la part de ces derniers dans le financement
de la consommation, de 0 % en 1979 a 6.8 %
en 1984 et 12.2 % en 1989.

Dans un second temps, le ratio de la consom-
mation sur les revenus du travail a vu sa pro-
gression se ralentir fortement, passant de 1.12
en 1989 a 1.17 en 2011. Depuis 1989, ’écart
total entre la consommation et les revenus du
travail représente environ 15 % du montant de
la consommation privée et publique. Sur la der-
niere décennie, la croissance du déficit de cycle
de vie s’est sensiblement ralentie mais elle reste
encore forte (+23.1 % entre 2000 et 2005 et
+ 17.6 % entre 2005 et 2011).

Les profils de déficit de cycle de vie par téte
selon 1’dge se caractérisent par une forme en
v minuscule, sur I’ensemble de la période étu-
diée, de 1979 a 2011 (figure IV). Quelle que
soit I’année considérée, la différence entre la
consommation et les revenus du travail est posi-
tive pour les dges jeunes et pour les personnes
agées, tandis que les classe d’age intermédiaires
en activité disposent de davantage de revenus
qu’ils n’en consomment. La comparaison des
quatre profils présentés (1979, 1989, 2000,
2011) montre clairement que 1’écart entre la
consommation et les revenus du travail devient
de plus en plus élevé sur la période récente.
Exprimé en euros constants, 1’écart le plus élevé
constaté pour les ages jeunes a été multiplié par
environ 1.6 entre 1979 (14 249 euros) et 2011
(22 344 euros). Pour la période agée, cet écart
sur la méme période a pratiquement doublé, de
13 979 euros en 1979 a 27 571 euros en 2011.
Cette augmentation plus rapide du déficit de
cycle de vie pour les plus agés par rapport aux
ages jeunes s’explique par la dynamique de
I’accroissement de la consommation, plus mar-
quée pour les 60 ans et plus entre 1979 et 2011.

Parallélement, 1’accroissement du surplus
maximal apparait d’une ampleur bien moindre,
passant de 16 006 euros en 1979 a 20 951 euros

Figure IV

Evolution du déficit de cycle de vie selon I’age - profils par téte - France 1979-2011
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Lecture : en France, a I’dge de 70 ans, le déficit de cycle de vie moyen est passé de 11 445 euros en 1979 & 18 068 en 1989, a 21 221

en 2000 et a 25 811 en 2011 (en euros constants de 2011).
Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 1979, 1989, 2000 et 2011, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, Irdes Enquéte santé et protection sociale 1992 et 1998, échantillons permanents des assurés sociaux 2000, 2002,
2004, 2006 et 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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en 2011 (soit une hausse de 30 %). La durée
des périodes auxquelles la consommation est
supérieure ou inférieure aux revenus du tra-
vail s’est modifiée en conséquence au cours
du temps (tableau 3). Le nombre d’années ou
la consommation excede les revenus du travail
durant la jeunesse a augmenté sensiblement
entre 1979 et 1995 (de 22 a 26 années), puis est
resté stable de 2000 a 2011 (25 années). L’age
auquel la consommation redevient plus impor-
tante que les revenus du travail se fait & 58 ans
pour la majorité des années considérées, a
I’exception de 1979, 2000 et 2011. Un individu
donné consommait davantage qu’il ne produi-
sait a I’age de 61 ans en 1979 et de 59 ans en
2000 et en 2011.

Avec 1’accroissement continu de 1’espérance
de vie en France, le nombre d’années en situa-
tion de déficit aux ages élevés a considérable-
ment augmenté, passant de 14 années en 1979 a
24 années en 2011. Progressivement, le nombre
d’années ou I’écart entre consommation et reve-
nus est positif pendant la vieillesse rejoint celui
observé pendant la jeunesse. Du fait de 1’allon-
gement concomitant des périodes de déficit aux
ages jeunes et €levés, le ratio des ages pour les-
quels la consommation excéde les revenus du
travail par rapport aux ages ou les revenus du
travail sont plus importants que la consomma-
tion est passé de 0.92 en 1979 a 1.44 en 2011.
En 1979, 49 % des ages se caractérisaient par
un déficit pour une espérance de vie égale a
74 ans. Ce ratio a ensuite augmenté avant de se
stabiliser autour de 60 % depuis 1995.

Au niveau agrégé, le profil de déficit de cycle
de vie conserve une forme en v minuscule
pour les différentes années retenues!’. Pour
I’année 1979, les revenus du travail excédent
la consommation de 11 milliards d’euros pour
les dges de 29 a 32 ans, correspondant aux pre-
micres cohortes du baby-boom nées entre 1947
et 1950. Ces cohortes sont également celles
pour lesquelles la différence entre la consom-
mation et les revenus du travail est minimale en
1989 (elles ont alors entre 39 et 42 ans), mais
elles ne se distinguent pas des autres cohortes
en 2000. En revanche, I’écart durant la période
de la vieillesse est maximal (supérieur & 14 mil-
liards d’euros) pour les cohortes 1947 et 1948
qui étaient dgées de 64 et 63 ans respectivement
en 2011. L’augmentation de I’écart moyen,
qui touche particulierement les ages élevés,
a un impact majeur sur 1’écart agrégé dans un
contexte démographique ou la part de la popu-
lation agée augmente.

Une amélioration de la situation relative
des 60 ans et plus

La composition de la consommation s’est subs-
tantiellement modifiée au cours de la période.
Le poids de la consommation privée a reculé au
profit de la consommation publique, passant de
68.1 % en 1979 a 65.9 % en 2011 (tableau 2).
Cette proportion est toutefois remarquable-
ment stable depuis 1995, autour de 66 %. A un

17. Figure C2-4 du complément en ligne C2.

Tableau 3

Caractérisation de I’écart entre la consommation et les revenus du travail au niveau individuel -

France 1979-2011

Consommation - revenus du travail 1979 1984 1989 1995 2000 2005 2011
Jeunesse - dernier age ou C > Y- 21 22 23 25 24 24 24
Jeunesse - nombre d’années ou C > Y* 22 23 24 26 25 25 25
Vieillesse — premier 4ge ou C > Yt 61 58 58 58 59 58 59
Vieillesse — nombre d’années ou C > Y- 14 18 20 21 21 23 24
Nombre total d’années ou C > Y- 36 41 44 47 46 48 49
Nombre total d’année ol C < Y- 39 35 34 32 34 33 34
Ratio années ou C > Y'/ années ou C < Yt 0.92 1.17 1.29 1.47 1.35 1.45 1.44
Ratios années ol C > Y/ espérance de vie 0.49 0.55 0.57 0.60 0.58 0.60 0.60

Note : le nombre d’années ou la consommation publique et privée C excéde les revenus du travail Y- durant la période de vieillesse est
donné par la différence entre I’'espérance de vie et le premier 4ge ou C > Y* (inclus). L'espérance de vie a la naissance était de 74 années
en 1979, 75 en 1984, 77 en 1989, 78 en 1995, 79 en 2000, 80 en 2005 et 82 en 2011.

Lecture : en France, I’age auquel les revenus du travail sont devenus insuffisants pour couvrir la consommation totale durant la vieillesse
est passé de 61 ans en 1979 a 58 ans en 1995 et a 59 ans en 2011.

Champ : France métropolitaine et DOM.

Sources : enquéte Insee Budget de famille 1979, 1989, 2000 et 2011, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, Irdes Enquéte santé et protection sociale 1992 et 1998, échantillons permanents des assurés sociaux 2000, 2002,
2004, 2006 et 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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niveau plus fin, les dépenses privées d’éduca-
tion sont trés faibles tandis que celles liées a la
santé tendent a croitre réguliérement (2.1 % de
la consommation privée en 1979, 3.4 % en 1995
et 3.8 % en 2011). Les dépenses publiques de
santé ont également fortement augmenté sur la
période, passant de 24.2 % de la consommation
publique en 1979 a 29.8 % de la consommation
publique en 2011. Dans le méme temps, la part
de la consommation publique consacrée a I’édu-
cation a eu tendance a diminuer sur la dernicre
décennie (22 % en 2000, 20.6 % en 2005 et
18.8 % en 2011).

Au niveau individuel, le profil par adge de la
consommation totale se caractérise par deux
transformations principales. D un c6té, les pro-
fils annuels sont translatés vers le haut avec le
temps. Les niveaux de consommation ont été
systématiquement plus importants a chaque
age depuis 1979 (figure V). De I’autre, la forme
générale de ce profil s’est déformée sur la
période. En 1979, la consommation augmentait
fortement de 0 jusqu’a 16 ans et le profil variait
ensuite trés peu de 20 & 60 ans. A partir de 2000,
les variations de la consommation apparaissent
plus marquées aux ages adultes. Depuis 1989,

le niveau de consommation se caractérise par
un premier pic autour de 18 ans. Au-dela de
cet age s’observe une légére diminution de la
consommation jusque vers 40 ans, puis au-dela
le niveau de consommation amorce une remon-
tée dont I’ampleur s’est accrue sur la période
récente. Cette remontée de la consommation
totale en seconde partie de vie active coincide
avec des ages ou les parents n’ont plus a assurer
la prise en charge financiére de leurs enfants.

La comparaison des niveaux de consommation
moyens des trois grands groupes d’4ge (jeunes,
adultes, personnes adgées) met en évidence cette
amélioration relative de la situation des plus
agés. En 1979, les personnes dgées de 60 a 79 ans
se caractérisaient par un niveau de consomma-
tion supérieur de 1.7 % en moyenne a celui des
20-59 ans. Cette différence s’est accentuée sur
I’ensemble de la période : +7.5 % en 1989,
+8.7%en2000 et + 17 % en 2011. A ’inverse,
sur I’ensemble de la période, la consommation
des 20-59 ans est restée en moyenne entre 22 et
28 % supérieure a celle des jeunes dgés de 0 a
19 ans. La dynamique de la consommation des
60-79 ans s’explique essentiellement par une
augmentation de leur niveau de consommation

Figure V

Evolution des dépenses de consommation totale selon I’age - Profils par téte — France 1979-2011

Montant (en milliers d’euros constants de 2011)
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Lecture : en France, la consommation publique et privée moyenne a I’4ge de 60 ans est passée de 16 680 euros en 1979 a 19 821 euros
en 1989, a 22 527 euros en 2000 et a 26 197 euros en 2011 (en euros constants de 2011).

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 1979, 1989, 2000 et 2011, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, Irdes Enquéte santé et protection sociale 1992 et 1998, échantillons permanents des assurés sociaux 2000, 2002,
2004, 2006 et 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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privée par rapport aux classes d’age plus jeunes,
car le niveau relatif de consommation publique
entre classes d’dge est resté stable entre 1979 et
2011. Le ratio de la consommation privée des
60-79 par rapport aux 20-59 est passé de 0.88
en 1979 a 1.11 en 2011.

Dans le méme temps, le ratio pour la consom-
mation publique est passé de 1.49 a 1.46.
Ce résultat peut sembler surprenant, car les
dépenses publiques liées a la santé occupent une
part croissante dans la consommation totale des
60-79 ans (13.3 % en 1979, 15.3 % en 2000 et
15.4 % en 2011). Or, la consommation publique
de santé occupe également une place de plus en
plus importante pour les adultes qui ont entre 20
et 59 ans (7 % en 1979, 7.1 % en 2000 et 8.3 %
en 2011), ce qui se traduit par une tendance a
la stabilité du ratio relatif de consommation
publique entre ces deux classes d’age.

Au niveau agrégé, 1’allongement de la durée
de vie observée tout au long de la période
vient renforcer la contribution des ages éle-
vés a la consommation totale. Les personnes
agées de 60 ans et plus représentaient 18.1 %
de la consommation privée et publique en 1979,
20.8 % en 1989, 23 % en 2000 et 27.9 % en
2011. Cet accroissement significatif en toute
fin de période vient de ce que les cohortes nées
entre 1946 et 1950 ont au moins 60 ans en
2011. Avec I’avancée en age des cohortes du
baby-boom, le mode du profil agrégé se déplace
rapidement vers la droite'®. Les profils agrégés
se déformant du fait des évolutions temporelles
des profils individuels et des changements
démographiques, il est possible de neutraliser
les effets liés a I’allongement de la durée de vie
en raisonnant a structure de population inchan-
gée (Lee & Mason, 2011).

L’age moyen a,. auquel un euro est consommé
en France pour les différentes années retenues
est tel que a. =>aC(a)/YC(a) avec C(a)
la consommation agrégée a 1’age a calculé pour
la structure par age de la population cette
année-la. Cet age a augmenté de 17.5 % sur
I’ensemble de la période (36.8 ans en 1979,
38.5 ans en 1989, 40.5 ans en 2000 et 43.2 ans
en 2011). Cette hausse apparait beaucoup plus
mesurée lorsque I’on retient pour le calcul de cet
age moyen la structure de la population par age
de I’année 2011. Net de I’incidence de 1’allon-
gement de la durée de vie, I’age moyen auquel
un euro est consommé est passé de 41.6 ans
en 1979 a 43.2 ans en 2011, soit une hausse
de seulement 3.9 %. Ceci suggere donc que
I’effet démographique est le principal facteur

explicatif du relévement de I’age moyen auquel
un euro est consomme.

La principale modification observée pour
les revenus porte sur la nette diminution de
la contribution des indépendants, surtout en
début de période (tableau 2). En 1979 et 1984,
les revenus des indépendants représentaient
plus de 13 % des revenus du travail. Cette
proportion n’était plus que de 7.7 % en 2000
et en 2005 et méme de 6.8 % en 2011. Les
revenus du travail ont été multipliés par plus
de 1.5 entre 1979 et 2011. Outre des niveaux
de revenus plus élevés a chaque age avec le
temps, tout du moins pour les ages de 25 a
55 ans, les profils par dge au niveau indivi-
duel se sont transformés (figure VI). L’age
modal a sensiblement varié en 30 ans en se
déplagant vers la droite’. En 1979, le revenu
du travail moyen était le plus élevé a 1’age
de 36 ans. Cette année-la, les individus agés
de 30 a 39 ans gagnaient en moyenne 20 % de
plus que les 50-59 ans. En 1989, 1’age modal
était passé a 43 ans et le groupe d’age le mieux
rémunéré était les 40-49 ans. Cet dge modal a
continué a croitre en 2000 (49 ans) pour toute-
fois revenir a 46 ans au cours de 1’année 2011.
Globalement, les profils ont eu tendance a se
verticaliser progressivement, a la fois en début
et en fin de vie active.

Au niveau agrégé, la hausse de 1’dge modal
observé pour le profil individuel de revenu et
le vieillissement des cohortes du baby-boom
ont conduit a un relévement des ages auxquels
sont recus 1’essentiel des revenus du travail.
L’age modal associé au revenu agrégé le plus
¢élevé est passé de 31 ans en 1979 a 49 ans en
2000%°. En 1979, la classe d’age quinquennale
contribuant le plus au revenu agrégé total cor-
respondait aux 30-34 ans (dans une proportion
de 15 %). Depuis 1996, la classe d’dge modale
est représentée par les 45-49 ans (17 % en 1996
et 15.7 % en 2011). L’age moyen auquel un
euro est gagné a augmenté entre 1979 (40 ans)
et 2011 (42.6 ans), soit une hausse de 6.5 %.
Cet accroissement est surtout li¢ a la modifi-
cation de la structure par dge de la population
sur la période. Pour la structure par age de la
population frangaise en 2011, la progression de
I’age moyen auquel un euro est gagné est trés
faible, passant de 42.1 ans en 1979 a 42.2 ans
en 2000.

18. Figure C2-5 du complément en ligne C2.
19. L'4ge modal correspond a la cohorte née en 1943 pour I'an-
née 1979, a celle née en 1946 pour I'année 1989, a celle née en
1951 pour I'année 2000 et a celle née en 1965 pour I'année 2011.
20. Figure C2-6 du complément en ligne C2.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017



Le déficit de cycle de vie en France : une évaluation pour la période 1979-2011

Une lecture générationnelle

Les évolutions observées entre 1979 et 2011
suggeérent 1’existence d’un déplacement des
ressources au profit des individus plus 4gés en
France. Si la consommation privée et publique
a augmenté a chaque age avec le temps, ce
sont les plus de 60 ans qui se caractérisent par
les niveaux de consommation les plus élevés
depuis 2000. En 1979, le montant cumulé de
déficit durant les ages jeunes était deux fois
plus élevé que celui pendant les ages élevés.
Ce ratio a fortement diminué par la suite, pas-
sant 3 1.4 en 1989 et 1.1 en 2000. En 2011,
le montant de déficit cumulé pendant la vieil-
lesse excédait de 7.8 % celui cumulé pendant
la jeunesse.

Ces réallocations de ressources a travers les
ages sont en partie imputables aux évolutions
de la structure par age de la population fran-
caise. Au niveau agrégé, I’importance du défi-
cit total de cycle de vie pour une année donnée
croit de fagon mécanique au fur et a mesure
que le nombre de personnes agées augmente.
L’incidence de ce facteur démographique
est neutralisée en appliquant la structure par
age de la population observée en 2011. Si la

structure par age de la population en 1979 avait
été celle de 2011, alors le montant cumulé de
déficit total aux ages jeunes n’aurait été que
de 22.3 % supérieur a celui cumulé pendant
la vieillesse. Le déficit total qui caractérise la
jeunesse aurait été relativement plus faible que
celui des personnes agées dés 1984 (— 3.7 %) et
aurait été bien inférieur en 2005 (— 9 %) et en
2011 (- 7.8 %).

La question d’intérét est alors de savoir si cette
réallocation des ressources entre les groupes
d’ages a une date donnée, qui s’opére pro-
gressivement vers les ages plus élevés, vient
modifier les situations relatives des différentes
générations. Par définition, 1’approche par le
déficit de cycle de vie consiste a comparer a
une date donnée des ages différents, donc des
générations différentes. La construction des
CTN pour la France sur trois décennies permet
d’apporter des ¢léments de lecture au niveau
générationnel par la construction de cohortes.
D’aprés les profils par age de déficit de cycle
de vie pour des cohortes nées entre 1900 et
2000 (avec un espacement de 10 ans entre
chaque cohorte), la superposition des diffé-
rentes courbes par génération donne bien lieu
a un écart qui suit globalement une forme en

Figure VI

Evolution des revenus du travail selon I’dge - profils par téte — France 1979-2011
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Lecture : en France, les revenus du travail moyens a I’dge de 40 ans sont passés de 30 281 euros en 1979 a 38 690 euros en 2011

(en euros constants de 2011).
Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquétes Insee Budget de famille 7979, 1989, 2000, 2011 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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v minuscule (figure VII). Le constat n’est pas
surprenant dans la mesure ou les individus ne
disposent d’aucun revenu du travail en début et
en fin de cycle de vie quelle que soit la période
considérée, méme si la durée de ces épisodes
est variable suivant les générations.

L’analyse de la situation des cohortes succes-
sives révele que les écarts entre générations
les plus perceptibles s’observent aux ages
¢levés. La comparaison des cohortes nées
en 1900, 1910, 1920 et 1930 montre que le
niveau de déficit a augmenté rapidement
aux différents ages en fin de vie. A I’age de
80 ans, le niveau de déficit d’une personne
née en 1900 était de 13 850 euros (en euros
constants de 2011). Au méme age, ce niveau
était de 29 % plus élevé pour la génération
1910, de 54.2 % pour la génération 1920 et
90 % pour la génération 1930. Cette progres-
sion rapide s’observe aussi a 1’age de 65 ans.
Le niveau de déficit a cet age pour la cohorte
1940 était de 16 % supérieur a celui de la
cohorte 1930, la hausse étant de 34.1 % entre
les cohortes 1930 et 1920.

Ces évolutions sont uniquement liées a la dyna-
mique de la consommation étant donné que
les revenus sont trés faibles aprés 60 ans et
nuls aprés 80 ans. La progression rapide de la
consommation d’une génération aux ages éle-
vés pourrait s’expliquer par trois hypothéses :
une forte diminution du taux d’épargne d’une
génération a I’autre, la montée en puissance
du systéme de retraite par répartition ou I’aug-
mentation des revenus d’actifs. La premiére
hypothése peut étre écartée d’emblée car les
générations nées dans ’entre-deux guerres se
caractérisent plutdt par un niveau d’épargne
élevé (Mathé et al., 2012).

Les deux explications suivantes semblent plus
plausibles pour expliquer la forte augmenta-
tion du niveau de consommation d’une géné-
ration a 1’autre aux ages élevés. D’une part,
les pensions de retraites se sont fortement
améliorées d’une génération a ’autre. Leur
montant moyen a ainsi évolué plus rapidement
que les revenus d’activité dans 1’ensemble
de I’économie, de maniére quasi-continue
entre les générations 1939 et 1947 (COR,

Figure VII

Evolution du déficit de cycle de vie par cohortes de naissance - profils par téte -

France 1979-2011
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Lecture : en France, le déficit de cycle de vie annuel moyen a I’4ge de 75 ans est passé de 15 866 euros pour la génération née en 1910
a 20 064 euros pour la génération née en 1920 et a 23 811 euros pour la génération née en 1930 (en euros constants de 2011).

Champ : France métropolitaine et DOM.

Source : enquéte Insee Budget de famille 1979, 1989, 2000 et 2011, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, Irdes Enquéte santé et protection sociale 1992 et 1998, échantillons permanents des assurés sociaux 2000, 2002,
2004, 2006 et 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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2014). D’autre part, le niveau de patrimoine
est de plus en plus concentré aux ages éle-
vés (Arrondel et al., 2014), ce qui se traduit
par une augmentation des niveaux de reve-
nus d’actifs au fil des générations (Navaux,
2016). Par ailleurs, une rupture nette appa-
rait pour les cohortes 1920 et 1930 quand on
considére 1’age auquel le déficit devient stric-
tement positif en fin de vie active. Il est de
60 ans pour la cohorte 1920 et de 58 ans pour
la cohorte 1930, reflétant le recul de 1’age de
départ a la retraite mis en ceuvre en avril 1983
et la diffusion des dispositifs de préretraite
(Burricand & Roth, 2000).

Aux ages jeunes, les montants de déficit a age
donné tendent également a augmenter avec les
générations successives. A 1’dge de 10 ans,
le montant du déficit par téte qui était en
moyenne de 12 027 euros pour la cohorte 1970
a augmenté : + 15.3 % pour la cohorte 1980,
+31.1 % pour la cohorte 1990 et +45.9 %
pour la cohorte 2000. L’ordre de grandeur
de ces accroissements apparait de moindre
ampleur en comparaison avec les générations
plus anciennes, en lien avec le poids croissant
des dépenses de santé publiques qui bénéfi-
cient en premier lieu aux personnes plus agées
et en lien avec les dépenses privées par téte qui
augmentent plus rapidement aux ages élevés.
Il existe également une rupture entre la cohorte
1960 et la cohorte 1970. Pour la premicre,
’écart entre la consommation et les revenus du
travail devient négatif a 1’age de 23 ans alors
que cet age est de 26 ans pour la cohorte de
1970. Ce recul peut tenir a I’allongement de la
durée des études ou au contexte économique
du moment qui rend ’accés a I’emploi plus ou
moins facile.

Le montant de consommation totale augmente
beaucoup plus fortement avec 1’age au niveau
de la cohorte en comparaison avec le profil
obtenu pour les différentes années d’obser-
vation (figure VIII-A). Les cohortes nées en
1940 et en 1950 ont vu leur montant moyen de
consommation multiplié par plus de 1.5 entre
les ages allant de 40 et 60 ans. La situation
relative des générations concernées s’est donc
améliorée. Si ’on consideére 1’évolution de la
consommation entre les ages de 30 a 40 ans,
le montant moyen a augmenté de 14.7 % pour
la cohorte 1950, de 5 % pour la cohorte 1960 et
de 2.5 % pour la cohorte 1970. Autrement dit,
si les générations les plus récentes se caracté-
risent par des consommations plus élevées plus
tot dans le cycle de vie, I’amélioration se fait a
un rythme décroissant.

Les profils de revenus du travail suivant 1’age
obtenus a partir d’une représentation des
cohortes sont trés proches de ceux obtenus a
partir de I’analyse transversale (figure VIII-B).
La encore, on observe clairement une amé-
lioration du revenu moyen a chaque age
pour les cohortes successives?'. Si les profils
des cohortes 1920, 1930 et 1940 tendent a se
confondre pour les dges allant de 60 a 65 ans,
la courbe est quelque peu décalée vers la
droite pour la cohorte 1950 qui va étre ame-
née a travailler plus longtemps. Ceci explique
la hausse des revenus moyens du travail aux
ages proches de la retraite. La progression
des revenus du travail d’une génération a
I’autre, trés visible des générations 1930 a
1950 semble s’étre momentanément interrom-
pue entre les générations 1950 et 1960. Ainsi,
jusqu’a 40 ans, les revenus du travail des géné-
rations 1950 et 1960 sont identiques en euros
constants??, la croissance ne reprenant pour la
derniére qu’aprés cet age. La situation s’amé-
liore pour les générations 1970 et suivantes pour
lesquelles la croissance des revenus du travail a
chaque age reprend, méme si cette croissance
est moins forte que pour les générations 1940
et 1950%.

Au total, ces résultats apportent un premier
éclairage en termes d’équité intergénération-
nelle dans la mesure ou les générations pré-
cédant le baby-boom apparaissent avoir été
favorisées en termes de consommation et les
générations du baby-boom ont bénéficié de
I’augmentation des revenus du travail entre 50
et 60 ans. Toutefois, pour réellement apprécier
I’évolution de la consommation et des revenus
d’une génération a I’autre, il est nécessaire de
distinguer 1’effet qu’il convient d’attribuer a
la cohorte de naissance des effets liés a I’age
ou a la période d’observation des cohortes.
D’Albis et Badji (dans ce numéro) proposent
une telle analyse et montrent que la situation
relative des cohortes nées entre 1901 et 1979
s’est améliorée et, en particulier, que la généra-
tion du baby-boom n’a pas eu un niveau de vie
supérieur a celui des générations nées dans les
années 1970.

21. La situation particuliére de la cohorte 1910 s’explique par
une sortie du marché du travail beaucoup plus tardive, donnant
lieu a des revenus du travail en moyenne plus élevés pour les
plus &gés.

22. Une stabilité en euros constants signifie une dégradation si
on tient compte de la croissance générale des revenus.

23. Ce constat fait écho a celui de Clerc et al. (2011).
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Figure VIII-A

Evolution de la consommation par cohortes de naissance - profils par téte — France 1979-2011
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Lecture : en France, la consommation publique et privée annuelle moyenne a I’4ge de 75 ans est passée de 16 576 euros pour la géné-
ration née en 1910 a 20 550 euros pour la génération née en 1920 et & 24 292 euros pour la génération née en 1930 (en euros constants

de 2011).

Champ : France métropolitaine et DOM.
Source : enquéte Insee Budget de famille 1979, 1989, 2000 et 2011, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, Irdes Enquéte santé et protection sociale 1992 et 1998, échantillons permanents des assurés sociaux 2000, 2002,
2004, 2006 et 2008 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.

Figure VIII-B

Evolution des revenus du travail par cohortes de naissance - profils par téte — France 1979-2011
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Lecture : en France, les revenus du travail annuels moyens a I’4ge de 75 ans sont passés de 710 euros pour la génération née en 1910 a
486 euros pour la génération née en 1920 et a 481 euros pour la génération née en 1930 (en euros constants de 2011).

Champ : France métropolitaine et DOM.
Source : enquétes Insee Budget de famille 7979, 1989, 2000, 2011 et données de la statistique publique, calculs des auteurs.
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La France dans une position similaire
a ses voisins européens

Le profil par age en v minuscule mis en évi-
dence en France pour le déficit de cycle de vie
se veut universel puisque la survie nécessite
une consommation a chaque age tandis que les
revenus du travail sont pergus aux seuls ages
adultes. Ceci n’exclut toutefois pas la possibi-
lité de variations entre pays, par exemple dans
le nombre d’années passées en situation de défi-
cit aux différents ages®*. A partir des données
disponibles du projet international des CTN,
la situation de la France en 2005 est désor-
mais mise en perspective avec celle des pays
suivants : Allemagne (2003), Espagne (2000),
Etats-Unis (2003), Finlande (2004), Italie
(2008), Japon (2004), Royaume-Uni (2007) et
Suede (2005). La comparaison porte sur les pro-
fils par age de consommation privée et publique
et de revenus du travail qui sont présentés au
niveau individuel.

Pour les pays européens, deux profils par dge
distincts apparaissent pour la consommation
totale (figure IX-A)%. Aprés une phase de crois-
sance assez rapide de la consommation aux
ages jeunes puis une certaine stabilité pendant
la période adulte, les pays d’Europe du Nord et
d’Europe du Sud se distinguent vers 1’age de
75 ans. Pour les premiers, le niveau de consom-
mation totale s’accroit sensiblement aux ages
élevés, en particulier en Suéde et en Finlande.
L’explication la plus vraisemblable est liée aux
dépenses publiques consacrées pour la dépen-
dance a ces ages avancés (Fiirnkranz-Prskawetz
& Hammer, 2012). A T’inverse, le profil de
la France se rapproche de celui observé en
Allemagne, en Espagne et en Italie a partir de
60 ans. Les profils de consommation totale
restent relativement stables durant la période de
vieillesse, y compris aprés 75 ans. En ce sens,
la situation de la France se distingue de celle
observée au Japon et plus encore aux Etats-Unis
ou ce sont les dépenses privée de santé et de
dépendance qui expliquent la trés forte crois-
sance de la consommation a partir de 85 ans
(Chawla et al., 2011).

Les profils par 4ge pour les revenus du travail
différent suivant 1’amplitude des ages sur les-
quels sont percus ces revenus et la croissance
de ce profil liée a des effets d’ancienneté.
Pour les pays européens, seul le Royaume-Uni
se distingue des autres pays en début de vie
active puis les revenus sont en moyenne sensi-
blement plus ¢levés jusqu’aux dges de 30 ans

(figure IX-B). Au-dela de 30 ans, le revenu par
age tend a décroitre légérement. Ce résultat
contraste avec la situation observée en Italie,
en France ou en Allemagne ou les revenus
sont croissants de 30 ans jusque vers 50 ans.
Les effets de I’ancienneté apparaissent les plus
importants en France et en Italie. Au-dela de
60 ans, la France fait partie des pays ou les
revenus du travail sont les plus faibles a I’in-
verse de la Suéde ou les sorties du marché du
travail sont plus tardives. Sur le plan interna-
tional, les niveaux de revenus du travail aux
ages élevés sont beaucoup plus élevés aux
Etats-Unis qu’en France, notamment chez les
60-65 ans.

Les profils de déficit de cycle de vie par age
au niveau international sont trés similaires
(figure IX-C). Pour I’ensemble des pays euro-
péens considérés, les écarts sont ténus jusque
vers 30 ans. L’écart entre la consommation et
les revenus du travail double pour la plupart
des pays entre les dges de 0 et 18 ans et le
premier age auquel le niveau devient négatif
oscille entre 25 ans (France, Royaume-Uni)
et 27 ans (Allemagne, Italie). Les niveaux
de surplus maximal atteints sont plus faibles
en Espagne et en Italie. L’écart redevient
positif a 58 ans en France, en Allemagne et
Royaume-Uni, 59 ans en Italie et en Espagne,
60 ans en Finlande et enfin 64 ans en Suéde
(tableau 4). Combiné aux variations d’espé-
rance de vie entre les pays, le nombre total
d’années en situation de déficit aux ages éle-
vés est compris entre 18 ans pour la Suéde
et 24 ans pour I’Italie. Aux Etats-Unis, le
nombre d’années de déficit pour la vieillesse
est également de 18 ans alors qu’il est de
23 ans au Japon du fait du différentiel d’es-
pérance de vie (82 ans au Japon, 77 ans aux
Etats-Unis).

24. Celui-ci sera plus élevé dans un pays ou les jeunes géné-
rations connaissent des difficultés pour accéder au marché
du travail et ou les seniors partent a la retraite a un age
précoce. Une espérance de vie élevée viendra également
accroitre le nombre d’années en situation de déficit aux ages
élevés.

25. Suivant les recommandations de Lee et Mason (2011), les
profils pour cette section ont été normalisés sur les revenus du
travail moyens des personnes de 30 a 49 ans afin de faciliter les
comparaisons internationales. A chaque &ge, la valeur par téte
est divisée par les revenus du travail moyens de la classe d’age
30-49 ans.
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La comparaison met en avant des similitudes
dans les profils de consommation totale et de
revenus du travail par age pour les différents
pays développés sélectionnés. Au cours de
sa vie, chaque individu est dans une situation
de surplus entre les dges allant de 24-26 ans a

58-60 ans selon les pays (exception faite de la
Suéde). Si ces variations dans les dges seuils
peuvent paraitre limitées, elles n’en demeurent
pas moins conséquentes conditionnellement
a la durée de vie moyenne dans ces pays. En
2008, les ages pour lesquels la consommation

Figure IX-A

Comparaison internationale de la consommation totale selon ’dge - profils par téte

Montant (normalisé sur le revenu moyen des 30-49 ans)
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—France = cceeee Japon — — Etats-Unis

Lecture : en France, la consommation publique et privée moyenne a I'dge de 60 ans représentait 71.3 % des revenus du travail moyens
recgus entre 30 et 49 ans pour I'année 2005.

Source : pour la France, enquéte Insee Budget de famille 2005, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, échantillons permanents des assurés sociaux 2004 et 2006 et données de la statistique publique, calculs des auteurs ;
pour les autres pays, données internationales des Comptes de transferts nationaux.
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dépassait les revenus du travail excédaient de
59 % ceux passé€s en situation d’excédent en
Italie. A I’inverse, cet excédent n’était que de
16 % pour la Sueéde en 2005 et 29 % pour les
Etats-Unis en 2003. La France se retrouve dans
une situation intermédiaire, avec un exces de

45 % des ages caractérisés par un déficit par
rapport aux ages caractérisés par un surplus.

Figure IX-B

Comparaison internationale des revenus du travail selon I’age - profils par téte

Montant (normalisé sur le revenu moyen des 30-49 ans)
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Lecture : en France, les revenus du travail moyens a I’dge de 60 ans représentaient 44.4 % des revenus du travail moyens regus entre

30 et 49 ans pour I'année 2005.

Source : pour la France, enquéte Insee Budget de famille 2005 et données de la statistique publique, calculs des auteurs ; pour les autres

pays, données internationales des Comptes de transferts nationaux.
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La mise en ceuvre de la premiére phase des
CTN pour la France a permis de montrer que
les niveaux de consommation et de revenus du
travail se sont améliorés pour toutes les géné-
rations lorsqu’on les compare aux mémes ages.
Les niveaux de consommation ont augmenté

plus rapidement a partir de 40 ans et surtout
aprés 60 ans et 1’évolution des revenus a sur-
tout bénéficié aux générations qui avaient entre
50 et 60 ans de 1979 a 2011, sans toutefois
remettre en cause 1’amélioration du niveau de
vie d’une cohorte a 1’autre. Enfin, la période

Figure IX-C

Comparaison internationale du déficit de cycle de vie selon I’age - profils par téte

Montant (normalisé sur le revenu moyen des 30-49 ans)
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Lecture : en France, le déficit de cycle de vie moyen a I’4ge de 60 ans représentait 26.9 % des revenus du travail moyens recus entre

30 et 49 ans pour I'année 2005.

Source : pour la France, enquéte Insee Budget de famille 2005, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, échantillons permanents des assurés sociaux 2004 et 2006 et données de la statistique publique, calculs des auteurs ;
pour les autres pays, données internationales des Comptes de transferts nationaux.
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Tableau 4

Caractérisation du déficit de cycle de vie au niveau individuel - comparaison internationale

France Finlande |Allemagne Italie Japon Espagne Suede Royaurne— Etat.s—
Uni Unis
2005 2004 2003 2008 2004 2000 2005 2007 2003
Espérance de vie a la 80 79 78 82 82 79 81 79 77
naissance
Jeunesse - dernier age 24 25 26 26 25 25 25 24 25
ouC>YL
Jeunesse — nombre 25 26 27 27 26 26 26 25 26
d’années ou C > YL
Vieillesse — premier age 58 60 58 59 60 59 64 58 60
ouC>YL
Vieillesse — nombre
d’années 23 20 21 24 23 21 18 22 18
ouC>YL
Nombre total d’années 48 46 48 49 47 44 47 44
ouC>YL
Nombre total d’année ou 33 34 31 30 34 33 38 33 34
C<YL
Ratio années ot C > 1.45 1.35 1.55 1.59 1.44 1.42 1.16 1.42 1.29
YL / années ou C < YL : ’ : ’ : ’ ’ ’ ’
Ratios années ol G > 0.60 0.58 0.62 0.62 0.60 0.59 0.54 0.59 0.57
YL / espérance de vie
Agemoyenala 41.9 42.1 44.8 44.2 45.7 40.6 426 425 414
consommation d’un euro
Age moyen ala 41.9 43.0 42.1 43.3 45.0 40.8 44.1 40.8 43.6
production d’un euro

Lecture : en 2005, le dernier &ge auquel la consommation est supérieure aux revenus du travail durant la jeunesse est de 24 ans en

France et de 25 ans en Suéde.

Source : pour la France, enquéte Insee Budget de famille 2005, enquéte Drees Handicap Santé Ménage 2008 et Handicap Santé
Institutions 2009, échantillons permanents des assurés sociaux 2004 et 2006 et données de la statistique publique, calculs des auteurs ;
pour les autres pays, données internationales des Comptes de transferts nationaux.

durant laquelle les revenus du travail excédent
la consommation privée et publique a eu ten-
dance a se contracter, principalement en raison
de I’allongement de la durée de vie moyenne.
Ces résultats conduisent a s’interroger sur la
fagon dont le financement de ce déficit de cycle
de vie est assuré¢ chaque année, ce qui fera I’ob-
jet de la prochaine phase du projet des CTN.

La question est d’importance dans un contexte
ou la population des personnes dgées de 60 ans
et plus devrait représenter plus d’un tiers de
la population francaise dés 2060 d’apres les
projections de I’Insee (Blanpain & Buisson,
2016). Comprendre le financement du déficit
de cycle de vie nécessite de calculer des pro-
fils par age pour les revenus d’actifs nets de
I’épargne et pour les transferts privés et publics
dont le poids croissant a été¢ récemment souli-
gné pour la France (Conseil des prélévements
obligatoires, 2008 ; Piketty, 2011). Avec la déter-
mination du financement des CTN, il sera

possible de comparer les poids de chaque type
de financement pour les jeunes inactifs comme
pour les retraités.

Ces nouvelles données sont utiles pour proposer
de nouveaux éléments de diagnostic sur la ques-
tion des inégalités intergénérationnelles, 1’ intérét
central de la méthode des CTN étant 1’intégra-
tion de I’ensemble des flux publics et privés qui
circulent entre les générations. Si de nombreux
travaux se sont intéressés en France a des indi-
cateurs de justice entre générations, ceux-ci
privilégient usuellement une seule dimension,
qu’il s’agisse des revenus du travail (Chauvel
& Schroder, 2014), des transferts publics ou des
transferts privés (Spilerman & Wolff, 2012 ;
Arrondel et al., 2014). Néanmoins, la mise en
ceuvre de comparaisons intergénérationnelles
se trouvera toujours contrainte par les données
disponibles, qui ne permettent actuellement de
reconstituer que des parties du cycle de vie pour
chaque génération. O
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Les inégalités de niveaux de vie
entre les générations en France
Hippolyte d’Albis * & Ikpidi Badji **

Dans cet article, les effets de 1’dge (ou du cycle de vie) et de génération sur le niveau
de vie sont estimés a partir d’un pseudo-panel construit avec les différentes éditions de
I’enquéte Budget de famille entre 1979 et 2011. Le niveau de vie des ménages est appré-
cié avec le revenu disponible ou la consommation privée par unité de consommation,
en isolant ou non les dépenses de logement et les loyers implicites. En s’appuyant sur
la stratégie d’identification développée par Deaton et Paxson (1994) pour les modé¢les
age-période-cohorte (APC), deux principaux résultats sont mis en évidence. Tout
d’abord, le niveau de vie augmente fortement avec 1’age, de 25 a 64 ans. Par exemple,
la consommation des 50-54 ans est supérieure de 35 % a celle des 25-29 ans. A partir
de 65 ans, I’évolution dépend de I’indicateur de niveau de vie considéré. Par ailleurs, le
niveau de vie des générations du baby-boom est supérieur a celui des générations nées
avant-guerre mais inférieur ou égal a celui des générations qui les suivent. Par exemple,
la consommation de la cohorte née en 1946 est de 40 % supérieure a celle de la cohorte
née en 1926 mais de 20 % inférieure a celle de la cohorte née en 1976. Si I’on prend
I’ensemble des cohortes nées entre 1901 et 1979, aucune génération n’a été désavanta-
gée par rapport a ses ainées. La discussion de ces résultats, notamment au regard de ceux
issus d’autres stratégies d’identification — la méthode age-période-cohorte-détendancia-
lis¢ (APCD) qui retire une tendance lin€aire aux variables et une stratégie originale, la
méthode espérance de vie-période-cohorte (EPC) qui remplace la variable d’age par
I’espérance de vie a chaque age — souligne leur robustesse. Elle révéle I’importance de
la croissance économique dans 1’¢lévation du niveau de vie des générations et confirme
qu’aucune génération n’a eu une consommation inférieure a celle des générations qui
I’ont précédé.
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e théme des générations, ou des classes

d’age, revient souvent dans le débat public
sous le mode de la comparaison. Certaines
générations seraient avantagées, d’autres sacri-
fiées. Les essais sur le sujet, qui rencontrent
d’ailleurs un large public, mettent habituel-
lement en avant l’avantage particulier dont
aurait bénéficié la génération du baby-boom
d’aprés-guerre, parfois méme aux dépens des
générations suivantes'.

L’objectif de cet article est de proposer une
comparaison des niveaux de vie entre les
classes d’age et entre les générations en France
a partir des données statistiques des enquétes
Budget de famille (BdF). Nous utilisons deux
niveaux de comparaison. Le premier consiste
a évaluer le niveau de vie en fonction de I’age.
Ceci permet de comparer les classes d’ages
entre elles, et d’évaluer par exemple si les
« jeunes » sont mieux ou moins bien lotis que
leurs ainés. Ce premier niveau de comparaison
vise essentiellement a décrire les inégalités
entre classes d’age sur un intervalle de temps
relativement long, tout en éliminant les effets
de période qui pourraient biaiser une simple
analyse en coupe transversale. Il est néanmoins
difficile d’en tirer des conclusions normatives.
En particulier, il n’est pas évident que 1’éga-
lit¢ des niveaux de vie entre les classes d’age
refléte la préférence des ménages. Méme dans
un contexte de marchés complets, la théorie
du cycle de vie suggére que la consommation
est croissante avec 1’dge si le rendement de
I’épargne est supérieur a la préférence indi-
viduelle pour le présent (Yaari, 1965). Si les
marchés proposant des produits d’assurance en
rente viagére sont imparfaits, elle suggere alors
que la consommation suit une courbe en cloche
(Davis, 1981). Le second niveau de compa-
raison évalue les niveaux de vie en fonction
de la date de naissance des personnes tout en
controlant les effets d’age et de période. Il per-
met de comparer des générations et d’apprécier
si I’'une a bénéficié d’un niveau de vie supé-
rieur aux autres. Il ne permet pas, en revanche,
d’analyser les raisons des éventuelles inégalités
entre générations et encore moins d’expliciter
les éventuelles relations de cause a effet entre
la bonne fortune des uns et la mauvaise fortune
des autres. La comparaison des inégalités en
fonction de la date de naissance se préte néan-
moins mieux aux discussions normatives. Il
est évidemment difficile de comparer des per-
sonnes nées a des dates différentes et qui ont
vécu dans des contextes trés différents, mais
un premier pas peut étre effectué en utilisant la
régle minimale de soutenabilité qui stipule que

les actions des générations présentes ne doivent
pas réduire les opportunités des générations
futures. Une tendance a la baisse du niveau de
vie des générations peut, ainsi, étre considérée
comme inéquitable. Il est difficile d’aller plus
loin dans I’analyse sans reposer sur un a priori
idéologique (Masson, 2009).

La comparaison des niveaux de vie entre les
classes d’age et entre les générations est délicate
pour plusieurs raisons. La premicre concerne
le choix de la variable d’intérét. Parfois, des
articles mettent en avant une variable particu-
liére, telle que le chomage des jeunes ou les
revenus du travail, qui méme si elle est impor-
tante, ne refléte qu’un aspect de la situation
relative des différentes générations (Gaini et al.,
2013). Dans cet article, nous avons sélectionné
des variables plus globales. Nous utilisons, tout
d’abord, I’ensemble des revenus disponibles,
ce qui permet de prendre en compte les reve-
nus sur les marchés du travail et des capitaux et,
également, les revenus de transferts nets, qu’ils
soient publics ou privés. Nous utilisons aussi
une variable décrivant la consommation privée.
Utiliser deux variables est un choix pragma-
tique : il permet de ne pas trancher la question
de savoir si le niveau de bien-étre est mieux
mesuré par les revenus ou par la consomma-
tion. Disposer de deux variables permet aussi
d’apprécier la robustesse de nos résultats. Ces
deux variables sont en outre décomposées en
spécifiant la part du logement, et notamment
des loyers imputés (les loyers qui seraient ver-
sés par les propriétaires-occupants s’ils étaient
locataires de leur logement). Ceci permet d’ef-
fectuer des analyses de robustesse en éliminant
le logement des variables étudiées. Enfin, ces
variables sont rapportées au nombre d’unités
de consommation dans le ménage. Pour simpli-
fier la rédaction, nous qualifions de « niveau de
vie » cet ensemble de variables.

La deuxie¢me difficulté concerne les données
disponibles. Idéalement, on souhaiterait dispo-
ser de panels qui suivraient des individus de
plusieurs générations tout au long de leur vie.
Dans la pratique, on ne dispose d’informations
que sur des individus différents d’une enquéte
a Iautre et qui décrivent les comportements de
différentes générations a des moments différents
de leur cycle de vie. Nous utilisons donc sept
vagues de I’enquéte BdF réalisées entre 1979 et
2010 que nous retraitons afin de construire un

1. Le succés médiatique de ces theses s'illustre, par exemple,
via le site internet du Guardian qui propose une visualisation en
ligne de la perte de revenu des jeunes générations.
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pseudo-panel permettant de suivre différentes
cohortes le long de leur cycle de vie. Nous obte-
nons ainsi 407 observations de cohortes compo-
sées, en moyenne, de 164 individus.

La troisiéme difficult¢ concerne la méthode
d’estimation. Il est en effet difficile de disso-
cier les effets de I’age, de ceux de la date de
naissance et de ceux de la période (appréciée
par la date de ’enquéte). En effet, la somme
des deux premiéres étant égale a la troisiéme,
les variables du modéle estimé sont coli-
néaires. Nous répondons a cette difficulté
en imposant des contraintes sur les effets
de période, ce qui est une procédure clas-
sique depuis l’article de Deaton et Paxson
(1994). Cette stratégie d’identification nous
semble la plus appropriée, mais nous discu-
tons néanmoins nos résultats en utilisant des
stratégies alternatives : la méthode dge-période-
cohorte-détendancialis¢é (APCD) développée
par Chauvel (2013) et une stratégie originale
que nous proposons, la méthode espérance de
vie-période-cohorte (EPC). Dans cette derniére,
nous estimons des modéles qui considérent la
variable « espérance de vie & un age donné »
a la place de la variable « age ». L’avantage
évident est que I’espérance de vie n’est pas
colinéaire avec la date de naissance et la date
d’observation. L’introduction de 1’espérance
de vie permet également de tenir compte de la
trés forte augmentation de la longévité humaine
(I’espérance de vie a la naissance des hommes
a ainsi augmenté de pres de 12 % sur la période
considérée). Nous comparons alors, d’une
génération a 1’autre, des personnes d’ages dif-
férents mais de méme espérance de vie.

Nos résultats concernant 1’évolution du niveau
de vie en fonction de 1’dge sont les suivants.
Quelle que soit la variable considérée (reve-
nus, consommation, avec ou sans la prise en
compte du logement), dés que ’on contréle
pour les effets de la date de naissance et de la
période, nous observons une forte croissance
jusqu’a 60 ans. Par exemple, la consommation
des 50-54 ans représente 134.8 % de celle des
25-29 ans. La question du niveau de vie rela-
tif des plus agés est plus controversée dans la
littérature. Nous montrons qu’il n’y a pas de
déclin significatif du niveau de vie aprés 65 ans,
sauf pour la consommation hors dépenses de
logement. Nos estimations sont globalement
cohérentes avec les travaux précédents réa-
lisés pour les ménages frangais (Boissinot,
2007 ; Leliévre etal., 2010) avec des profils
assez proches de ceux des ménages belges
(Lefebvre, 2006) et assez différentes de ceux

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

des ménages américains dont le profil en cloche
est plus marqué (Gourinchas & Parker, 2002 ;
Fernandez-Villaverde & Krueger, 2007 ; Aguiar
& Hurst, 2013 ; Schulhofer-Wohl, 2015).

Nos résultats concernant 1’évolution du niveau
de vie d’une génération a I’autre montrent tres
clairement une amélioration au cours du temps.
Les générations nées plus tard ont un niveau de
vie supérieur ou égal a celui des générations
qui les ont précédées et il n’y a pas de généra-
tion « sacrifiée », au sens d’une génération qui
aurait eu un niveau de vie inférieur a celui de
ses ainées. Ainsi, les baby-boomers ont eu un
niveau de vie supérieur a celui des générations
nées avant-guerre mais inférieur ou égal a celui
des générations nées dans les années 1970. Par
exemple, la consommation de la cohorte née
en 1946 est de 40.6 % supérieure a celle de la
cohorte née en 1926 mais de 19.5 % inférieure
a celle de la cohorte née en 1976. La hausse du
niveau de vie n’a cependant pas été continue,
et on constate une stagnation pour les cohortes
nées entre la fin de la seconde guerre mondiale
et la fin des années 1950, qui semblent donc
avoir été plus touchées par la rupture de la crois-
sance économique a partir des années 1970.

Nos résultats sont complémentaires de ceux
obtenus par Lelievre et al. (2010) a partir des
revenus fiscaux et par Bernard et Berthet (2015)
et Guillerm (2017) a partir de la richesse des
ménages. Nos résultats sont, en revanche, dif-
férents de ceux de Chauvel (2013) et Chauvel
et Schroeder (2014) qui avancent que les géné-
rations du baby-boom ont bénéficié¢ d’un revenu
disponible supérieur aux autres, une fois la
tendance de la variable d’intérét retirée. Méme
si nous ne sommes pas convaincus qu’il faille
retirer la tendance de la variable pour comparer
les générations, nous avons souhaité reproduire
les résultats de Chauvel et Schroeder (2014) a
partir de nos données qui ont I’avantage d’étre
cohérentes avec la Comptabilité nationale et qui
couvrent une période plus longue. Avec la méme
spécification économétrique, nous ne trouvons
pas que les cohortes du baby-boom aient été
significativement avantagées par rapport aux
générations suivantes. Avec notre stratégie
d’identification EPC qui substitue 1’espérance
de vie a I’age, nous retrouvons des résultats
globalement similaires. Ceci s’explique par la
corrélation entre I’espérance de vie et le revenu.
Au final, les résultats de Bernard et Berthet
(2015), de Guillerm (2017) sur le patrimoine et
les nétres sur le niveau de vie suggérent que les
baby-boomers n’ont pas été avantagés par rap-
port aux générations qui les ont suivies.
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Le reste de I’article se présente comme suit.
Dans un premier temps, nous présentons notre
base de données ; ensuite nous détaillons notre
stratégie d’identification ; puis nous présentons
et discutons nos résultats.

Données et variables analysées

Les enquétes Budget de famille

Les données utilisées sont extraites des enquétes
Budget de famille (BdF) conduites pour les
années 1979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005 et
2010% Ces enquétes, réalisées auprés de plus
de 10 000 ménages, visent a reconstituer toute
la comptabilité des ménages en recueillant des
informations a la fois sur leurs ressources et
leurs dépenses. Il convient de noter que, dans
I’enquéte, un ménage correspond a un ensemble
de personnes, apparentées ou non, qui partagent
de manicre habituelle un méme logement et qui
ont un budget en commun. Ainsi, il peut exister
plusieurs « ménages-unité de vie » au sein d’un
méme logement. La collecte des informations
est répartie sur douze mois afin d’éliminer les
effets saisonniers affectant certaines dépenses
telles que les dépenses de chauffage ou cer-
taines dépenses alimentaires.

Afin de mener des comparaisons dans le temps
cohérentes, il nous semble indispensable de
recaler des données d’enquétes sur les agrégats
de la Comptabilité nationale (CN). Ce recalage
est similaire a celui effectué pour les Comptes de
transfert nationaux (d’Albis et al., 2015, 2017)
et vise a faire coincider la consommation et le
revenu disponible agrégé des ménages avec les
agrégats de la CN. En particulier, nous consi-
dérons les ménages ordinaires vivant en France
métropolitaine. Avant I’exercice de calage, nous
corrigeons autant que possible les différences
de champs et de concepts entre 1I’enquéte BdF
et la CN°.

Malgré la qualité des enquétes, il apparait que
le revenu et la consommation tirés des enquétes
BdF sont différents de ceux de la Comptabilité
nationale (CN). Ces écarts s’expliquent, tout
d’abord, par une sous-déclaration, ou une
non-déclaration, de certaines consommations et
de certains revenus, mais également par des dif-
férences de champs. L’enquéte BdF ne collecte
que les revenus et les consommations des per-
sonnes qui résident en France en ménage ordi-
naire (c’est-a-dire hors ménages vivant dans
des habitations mobiles, ou en collectivités)

alors que la CN prend en compte I’ensemble
des ménages. De plus, I’enquéte BdF couvre
la consommation a I’étranger des résidents
francais mais n’intégre pas la consommation
en France des touristes étrangers tandis que la
CN couvre toutes les consommations sur le sol
francais. Les écarts s’expliquent aussi par des
différences de concepts, notamment pour cer-
tains postes de consommation, qui n’intégrent
pas les mémes types de dépenses. Par exemple,
pour le poste logement, I’enquéte BdF compta-
bilise uniquement les loyers effectivement ver-
sés par les locataires tandis que la CN ajoute a
la consommation des ménages propriétaires un
loyer fictif qui correspond a ce qu’ils auraient a
payer s’ils étaient locataires.

Les tableaux 1 et 2 indiquent les taux de cou-
verture de I’enquéte BdF par rapport a la CN
pour le revenu disponible, soit tous les revenus
auxquels on retranche les impdts directs, et la
consommation. Les calculs tiennent compte des
corrections liées aux différences de champs et
de concepts entre les enquétes BdF etla CN*. On
constate que le revenu disponible des ménages
dans I’enquéte BdF est fortement sous-estimé
avant les années 1990 et que la couverture est
améliorée depuis I’enquéte de 1995. Pour la
consommation, la tendance est moins nette.

Les variables étudiées
Quatre variables sont étudiées dans cet article.

- La premiére représente le revenu dispo-
nible des ménages. Suivant la définition de la
CN, celui-ci correspond aux ressources apres
déduction des impots et prélévements sociaux.
Il s’agit donc du revenu utilisé par le ménage
pour la consommation et 1’épargne. Les res-
sources comprennent : (i) les revenus d’acti-
vité : salaires, revenus des entrepreneurs indi-
viduels, etc. ; (ii) les revenus du patrimoine :
dividendes, intéréts, loyers, etc., auxquels nous
ajoutons les loyers imputés ; (iii) les presta-
tions sociales, qui comprennent les pensions de
retraite et les indemnités de chdmage ; (iv) les
transferts courants, et notamment les indemni-
tés d’assurance nettes des primes et les trans-
ferts entre ménages. Nous obtenons le revenu

2. Les enquétes sont parfois réalisées sur deux années. Lorsque
c’était le cas, nous avons retenu une seule des deux années sans
que ce choix ait une incidence sur nos résultats car nous avons
recalé nos variables sur la Comptabilité nationale.

3. Les corrections effectuées, ainsi que les résultats inter-
meédiaires du calage, sont présentés dans le complément en
ligne C1.

4. Cf. le complément en ligne C1.
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disponible en sommant tous ces revenus et en
retranchant les impo6ts directs payés (impdts sur
le revenu, taxes d’habitation et taxe fonciére).
Il convient de noter que les revenus déclarés
dans les enquétes BdF sont nets des cotisations
sociales, de la CSG et de la CRDS.

- A des fins de comparaison, nous étudions éga-
lement le revenu disponible hors loyers imputés.

- La troisiéme variable représente la consom-
mation privée des ménages. Elle correspond
a la somme des 12 postes de consommation
de la nomenclature COICOP (Classification
of Individual Consumption by Purpose). Elle
exclut les impdts et taxes, gros travaux d’entre-
tien et les remboursements de préts mais elle
intégre les loyers imputés.

- La dernicre variable étudiée est la consomma-
tion hors logement, qui correspond a la consom-
mation privée des ménages sans les dépenses
liées au logement.

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

Toutes les variables sont déflatées a 1’aide de
I’indice des prix a la consommation.

Une dimension importante du niveau de vie
concerne le logement. Afin de procéder a des
comparaisons dans le temps et par dge cohé-
rentes, il est indispensable de prendre en
compte la valeur associée au service rendu
par les logements des propriétaires occupants.
Négliger cette variable conduirait, en effet,
a sous-estimer le niveau de vie des ménages
propriétaires. Les loyers imputés sont des éva-
luations des loyers que ces derniers auraient a
payer s’ils étaient locataires de leur logement.
Ils peuvent étre considérés a la fois comme un
revenu et une consommation supplémentaires.
Malheureusement, les enquétes BdF de 1979 a
1995 ne fournissent pas les montants des loyers
imputés. Nous avons dii estimer leurs montants
a partir des caractéristiques des logements. La
procédure est similaire a celle effectuée dans

Tableau 1

Comparaison du revenu disponible des enquétes Budget de famille (BdF) et de la Comptes

nationaux (CN)

Revenu disponible BdF Revenu disponible CN Taux de couverture
(en milliards d’euros courants) (en milliards d’euros courants) (en %)
1979 168.1 250.0 67.2
1984 338.2 438.2 77.2
1989 437.0 588.6 74.2
1995 637.0 735.4 86.6
2000 784.4 867.4 90.4
2005 877.6 1045.9 83.9
2010 1104.67 1216.4 90.8

Note : les données ont été corrigées afin de rendre comparable les données des enquétes BdF et de la CN.
Lecture : le taux de couverture est le rapport entre le revenu disponible BdF et le revenu disponible CN.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, Comptes nationaux, calculs des auteurs.

Tableau 2

Comparaison de la consommation des enquétes Budget de famille (BdF) et de la Comptes

nationaux (CN)

Consommation BdF Consommation CN Taux de couverture
(en milliards d’euros courants) (en milliards d’euros courants) (en %)
1979 181.2 200.9 90.2
1984 352.4 369.5 95.4
1989 452.7 515.1 87.9
1995 605.0 620.0 97.6
2000 669.9 739.5 90.6
2005 785.7 894.7 87.8
2010 855.0 1024.3 83.5

Note : les données ont été corrigées afin de rendre comparable les données des enquétes BdF et de la CN.
Lecture : le taux de couverture est le rapport entre la consommation BdF et la consommation CN.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 1979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, Comptes nationaux, calculs des auteurs.
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Marquier (2003), Driant et Jacquot (2005) et
d’Albis etal. (2015, 2017). Le loyer imputé
aux propriétaires se calcule a partir de 1’équa-
tion suivante :

loyer, = exp( X, ,.’[Ai + residu,)

ou X, est le vecteur des variables (région, unités
urbaines, surface, nombre de picces, type d’ha-
bitation, etc.) de 1’équation de loyers pour I’ob-
servation i et ou [ est le vecteur des coefficients
estimés de 1’équation de loyers. Pour obtenir
les bonnes distributions de loyers, le résidu
imputé doit avoir la méme distribution que les
résidus tirés de 1’équation de loyers. Puisque
les résidus des équations de loyers sont hétéro-
scédastiques et non gaussiens, ceux-ci ne
peuvent pas étre tirés dans une loi normale. La
méthode d’imputation de résidus adaptée est
celle de Hot Deck, qui consiste a tirer aléatoi-
rement un résidu estimé a partir de I’estimation
de I’équation de loyers. Ce résidu est ensuite
imput¢é a un logement « proche» de celui
duquel on a tiré le résidu d’estimation et pour
lequel on doit calculer le loyer fictif.

Les enquétes fournissent le niveau de revenu
et de consommation des ménages. Or, au cours
du cycle de vie, I’évolution du revenu et de la
consommation refléte notamment la variation
de la taille des ménages, qui évolue en fonction
de la nuptialité et de la natalité du ménage. La
taille du ménage au cours du cycle de vie est
d’abord croissant, atteint son maximum lorsque
la personne de référence a environ 40 ans, puis
décroit. Cependant 1’évolution est différente
d’une enquéte a 1’autre (cf. la figure reproduite
dans I’annexe 1). Pour une meilleure mesure
des niveaux de vie, nous corrigeons le revenu et
la consommation des ménages de ces variations
démographiques en divisant les variables par
le nombre d’unités de consommation dans le
ménage. Ces unités de consommation associent
un poids a chaque membre du ménage en fonc-
tion de son age afin de tenir compte des éco-
nomies d’échelle réalisées au sein des ménages.
Dans les enquétes BdF, I’échelle a changé au
cours du temps. De 1979 a 1995, 1’échelle
d’Oxford (qui donne un poids 1 a la personne de
référence, 0.7 aux 14 ans et plus et 0.5 au moins
de 14 ans) a été utilisée tandis que de 2000 a
2010, c’est 1’échelle dite de I’OCDE modifiée
(1 pour la personne de référence, 0.5 pour les
14 ans et plus et 0.3 pour les moins de 14 ans)
qui a prévalu’. Il nous a semblé que pour mener
des comparaisons temporelles robustes, il était
plus approprié d’utiliser la méme échelle pour

toutes les enquétes ; nous avons donc pondéré
les variables issues des enquétes allant de 1979
a 1995 avec ’échelle de I’OCDE. Le choix de
I’échelle de I’OCDE repose notamment sur
I’argumentaire de Hourriez et Olier (1997) qui
montrent que pour les années 1990, I’échelle de
I’OCDE est plus appropriée que celle d’Oxford
pour rendre compte des économies d’échelle.
Le choix de I’échelle n’est cependant pas anodin
et peut influencer les estimations. Nous analy-
sons plus bas, en guise d’exercices de robus-
tesse, les cas ou 1’unité de consommation est
définie comme dans les enquétes BdF (échelle
d’Oxford de 1979 a 1995, et échelle dite de
I’OCDE modifiée de 2000 a 2010), et comme
la racine carrée du nombre de personnes dans le
ménage. Nous étudions également le cas ou les
variables ne sont pas pondérées et ot le nombre
d’unités de consommation est une variable de
contrdle du modéle estimé.

Pour simplifier la rédaction, nous regroupons
I’ensemble de nos quatre variables pondérées
par le nombre d’unité de consommation sous la
terminologie de « niveau de vie », méme si cette
terminologie est plus souvent employée pour
désigner les revenus disponibles par unité de
consommation. Nous sommes également bien
conscients que nos variables sont des mesures
imparfaites du « bien-étre » et que d’autres
variables, telles que la santé ou 1’environne-
ment, sont importantes. Nous savons également
que ce ne sont que des moyennes par age qui ne
prennent pas en compte des dispersions suscep-
tibles d’affecter la perception du niveau de vie
a chaque age.

Analyse descriptive

Les données retraitées peuvent étre présentées
de maniére synchronique ou diachronique.
Premicrement, les figures I et III représentent
le niveau de vie (soit le revenu disponible
et la consommation, tous deux exprimés par
unité de consommation) en fonction de 1’age
de la personne de référence aux dates des dif-
férentes enquétes. Ceci permet de comparer,
a une date donnée, les niveaux de vie relatifs
des différentes classes d’age. Deuxiémement,
les figures II et IV représentent le niveau de
vie selon 1’age pour 16 générations. Ces der-
nicres ont ét€ constituées a partir des sept bases

5. Voir I'article de Martin sur les échelles d’équivalence dans ce
numéro.

6. Une analyse de la robustesse de nos résultats par rapport a ce
choix est présentée dans le complément en ligne C3.
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de données en coupe transversale (constituées
a partir des sept enquétes BdF). Nous avons
tout d’abord formé 79 cohortes annuelles, défi-
nies selon la date de naissance de la personne
de référence, allant de la cohorte née en 1901 a
celle née en 1979. Les générations sont ensuite
définies a partir de la moyenne de cinq cohortes
consécutives (sauf la premiére génération qui
est constituée de 4 cohortes).

Les figures 1 et II relatives au revenu dispo-
nible par unité de consommation révélent tout
d’abord une treés forte augmentation du niveau
de vie au cours de la période considérée. Il
arrive que 1’on constate, d’une date a I’autre et
notamment entre 2005 et 2010, une baisse du
revenu pour un age donné, mais que, sur 1’en-
semble de la période, la hausse reste positive
quel que soit I’age considéré. L’accroissement
est néanmoins trés hétérogene selon les groupes
d’ages. Si les 45-49 ans ont vu leur revenu dis-
ponible augmenter de prés de 30 %, celui des
70-74 ans a augmenté de preés du double. Les

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

figures semblent également indiquer une rela-
tive stabilité du niveau de vie en fonction de
I’age. Quelle que soit la date considérée, on
ne constate pas de fortes différences de revenu
entre les classes d’age. Ainsi, entre 25 et 74 ans,
les revenus se situent dans une bande de plus ou
moins 20 % par rapport aux revenus des 45-49
ans. Pour les ages les plus élevés, 1’écart était
initialement plus grand mais il s’est réduit au
cours de la période.

L’analyse de la consommation, avec les
figures III et IV, confirme celle réalisée avec
le revenu. Nous observons une forte hausse de
la consommation au cours du temps, avec une
augmentation d’autant plus importante que
la personne est agée. Par ailleurs, le profil par
age reste assez similaire d’une date a 1’autre et
se caractérise par un déclin en fin de vie plus
important que dans le cas du revenu. Les pro-
pensions a consommer par dge, qui sont assez
similaires d’une date a 1’autre, ont tendance a
diminuer au cours du cycle de vie.

Figure |

Revenu disponible annuel par unité de consommation selon I’adge de la personne de référence

et la date de I’enquéte
En euros de 2010
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Note : le revenu disponible est I'ensemble des ressources (loyers imputés compris) dont dispose le ménage aprés déduction des impbts
et prélevements sociaux. Unités de consommation calculées avec I’échelle dite de ’'OCDE-modifiée.
Lecture : en 2010, le revenu disponible moyen par unité de consommation des 25-29 ans était de 25 000 euros.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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Figure Il
Revenu disponible annuel par unité de consommation selon I’age et la génération de la personne
de référence

En euros de 2010
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Note : le revenu disponible est 'ensemble des ressources (loyers imputés compris) dont dispose le ménage aprés déduction des impdts
et prélevements sociaux. Unités de consommation calculées avec I’échelle dite de "'OCDE-modifiée.

Lecture : le revenu disponible moyen par unité de consommation des personnes nées entre 1975 et 1979 était de 26 000 euros lorsqu’ils
avaient entre 25 et 29 ans.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.

Figure Ill
Consommation annuelle par unité de consommation selon I’age de la personne de référence
et la date de I'’enquéte

En euros de 2010
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Note : consommation privée, loyers imputés compris. Unités de consommation calculées avec I'échelle dite de 'OCDE- modifiée.
Lecture : en 2010, la consommation moyenne par unité de consommation des 25-29 ans était de 24 000 euros.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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Méthode et stratégies
d’identification

Estimation avec des données
en pseudo-panels

Pour dissocier les effets d’age, de cohorte et de
période, il peut étre utile de disposer de don-
nées de panels car elles permettent de suivre
les ménages le long de leur cycle de vie. Nos
données étant en coupe transversale, nous avons
construit des pseudo-panels. L’idée est d’iden-
tifier des ménages appartenant a une méme
cohorte et de suivre le comportement moyen des
cohortes constituées. Comme le souligne Bodier
(1999), les résultats issus des pseudo-panels ne
sont pas nécessairement de moins bonne qualité
que ceux obtenus a partir des données de panel.
L’usage des pseudo-panels présente en effet
I’avantage d’éviter les biais de sélection liés
aux effets d’attritions (qui sont croissants avec
le nombre de périodes) et les biais liés aux effets
d’apprentissage. Une présentation compléte et

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

récente de la méthode est proposée par Guillerm
(2017).

Nous utilisons la technique d’estimation propo-
sée par Deaton (1985). Rappelons, pour com-
mencer, que le modéle d’estimation qui permet
de contrdler les effets individuels constants
dans le temps s’écrit, lorsque les données sont
en panels, de la fagon suivante :

Vi =B +Bx, +0, +¢,

ouy, etx, sontles variables expliquées et expli-
catives associées a I’individu i a la date # et ou
0, permet de capter I’effet des caractéristiques
individuelles fixes au cours du temps. Dans
certains cas, ces effets individuels peuvent
étre corrélés avec les variables explicatives. Il
est donc nécessaire de spécifier le type d’effet
(fixe ou aléatoire) a inclure dans le modele.
En cas de corrélation entre les effets indivi-
duels et les variables explicatives, le modéle
a effet fixe est plus approprié. En revanche,
si les effets individuels sont orthogonaux

Figure IV

Consommation annuelle par unité de consommation selon I’age et la génération de la personne

de référence
En euros de 2010
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Note : consommation privée, loyers imputés compris. Unités de consommation calculées avec I'échelle dite de 'OCDE modifiée.
Lecture : la consommation moyenne par unité de consommation des personnes nées entre 1975 et 1979 était de 25 000 euros lorsqu’ils
avaient entre 25 et 29 ans.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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aux variables explicatives du modéle (soit
en I’absence d’influence des caractéristiques
individuelles inobservables sur la détermi-
nation du niveau des variables explicatives),
il est recommandé d’utiliser le modéle a
effet aléatoire. Pour choisir entre le modéle
a effet fixe et celui a effet aléatoire, on utilise

le test de Hausman.

De maniére similaire, le modéle d’estimation qui
permet de controler les effets individuels dans le
cadre des pseudo-panels s’écrit comme suit :

yjt :[30 +Blfjr +§jt +§jt

ou y, et x, sont les moyennes des variables
expliquées et explicatives des individus de la
cohorte j a la date ¢. Deux types de difficultés
sont classiquement engendrés par les estima-
tions avec des pseudo-panels. La premicre
difficulté porte sur les erreurs de mesure des
différentes variables, qui peuvent conduire a
des biais d’estimation. Les variables du modele
ne sont, en effet, pas directement observées
mais sont des moyennes calculées a partir des
données d’enquétes. Toutefois, ces derniéres
convergent vers leurs vraies valeurs lorsque le
nombre d’individus de la cohorte est important.
Ainsi, Verbeek et Nijman (1993) montrent que
les erreurs de mesure et les biais d’estimation
sont négligeables si la taille des cohortes atteint
100. Cependant, la constitution des cohortes de
grande taille revient, pour un échantillon donné,
a réduire le nombre d’observations utilisées
(ici, le nombre de cohortes), ce qui implique
des estimations moins précises. La réduction du
nombre de cohortes peut également augmenter
I’hétérogénéité des individus d’une méme cel-
lule et donc augmenter la variance des estima-
teurs, et par conséquent leur inefficacité. Un
compromis est nécessaire entre des cohortes de
taille suffisamment importante pour limiter les
erreurs de mesure, des cohortes suffisamment
homogenes, et un nombre d’observations suf-
fisamment élevé afin d’obtenir des estimateurs
assez précis.

Nous disposons de sept bases de données en
coupe transversale (les enquétes BdF de 1979,
1984, 1989, 1995, 2000, 2005 et 2010) consti-
tuées chacune d’environ 10 000 observations.
Nous avons défini nos cohortes a partir de la
variable « année de naissance » et avons ainsi
constitué 79 cohortes annuelles. La premicre
cohorte regroupe les ménages nés en 1901 et la
derniére ceux nés en 1979. Notre pseudo-panel
comprend 407 observations de nos cohortes,
car toutes les cohortes ne sont pas observées
a chaque enquéte, et la taille moyenne d’une
cohorte observée est supérieure a 164 individus
(tableau 3). Les observations pour lesquelles la
taille est faible concernent essentiellement les
cohortes nées jusqu’en 1917 (Cf. les données
détaillées dans 1’annexe 2).

La seconde difficulté liée a 1’usage des
pseudo-panels concerne la variation des effets
de cohortes non observables au cours du temps,
contrairement aux effets individuels des données
de panel qui sont, par définition, constants. Ceci
s’explique par le fait que les individus observés
d’une enquéte a 1’autre ne sont pas les mémes.
Afin d’appliquer la technique d’estimation des
données de panel sur les pseudo-panels, il est
nécessaire de supposer que les effets cohortes
sont fixes au cours du temps. L’admissibilité
de cette hypothése repose sur les critéres uti-
lisés pour définir les cohortes, qui doivent étre
stables dans le temps. L’utilisation de 1’année
de naissance est, de ce point de vue, optimale.

Cependant, I’introduction simultanée des vari-
ables« age »,« cohorte » et« période » engendre
un probléme de colinéarit¢ car I’année de
I’enquéte est égale a la somme des variables
«age» et «cohorte ». Différentes solutions
sont proposées dans la littérature pour remédier
a ce probléme. Une premiére solution consiste a
mesurer les trois variables a partir d’unités dif-
férentes. Il s’ agit, par exemple, d’exprimer 1’age
en tranches décennales et les deux autres dimen-
sions en tranches quinquennales. Cette solution
est fragile car elle contourne le probléme de

Tableau 3

Taille des cohortes observées
Nombre d’observations des cohortes 407
Taille moyenne des cohortes observées 164.2
Taille minimale des cohortes observées 30
Taille maximale des cohortes observées 307
Proportion des cohortes observées dont la taille est supérieure a 100 85.7 %

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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colinéarité sans vraiment le résoudre. Au final,
les résultats qui découlent de cette méthode se
sont avérés instables puisque ceux-ci dépendent
beaucoup des unités choisies (Bodier, 1999).
La seconde possibilité consiste a remplacer
I’une des trois variables par une variable non
colinéaire aux deux autres (Fienberg & Mason,
1985). Par exemple, Bodier (1999) estime la
consommation en remplagant la variable date
de I’enquéte par le revenu, qui capte les évo-
lutions économiques au cours du temps (et qui
est, par ailleurs, un déterminant fondamental
de la consommation). Toutefois, cette solution
présente aussi quelques limites car le revenu
ne rend que partiellement compte des effets de
la période. Dans I’exemple de la consomma-
tion, I’évolution éventuelle des préférences des
ménages en matiére de consommation ne serait
ainsi pas prise en compte. Dans la discussion
de nos résultats, nous proposons une stratégie
d’identification originale qui consiste a rempla-
cer la variable age par une variable mesurant
I’espérance de vie a chaque age. Cette dernicre
est issue des tables de mortalit¢ du moment.
Ceci nous permet d’intégrer simultanément
les trois variables (espérance de vie a chaque
age, cohorte, période) dans le modéle sans
pour autant étre confrontés aux problémes de
colinéarité.

La stratégie d’identification la plus courante
consiste a poser des contraintes sur les para-
metres estimés. Dans cette logique, Deaton et
Paxson (1994) proposent de contraindre les
effets de période en supposant d’une part que la
somme des effets de période est nulle et d’autre
part que ceux-ci sont orthogonaux a la ten-
dance de long terme. Implicitement, les auteurs
supposent que 1’évolution macroéconomique
peut étre décomposée en une tendance et un
cycle. Le cycle est entierement imputé a 1’effet
période tandis que la tendance est captée par
les effets de I’age et de cohorte. Leur stratégie
présente néanmoins quelques limites. En parti-
culier, les effets d’age et de cohorte intégrent la
tendance de long terme en raison de I’hypothése
faite sur I’effet période. Ceci rend donc difficile
la mise en évidence de I’effet pur de 1’age et
de la cohorte. De plus, les auteurs soulignent
le fait que cette procédure est risquée s’il y a
peu d’enquétes, ou s’il est difficile de distinguer
la tendance des chocs transitoires. Malgré ses
limites, la méthode de Deaton et Paxson (1994)
nous semble la plus appropriée pour répondre a
nos objectifs.

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

Ecriture des modéles estimés

Nous supposons que les trois effets (4ge, cohorte
et période) que nous cherchons a estimer sont
additifs. Le mod¢le s’écrit :

lOg)_/jt =u+ Zo{’ilaﬂ + ZBCIFC + ZY’ 1’=p + gi’

ou y, représente la variable expliquée associee
aux individus de la cohorte j = 1901, 1902, ...,
1979 aux dates des enquétes ¢t = 1979, 1984, ...,
2010 divisée par le nombre d’unités de consom-
mation définies avec I’échelle dite de I’OCDE
modifiée, 1, représentent les indicatrices des
tranches d’ages quinquennales de 25-29 ans a
80-84 ans’ associées a la cohorte j a la date ¢,
1,_. représentent les indicatrices des cohortes

(les effets fixes correspondent donc au terme
Y B.1 ), et 1_, représentent les indicatrices

c .7 ~
associées aux dates des enquétes z.

Enfin, pour corriger I’hétéroscédasticité poten-
tiellement engendrée par la variation des effec-
tifs entre les cohortes et, au sein d’une méme
cohorte, d’une date a I’autre, on multiplie
les variables par la racine carrée de la taille
des cohortes.

Pour annuler la relation de colinéarité, nous sui-
vons la méthode de Deaton et Paxson (1994) et
imposons que la somme des effets de période est
nulle et qu’ils sont orthogonaux a la tendance de
long terme. De maniére formelle nous avons :

Sy, =0cet D (txy,)=0

Concrétement, cette méthode consiste a intro-
duire dans les équations estimées, non pas les
indicatrices de période mais des variables,
notées ici d,, obtenues a partir des indicatrices

de la période. Ces variables s’obtiennent par la
relation suivante :

. ts—1l ts—12
b g ey avee s 23

etd,=d,=0

ou les d, sont les années d’enquéte et fs
sont les indicatrices relatives aux différentes
dates d’enquéte.

Nous avons donc estimé notre équation pour
chacune des quatre variables d’intérét. Comme

7. Nous excluons les personnes dgées de moins de 25 ans et
de plus de 84 ans car, dans I'enquéte BdF, ils sont moins repré-
sentatifs de leur génération que les classes d’4ge intermédiaires.
Ceci s’explique par la proportion de ceux vivant en institution ou
dans un autre ménage qui est plus importante et des effectifs
dans les différentes bases de données plus faibles.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017

87



88

le montre le tableau 4, dans tous les cas, les tests
de présence des effets individuels fixes (effets
cohortes dans le cadre des pseudo-panels) sont
positifs, ce qui justifie notre choix d’un modéle
a effets fixes. Plus précisément, nous estimons
un modéle a effets fixes du type Least Square
Dummy Variable.

Résultats

Dans ce qui suit, nous présentons séparément
nos estimations de I’effet de I’age sur le niveau
de vie et celles relatives a I’effet de la cohorte
sur le niveau de vie. Parce qu’ils ne rentrent pas
dans le cadre de cette étude, les estimations de
I’effet de la période ne sont pas discutées ici®.

Comparaison des niveaux de vie
entre les classes d’age

Nos estimations du niveau de vie en fonction de
I’age de la personne de référence sont représen-
tées par la figure V°. Les résultats sont exprimés
par rapport a une classe d’age de référence, les
45-49 ans.

Nos estimations révelent tout d’abord une
hausse initiale du niveau de vie. Nous obte-
nons une croissance significative a chaque
tranche d’age des revenus jusqu’a la tranche
d’age 55-59 ans et de la consommation totale
jusqu’a la tranche d’age 65-69 ans (la consom-
mation hors logement ne croissant que jusqu’a
50-59 ans). L’effet cumulé est assez important.
Par exemple, la consommation des 50-54 ans
représente 134.8 % de celle des 25-29 ans. Le
logement amplifie 1égérement les écarts entre
les classes d’age. L’écart de I’exemple pré-
cédent étant ramené a 129.7 % lorsque 1’on
retire les dépenses (implicites ou non) liées au

logement. Nous remarquons que cette crois-
sance du niveau de vie n’apparait pas dans les
statistiques descriptives représentées dans les
figures I et III qui, au contraire, suggérent une
stabilité du profil en début de cycle de vie. Ceci
est une premiére indication de I’ampleur des
effets de cohorte que nous étudions plus loin.
Apres 55 ans, le niveau de vie ne diminue pas
sauf dans le cas ou il est mesuré par la consom-
mation hors dépenses de logement. On observe
alors un déclin significatif mais d’ampleur
modérée. La consommation hors logement des
50-54 ans étant de 11 % supérieure a celle
des 80-84 ans.

Nos estimations sont proches de certains résul-
tats de la littérature. Pour la France, nous retrou-
vons le déclin de la consommation de biens non
durables aux dges ¢levés obtenus par Boissinot
(2007) mais pas celui que Leliévre et al. (2010)
obtiennent pour les revenus fiscaux. Nos résul-
tats sont donc cohérents avec Bodier (1999)
et Herpin et Michel (2012), qui ont montré
le déclin de la propension & consommer a la
retraite. Par rapport a d’autres pays, nos profils
par age sont assez proches de ceux obtenus pour
la Belgique (Lefébvre, 2006) mais assez diffé-
rents de ceux obtenus pour les Etats-Unis, qui
se caractérisent par un déclin beaucoup plus pro-
noncé en fin de vie (Gourinchas & Parker, 2002 ;
Fernandez-Villaverde & Krueger, 2007 ; Aguiar
& Hurst, 2013 ; Schulhofer-Wohl, 2015).

Comparaison des niveaux de vie
entre les générations

Nos estimations du niveau de vie en fonction de
la date de naissance de la personne de référence

8. Elles sont présentées en complément en ligne C2
(tableau C2-3).

9. Les coefficients sont reportés dans le tableau C2-1 du com-
plément en ligne C2.

Tableau 4
Test de présence d’effets individuels fixes et Hausman
Test effet individuel Test de Hausman
F-statistique P-value F-statistique P-value

Revenu disponible 156.21 0 297.79 0
Revenu disponible hors loyer imputé 8.77 0 250.4 0
Consommation 35.79 0 336.23 0
Consommation hors logement 19.73 0 299.87 0

Note : les deux premiéeres colonnes donnent les résultats des tests de présence d’effets individuels. Une P-value < 0.05 indique que le
test de la présence d’effet individuel est positif au seuil 5 %. Les deux colonnes suivantes donnent les résultats du test de Hausman. Le

modeéle adapté est un modéle a effets fixes si la P-value est < 0.05.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017



Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

Figure V
Evolution du niveau de vie en fonction de la classe d’age
(modele contrélé par la date de naissance et la période)
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Note : le niveau de vie est apprécié par quatre variables (revenu disponible, revenu disponible hors loyers imputés, consommation privée
et consommation privée hors dépenses liées au logement) divisées par le nombre d’unités de consommation. L'unité de consommation
est définie avec I’échelle dite de 'OCDE-modifiée. Les variables sont normalisées a 1 pour la classe d’age des 45-49 ans. Les courbes
en pointillés délimitent les intervalles de confiance a 95 %.
Lecture : le revenu disponible par unité de consommation a 60-64 ans est 1.19 fois supérieur a celui qui prévaut a 45-49 ans.
Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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sont représentées dans la figure VI'°. Les résul-
tats sont exprimés en déviation par rapport a
une cohorte de référence. Nous avons choisi la
cohorte née en 1946, soit la date du début du
baby-boom. Méme si la natalité est restée forte
jusqu’au milieu des années 1970, on consi-
dére habituellement que les baby-boomers sont
nés entre 1946 et, selon les auteurs, 1955 ou
1965. Par ailleurs, la cohorte de 1946 fait par-
tie des cohortes qui sont observées dans toutes
les enquétes dont nous disposons. En effet,
toutes les cohortes nées entre 1926 et 1954
sont observées sept fois (Cf. annexe 2). Et plus
on s’¢loigne de ce groupe, en allant vers des
cohortes plus dgées ou plus jeunes, moins on
dispose d’observations au cours du cycle de vie.
En particulier, les cohortes nées jusqu’en 1905
et celles nées apres 1975 ne sont observées que
deux fois. Nous serons donc naturellement plus
prudents dans I’interprétation des effets de la
cohorte a mesure que nous nous écarterons du
groupe des cohortes nées entre 1926 et 1954.

La figure VI montre clairement une améliora-
tion du niveau de vie au cours du temps. Quel
que soit la variable utilisée, les cohortes nées
plus tard ont un niveau de vie au moins aussi
élevé que celui des cohortes nées avant elles.
En regardant plus précisément, on reléve trois
phases de 1’évolution du niveau de vie. Dans
la premiére phase, les cohortes ont connu une
croissance continue du niveau de vie. Elle
concerne toutes les cohortes nées jusqu’a la
seconde guerre mondiale. La seconde phase est
marquée par une stagnation du niveau de vie des
cohortes, qui reste néanmoins supérieur a celui
des cohortes nées avant-guerre. Cette phase
concerne toutes les cohortes nées entre 1945 et
la fin des années 1950, si I’on retient la consom-
mation totale comme indicateur, ou jusqu’a la
fin des années 1960 si I’indicateur choisi est le
revenu ou la consommation hors logement. Il
apparait donc clairement que les baby-boomers
et les cohortes qui les ont immédiatement suivi
ont bénéfici¢ d’un niveau de vie supérieur a
celui des cohortes nées avant-guerre. Ainsi, on
estime que les consommations a chaque age des
cohortes nées en 1926 et en 1936 représentent
respectivement 71.1 % et 84.1 % de la consom-
mation de la cohorte née en 1946. La troisiéme
phase regroupe les cohortes plus jeunes qui
ont bénéficié d’une reprise de la croissance
du niveau de vie. On estime que les consom-
mations des cohortes nées en 1966 et en 1976
représentent respectivement 114.9 % et 119.5 %
de la consommation de la cohorte née en 1946.
Ne pas prendre en compte le logement ne modi-
fie que marginalement les différences entre les

générations. Par ailleurs, les différences sont
moins marquées lorsque 1’on regarde le revenu
plutdt que la consommation. Cette amélioration
du niveau de vie est somme toute assez cohé-
rente avec les statistiques descriptives présen-
tées plus haut.

Si I’on souhaite garder une lecture prudente
de nos résultats en ne tenant compte que des
cohortes observées sept fois, on conclura que
le niveau de vie a augmenté pour toutes les
cohortes nées jusqu’a la guerre et a stagné pour
celles qui sont nées ensuite.

Nos résultats s’inscrivent dans une littérature
qui n’avait pas abouti a un réel consensus.
Les analyses descriptives de la fin des années
1990 (Legris & Lollivier, 1996 ; Insee, 1998 ;
Hourriez & Roux, 2001) relevaient la hausse du
niveau de vie des cohortes nées avant-guerre, et
observaient un changement de tendance pour
celles nées dans les années 1950. Les études plus
récentes (Bonnet, 2010 ; Clerc & Monso, 2011)
montrant quant a elles un arrét de la dégradation
du niveau de vie pour les cohortes nées a partir
de 1965. Par ailleurs, plusieurs articles récents
se sont attachés a estimer 1’effet de la cohorte en
le distinguant des effets de I’age et de la période.
Leliévre etal. (2010) utilisent les enquétes
Revenus fiscaux de 1996 a 2005. Ils trouvent
que les cohortes nées entre 1942 et 1953 ont été
Iégérement avantagées par rapport aux cohortes
qui les ont précédées et suivies. Cet avantage
est néanmoins atténué lorsque les transferts sont
pris en compte. Chauvel et Schroeder (2014)
utilisent les enquétes BdF mises a disposition
par le Luxembourg Income Study (LIS) entre
1985 et 2005. Ils affirment que le revenu dispo-
nible des cohortes du baby-boom est supérieur
a celui des cohortes d’avant-guerre et supérieur
a celui des cohortes nées aux alentours de 1970.
Nous comparons plus en détail nos résultats
avec ceux de Chauvel (2013) et Chauvel et
Schroeder (2014) ci-aprés. Nos résultats sont,
en revanche, cohérents avec ceux que Bernard
et Berthet (2015) et Guillerm (2017) obtiennent
pour la richesse des ménages. En utilisant
la méthode de Deaton et Paxson (1994), ils
montrent que la richesse brute a augmenté pour
toutes les cohortes nées avant le baby-boom et
a stagné ensuite. En particulier, ils ne trouvent
pas que les baby-boomers ont été avantagés par
rapport aux générations qui les ont suivies.

10. Les coefficients estimés sont reportés dans le tableau C2-2
du complément en ligne C2.
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Figure VI
Evolution du niveau de vie en fonction de la date de naissance
(modele contrélé par la classe d’age et la période)
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Note : le niveau de vie est apprécié par quatre variables (revenu disponible, revenu disponible hors loyers imputés, consommation privée
et consommation privée hors dépenses liées au logement) divisées par le nombre d’unités de consommation. L'unité de consommation
est définie avec I’échelle dite de 'OCDE-modifiée. Les variables sont normalisées a 1 pour la cohorte 1946. Les courbes en pointillés
délimitent les intervalles de confiance & 95 %.

Lecture : le revenu disponible par unité de consommation de la cohorte 1975 est 1.2 fois supérieur a celui de la cohorte 1976.

Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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Analyses de robustesse

Pour apprécier la robustesse de nos résultats,
nous procédons en deux temps. Tout d’abord,
nous vérifions s’ils sont sensibles a nos hypo-
théses relatives au regroupement en classes
d’age et aux définitions des unités de consom-
mation tout en conservant la méthode de Deaton
et Paxson (1994). Ensuite, nous discutons des
implications induites par d’autres stratégies
d’identification.

Nous avons vérifié si nos résultats étaient modi-
fiés lorsque 1’on ne regroupait pas les individus
en classe d’age et si, en outre, on contrélait par
I’age au carré, comme le fait Guillerm (2017).
Nous avons également vérifié leur sensibilité
aux diverses fagons de prendre en compte la
taille du ménage. La littérature est en effet trés
disparate sur le sujet. Certains auteurs utilisent
des variables divisées par des unités de consom-
mation, qui peuvent étre définie de diverses
maniéres (Clerc et al., 2010, utilisent les échelles
des enquétes BdF tandis que Chauvel, 2013,
utilise la racine carrée du nombre de personnes
dans le ménage). Nous étudions également le
cas ou les variables ne sont pas pondérées et
ou le nombre d’unité de consommation est une
variable de contréle du modéle estimé comme le
font Bodier (1999), Boissinot (2007) ou Aguiar
et Hurst (2013). Qualitativement, nos résul-
tats ne sont pas modifiés'!. L’amélioration du
niveau de vie des générations apparait comme
trés robuste. Dans certains cas, 1’amélioration
de la situation relative des générations récentes
apparait méme plus clairement.

Nous avons ensuite vérifié si nos résultats étaient
dépendants de notre stratégie d’identification.
En particulier, Chauvel et Schroeder (2014),
qui mettent en évidence que les générations du
baby boom ont bénéficié¢ d’un revenu disponible
supérieures aux autres, et dont les résultats dif-
ferent des notres, utilisent une autre stratégie
basée sur Chauvel (2013). Cette méthode, nom-
mée age-période-cohorte-détendancialisé (age-
period-cohort-detrended, APCD), se concentre
sur les fluctuations des effets de ’age, de la
cohorte et de la période autour de leur tendance
linéaire respective. Elle ne permet pas de com-
parer les cohortes entre elles mais seulement
par rapport a un coefficient inconnu. Nous pré-
sentons cette méthode dans le complément en
ligne C4 et nous avons utilisé le module APCD
(disponible sur Stata) avec nos données afin de
tenter de reproduire leurs résultats. Parmi nos
variables, la plus proche de celle qu’ils utilisent
est le revenu disponible hors loyers imputés.

Nous trouvons'? qu’il n’y a globalement pas
de différences significatives entre les cohortes
nées de 1920 a 1977. Seules les cohortes nées
entre 1957 et 1960 ont, significativement, un
revenu disponible (trés 1égérement) supérieur a
une tendance. Méme si le coefficient qui leur
est associé n’est pas significatif, les cohortes du
baby-boom ont, quant a elles, plutdt un niveau
de revenu inférieur a la tendance. Parmi les rai-
sons qui peuvent expliquer les différences entre
les résultats de Chauvel et Schroeder (2014)
et ceux que nous reproduisons dans le com-
plément en ligne C4, figure notamment le fait
que les enquétes BdF du Luxembourg Income
Study (LIS) ne doivent pas avoir été recalées et
que I’enquéte BdF de 2010 n’est pas prise en
compte. Lorsque nous appliquons la méthode
APCD a nos autres variables (revenu disponible
avec loyers imputés, consommation privée et
consommation privée hors dépenses de loge-
ment), nous retrouvons que les seules cohortes
(légérement) avantagées sont celles nées a la fin
des années 1950. Dans le cas de la consomma-
tion, nous trouvons également que les généra-
tions d’avant-guerre sont désavantagées.

Une explication plausible de la différence entre
les résultats que nous obtenons a partir de la
méthode de Deaton et Paxson (1994) et ceux
que nous obtenons avec la méthode APCD est
la suivante. La premiére attribue le cycle aux
effets de période et répartit la tendance entre
les effets d’age et de génération. A D’inverse,
la seconde cherche a éliminer la tendance pour
se concentrer sur les non-linéarités. Les diffé-
rentes estimations issues de la mise en ceuvre
de la stratégie de Deaton et Paxson montrent
donc que la croissance économique bénéficie
aux générations récentes qui voient leur niveau
de vie s’élever. En revanche, si ’on retire la
tendance, on décéle nettement moins de diffé-
rences de niveau de vie entre les générations,
mais on ne constate pas de baisse du niveau de
vie. Nous avons exploré cet argument en propo-
sant une stratégie originale d’identification.

Notre idée est de remplacer la variable d’age par
I’espérance de vie a 1’age constaté. Ceci élimine
assez simplement le traditionnel probléme de
colinéarité. Nous estimons le mod¢le espérance
de vie-période-cohorte (EPC) suivant :

11. Les figures relatives aux comparaisons entre cohortes pour
les différentes spécifications sont reproduites dans le complé-
ment en ligne C3.

12. Nos résultats sont présentés dans le tableau C4-1 de ce
complément en ligne C4.
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ou 1, représentent les indicatrices des espé-
rances de vie a chaque age associées aux
cohortes j et aux dates ¢. Les individus sont
regroupés, comme auparavant, en classes
d’age, mais celles-ci ne sont plus définies par
les 4ges calendaires mais par des espérances de
vie. Du fait de la hausse de 1’espérance de vie,
nous regroupons dans une méme classe d’age
des personnes d’ages (calendaires) différents
lorsqu’elles appartiennent a des cohortes dif-
férentes. Les personnes d’une cohorte données
seront ainsi plus agées que celles des cohortes
nées avant elles et plus jeunes que celles des
cohortes nées aprés. Ceci n’est pas incongru
car une personne de 70 ans est aujourd’hui
beaucoup plus « jeune » que ne 1’était une per-
sonne du méme age il y a trente ans (d’Albis &
Collard, 2013) et I’espérance de vie influence
les décisions économiques au cours du cycle
de vie (Sanchez-Romero et al., 2016). Nos esti-
mations du niveau de vie en fonction de la date
de naissance de la personne de référence sont
représentées dans la figure VII.

Pour ce qui concerne la consommation, nous
retrouvons la forte croissance qui caractérise
les cohortes d’avant-guerre et trouvons ensuite
une longue stagnation. Pour ce qui concerne
le revenu, le profil est assez différent de celui
obtenu avec la méthode de Deaton et Paxson
(1994) car on ne retrouve pratiquement plus
de différences significatives d’une cohorte a
I’autre. Ces résultats sont assez proches de
ceux obtenus avec la méthode APCD. Ceci
s’explique par le fait que I’espérance de vie est
fortement corrélée au revenu moyen. En contro-
lant pour I’espérance de vie, le modele attribue
la croissance économique aux effets de période.
Les bénéfices que les générations ont pu retirer
de la croissance économique ne sont plus pris
en compte. Retirer la croissance a, manifeste-
ment, un effet différent sur la consommation et
le revenu, ce qui suggere une modification de la
propension a consommer au fil des générations.

Les méthodes APCD et EPC permettent de
traiter le probléme de colinéarité sans imposer
de contraintes sur les paramétres estimés. En
revanche, elles éliminent, en partie, 1’effet de
la croissance économique sur le niveau de vie
relatif des cohortes. Ceci nous conduit a préfé-
rer I’approche de Deaton et Paxson (1994), qui
apparait comme plus pertinente. Néanmoins,
avec ces trois stratégies d’identification,
nous obtenons pour résultat commun que les

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

cohortes du baby-boom n’ont pas été significa-
tivement avantagées par rapport aux cohortes
qui les ont suivies.

A partir des enquétes BdF collectées entre 1979
et 2010, nous avons estimé différents modé¢les
décrivant 1’évolution du niveau de vie en fonc-
tion de 1’age et en fonction de la date de nais-
sance de la personne de référence. L’objectif
était de mesurer les inégalités entre les classes
d’age et entre les générations afin d’éclairer les
débats sur les politiques générationnelles.

En analysant 1’évolution du niveau de vie en
fonction de I’age, on s’abstrait des considé-
rations liées aux générations ou a la période
d’observation. En cohérence avec les études
précédentes sur le sujet, nous avons montré
que le niveau de vie était croissant avec 1’age
jusqu’a environ 60 ans. La dynamique dépend
ensuite de la variable considérée : le revenu
disponible continue de croitre tandis que la
consommation stagne. Cette évolution est for-
tement influencée par la prise en compte ou non
du logement dans 1’analyse. Ce sont les loyers
implicites qui induisent une hausse du revenu
disponible a la retraite qui, sans eux, stagne.
De facon symétrique, la consommation privée
hors dépenses de logement (et loyers implicites)
diminue aprés 65 ans.

En analysant 1’évolution du niveau de vie en
fonction de la cohorte de naissance, on s’abs-
trait des considérations d’age ou de période.
Nous avons montré qu’aucune génération n’a
connu un niveau de consommation inférieur a
celui d’une génération I’ayant précédée. Quelle
que soit la spécification économétrique rete-
nue nous ne trouvons aucune génération qui
ait été « sacrifiée » par ses alnées. En particu-
lier, nous ne trouvons pas que la génération du
baby-boom ait eu un niveau de consommation
supérieur a celles qui I’ont suivie. Ce résultat
nous parait assez naturel. Entre 1979 et 2010,
la consommation réelle par téte a augmenté
en France de plus de 85 %. Ceux qui sont nés
plus tard vivent donc dans une économie ou,
en moyenne, on consomme plus. Il aurait fallu
une redistribution en faveur des baby-boomers
considérable pour contrebalancer cet effet
induit par la croissance économique.
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Figure VII
Evolution du niveau de vie en fonction de la date de naissance
(modele contrélé par la classe d’age définie a partir des espérances de vie et la période)
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Note : le niveau de vie est apprécié par quatre variables (revenu disponible, revenu disponible hors loyers imputés, consommation privée
et consommation privée hors dépenses liées au logement) divisées par le nombre d’unités de consommation. L'unité de consommation
est définie avec I'échelle dite de 'OCDE-modifiée. Les variables sont normalisées a 1 pour la cohorte 1946. Les courbes en pointillés
délimitent les intervalles de confiance a 95 %.
Lecture : le revenu disponible par unité de consommation de la cohorte 1975 n’est pas significativement différent de celui de la
cohorte 1940.
Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979, 1984, 1989, 1995, 2000, 2005, 2010, calculs des auteurs.
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Notre constat peut étre enrichi en travaillant dans
deux directions. La premiére est prospective. Un
argument souvent avancé dans les débats sur les
questions générationnelles consiste a dire que
le systétme de protection sociale, notamment
dans ses composantes d’assurance vieillesse et
maladie qui sont essentiellement destinées aux
plus agés, n’est pas soutenable. Il est évident
qu’une baisse de ces transferts pourrait a I’ave-
nir remettre en cause le niveau de vie estimé des
générations nées depuis les années 1970. De

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

fagon similaire, la hausse de la dette publique ou
I’ensemble des facteurs ayant conduit durable-
ment a une faible croissance peuvent également
compromettre leur niveau de vie. Une seconde
direction de recherche repose sur les inégalités
au sein des générations. I est possible que 1’évo-
lution des inégalités ait été hétérogéne entre les
générations. Si un accroissement des inégalités
au sein de la jeunesse d’aujourd’hui était avére,
cela pourrait constituer une piste d’explication
du malaise qu’elle exprime parfois. O
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ANNEXE 1

TAILLE DU ME'NAGAE SELON L’AGE DE LA PERSONNE DE REFERENCE
DANS LES ENQUETES BUDGET DE FAMILLE DE 1979, 1995 ET 2010
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Lecture : la taille du ménage augmente puis diminue en fonction de I'dge de la personne de référence
Champ : ménages ordinaires vivant en France métropolitaine.
Source : Insee, enquétes Budget de famille 1979, 1995 et 2010, calculs des auteurs.
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ANNEXE 2
TAILLE DES COHORTES SELON LA DATE DE LENQUETE BUDGET DE FAMILLE

Génération 1979 1984 1989 1995 2000 2005 2010
1901 82 40
1902 64 62
1903 63 71
1904 88 71
1905 80 81 45
1906 103 89 40
1907 87 104 54
1908 99 100 80
1909 114 142 89
1910 124 128 79
1911 130 110 96 48
1912 157 160 89 55
1913 139 150 109 55
1914 150 159 99 73
1915 115 147 72 52 38
1916 82 95 56 46 30
1917 90 93 66 52 39
1918 113 106 74 52 49
1919 130 111 84 61 108
1920 232 133 139 94 121
1921 196 203 139 146 112 54
1922 240 217 164 148 118 56
1923 232 221 167 128 114 81
1924 231 223 138 135 140 90
1925 217 212 138 127 138 79
1926 251 204 133 138 135 98 68
1927 234 232 159 161 168 116 73
1928 232 207 146 152 147 107 72
1929 240 210 145 145 138 121 101
1930 240 213 150 143 144 118 112
1931 251 220 130 154 150 110 97
1932 243 195 174 146 142 123 103
1933 224 243 134 149 164 96 125
1934 221 216 138 149 160 117 118
1935 235 193 156 147 124 118 125
1936 212 191 152 156 145 124 132
1937 216 201 140 127 146 138 119
1938 202 179 145 151 140 135 105
1939 221 192 129 138 139 137 133
1940 179 218 138 133 130 118 114
1941 184 191 131 129 153 95 100
1942 218 160 126 122 169 130 124
1943 228 203 150 120 185 133 132
1944 215 217 164 155 163 141 131
1945 192 208 157 144 199 118 180
1946 265 226 201 156 215 171 193 =
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Génération 1979 1984 1989 1995 2000 2005 2010
1947 289 289 194 213 236 203 214
1948 276 307 214 251 213 219 206
1949 236 291 223 222 214 204 191
1950 241 277 218 223 254 187 189
1951 201 288 214 212 245 200 181
1952 204 269 213 217 196 212 230
1953 195 277 220 195 198 213 195
1954 177 273 208 225 209 251 220
1955 277 205 244 196 211 217
1956 259 203 202 245 187 219
1957 269 194 217 242 207 226
1958 221 159 208 219 228 192
1959 192 219 197 227 212 218
1960 187 159 206 192 195 214
1961 166 212 203 199 200
1962 138 199 209 216 216
1963 144 235 204 196 228
1964 130 179 198 226 210
1965 188 174 230 210
1966 176 189 223 220
1967 154 163 213 196
1968 130 167 214 212
1969 144 180 202 202
1970 116 172 207 183
1971 164 219 204
1972 141 179 196
1973 120 206 174
1974 91 194 169
1975 178 154
1976 145 154
1977 137 143
1978 143 149
1979 129 137

Lecture : en 1979, la cohorte formée des individus nés en 1901 comptait 82 observations.
Source : Insee, enquétes Budget de famille 7979-2010.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017 99






Calculer le niveau de vie d’un ménage :
une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

Henri Martin *

Les échelles d’équivalence, utilisées pour comparer les niveaux de vie de ménages de
taille et composition diverses, visent a prendre en compte les économies d’échelle qui
résultent de la mise en commun des ressources et des dépenses au sein des ménages.
Pour estimer ces échelles, deux approches sont possibles : une approche « objective »,
basée sur la modélisation des dépenses de consommation des ménages ou une approche
« subjective », qui s’appuie sur le ressenti des ménages concernant leur niveau de vie.
C’est cette dernicre qui est privilégiée ici.

A partir des données des éditions de 1995 a 2011 de I’enquéte Budget de famille de
I’Insee, les différentes estimations d’échelles d’équivalence présentées mettent en
lumiére la sensibilité des résultats a la spécification des modéles, au choix du champ
des estimations, au choix des indicateurs subjectifs de niveau de vie retenus, et a des
conventions concernant le calcul du coit associ¢ aux enfants a la charge des ménages.

L’approche subjective ne permet pas d’identifier de manicre robuste une échelle d’équi-
valence unique. Elle donne en revanche une indication d’un « ordre des possibles » ;
ainsi, I’équivalent-adulte va de 0.15 a 0.8 pour un enfant de moins de 14 ans, la ou les
échelles d’équivalence les plus couramment utilisées reposent sur un choix convention-
nel, par exemple 0.3 avec I’échelle OCDE-modifiée. Ainsi, pour la conduite des études
mobilisant ces outils comme pour les choix de politiques publiques il peut étre préfé-
rable d’utiliser un jeu d’échelles d’équivalence plutot qu’une échelle unique.

Codes JEL : D13, J18.

Mots clés : échelles d’équivalence, économies d’échelles, approche subjective, cofit de I’enfant.

Les jugements et
opinions exprimés
par les auteurs
n’engagent qu’eux
mémes, et non les
institutions auxquelles

ils appartiennent, ni
a fortiori 'lInsee. L'auteur tient particulierement a remercier Augustin Vicard sous la direction duquel il a conduit ces travaux ainsi que les deux rapporteurs
anonymes de la revue pour leurs remarques et suggestions.

* Drees (henri.martin@drees.fr).
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P our étudier de nombreux thémes comme la
pauvreté, ou les inégalités, les économistes
cherchent a saisir le niveau de vie des ménages,
définis comme des ensembles de personnes qui
mettent en commun leurs ressources et par-
tagent des dépenses. Comparer les niveaux de
vie des ménages implique de tenir compte a la
fois de la composition démographique de ces
ménages, de leur revenu disponible mais aussi
des économies d’échelle rendues possibles par
la mutualisation des ressources et des dépenses.
Par exemple entre un couple sans enfant, dont
les revenus mensuels sont de 1500 euros, et
un couple avec deux enfants a charge, dont les
revenus mensuels sont de 2 100 euros, lequel
dispose d’un niveau de vie plus élevé ? Le
revenu du second couple est certes supérieur,
mais il doit faire face a des dépenses plus impor-
tantes liées a la présence de ses enfants a charge.
Dans la pratique, les échelles d’équivalence les
plus utilisées assignent a chaque individu d’un
ménage un « poids » qui rend compte du surplus
de revenu dont doit disposer un ménage avec
chaque individu supplémentaire pour atteindre
le méme niveau de vie que si le ménage ne
comptait qu’une seule personne. En raison de
I’existence d’économies d’échelle, ¢’est-a-dire
le fait que les besoins de deux (trois, etc.) per-
sonnes vivant ensemble ne sont pas deux (trois,
etc.) fois plus élevés que ceux d’une personne
seule, le rapport entre individus supplémen-
taires et supplément nécessaire de revenu pour
maintenir le méme niveau de vie est inférieur a
I’unité : les individus supplémentaires ont ainsi
tous un poids inférieur a ['unité. On obtient le
niveau de vie d’'un ménage en rapportant son
revenu disponible! & la somme de ces poids
(somme parfois appelée nombre d’unités de
consommation ou d’ « équivalents adultes »).
La valeur de ces poids diverge cependant selon
les méthodologies et les approches.

Aprés un rapide panorama des échelles d’équi-
valence les plus utilisées et des critiques
qui leur sont adressées, cette contribution se
concentre sur le probléme de leur estimation.
Les données mobilisées sont celles des der-
niéres éditions de 1’enquéte Budget de famille
de I’Insee (1995, 2001, 2006 et 2011). La
derniére publication consacrée a ce théme en
France est un article paru a la fin des années
1990 (Hourriez & Olier, 1997) dans lequel les
auteurs s’interrogent sur la pertinence d’un
changement de 1’échelle d’équivalence adoptée
jusqu’alors pour les statistiques et les études
sur les revenus des ménages. Dans la lignée de
cette contribution, cette étude examine 1’intérét
de disposer d’un jeu d’échelles d’équivalence

plutdt que d’une échelle d’équivalence unique.
L’objectif est de montrer que les méthodes
actuellement disponibles ne permettent pas de
statuer sur une échelle d’équivalence unique
mais donnent simplement un « ordre des pos-
sibles » des coefficients. Cet outil est donc a
utiliser avec précautions.

Bref retour sur les échelles d’équivalence

La problématique des échelles d’équivalence
remonte aux lendemains de la Seconde Guerre
mondiale avec la mise en ceuvre de politiques
publiques visant a lutter contre la pauvreté. Les
économistes se sont intéressés depuis longtemps
a la question, et c’est au cours de cette méme
période que paraissent les premiers articles qui
proposent des méthodes pour les estimer (Prais,
1953 ; Friedman, 1952 ; Prais & Houthakker,
1955). L’échelle dite « d’Oxford » s’est impo-
sée dans la littérature a partir des années 1950
(cf. Hourriez & Olier, 1997) et, en 1982, un
rapport de I’OCDE en préconise 1'utilisation.
C’est pourquoi on la trouve également dans
la littérature sous I’appellation d’échelle « de
I’OCDE ». Avec cette échelle, le premier adulte
d’un ménage a un poids de 1, chaque adulte
additionnel un poids de 0.7 et chaque enfant
(personne de moins de 14 ans) a un poids de
0.5 ; la somme de ces poids donne le nombre
d’équivalents-adultes dans le ménage. Mais au
début des années 1990, suite a une revue de
travaux empiriques sur le sujet, I’OCDE opte
pour une nouvelle échelle de référence, qui
attribue a chaque ménage un nombre d’équiva-
lents-adultes égal a la racine carrée du nombre
d’individus vivant dans ce ménage. Le calcul
de I’échelle en «racine de N » (ou N est le
nombre de personnes du ménage) ne nécessite
pas de connaitre 1’dge des personnes, ce qui en
facilite 1’utilisation.

De son c6té, Eurostat, qui assure la produc-
tion de statistiques européennes harmonisées, a
progressivement remplacé au cours des années
1990 I’échelle d’Oxford par une autre échelle,
dite « OCDE-modifiée » (bien que 1I’OCDE
ne l'utilise pas ou peu) qui émergeait alors
dans la littérature (cf. Hagenaars et al., 1994).
Par rapport a I’échelle d’Oxford, cette échelle
« OCDE-modifiée » attribue un poids plus
faible aux individus additionnels (cf. tableau 1).

1. La somme de tous les revenus regus dans le ménage (reve-
nus d’activité, revenus du patrimoine, prestations sociales, et
transferts nets avec les autres ménages) nette des préléevements
obligatoires.
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Cette échelle sera adoptée par I’Insee a la fin
des années 1990 pour le calcul du niveau de vie
des ménages dont est déduit le seuil et le taux
de pauvreté?. Si I’utilisation de cette échelle est
généralisée dans la plupart des pays européens,
certains chercheurs continuent d’avoir recours
a I’échelle d’Oxford. Certains pays privilégient
également d’autres approches pour définir le
seuil de pauvreté. Aux Etats-Unis, le US Census
Bureau définit le seuil de pauvreté a partir d’un
panier de biens essentiellement alimentaires®.

En théorie, les échelles d’équivalence dépen-
dent du systéme social en vigueur. Le fait
que certaines dépenses soient socialisées ou
au contraire laissées a la charge des ménages
influence ces échelles. Par exemple, dans les
pays anglo-saxons ou I’enseignement supérieur
est essentiellement a la charge des ménages, le
coit d’un enfant est probablement plus élevé
(surtout apres 18 ans) que dans un pays comme
la France ou I’enseignement supérieur est sub-
ventionné. En théorie donc, une échelle d’équi-
valence est valable pour un systéme socio-fiscal
donné et est donc susceptible de se déformer
lorsque ce dernier évolue. En pratique cepen-
dant, les échelles OCDE-modifiée et Oxford
sont devenues des normes internationales.

Le concept d’échelle d’équivalence et les
hypothéses sur lesquelles il repose ont fait, de
longue date, I’objet de critiques de divers ordres
(voir par exemple Lechéne, 1993). L'une porte
sur I’approche théorique implicite, dite « uni-
taire », du comportement du ménage. Celle-ci
suppose que le ménage maximise une fonc-
tion d’utilité sous contrainte de ses ressources.
Or ces deux points sont problématiques, en
contradiction avec le principe d’individualisme

Une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

méthodologique (Chiappori, 1992) et posant le
probléme de ’agrégation des utilités des diffé-
rents individus qui composent le ménage. Sur
ce probléme, aucune des solutions proposées
dans la littérature n’est totalement convaincante
(voir Blackorby & Donaldson, 1993). De plus,
I’application d’une échelle d’équivalence pos-
tule implicitement la mise en commun des reve-
nus de tous les membres du ménage et exclut
la possibilité d’inégalités au sein du ménage :
tous ses membres sont supposés avoir le méme
niveau de vie. Or cette hypothése peut masquer
des inégalités au sein du ménage, entre hommes
et femmes ou entre parents et enfants par
exemple. Ces diverses critiques sont a 1’origine
des approches dites « collectives » du ménage
(voir notamment Chiappori, 1988 ; Browning
et al., 1994 ; pour une présentation non formali-
sée, Donni & Ponthieux, 2011). Cette approche
reconnait explicitement que le ménage est
constitué de plusieurs individus qui possédent
chacun leurs préférences et leur fonction d’uti-
lit¢ propres. Plusieurs contributions récentes
proposent le concept « d’échelle d’indiffé-
rence » qui consiste a comparer 1’utilité d’un
méme individu dans deux situations familiales
différentes (Browning et al., 2013 ; Chiappori,
2016). Des données européennes et fran-
caises sur le partage des ressources financiéres
au sein des ménages ont par ailleurs permis
de montrer que les modalités de leur mise en

2. Actuellement en France comme pour les statistiques euro-
péennes, le seuil de pauvreté est défini égal a 60 % du niveau
de vie médian ; il était fixé & 50 % jusqu’a la fin des années 1990
et de nombreux travaux académiques utilisent encore ce seuil.
3. Ce panier de bien est revalorisé annuellement de I'inflation.
Pour une personne seule, le seuil de pauvreté est de 1 026 dol-
lars mensuels, soit environ 850 euros, en 2014 (hors Alaska et
Hawaii). A titre de comparaison, ce seuil est de 1 007 euros men-
suels en France pour la méme année.

Tableau 1
Echelles d’équivalence les plus couramment utilisées pour quelques cas types
Echelle d’équivalence
Composition du ménage
Oxford OCDE-modifiée Racine de N*
Personne seule 1 1 1
Couple sans enfant 1.7 15 1.41
Couple avec enfant
Age des enfants Moins de 14 ans 14 ans et plus Moins de 14 ans 14 ans et plus

Couple + 1 enfant 2.2 2.4 1.8 2.0 1.73
Couple + 2 enfants 2.7 3.1 2.1 2.5 2.00
Couple + 3 enfants 3.2 3.8 2.4 3.0 2.23
Parent seul + 1 enfant 1.5 1.7 1.3 1.5 1.41
Parent seul + 2 enfants 2.0 2.4 1.6 2.0 1.73
Parent seul + 3 enfants 2.5 3.1 1.9 2.5 2.00

*: N est le nombre de personnes du méange.
Lecture : avec I’échelle d’Oxford, pour bénéficier du méme niveau de vie qu’une personne seule disposant d’un revenu R, un couple
sans enfant doit disposer d’un revenu égal a 1.7*R.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017 103



104

commun peuvent varier sensiblement : ainsi,
les couples mettent plus souvent leurs revenus
totalement en commun que d’autres types de
ménages. Néanmoins en France par exemple,
moins des deux tiers des couples déclarent
mettre intégralement en commun leurs res-
sources (Ponthieux, 2013).

Une autre critique fréquemment adressée
aux échelles d’équivalence souligne qu’elles
conduisent a supposer que le «colt» d’un
individu supplémentaire est proportionnel au
revenu du ménage. A titre d’exemple, en uti-
lisant 1’échelle ODCE-modifiée, le coit d’un
enfant de moins de 14 ans est évalué a 0.3 fois le
revenu d’une personne seule, ce qui représentait
en 2014 environ 300 euros mensuels pour un
personne seule dont le niveau de vie est proche
du seuil de pauvreté, 500 euros mensuels si ce
niveau de vie est médian et 900 euros mensuels
s’il appartient au neuviéme décile*. Cette hypo-
these est trés discutable (Koulovatianos et al.,
2004) mais ne pas la poser imposerait de définir
autant d’échelles qu’il y a de niveaux de vie.

Si ces critiques sont justifiées et bien connues,
aucune méthodologie alternative pour le calcul
des niveaux de vie ne s’est imposée jusqu’a
maintenant (Groupe de Canberra, 2011). Cette
contribution demeure ainsi dans le cadre stan-
dard des échelles d’équivalence (c’est-a-dire
I’approche unitaire du ménage).

Deux approches de I’estimation
d’une échelle d’équivalence

Dans la littérature, deux approches ont été déve-
loppée pour estimer ces échelles: 1'une dite
« objective » et I’autre dite « subjective ».

L’approche objective consiste a modéliser la
demande des ménages pour différents biens
comme une fonction a la fois du revenu mais
aussi de la composition du ménage. Néanmoins
pour étre identifiés, ces modeéles ont besoin d’une
hypothese identifiante et celle-ci n’est pas véri-
fiable a partir de données d’enquéte (Blundell &
Lewbel, 1991). Concrétement, il s’agit pour le
statisticien de définir lui-méme une mesure du
niveau de vie du ménage. Deux grandes hypo-
théses ont été proposées dans la littérature :
la premiére est 1’hypothése d’Engel (1857)
selon laquelle le niveau de vie d’un ménage
dépend de la part de son budget qu’il consacre
aux dépenses d’alimentation. Plus un ménage
dépense une part importante de son budget en
alimentation, plus son niveau de vie est faible.

C’est donc le coefficient budgétaire associé¢ a
I’alimentation qui détermine le niveau de vie
du ménage. Si cette hypothése était crédible au
XIXe siecle, quand I’alimentation représentait
jusqu’a 80 % du budget des ménages, elle 1’est
beaucoup moins aujourd’hui dans un contexte
ou la structure de la consommation s’est diver-
sifiée. La seconde est I’hypothése de Rothbarth
(1943), selon laquelle les dépenses en biens
consommeés exclusivement par les adultes pour-
raient étre utilisées comme mesure du niveau de
vie d’un ménage. Autrement dit plus un ménage
dépense (en valeur absolue) pour 1’achat de
biens destinés aux adultes, plus il dispose d’un
niveau de vie élevé. Le probléme pour le statis-
ticien est alors d’isoler parmi les dépenses du
ménage celles qui concernent exclusivement les
adultes. Dans la littérature, les vétements pour
adulte ou encore les dépenses en tabac et alcool
ont été les biens privilégiés.

Si elles ont I’intérét de s’appuyer sur des don-
nées objectives (les dépenses de consommation
des ménages) ces hypothéses sont critiquables
sur plusieurs aspects. D’abord, le choix d’une
mesure du niveau de vie est trés largement
conventionnel et 1’échelle estimée refléte alors
la définition du niveau de vie posée en amont
par le statisticien. Ensuite, ces hypothéses ne
tiennent pas compte de 1’évolution des préfé-
rences des ménages quand la taille de ces der-
niers augmente. Or, par exemple, la naissance
d’un enfant peut amener un couple a modi-
fier son mode de vie et réduire fortement ses
dépenses en « biens pour adulte » sans que
cela ne soit 1ié a une diminution de son niveau
de vie. Or méme si I’hypothése formulée sur
la définition du niveau de vie apparait globale-
ment crédible, il suffit que la réalité s’en écarte
méme légérement pour que les estimations
soient faussées.

L’autre approche, dite « subjective », a été pro-
posée pour la premiére fois dans la littérature
par Kapteyn et Van Praag (1976). C’est celle-ci
qui sera privilégiée dans la suite. Son principal
attrait est (contrairement a 1’approche objec-
tive) de ne pas faire reposer les estimations
sur une définition du niveau de vie posée de
maniére arbitraire par le statisticien (Hourriez
& Olier, 1997). En effet, le niveau de vie attri-
bué a chaque ménage reposera soit sur I’opinion
qu’a ce ménage de son propre niveau de vie soit

4. Le seuil de pauvreté est ici considéré au niveau de 60 % du
revenu médian. En 2014, le niveau de vie médian de la popu-
lation francaise s’élevait a 20 150 euros annuels, et le dernier
décile a 37 300 euros annuels (Argouarc’h & Boiron, 2016).
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sur I’opinion moyenne de la population sur les
niveaux de vie. Les variables mobilisées ne sont
donc pas les dépenses des ménages mais des
questions qui saisissent le ressenti sur le niveau
de vie. De maniére générale, cette approche a
été moins utilisée dans la littérature par les éco-
nomistes souvent enclins a accorder davantage
de crédit a ce que font véritablement les indi-
vidus qu’a ce qu’ils déclarent (Accardo, 2007).
Néanmoins plusieurs auteurs ont mis en ceuvre
une approche subjective, a partir de questions
qui interrogent directement les ménages sur
leur niveau de vie (Flik & Van Praag, 1991)
ou sur le niveau de revenu qu’ils considérent
comme minimum, moyen ou confortable pour
un ménage tel que le leur (Van Der Bosch,
1996). En France, plusieurs travaux ont aussi eu
recours a cette approche a I’image des études
publiées par Bloch et Glaude (1983), Glaude et
Moutardier (1991) et Hourriez et Olier (1997).
Toutes s’appuient sur différentes éditions de
I’enquéte Budget de famille. Par rapport a la lit-
térature existante [’apport de cette contribution

Une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

est triple. D’abord, les estimations sont
conduites sur les derniéres éditions de 1’enquéte
ce qui permet d’interroger 1’évolution récente
des coefficients estimés. Ensuite, des intervalles
de confiance sont fournis ce que n’avaient pas
été en mesure de produire les travaux précé-
dents. Enfin de nombreux tests de robustesse
sont menés.

Des estimations fondées sur une approche
subjective

Dans I’enquéte Budget de famille, trois variables
permettent de saisir le niveau de vie ressenti
d’un ménage : AISE, NIVEAU et RMINI. Les
deux premiéres interrogent le ménage sur son
sentiment respectivement par rapport a sa situa-
tion financiére et par rapport a son niveau de
vie. La troisiéme consiste a Iui demander le
revenu minimum qu’il estime nécessaire pour
qu’un ménage comme le sien puisse subvenir a
ses besoins (encadré).

Encadré

L’enquéte Budget de famille est une enquéte quin-
quennale menée par I'Insee depuis 1979 auprés de
la population vivant dans les ménages ordinaires.
L’enquéte a eu lieu en 1979, 1985, 1989, 1995, 2001,
2006 et 2011. Son objectif principal est d’étudier a la
fois les revenus et les dépenses de consommation des
ménages. A cela s’ajoutent des questions portant sur
le ressenti du ménage face a sa situation financiére.
Trois variables, AISE, NIVEAU et RMINI peuvent étre
mobilisées pour estimer une échelle d’équivalence par
une approche subjective.

La variable AISE correspond a la question suivante : « A
propos de votre budget pouvez-vous me dire laquelle
de ces propositions convient le mieux a votre cas ? »

- Vous étes a I'aise (10 %)

- Gava (29 %)

- C’est juste, mais il faut faire attention (43 %)

- Vous y arrivez difficilement (16 %)

- Vous ne pouvez pas y arriver sans faire de dettes
B %)

La variable NIVEAU a été introduite lors de I'édition 1995
de I’enquéte. Elle correspond a la question : « Comment
pourriez-vous qualifier votre niveau de vie ? »

- Tres élevé (0,6 %)
- Elevé (6 %)
- Moyennement élevé (46 %)

LE RESSENTI DES MENAGES SUR LEUR NIVEAU DE VIE
DANS LES ENQUETES BUDGET DE FAMILLE

- Moyennement faible (32 %)
- Faible (12 %)
- Trés faible (4 %)

Pour ces deux variables, les fréquences de réponse
a chague modalité pour I’édition 2011 sont indiquées
entre parenthéses.

La variable RMINI correspond a la question suivante :
« Actuellement, quel est selon vous, le revenu mensuel
minimal dont un ménage comme le vbtre doit abso-
lument disposer pour pouvoir simplement subvenir a
ses besoins ? ».

Contrairement aux deux précédentes, RMINI est une
variable continue et elle est présente sous la méme
forme dans toutes les éditions de I’enquéte depuis
1979. A titre indicatif, dans I’édition 2011, la moyenne
de cette variable est de 2 230 euros mensuels (elle varie
évidemment avec la taille du ménage). Cette variable
est plus difficile a utiliser puisqu’elle ne donne pas
directement une mesure du niveau de vie du ménage.

Jean-Michel Hourriez (1996) montre que les réponses
fournies par les ménages a ces différentes questions
sont cohérentes entre elles (les corrélations sont fortes)
et qu’elles varient dans le sens attendu lorsqu’elles
sont croisées avec d’autres variables sociodémogra-
phiques (notamment le revenu et le nombre d’indivi-
dus qui composent le ménage).
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Précisément, [’approche subjective repose
sur la modélisation d’un indicateur de niveau
de vie, ou fonction d’utilité inobservée, U du
ménage, fonction croissante de son revenu R et
décroissante de sa taille N. Les paramétres de
cet indicateur du niveau de vie U sont estimés
a I’aide d’un modéle logistique ordonné sur les
variables AISE et NIVEAU. L’indicateur corres-
pond alors a la variable latente du mod¢le. Des
variables sociodémographiques sont également
introduites afin de contréler au mieux de 1’hété-
rogénéité observée des ménages. L’indicateur
de niveau de vie s’¢écrit :

U(R,N)=0-log(R)+B- N +7v-log N + contréles + €

L’idée est d’identifier le surplus de revenu
nécessaire pour maintenir le niveau de vie du
ménage lorsqu’une personne supplémentaire
est & sa charge. Autrement dit, par quel facteur
multiplicatif m(N) faut-il multiplier le revenu R
d’une personne seule afin qu’elle conserve le
méme niveau de vie lorsqu’elle a N-1 individus
supplémentaires (conjoint ou enfant) a charge ?
Algébriquement, cela revient a résoudre 1’équa-
tion suivante :

U(R1)=U(R-m(N),N)

Au final, sont obtenus des facteurs multi-
plicatifs, ou encore échelles d’équivalence, de
la forme :

[ A
m(N)=N ¢ -e(l Ve

Afin de tenir compte de 1’dge des enfants,
Hourriez et Olier définissent N comme la taille
«corrigée » du ménage, avec N -~ le
nombre d’enfants de moins de 14 ans du ménage
€t N, s 1 s 1€ NOMbre de personnes (enfants et
adultes) de 14 ans ou plus de ce méme ménage.
Apres estimation du facteur de pondération rela-
tif aux enfants de moins de 14 ans, les auteurs

retiennent pour la taille corrigée du ménage :

N=0.55-N

moinsde 14 ans

+ N 14 anset plus

Dans un premier temps, cette définition de la
taille corrigée du ménage avec un facteur de
pondération de 0.55 sera reprise, afin d’utili-
ser une méthodologie comparable a celle des
auteurs. La derniére partie de cette étude discu-
tera ce choix du facteur de pondération de 0.55
et celui du seuil de 14 ans pour les enfants.

Contrairement aux variables AISE et NIVEAU,
la variable RMINI est une variable continue.

Dans ce cas, suivant la méthode proposée par
Kapetyn et Van Praag (1976), I’indicateur de
niveau de vie du ménage est défini comme

R
Uzlog(— ou R désigne toujours le
RMINI

revenu du ménage. Le niveau de vie du ménage
est donc déterminé par le rapport entre le revenu
dont il dispose effectivement et celui qu’il
estime nécessaire pour subvenir a ses besoins.
Un ménage dont le revenu est inférieur au
revenu qu’il estime minimal pour subvenir a ses
besoins se voit attribuer un faible niveau de vie.
A P’inverse, si son revenu est trés supérieur a ce
revenu minimal, son niveau de vie sera consi-
déré comme élevé. Le modele estimé est alors
une régression linéaire :

log(RMINI) = constante + o.-log(R) +B- N

+y-log(N)+ contréles + ¢

Ce qui équivaut a :

U(R,N)=log| ——
(R.N) Og(RMINI)

= —constante + (1 — 06) -log (R)
—B-N —7v-log(N)~ contréles —¢

Les échelles d’équivalence associées sont alors
de la forme :

' (I_N)i

m(N)zN‘H-e o-l

Dans un premier temps, la méthode d’estima-
tion d’Hourriez et Olier (H&O 1997 ensuite) est
reprise a I’identique. Les modeles, les variables
utilisées (annexe 1) et le champ des estima-
tions sont donc identiques. Celui-ci porte sur
I’ensemble des ménages constitués d’une per-
sonne seule, d’un couple avec ou sans enfant
de moins de 25 ans a charge, ou d’une famille
monoparentale. La définition du revenu utili-
sée par les auteurs (il s’agit d’un revenu avant
impoOt déclaré) est conservée. L’objectif est
double. D’abord s’interroger sur les évolutions
des échelles d’équivalence au cours du temps
en conduisant les mémes estimations sur des
données plus récentes. Ensuite, fournir des
intervalles de confiance pour les estimations
des coefficients (ce que n’avaient pas été en
mesure de faire les auteurs). Ces derniers sont
obtenus en ayant recours a la méthode delta qui
permet d’obtenir des estimateurs de la variance
pour des transformations non linéaires des
paramétres estimés. Ces intervalles sont pré-
cieux pour apprécier I’évolution des échelles
d’équivalence entre 1995 et 2011. H&O 1997
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avaient fait le choix d’utiliser essentiellement la
variable AISE pour leurs estimations c’est pour-
quoi sont d’abord présentés les résultats obtenus
en utilisant cet indicateur (tableau 2).

Une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

estimations similaires ont été¢ conduites a par-
tir des variables NIVEAU et RMINI pour la
derniére édition de I’enquéte (tableau 3). Il
en ressort une forte sensibilité des résultats.

Les estimations sont méme parfois contradic-
toires quand les intervalles de confiance ne se
recoupent pas. C’est le cas notamment de cer-
taines estimations issues de la variable RMINI
dont les intervalles de confiance associés sont
bien plus étroits que pour les estimations issues
des autres indicateurs®. L’échelle obtenue a par-
tir de la variable AISE est relativement proche
de celle de ’OCDE-modifiée malgré de larges
intervalles de confiance. La variable NIVEAU

Compte tenu des intervalles de confiance, il
n’est pas possible de conclure a une évolution
linéaire des échelles d’équivalence entre 1995
et 2011. Les intervalles de confiance donnent
néanmoins une idée de la précision des esti-
mations. Par exemple, pour un couple avec
2 enfants de 14 ans et plus a charge et avec les
données de 1’édition 2011 de I’enquéte, I’inter-
valle de confiance s’établit entre 2.44 et 3.02.

Afin d’interroger la robustesse des estimations

au choix de I’indicateur de niveau de Vie, des 5. Cela s’explique par le caractére continu de la variable RMINI.

Tableau 2
Estimation d’échelles d’équivalence avec l'indicateur AISE par la méthode H&O 1997
Composition du ménage Echelle OCDE- | H&O 1997
P 9 modifiée 1995 1995 2001 2006 2011
Personne seule 1 1 1 1 1 1
1.42 1.44 1.51 1.51
Couple sans enfant 15 1.42 [1.33;1.50] | [1.37;1.52] | [1.43;1.59] | [1.41;1.61]
1.86 1.87 2.02 2.08
Couple + 1 enfant de 14 ans et plus 2.0 1.86 [1.72:2.00] | [1.75:1.98] | [1.90:2.15] | [1.91;2.24]
2.37 2.31 2.60 2.73
Couple + 2 enfants de 14 ans et plus 2.5 2.38 [2.16:2.59] | [2.13:2.49] | [2.38:2.81] | [2.44;3.02]
2.98 2.79 3.24 3.51
Couple + 3 enfants de 14 ans et plus 3.0 3.00 [2.59;3.36] | [2.46:3.11] | [2.85:3.63] | [2.95; 4.06]

Note : les intervalles de confiance a 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : en utilisant la méthode H&O 1997 sur I’enquéte Budget de famille 2071, un couple sans enfant doit disposer d’un revenu égal
a 1.51*R pour avoir le méme niveau de vie qu’une personne seule disposant d’un revenu R.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec enfants de moins de 25 ans et de
familles monoparentales avec enfants de moins de 25 ans, soit 8 820 ménages en 1995, 9 479 ménages en 2001, 9 5639 ménages en
2006 et 14 053 ménages en 2011.

Source : Hourriez & Olier (1997) et Insee, enquétes Budget de famille 7995, 2001, 2006, et 20171.

Tableau 3
Estimation d’échelles d’équivalence en 2011 pour les trois indicateurs de niveau de vie,
méthode H&O 1997

Echelle d’équivalence Estimation pour les trois indicateurs

Composition du ménage Oxford OCDE-modifiée | Racine de N RMINI NIVEAU AISE
Personne seule 1 1 1 1 1 1

1.48 1.32 1.51
Couple sans enfant 15 1.7 1.41 [1.47;1.50] | [1.23;1.41] | [1.41;1.61]

1.74 1.60 2.08
Couple + 1 enfant de 14 ans et plus 2.0 2.4 1.73 [1.72:1.76]) | [1.48:1.73] | [1.91;2.24]

1.85 1.89 2.73
Couple + 2 enfants de 14 ans et plus 2.5 3.1 2.00 [1.83:1.87] | [1.70:2.07] | [2.44 ;3.02]

1.87 2.18 3.51
Couple + 3 enfants de 14 ans et plus 3.0 3.8 2.24 [1.84;1.89] | [1.87;2.49] | [2.95; 4.06]

Note : les intervalles de confiance a 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : en utilisant la méthode d’estimation H&O 1997 avec l'indicateur de niveau de vie NIVEAU, un couple doit disposer d’un revenu
égal a 1.32*R pour avoir méme niveau de vie qu’une personne seule disposant d’un revenu R.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant, couples avec enfants de moins de 25 ans et
de familles monoparentales avec enfants de moins de 25 ans, soit 14 053 ménages.

Source : Insee, enquéte Budget de famille 2071.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017 107



108

au contraire accorde un nombre d’unités de
consommation plus faible aux familles: elle
semble conduire a des économies d’échelle plus
importantes que la variable AISE. La variable
RMINI présente une forme non linéaire : chaque
individu supplémentaire apporte un nombre trés
fortement décroissant d’unité de consommation
(0.48 pour le premier puis 0.26, 0.11 et enfin
0.02 pour le quatrieme).

La sensibilité des estimations au choix de I’indi-
cateur de niveau de vie invite a s’interroger sur
I’information saisie par ces variables. NIVEAU
semble interroger plus directement le ménage
sur son niveau de vie, mais cela suppose en
amont que ce concept difficile & appréhender
soit compris par les enquétés. Les modali-
tés médianes (niveau de vie « moyennement
élevé » et « moyennement faible ») sont trés
majoritairement choisies par les ménages (pres
de 80 % d’entre eux), ce qui ne permet pas de
bien discriminer les niveaux de vie. La variable
AISE pose d’autres problémes. Elle introduit
des considérations presque objectives de ges-
tion de trésorerie : le budget y est directement
mentionné ainsi que la notion de dettes, et ces
considérations peuvent étre déconnectées de
I’appréciation du niveau de vie. Par exemple,
un ménage aisé peut déclarer un niveau de vie
«élevé » ou « trés élevé » et répondre « C’est
juste mais ¢a va». Enfin, en ce qui concerne
RMINI, il est possible que les personnes interro-
gées entendent par « revenu » un revenu « res-
senti » qui comprendrait les revenus d’activité
ainsi que les principaux revenus de transfert
(allocations chdmage et pensions de retraite)
mais qui serait aveugle aux autres prestations
sociales (allocations familiales, aides au loge-
ment, aides a la petite enfance, ...)°. L’approche
subjective prend le parti d’estimer les échelles
d’équivalence a partir de « l’utilit¢ » (ou du
niveau de vie) déclarée par le ménage. Si un
enfant est désiré et apporte un surplus d’utilité,
alors le « colit » de cet enfant pourrait étre négatif
(quand le surplus d’utilité excéde les dépenses
liées a I’enfant). Or la variable NIVEAU saisit
plutdt un niveau de vie qui pourrait étre assimilé
a I'utilité totale du ménage alors que la variable
AISE se focalise davantage sur les considéra-
tions financiéres. Finalement, bien que cela soit
moins manifeste que pour I’approche objective,
en mobilisant une approche subjective, le statis-
ticien propose implicitement une définition du
niveau de vie via la formulation des questions.

Dans un second temps, 1’objectif de cette étude
est d’enrichir la méthodologie adoptée par
Hourriez et Olier. Pour cela une analyse des

principaux déterminants du niveau de vie res-
senti des ménages a été menée (Martin, 2015) et
les choix suivants ont été opérés :

- Le champ des estimations est resserré. Plus
précisément les familles monoparentales et
les ménages dont la personne de référence est
agée de plus de 64 ans sont exclus. En effet,
ces ménages ont des comportements de réponse
particuliers aux questions AISE et NIVEAU
(Martin & Périvier, 2015). 11 s’agit donc de se
limiter aux personnes seules et aux couples dont
la personne de référence est agée de 25 a 64 ans
au moment de I’enquéte.

- Ensuite, la notion de revenu disponible du
ménage est préférée a celle de revenu avant
impoOt déclaré. Dans 1’édition 2011 de I’enquéte
Budget de famille, les revenus sont obtenus par
appariement avec les fichiers fiscaux, ce qui
garantit une meilleure fiabilité.

- Enfin, deux nouvelles variables de controle
sont introduites (annexe 1) : 1’évolution récente
du niveau de vie du ménage et le patrimoine de
celui-ci. Ces variables apparaissent comme des
déterminants importants du niveau de vie ressenti
(Martin, 2015). Dans la suite du texte, cet enrichis-
sement sera appelé méthode « H&O enrichie ».

Les résultats soulignent de nouveau que le
choix d’un indicateur plutét que d’un autre
conduit a des estimations différentes. Il res-
sort aussi une forte sensibilité des estimations
a la spécification des modéles (cf. tableaux 3
et4). En faisant évoluer a la marge le champ,
la définition du revenu et les variables de
contrble introduites, les résultats des estima-
tions s’averent différents. Par exemple avec
la variable AISE, un ménage composé d’un
couple et de deux enfants de 14 ans et plus
se voit affecter un coefficient de 3.27 avec la
méthode enrichie contre 2.73 avec la méthode
H&O 1997. Pour mieux comprendre 1’origine
des écarts entre les deux méthodes, nous avons
mené deux autres estimations en faisant varier
d’abord uniquement le champ des estimations
puis le champ et la définition du revenu. Les
résultats (annexe 2) montrent que I’essentiel
des variations s’explique par 1’ajout de nou-
velles variables de controle.

L’indicateur RMINI fournit des résultats trés dif-

férents des indicateurs AISE et NIVEAU. Avec
cette variable, chaque individu supplémentaire

6. Cette hypothése est proposée par Jean-Michel Hourriez (1996).
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apporte un nombre trés fortement décroissant
d’unités de consommation. Dans 1’estimation
du modé¢le linéaire sur la variable RMINI, les
parameétres [ et v, associés respectivement aux
variables N et log(N) sont de signes contraires.
L’échelle d’équivalence obtenue n’est donc
pas strictement croissante en N. Ce résultat
contre-intuitif ameéne a s’interroger sur la per-
tinence de I’indicateur. Dans une étude consa-
crée a RMINI, Gardes et Loisy (1997) montrent
que les comportements de réponse des ménages
varient sensiblement avec le revenu de ces
derniers. Pour les ménages situés aux deux
extrémes de 1’échelle des revenus (ménages
les moins aisés et les plus aisés) RMINI corres-
pond plutdt a une évaluation des besoins fon-
damentaux de subsistance. A 1’inverse, pour les
ménages intermédiaires RMINI est davantage
synonyme d’une revendication d’accroissement
du niveau de vie. Ces éléments suggerent que
le rapport entre le revenu du ménage et RMINI
n’est pas un indicateur fiable du niveau de vie.
C’est pourquoi la suite de 1’étude se focalise sur
les indicateurs AISE et NIVEAU.

Quel seuil d’age pour les enfants ?

Les échelles d’Oxford et de I’OCDE-modifié¢e
postulent une rupture du « colit de I’enfant » a
14 ans. Dans le cas de I’échelle ODCE-modifiée,
par exemple, un enfant de moins de 14 ans
représente 60 % du colt d’un adulte’. Au-dela
de 14 ans, I’enfant est supposé « coliter » autant

Une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

qu’un adulte. Ce seuil pouvait paraitre adapté
dans les années 1950 : le budget des ménages
était alors consacré essentiellement aux dépenses
d’alimentation, et I’dge de 14 ans marque 1’en-
trée dans 1’adolescence, moment ou les besoins
alimentaires deviennent comparables a ceux des
parents. Or, ces derniéres années, les dépenses
liées a D’enseignement supérieur ont connu
une forte croissance alors qu’elles ne concer-
naient qu’un nombre limité de ménages dans les
années 1950. Il semble donc envisageable que
les enfants dgés de plus de 18 ans (qui acceédent
a I’enseignement supérieur) engendrent des
dépenses supplémentaires pour leur famille, et
que la rupture du cofit de I’enfant se déplace pro-
gressivement autour de 18 ans.

L’ensemble des résultats présentés précédem-
ment reposent sur deux hypothéses fortes : une
rupture du coit de I’enfant a 14 ans, et un cofit
relatif de I’enfant de moins de 14 ans par rap-
port a un adulte de 0.55. 1l s’agit alors d’interro-
ger ces deux hypothéses. Afin d’estimer le coft
des enfants en fonction de leur age, H&O 1997
proposent la modélisation logistique ordonnée
suivante pour la variable AISE :

U(R,N)= 0L~10g(R)+B1 "Ny y+B, Ny
+B3 'N10714 +B4 'N15719 +Bs 'N19—24
+B¢- N,

adultes

+ controles + €

7. (0.3/0.5) = 0.6.

Tableau 4
Estimation d’échelles d’équivalence en 2011 pour les trois indicateurs de niveau de vie, méthode
H&O enrichie
IComposition du ménage RMINI NIVEAU AISE
Personne seule 1 1 1
Couple sans enfant 1.43 1.33 1.56
[1.39; 1.48] [1.20; 1.47] [1.42;1.70]
Couple avec enfant
Age des enfants Moinsde 14ans | 14 ansetplus | Moinsde 14ans| 14 ansetplus | Moinsde 14 ans | 14 ans et plus
Couple + 1 enfant 1.57 1.64 1.51 1.68 1.93 2.29
P [1.52; 1.61] [1.58; 1.69] [1.42;1.70] [1.49;1.87] [1.74;2.12] [2.05;2.63]
Couple + 2 enfants 1.65 1.71 1.70 2.07 2.38 3.27
P [1.61;1.70] [1.64;1.77] [1.62;1.79] [1.80;2.33] [2.12;2.63] [2.84 ;3.70]
Couple + 3 enfants 1.70 1.69 1.90 2.51 2.89 4.60
P [1.65; 1.76] [1.61;1.78] [1.81;2.00] [2.06 ; 2.95] [2.55; 3.23] [3.73 ; 5.48]

Note : les intervalles de confiance & 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : en utilisant la méthode la méthode H&O enrichie avec I'indicateur de niveau de vie NIVEAU, un couple doit disposer d’un revenu
égal a 1.33"R pour avoir le méme niveau de vie qu’une personne seule disposant d’un revenu R.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de
25 ans a charge. La personne de référence est 4gée de plus de 25 ans et de moins de 64 ans au moment de I'enquéte. Lestimation
comporte 8 601 ménages pour la variable RMINI, 9 020 ménages pour la variable AISE et 8 932 ménages pour la variable NIVEAU (les

différences s’expliquent par la non-réponse a ces variables).
Source : Insee, enquéte Budget de famille 2071.
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ou les variables N,_ désignent le nombre d’en-
fants a charge du ménage dont 1’age est compris
entre X et y années et R le revenu avant imp6t du
ménage. Pour connaitre le cotit d’un enfant de la
tranche d’age x-y, on regarde par quel facteur ¢
il faut multiplier le revenu d’une personne seule
avec un enfant a charge dans cette tranche d’age
afin que ce ménage dispose du méme niveau de
vie qu’une personne seule. On résout alors :

U(Rc,NH =1)=U(R,N =0)

—Bxfy/

Celadonne :c=e 7 ou Bx,y désigne le para-
métre associé a la variable NV, _ . Ce parametre ¢
fournit alors un cott de I’enfant en pourcentage
du revenu pour une personne vivant seule. Dans
une optique de comparabilité des résultats, la
méthodologie H&O 1997 a été employée en
utilisant les données des derniéres éditions de
I’enquéte Budget de famille (tableau 5).

Les intervalles de confiance étant relativement
larges, il est difficile d’identifier une évolution
significative du cotit de 1’enfant par catégorie
d’age entre 1979 et 2011. Toutefois, 1’édition
2011 se distingue avec un colit de ’enfant entre
0 et 4 ans particuliérement élevé, et relativement
faible pour les 20-24 ans. Pour tester la robus-
tesse de ces résultats une estimation identique
est conduite a partir de I’indicateur NIVEAU
(tableau 6).

Ici encore, les deux indicateurs du niveau de
vie (AISE et NIVEAU) donnent des estimations
différentes. Par exemple pour 1’édition 2011
de I’enquéte, avec NIVEAU, le cofit ressenti de
I’enfant agé de 10 a 14 ans n’est méme pas signi-
ficativement différent de O (tableau 6) ce qui est
le cas de I’estimation issue de la variable AISE
(tableau 5). De maniere générale, le colit ressenti
pour un enfant est plus faible avec la variable
NIVEAU qu’avec la variable AISE. Deux seuils
d’age a partir desquels le colt de I’enfant aug-
mente semblent se distinguer. Le premier se situe
autour de 14 ans et le second autour de 20 ans.
Néanmoins les valeurs prises par les intervalles
de confiance et la sensibilité de I’estimation au
choix de I’édition de I’enquéte Budget de famille
ne permettent pas de trancher pour I’un ou I’autre
de ces seuils. Dans la suite de cette étude, le seuil
de 14 ans a donc été conservé.

Concernant le colt relatif de I’enfant de
moins de 14 ans, noté p, celui-ci intervient
dans le calcul de Ia taille corrigée du ménage
de la facon suivante :

N=u-N

moinsde 14 ans

+ N14am'et plus

p désigne donc le rapport entre le colt de

I’enfant de moins de 14 ans et le cotit de ’adulte,
oins do 14 ane d€S1gNE le nombre d’enfants de

moins de 14 ans du ménage et N le

. .. 14 ans et plus
nombre d’individus (enfants et adultes) de

Tableau 5

Estimation du colit ressenti pour un individu supplémentaire a charge en fonction de son age,
méthode H&O 1997 avec l'indicateur de niveau de vie AISE (%)

Résultats d’Hourriez et Olier (1997) Estimations avec la méthode H&O 1997

Age de Pindividu additionnel | 1979 1985 1989 1995 1995 2001 2006 2011

moins de 5 ans 21 20 18 12 1 42;128] 1 21;825] 1 01;724] [213;242]
5a9ans 16 15 16 1 @iin | noses | pasen | pzsen
10214 ans 22 18 20 18 [141;828] [71;‘":8] [61;219] [81;726]
15a19ans 29 34 28 28 1 52;3 30 | [ 21;9 25) | 1 82;5 32) | 1 82;940]
20424ans 45 38 49 “ 26146 | 127148 | [B0:s3 | 11848
25 ans et plus 43 47 45 44 [324;252] [364;452] [ 415;058] [374;758]

Note : les intervalles de confiance a 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : avec I'indicateur de niveau de vie AISE, une personne avec un enfant 4gé de moins de 5 ans doit avoir un revenu de 32 % plus

élevé que si elle était seule pour atteindre le méme niveau de vie.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de 25 ans
a charge et de familles monoparentales avec au moins un enfant de moins de 25 ans a charge. L’estimation comporte 8 820 ménages
pour 1995, 9 479 ménages pour 2001, 9 539 ménages pour 2006 et 14 053 ménages pour 2011.
Source : Hourriez & Olier (1997) et Insee, enquétes Budget de famille 7995, 2001, 2006, et 2011.
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14 ans et plus de ce méme ménage. Hourriez éditions de I’enquéte Budget de famille per-
et Olier (1997) estiment p a partir de la mettent de s’interroger sur I’évolution de ce
variable AISE en utilisant le mod¢le logistique paramétre au cours du temps (tableau 7).
ordonné suivant :

Hourriez et Olier retiennent finalement une
valeur de 0.55 pour le paramétre p. Dans une
U(R,N)=01og(R)+B Ny, plus optique de comparaison des résultats, c’est aussi
+ contréles + € cette méme valeur qui a été dans un premier
temps retenu. Néanmoins, les estimations sur les-
quelles repose ce choix sont fragiles (tableau 7).
En fonction de I’édition de I’enquéte Budget de

+y-N,

moinsde 14 ans

Le cott relatif de I’enfant de moins de 14 ans est
Y

alors donné par le rapport (L =- . Jfamille sur laquelle est conduite 1’estimation, de
I’indicateur de niveau de vie retenu et en tenant
Avec la méthodologie H&O 1997, les esti- compte des intervalles de confiance les valeurs

mations de p obtenues a partir des derniéres possibles pour le paramétre p s’échelonnent en

Tableau 6
Estimation du coiit ressenti pour un individu supplémentaire a charge en fonction de son age,
méthodologie H&O 1997 avec indicateur de niveau de vie NIVEAU (%)

Age de l'individu additionnel 1995 2001 2006 2011
moins de 5 ans 20 ” I 18
[14;27] [11; 24] [7;21] [9;27]
549ans 8 8 12 13
[3;13] [3;13] [6;18] [5;22]
. 18 7 10 3
10a14ans [13; 24] 2;13] [4:17] [- 3, 11]
. 12 16 17 18
15a19ans [6; 18] [10; 21] [10; 23] [10; 26]
\ 26 19 27 21
20 424 ans [18 ; 33] [12; 26] [18; 37] [10;33]
25 ans et plus 39 34 35 81
P [30 ; 47] [27 ; 41] [27 ; 43] [22 ; 40]

Note : les intervalles de confiance a 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : en utilisant 'indicateur de niveau de vie NIVEAU, une personne avec un enfant de moins de 5 ans doit avoir un revenu de 18 %
plus élevé que si elle était seule pour atteindre le méme niveau de vie.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de 25 ans
a charge et de familles monoparentales avec au moins un enfant de moins de 25 ans a charge. L'estimation comporte 8 682 ménages
pour 1995, 9 422 ménages pour 2001, 9 483 ménages pour 2006 et 13 897 ménages pour 2011.

Source : Insee, enquétes Budget de famille 7995, 2001, 2006 et 2011.

Tableau 7
Estimation du coit relatif y de ’enfant de moins de 14 ans pour les indicateurs de niveau de vie
AISE et NIVEAU, méthodologie H&O 1997

Résultats d’Hourriez et Olier (1997) Estimations avec la méthodologie H&O 1997
1979 1985 1989 1995 1995 2001 2006 2011
0.54 0.57 0.56 0.77
AISE 0.54 085 0.56 044 [0.41;0.67] | [0.44;0.70] | [0.43;0.59] | [0.57 ; 0.96]
NIVEAU i i i i 0.71 0.54 0.59 0.60
[0.54;0.87] | [0.38;0.71] | [0.42;0.76] | [0.35;0.86]

Note : les intervalles de confiance a 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : sur le champ des données de I’édition 2011 de I’enquéte Budget de famille et en utilisant I'indicateur de niveau de vie NIVEAU
et la méthode H&O 1997, le codt de I'enfant de moins de 14 ans relatif a celui de 'adulte est de 0.60.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de
25 ans a charge et de familles monoparentales avec au moins un enfant de moins de 25 ans a charge. Pour AISE, I'estimation comporte
8 820 ménages pour 1995, 9 479 ménages pour 2001, 9 539 ménages pour 2006 et 14 053 ménages pour 2011. Pour NIVEAU, I’esti-
mation porte sur 8 682 ménages pour 1995, 9 422 ménages pour 2001, 9 483 ménages pour 2006 et 13 897 ménages pour 2011. Les
différences s’expliquent par la non-réponse a ces variables.

Source : Hourriez & Olier (1997) et Insee, enquétes Budget de famille 7995, 2001, 2006, et 2011.
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fait entre 0.35 et 0.96. Or, la valeur choisie pour
le paramétre conditionne elle-méme trés large-
ment I’estimation des échelles d’équivalence
puisqu’elle détermine la définition de la taille
corrigée du ménage. Afin d’interroger la sensi-
bilité des estimations au choix de la valeur rete-
nue pour le paramétre p, plusieurs estimations
ont été conduites pour des valeurs différentes
de ce paramétre. Les estimations sont menées
a partir de I’indicateur AISE, de la derniére
édition de ’enquéte Budget de famille et de la
méthode « H&O enrichie ». Il ressort cette fois
une relative robustesse des résultats (tableau 8).

Une derniére estimation qui se veut la plus juste
possible (c’est-a-dire sans considérer le para-
metre u comme fixé a priori a 0.55 et en uti-
lisant la méthode H&O enrichie) a été conduite
a partir des données de la derniere édition de
I’enquéte Budget de famille. Le parameétre | est
estimé selon la méthode présentée plus haut.
Deux intervalles de confiance sont fournis. Le
premier est estimé par méthode delta en consi-
dérant comme figé le paramétre p a la valeur
issue de son estimation. Le second est estimé par
bootstrap avec 999 répliques. A chaque itéra-
tion un échantillon est sélectionné avec remise.
Sur cet échantillon une premiére estimation est
conduite pour le paramétre | puis une seconde
pour estimer les coefficients de I’échelle d’équi-
valence. Pour cette seconde estimation la taille
corrigée du ménage (N) est recalculée a partir de
I’estimation de p. Un écart-type peut alors &tre
déduit. Cette méthode permet de tenir compte

dans I’estimation de I’intervalle de confiance
de [lincertitude inhérente a I’estimation du
paramétre p. L’écart entre les deux intervalles
permet d’apprécier I’incertitude dans I’estima-
tion des coefficients liée a I’incertitude propre a
I’estimation du paramétre p (tableau 9).

A partir de cette derniére estimation, il est pos-
sible de proposer un « ordre des possibles » des
échelles d’équivalence borné par une échelle
haute et une échelle basse (tableau 10). Pour
cela, il faut tenir compte a la fois des intervalles
de confiance et de la sensibilit¢ de I’estima-
tion au choix de I’indicateur de niveau de vie.
Par souci de simplicité, la forme d’une échelle
lin¢aire qui dissocie les unités de consomma-
tion associées aux enfants de moins de 14 ans
de celles associées aux adultes a été privilégice.
L’échelle haute a été construite en considérant
pour chaque situation familiale la borne haute
des intervalles de confiance a 95 %. Le nombre
d’unités de consommation considérées est de
1.64 pour un couple, 2.35 pour un couple et un
enfant de 14 ans et plus, 3.25 pour un couple
et deux enfants de 14 ans et plus et 4.50 pour
un couple et trois enfants de 14 ans et plus. Le
nombre d’unité de consommation attribuée a
chaque adulte ou enfant de 14 ans et plus sup-
plémentaire et donc de 0.64 pour le premier,
0.71 pour le second, 0.9 pour le troisieéme et 1.25
pour le quatriéme. Soit une moyenne de 0.875
arrondie a 0.9. Le méme raisonnement permet
de déduire le nombre d’unités de consomma-
tion associé aux enfants de moins de 14 ans.

Tableau 8

Estimation d’échelles d’équivalence par la méthode H&O enrichie en fonction de la valeur retenue
pour le paramétre p pour ’indicateur de niveau de vie AISE, 2011

Composition du ménage p=0.40 n=0.55 n=0.70
Personne seule 1 1 1
Couple sans enfant 1.66 1.56 1.51
[1.54;1.80] [1.42;1.70] [1.36; 1.65]

Couple avec enfant

Age des enfants Moinsde 14ans | 14 ansetplus | Moinsde 14ans| 14 ansetplus | Moinsde 14 ans | 14 ans et plus
Couple + 1 enfant 1.95 2.42 1.93 2.29 1.95 217

P [1.90; 2.01] [2.17 ; 2.66] [1.74;2.12] [2.05; 2.63] [1.84;2.05] [1.93;2.42]
Couple + 2 enfants 2.26 3.31 2.38 3.27 2.50 3.08

[2.15; 2.36] [2.85; 3.76] [2.12;2.63] [2.84; 3.70] [2.32;2.68] [2.68; 3.47]

Couple + 3 enfants 2.58 4.39 2.89 4.60 3.19 4.32

P [2.43;2.73] [3.49; 5.29] [2.55; 3.23] [3.73; 5.48] [2.93; 3.44] [3.60; 5.05]

Note : les intervalles de confiance & 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : en utilisant la méthode H&O enrichie, avec I'indicateur de niveau de vie AISE et en fixant a 0.40 le codt relatif de I'enfant de
moins de 14 ans, un couple doit disposer d’un revenu égal a 1.66*R pour avoir le méme niveau de vie qu’une personne seule disposant

d’un revenu R.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de
25 ans a charge. La personne de référence est 4gée de plus de 25 ans et de moins de 64 ans au moment de I'enquéte. L'estimation

porte sur 9 020 ménages.
Source : Insee, enquéte Budget de famille 2071.
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Une méthode symétrique est utilisée pour la
construction de 1’échelle basse. L’échelle cen-
trale est obtenue a partir des moyennes des esti-
mations issues des indicateurs NIVEAU et AISE®,

L’objectif de cette contribution est de souli-
gner les limites inhérentes a 1’estimation d’une
échelle d’équivalence. L’approche objective
pose probléme puisqu’elle implique pour le sta-
tisticien de poser sa propre définition du niveau
de vie d’un ménage. L’approche subjective
souléve des difficultés différentes. D’abord,

Une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

les intervalles de confiance des coefficients
estimés sont particuliérement larges. Ensuite,
les résultats des estimations dépendent du
choix de I’indicateur de niveau de vie retenu.
Or, il est difficile de trancher en faveur de 1’un
ou de I’autre. Enfin, ces estimations sont aussi
sensibles aux spécifications des modeles. Au
final, 1’approche subjective ne permet pas de
dégager une échelle d’équivalence unique. Il
convient plutdt de parler d’un « ordre des pos-
sibles » défini par les intervalles de confiance
issus des différentes estimations et d’utiliser un

8. Par exemple pour un couple sans enfant le nombre d’unités
retenues est la moyenne de 1.32 et 1.50 soit 1.41. Un tel calcul
aurait conduit a un coefficient un peu plus élevé pour les enfants
de moins de 14 ans (0.35) mais nous avons préféré conserver
0.3 pour se ramener a I'échelle de ’'OCDE-modifiée.

Tableau 9

Estimation d’échelles d’équivalence pour les indicateurs de niveau de vie NIVEAU et AISE,

avec une estimation préalable du paramétre p (méthodologie d’Hourriez et Olier enrichie), 2011

Indicateur de niveau de vie NIVEAU AISE

A 0.74 0.88
Estimation de p [0.35;1.12] [0.65;1.11]
Personne seule 1 1
Couple sans enfant 1.32 1.50
IC pour p fixé [1.18; 1.44] [1.37; 1.64]
IC pour p estimé [1.17;1.45] [1.37; 1.64]
Couple avec enfant

Age des enfants Moins de 14 ans 14 ans et plus Moins de 14 ans 14 ans et plus

Couple + 1 enfant 1.54 1.62 2.02 2.09
IC pour p fixé [1.43;1.65] [1.44;1.81] [1.90; 2.14] [1.87;2.31]
IC pour u estimé [1.36;1.72] [1.41;1.84] [1.81;2.22] [1.84;2.35]
Couple + 2 enfants 1.78 1.96 2.63 2.82
IC pour p fixé [1.62;1.94] [1.72; 2.20] [2.43;2.83] [2.49; 3.16]
IC pour u estimé [1.53;2.03] [1.65;2.27] [2.30;2.97] [2.39; 3.25]
Couple + 3 enfants 2.04 2.33 3.39 3.74
IC pour p fixé [1.84;2.23] [1.96; 2.70] [3.10; 3.67] [8.17; 4.31]
IC pour p estimé [1.68;2.39] [1.86;2.81] [2.82; 3.96] [2.99; 4.50]

Note : deux intervalles de confiance sont présentés. Le premier, pour le parametre p fixé, est obtenu par méthode delta. Le second, qui
intégre l'incertitude inhérente a I’estimation de ce parameétre, est obtenu par bootstrap avec 999 répliques.

Lecture : en utilisant la méthode H&O enrichie, avec I'indicateur de niveau de vie AISE le colit relatif de I'enfant de moins de 14 ans est
estimé a 0.88. Par ailleurs, en fixant ce codt a 0,88 il ressort que pour bénéficier du méme niveau de vie qu’une personne seule disposant
d’un revenu R, un couple doit disposer d’un revenu égal & 1.50°R.

Champ : ensemble des ménages composés de personnes seules, de couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de
25 ans a charge. La personne de référence est 4gée de plus de 25 ans et de moins de 64 ans au moment de I'enquéte. L'estimation
comporte 9 020 ménages pour la variable AISE et 8 932 ménages pour la variable NIVEAU (la différence provient de la non-réponse a ces
variables).

Source : Insee, enquéte Budget de famille 20717.

Tableau 10
Gamme d’échelles d’équivalence : coefficients associés a une personne supplémentaire
selon son age

Enfants de moins de 14 ans Adultes et enfants de 14 ans et plus

Echelle haute 0.8 0.9
Echelle centrale (échelle OCDE-modifiée) 0.3 0.5
Echelle basse 0.15 0.2

Lecture : I'échelle haute attribue 0.8 unité de consommation a chaque enfant de moins de 14 ans a charge du ménage.
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jeu d’échelles dont la construction constitue le
principal apport de cette contribution. Les char-
gés d’étude et chercheurs qui mobilisent des
échelles d’équivalence dans le cadre de leurs
travaux sont appelés a utiliser ces outils avec
précautions. Il est préférable de tester systéma-
tiquement si les résultats obtenus sont robustes
au choix d’une échelle plutdt que d’une autre

dans I’ensemble de 1’ordre des possibles. Le
législateur doit également étre conscient que
le choix de I’échelle de ’OCDE-modifiée —
qui sous-tend la construction de nombreux
indicateurs (comme le taux de pauvreté ou la
définition des ménages pauvres) et de certains
dispositifs de politique publique — est trés lar-
gement conventionnel. O
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ANNEXE 1

LES VARIABLES DE CONTROLE DES MODELES ESTIMES

Pour les estimations qui reprennent la méthode
d’Hourriez et Olier (H&O 1997), les variables de contrbles
sont les suivantes :

- le statut d’activité de la personne de référence du
ménage sous la forme d’indicatrices pour le chémage, la
retraite, et I'inactivité (hors retraités) ; I’emploi constitue
la modalité de référence ;

- la catégorie socioprofessionnelle de la personne de
référence du ménage sous la forme d’indicatrices pour
les cadres, les indépendants, les professions intermé-
diaires et les ouvriers; les employés constituent la
modalité de référence ;

- la situation face au logement sous la forme d’indica-
trices pour les propriétaires et les propriétaires accé-
dants ; les locataires constituent la modalité de référence ;

- I'age sous la forme d’indicatrices pour les tranches
d’ages 18-29 ans, 30-39 ans, et plus de 50 ans; la
modalité 40-49 ans joue le role de référence ;

- une indicatrice pour les familles monoparentales ;
- une indicatrice de résidence a Paris ;

- une indicatrice de I'inactivité du conjoint.

Pour la méthode appelée « Hourriez et Olier enrichie »
les variables suivantes ont ajoutées :

- I'appréciation du ménage a propos de I'évolution
récente de son niveau de vie sous la forme d’indicatrices
si celui-ci déclare avoir subi une diminution forte de son
niveau de vie, une diminution légére de son niveau de
vie ou au contraire une amélioration de son niveau
de vie ; la stabilité du niveau de vie constitue la modalité
de référence.

- le patrimoine du ménage sous la forme d’indicatrices
pour les patrimoines inférieurs a 100 000 euros et les
patrimoines supérieurs a 500 000 euros ; les patrimoines
compris entre 100 000 et 500 000 euros jouent le réle
de référence.
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Une ou plusieurs échelles d’équivalence ?

ANNEXE 2

ESTIMATIONS DES ECHELLES D’EQUIVALENCE EN MODIFIANT SUCCESSIVEMENT
LE CHAMP DES ESTIMATIONS PUIS LE CHAMP DES ESTIMATIONS
ET LA DEFINITION DU REVENU PAR RAPPORT A LA METHODE H&0 1997

Tableau A.1
Modification du champ des estimations uniquement
Composition du ménage RMINI NIVEAU AISE
Personne seule 1 1 1
Couple sans enfant 1.48 1.28 1.43
[1.46 ; 1.50] [1.17;1.39] [1.32; 1.54]
1.73 1.54 1.93
Couple + 1 enfant de 14 ans et plus [1.71:1.75] [1.39; 1.69] [1.75 : 2.10]
1.84 1.80 2.54
Couple + 2 enfants de 14 ans et plus [1.82; 1.86] [1.60; 2.00] [2.26 ; 2.80]
1.85 2.08 3.29
Couple + 3 enfants de 14 ans et plus [1.82:1.87] [1.76 ; 2.40] [2.79;3.79]

Note : les intervalles de confiance a 95 % (obtenus par méthode delta) sont indiqués entre crochets.

Lecture : en modifiant seulement le champ des estimations mais en conservant les autres éléments de la méthode H&O 1997, avec
I’indicateur de niveau de vie NIVEAU il ressort que pour bénéficier du méme niveau de vie qu’une personne seule disposant d’un revenu
R, un couple doit disposer d’un revenu égal a 1.28*R.

Champ : ensemble des personnes seules, des couples sans enfant ou avec au moins un enfant de moins de 25 ans a charge. La per-
sonne de référence est 4gée de plus de 25 ans et de moins de 64 ans au moment de I'’enquéte. L'estimation comporte 8 601 ménages
pour la variable RMINI, 9 020 ménages pour la variable AISE et 8 932 ménages pour la variable NIVEAU. Les différences s’expliquent par
la non-réponse a ces variables.

Source : enquéte Budget de famille 2071, Insee.

Tableau A.2
Modification du champ des estimations et de la définition du revenu
Composition du ménage RMINI NIVEAU AISE
Personne seule 1 1 1
Couple sans enfant 1.48 1.28 1.46
[1.45;1.49] [1.16; 1.41] [1.33;1.58]
1.72 1.48 2.02
Couple + 1 enfant de 14 ans et plus [1.70; 1.73] [1.41;1.75] [1.83 : 2.21]
1.81 1.91 2.75
Couple + 2 enfants de 14 ans et plus [1.79; 1.83] [1.67;2.13] [2.44 ; 3.06]
1.81 2.28 3.70
Couple + 3 enfants de 14 ans et plus [1.78 ; 1.84] [1.90 ; 2.66] [3.10 ; 4.30]

Note : cf. tableau A.1.

Lecture : en modifiant a la fois le champ des estimations et la définition du revenu mais en conservant les autres éléments de la méthode
H&O 1997, avec I'indicateur de niveau de vie NIVEAU il ressort que pour bénéficier du méme niveau de vie qu’une personne seule dispo-
sant d’un revenu R, un couple doit disposer d’un revenu égal a 1.28*R.

Champ : cf. tableau A.1.

Source : cf. tableau A.1.

ECONOMIE ET STATISTIQUE / ECONOMICS AND STATISTICS N° 491-492, 2017 117






Les méthodes de pseudo-panel
et un exemple d’application aux données
de patrimoine

Marine Guillerm*

Les méthodes de pseudo-panel sont une alternative a 1’utilisation de données de panel
pour I’estimation de mod¢les a effets fixes, lorsque seules des données en coupes répé-
tées indépendantes sont disponibles. Leur usage est courant pour estimer des ¢élasticités-
prix ou revenu et mener des analyses en cycle de vie qui demandent des données sur
longue période, alors que les données de panel présentent des limites de disponibilité
dans le temps et rencontrent des problémes d’attrition.

Les pseudo-panels consistent a suivre au cours du temps, plutot que des individus, des
cohortes — c’est-a-dire des groupes stables d’individus. Les variables individuelles sont
remplacées par leurs moyennes intra-cohortes. Du fait de la linéarité de cette transfor-
mation, au modele linéaire avec effet fixe individuel correspond son homologue sur les
données du pseudo-panel. A I’effet fixe individuel se substitue un effet cohorte et 1’estima-
tion du modele est particulierement aisée si cet effet cohorte peut étre, lui aussi, considéré
comme fixe. Le critére de constitution des cohortes doit ainsi prendre en compte un certain
nombre de contraintes. I doit évidemment étre observable pour I’ensemble des indivi-
dus et former une partition de la population (chaque individu est classé¢ dans exactement
une cohorte) ; au-dela, il doit correspondre a une caractéristique des individus fixe dans
le temps, par exemple I’année de naissance. Enfin, la taille des cohortes répond a un arbi-
trage biais-variance. Elle doit étre suffisante pour limiter I’ampleur des erreurs de mesure
des moyennes intra-cohortes des différentes variables qui générent biais et imprécision des
estimateurs des parameétres du modeéle. Cependant, I’augmentation de la taille des cohortes
fait diminuer le nombre de cohortes observées, ce qui détériore la précision des estimateurs.

L’extension aux modeles non linéaires n’est pas directe et seulement introduite ici. Enfin
une application sur les données des enquétes Patrimoine est donnée.

Codes JEL : C21, C23, C25, D91.

Mots clés : pseudo-panel, données groupées, modeles a effets fixes, données en coupes répétées.

Les jugements et
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par les auteurs
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mémes, et non les
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L’ analyse économique des comportements
se heurte généralement au fait que de
nombreuses dimensions importantes pour 1’ana-
lyse ne sont pas observables dans les données
disponibles. Par exemple, les comportements
de consommation dépendent de préférences
individuelles qui ne sont qu’imparfaitement
captées dans les données statistiques. Les esti-
mations d’élasticités-revenu s’en trouvent alors
biaisées. Parfois, il est difficile de dissocier les
effets de plusieurs variables alors méme qu’elles
sont observées simultanément. Ainsi, bien que
I’age et la génération soient généralement dis-
ponibles, il sera impossible a partir d’une source
de données « en coupe » (& une date donnée) de
distinguer ce qui reléve de 'un ou de autre.
C’est particulierement dommageable pour des
analyses en cycle de vie. Supposons que 1’on
s’intéresse aux carri¢res salariales au cours de la
vie, que I’on tenterait de décrire a partir d’une
seule enquéte. Celle-ci permet bien d’observer
des personnes a des ages différents, et donc a des
moments successifs de leur vie professionnelle.
Mais il ne sera pas possible de distinguer ce qui,
dans I’évolution observée du salaire, s’explique
effectivement par un effet d’age (ou d’expé-
rience professionnelle acquise), plutét que par
un effet génération. Ce dernier conditionne
en partie le fait d’avoir fait des études plus ou
moins longues, d’étre entré sur le marché du tra-
vail a un moment plus ou moins propice... autant
de facteurs qui influent aussi sur le salaire.

Il est classique d’utiliser des données de panel
pour répondre a ces questions. A partir des
observations répétées dans le temps d’unités
identiques, on tente de neutraliser d’éventuelles
spécificités individuelles. Cela se fait en général
par I’introduction d’un « effet fixe » individuel
censé¢ capter ces spécificités. Le fait d’observer
les mémes variables a plusieurs dates est aussi
un moyen de traiter en partie les problémes
d’identification décrits ci-dessus. L’age varie
avec le temps, contrairement a la génération,
ce qui permet de suivre une méme génération
a différents ages. Ces données sont cependant
rares, souvent limitées a des échantillons de
petite taille et couvrent des périodes de temps
réduites (ce qui diminue leur intérét pour une
analyse en cycle de vie par exemple). Elles sont
en outre sujettes a des problémes d’attrition ou
de non-réponses : il est difficile de suivre les
mémes individus sur une longue période. Au
fil du temps, la représentativité des données de
panel peut devenir problématique.

Les méthodes de pseudo-panel constituent une
maniere de pallier I’absence de données de

panel. Leur usage remonte a Deaton (1985) qui,
le premier, a suggéré d’utiliser des méthodes de
panel a partir de données en coupes répétées.
L’avantage de ces données est qu’elles sont trés
souvent disponibles et permettent de couvrir
de longues périodes. En effet, de nombreuses
enquétes sont menées a des intervalles régu-
liers dans le temps. Elles constituent en général
des données en coupes répétées indépendantes,
au sens ou elles portent sur des échantillons dif-
férents. Les méthodes de panel ne peuvent pas
étre directement appliquées, les individus obser-
vés changeant a chaque date. Méme lorsque
I’on dispose de sources exhaustives comme le
recensement ou certaines données administra-
tives, il n’est pas possible de suivre des per-
sonnes dans le temps par exemple pour des
raisons de confidentialité¢. Cependant, a défaut
de suivre des mémes individus, on peut suivre
des types d’individus, qu’on désigne générale-
ment sous le terme de « cohortes » ou encore
« cellules ». Ces cohortes sont identifiées par
un ensemble de caractéristiques observées dans
les données et stables dans le temps (comme la
génération ou le sexe). Dans les estimations, on
captera les spécificités inobservées qui pour-
raient biaiser les estimations par un effet fixe
« cohorte ». Les pseudo-panels ont été utilisés
pour modéliser des sujets aussi différents que
I’investissement (Duhautois, 2001), la consom-
mation (Gardes, 1999 ; Gardes et al., 2005 ;
Marical & Calvet, 2011), ou encore 1’évolution
des comportements sur longue période, comme
la carriére salariale (Koubi, 2003), I’activité
féminine (Afsa & Buffeteau, 2005), le bien-&tre
subjectif (Afsa & Marcus, 2008) ou le niveau
de vie (Leliévre etal., 2010), pour ne citer
que les travaux les plus récents. En pratique,
la mise en ceuvre de ces méthodes repose sur
la manicre de définir les cohortes. Dans le cas
de modéles linéaires, les méthodes d’estima-
tion classiques sur données de panel peuvent
alors étre adaptées assez simplement.

Cet article propose une introduction a ces
techniques, en insistant sur les aspects pra-
tiques. Aprés un bref rappel des estimations des
modeles a effets fixes sur données de panel, il
insiste sur les principes qui doivent guider le
choix des critéres définissant les cohortes. La
seconde partie présente les techniques d’esti-
mation. Ces deux premiéres parties ne traitent
que le cas des mod¢les linéaires. La troisiéme
partie apporte des compléments techniques et
évoque notamment I’extension aux modéeles
dichotomiques. Enfin, la derniére partie propose
un exemple pratique tiré de 1’exploitation des
enquétes Patrimoine.
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Il n’aborde pas les questions de mise en ceuvre
informatique dans les logiciels statistiques. Des
exemples de programmes sur les logiciels SAS,
R et Stata sont fournis dans Guillerm (2015),
dont cet article est issu.

Principe général :
de P’effet fixe individuel
a D’effet cohorte

Pourquoi utiliser des données de panel,
que faire en leur absence ?

Le point de départ des modéles de pseudo-panel
sont les mod¢les linéaires a effets fixes, dont
I’usage est classique lorsque ’on dispose de
données de panel. Il est donc utile de les présen-
ter (pour une présentation plus détaillée, voir,
par exemple, Magnac, 2005). Typiquement, on
souhaite modéliser I’influence d’une ou de plu-
sieurs variables explicatives sur une variable
d’intérét. On s’intéresse ici au cas ou la variable
d’intérét est continue. Lorsqu’elle est discréte,
il faut mobiliser des méthodes spécifiques
(voir la partie « Estimation de mod¢les dicho-
tomiques »). La difficulté de I’estimation de
tels modéles vient en général du fait que tous
les déterminants de cette variable d’intérét
ne sont pas observés. Si ces déterminants inob-
servés sont en partie corrélés aux variables
explicatives du modé¢le, le risque existe d’at-
tribuer a tort une partie de leur effet a ces
variables explicatives.

L’estimation de 1’élasticité-revenu d’un bien
de consommation offre une illustration clas-
sique d’une telle difficulté. Par exemple,
le prix supporté par les ménages lorsqu’ils
consomment de la nourriture n’est qu’im-
parfaitement observé. Au prix des biens de
consommation (les denrées) s’ajoute du temps
(celui nécessaire a la préparation du repas et a
sa consommation) qui n’est pas valoris¢ de la
méme maniére par tous les ménages. Sa valeur
croit avec le revenu (Gardes et al., 2005). Ne
pas en tenir compte conduit a sous-estimer
I’¢lasticité-revenu.

Une solution classique est alors d’utiliser des
données de panel (c’est-a-dire des observations
pour le méme individu répétées dans le temps),
qui permettent de contrdler certains facteurs
dont I’effet est supposé constant dans le temps.
On ajoute alors un effet fixe individuel au
modele linéaire classique, censé capter 1’effet

Les méthodes de pseudo-panel

des caractéristiques individuelles constantes
dans le temps sur la variable d’intérét! :

Vit =‘xitl3+a‘i +€, (h
i=1....N t=1...T

ou y, est la variable d’intérét (dans notre
exemple, le niveau de consommation du bien),
x,, est un vecteur (ligne) de K variables explica-
tives observées pour I’individu 7 a la date # (dans
notre exemple, le revenu de ’individu ou du
ménage, 1’age...), P est ’effet de ces variables
(soit un vecteur de parametres de dimension K).
a, est Ieffet fixe individuel. Il capte tous les
déterminants de la variable d’intérét fixes au
cours du temps. En effet, seuls les paramétres
associés a des variables non constantes dans le
temps sont identifiables des lors qu’on introduit
un effet fixe dans le modé¢le. Par exemple, on
n’obtiendra pas une estimation de 1’effet intrin-
séque du sexe si le modele intégre un effet fixe.
Enfin, g, est un terme résiduel, ¢’est-a-dire tout
ce qui n’est pas pris en compte par le modele.
Ignorer I’effet fixe dans I’estimation conduit a
des estimateurs biaisés de I’effet des variables
explicatives considérées dés lors que ces
variables sont corrélées a cet effet fixe.

Quand on dispose d’observations répétées, il
est possible dans le cadre de ce mod¢le linéaire
d’estimer I’impact de variables explicatives en
neutralisant I’impact des effets fixes individuels.
En pratique, cela se fait en utilisant non plus les
variables en niveau mais des variables transfor-
mées de maniére a faire disparaitre I’effet fixe
individuel. L’estimateur le plus couramment
utilisé (car le plus efficace sous certaines hypo-
theéses) est obtenu en procédant a une transfor-
mation « within » : on utilise a chaque date les
observations centrées par rapport a la moyenne
individuelle sur la période, c’est-a-dire Tles

- . - _ 1
variables transformées z, —z,, avec z, = FZZ”

. . . f:I
la moyenne des valeurs individuelles pour une

1. Les modeéles a effets aléatoires sont un autre type de modé-
lisation classiquement mis en ceuvre sur des données de panel.
Ces modeéles incluent aussi un effet individuel et sont une autre
facon de tenir compte dans la modélisation du fait que des
caractéristiques inobservées de I'individu et fixes dans le temps
ont un effet sur la variable d’intérét. Mais contrairement aux
modeéles a effets fixes, ils reposent sur I’hypothése que I’effet
individuel n’est pas corrélé aux variables explicatives (I’effet indli-
viduel permet de tenir compte de la corrélation des différentes
observations associées a un méme individu et de ne pas suresti-
mer la précision des estimateurs). Si on est prét a faire une telle
hypotheése, alors les pseudo-panels ne présentent aucun intérét.
En effet, avec des coupes transversales indépendantes, il n’y a
pas de corrélation entre les observations, chaque individu n’étant
observé qu’une fois. Les modéles peuvent donc étre estimés
directement sur les données individuelles empilées.
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variable z sur I’ensemble de la période d’ob-
servation. Une autre solution serait d’estimer
directement les effets fixes comme des para-
metres du modele, mais cela suppose 1’estima-
tion d’un trés grand nombre de parametres (un
effet fixe pour chacun des individus observés en
plus des paramétres des variables explicatives),
sans grand intérét en termes d’interprétation.

Cet estimateur « within » converge vers les
vraies valeurs des paramétres d’intérét dés lors
que les variables explicatives ne sont pas cor-
rélées aux termes résiduels restants. Dit autre-
ment, il ne faut pas que les chocs individuels a
chaque date, pour un individu donné, soient liés
a la réalisation d’une des variables explicatives
incluses dans le mod¢le?.

Les méthodes de panel reposent cependant sur le
fait d’observer les mémes individus a des dates
différentes, ce qui est rare. Dans de nombreux
cas, on dispose de données en coupes transver-
sales indépendantes répétées. Le principe des
pseudo-panels est alors de suivre dans le temps
non plus des individus, mais des cohortes,
c’est-a-dire des groupes d’individus partageant
un ensemble de caractéristiques fixes dans le
temps. Le modéle sera considéré au niveau de
ces cohortes d’individus et non plus au niveau
des individus qui les composent. En pratique,
cela signifie qu’on remplace les variables obser-
vées par les moyennes de ces variables au sein
de chaque cohorte. Ces données sont assimilées
a des données de panel et, quand les conditions
le permettent, les techniques d’estimation sur
données de panel leur sont appliquées.

Les analyses en cycle de vie sont un autre
exemple, avec celui déja évoqué des estima-
tions d’élasticité-revenu et d’élasticité-prix,
ou I'usage des méthodes de pseudo-panel est
fréquent. Lorsque 1’on souhaite étudier 1’accu-
mulation du patrimoine au cours du cycle de
vie, une analyse naive consiste, a partir d’ob-
servations a une date donnée, a étudier les dif-
férences de patrimoine selon I’age. Cependant,
de nombreuses autres caractéristiques indi-
viduelles expliquent les différences de patri-
moine entre individus : la carriére salariale,
le niveau d’étude, les ressources familiales,
la plus ou moins grande propension a épar-
gner... Certaines caractéristiques sont corrélées
a I’age. Ce serait le cas, par exemple, si des
générations ont connu des conditions d’entrée
dans la vie active plus favorables. Ne pas tenir
compte de ces déterminants risque de conduire
a des estimations biaisées de ’effet de I’age
sur le niveau de patrimoine. Une solution

classique est d’introduire ces dimensions sup-
plémentaires (on « contrdle » de 1’effet de ces
variables) dans un modé¢le linéaire. Cependant,
si certains de ces déterminants sont couram-
ment disponibles dans la plupart des enquétes,
tous ne le sont pas. On aura ainsi facilement
une mesure de 1’age, du niveau d’étude ou du
salaire actuel, mais il est moins fréquent de
disposer d’indications précises sur I’ensemble
de la carriére salariale, I’héritage dont les per-
sonnes interrogées ont pu bénéficier et encore
moins s’ils sont plut6t « fourmi » ou « cigale »
au sens d’une plus ou moins grande propension
a épargner. Une solution est alors —comme
décrit précédemment — d’estimer un modéle a
effets fixes similaire a (1).

Analyses en cycle de vie et estimations d’¢las-
ticités-revenus ou d’élasticités-prix sont deux
exemples de problématiques ou 1’usage des
pseudo-panels est courant. Ce sont spécifique-
ment des analyses ou les données de panel sont
rares. Les analyses en cycle de vie demandent
de disposer de données sur longues périodes.
Des séries de coupes transversales offrent plus
souvent cet horizon temporel que des panels.
Ceci justifie que, méme en présence de données
de panel, on ait parfois recours a des estima-
tions par pseudo-panel. Par exemple, Antman
et McKenzie (2005) disposent d’un panel rota-
tif pour analyser la mobilité salariale. Ne rete-
nir a chaque trimestre que le cinquiéme des
nouveaux entrants dans le panel leur permet de
disposer de données sur longue période, alors
qu’ils seraient limités a cinq trimestres avec le
panel. De plus, contrairement aux panels, les
pseudo-panels ne sont pas confrontés a de I’at-
trition liée notamment a la difficulté de suivre
des ménages. Dans I’exemple de 1’étude de la
mobilité salariale, cette attrition pose probléme
car elle peut étre liée & un déménagement qui
peut en outre étre consécutif a une évolution
salariale. Disposant des données de panel,
Gardes etal. (2005) ménent des estimations
d’élasticités-revenus sur données de panel et
sur données de pseudo-panels. Ils montrent
que, dans leur exemple, les deux estimations
sont proches.

Formellement, on s’intéresse & y,, = E(y,liec,t),
espérance de la variable d’intérét sur la cohorte
c a la date z. On obtient a partir du modele

2. D’autant moins que si on dispose de peu d’observations tem-
porelles par individu, I’estimation des effets fixes est peu précise.
3. Rappelons que ce terme résiduel représente dans le modele
a effets fixes tous les facteurs individuels variables dans le temps
que I'on n’observe pas.
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précédent (en I’intégrant conditionnellement a
la date et a la cohorte) :

Va=XPro +e, 2)
c=1.,C 1=1...,T

\ 13 * .
ou pour chaque variable z, z_, = E(z,|i € ¢, ).

Comme le modéle initial au niveau individuel,
le modele du pseudo-panel (2) est linéaire en
ses parametres, ce qui permet en principe d’ap-
pliquer les techniques d’estimation classiques
des modéles de panel. Cependant, en pratique
les choses sont un peu plus complexes.

. * *
Tout d’abord, les « vraies » valeurs y,, et x,
ne sont pas connues. On ne dispose que d’une
estimation, leur contrepartie empirique au

sein de la cohorte observée: ¥, =Lz Vi
1 n(,, iec,t
et X, =— Y x, (c’est-a-dire, a chaque date,
N, iect
les moyennes des valeurs observées pour les
individus de I’échantillon appartenant a cette
cohorte). L’estimation a partir de ce sous-échan-
tillon d’individus risque de ne pas correspondre
exactement aux « vraies» valeurs. Les fluc-
tuations d’échantillonnage des individus d’une
méme cohorte d’une date a une autre consti-
tuent une deuxiéme difficulté. A chaque date,
les individus observés n’étant pas les mémes,
la moyenne des effets fixes o, est susceptible
de varier au cours du temps, alors qu’elle est en
théorie constante.

Les erreurs de mesure posent des difficultés dif-
férentes pour I’estimation du modéle (2) selon
qu’elles portent sur les covariables ou sur la
variable d’intérét. Celles des covariables sont
source de biais dans les estimateurs (pour plus
de détails, voir « Modéle a erreurs de mesure »
et ’annexe B). Le point positif est que plus le
nombre d’individus de la cohorte est grand dans
I’échantillon d’observations, plus cette estima-
tion sera proche de la vraie valeur et les estima-
teurs des valeurs moyennes suffisamment précis
pour pouvoir négliger les erreurs de mesure
dans le modéle économétrique. De leurs cotés,
les erreurs de mesure sur la variable d’intérét
et la variabilit¢ temporelle de I’effet cohorte
réduisent la précision des estimateurs et posent
un probléme d’efficacité si ’erreur de mesure
est hétéroscédastique. Enfin, le probléme de
la variabilité dans le temps des effets cohortes
peut aussi venir de la définition des cohortes : il
faut qu’en amont les effets o', puissent bien étre
considérés comme constants, au risque sinon de
produire des estimateurs biaisés. Ces remarques

Les méthodes de pseudo-panel

orientent les critéres qu’on retiendra pour défi-
nir les cohortes d’individus.

Comment constituer les cohortes ?

En premier lieu, le critére de regroupement
doit étre observable pour 1’ensemble des indi-
vidus et former une partition de la population
(chaque individu est classé dans exactement
une cohorte). Au-dela de ces évidences, le cri-
tere de constitution des cohortes ne peut pas
étre choisi au hasard. Il doit viser a rendre
plausible I’hypothése que les termes de cohorte
o, sont effectivement fixes au cours du temps.
Deux facteurs distincts peuvent remettre en
cause cette hypothése. Avec des données d’en-
quéte, seul un échantillon des vraies cohortes
est observé. La premiére source de variation de
o, est liée aux fluctuations d’échantillonnage :
o, correspond a la moyenne des effets fixes sur
les observations de la cohorte ¢ de I’échantillon
disponible a la date 7. Il s’agit d’un estimateur
de la vraie valeur 0., inobservée. Méme si la
vraie cohorte est stable, les individus la repré-
sentant changent d’une date a une autre. o,
peut aussi varier si la vraie cohorte regroupe
une population mouvante au cours du temps,
notamment si le critére retenu ne correspond
pas a une caractéristique stable au cours du
temps des individus. Il s’agit de la deuxiéme
source de variation possible de O, .

Un critére stable sur une population stable

Choisir un critére de constitution des cohortes
de sorte a rendre 0., constant dans le temps
permet d’éliminer dans une certaine mesure
une des sources de variation de @,,. 0., est fixe
lorsque les vraies cohortes regroupent a chaque
date les mémes individus. Deux conditions sont
requises : définir les cohortes sur une popula-
tion stable et sur la base d’un critére stable (cela
signifierait sinon que les personnes pourraient
changer de profil au cours du temps).

L’année de naissance est évidemment un
exemple de critére de regroupement qui corres-
pond & une caractéristique stable des individus.
Dans ce cas, on suit des générations d’indivi-
dus. Ce critere est trés fréquemment retenu
dans les estimations par pseudo-panel. Le terme
cohorte ne doit pas laisser penser que seul ce
critére est valide (certains auteurs utilisent le
terme « cellule »). D’autres regroupements sont
possibles et plusieurs critéres peuvent aussi
étre combinés. Par exemple, Bodier (1999)
forme des cohortes par génération et diplome
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de fin d’étude pour étudier les effets d’age sur
le niveau et la structure de consommation des
ménages. A Iinverse, un critére de regroupe-
ment fondé¢ sur le salaire ou la situation sur le
marché du travail ne serait a priori pas perti-
nent : il est susceptible de changer pour une
méme personne au cours du temps*.

Mais cette condition de stabilité du critére au
niveau individuel n’est pas suffisante. 1l faut
aussi que la cohorte n’évolue pas elle-méme
dans le temps. Cette question est particulie-
rement cruciale lorsque I’on s’intéresse a des
données d’enquétes répétées, sur des échantil-
lons différents. Dans une enquéte, les individus
d’un certain profil constituent un échantillon de
I’ensemble de la cohorte d’intérét. Mais dans
certains cas, leur représentation dans le champ
de I’enquéte peut varier en fonction des critéres
retenus pour définir la cohorte. Supposons,
par exemple, que I’on constitue des cohortes
a partir de ’année de naissance. Selon la date
de I’enquéte, les différentes générations seront
plus ou moins bien représentées : elles rentre-
ront progressivement en fonction de 1’age mini-
mum requis pour étre enquété (ou de la prise
d’indépendance des jeunes pour des enquétes
aupres des ménages), tandis qu’a I’inverse les
plus dgées en sortiront progressivement (déces,
départs en institutions spécialisées si celles-ci
sont hors du champ de I’enquéte). 11 faut faire
attention a ces effets de composition pour
I’analyse, s’ils sont liés a la variable d’intérét.
Supposons, par exemple, que ’on s’intéresse
au profil de revenu de générations successives.
L’espérance de vie et le revenu sont en partie
corrélés (voir par exemple Blanpain, 2011).
Aux ages avancés, les personnes aux revenus
les plus élevés sont donc surreprésentées parmi
les « survivants » d’une méme génération. Une
analyse par cohorte qui suivrait une génération
laisserait penser que le revenu des individus
de cette génération augmente avec 1’age, ce
qui n’est probablement pas le cas. En pratique,
une analyse au cas par cas est nécessaire pour
évaluer si les cohortes représentent au cours du
temps une population stable, quitte a restreindre
le champ de I’analyse. Par exemple, pour une
analyse sur les effets d’age et de génération sur
le niveau et la structure de la consommation,
Bodier (1999) restreint la population d’étude
aux individus de 25 a 84 ans, considérant que
les ménages constitués de personnes au-dela de
ces limites risquent de ne plus étre représentatifs
de I’ensemble des personnes de leur génération.

Il faut souligner que ce probléme n’est pas
spécifique aux pseudo-panels, mais il est

particuliérement apparent lors du suivi sur de
longues périodes pour lesquelles ces phéno-
meénes d’entrée-sortie (entrées sur le marché
du travail, constitution d’un ménage autonome,
créations d’entreprises, déces, migrations, etc.)
sont susceptibles d’apparaitre. En revanche,
contrairement aux données de panels classiques,
on n’est pas confronté a des problémes d’attri-
tion liés a la difficulté de suivre des individus
identiques au cours du temps (déménagement,
refus de répondre a nouveau).

Former des cohortes de taille suffisante...

Le principe des pseudo-panels est de constituer
des cohortes, autrement dit des profils, regrou-
pant des individus dont les comportements sont
considérés comme proches. Cette hypothése
sera d’autant plus plausible qu’on définira des
profils précis. Néanmoins, en particulier avec
des données d’enquéte, ceci peut avoir un cofit.
En effet, plus les cohortes sont petites, plus
I’ampleur des erreurs de mesure des moyennes
empiriques y,, et X, et la variabilité temporelle
des moyennes des effets individuels o, sont
grandes. Les problémes de biais et d’impré-
cision de D’estimateur classique (I’estimateur
« within ») déja évoqués supra seront d’autant
plus importants (pour plus de détails, voir
« Modg¢le a erreurs de mesure » et 1’annexe B).

Il est possible de limiter biais et imprécision
des estimateurs en formant des cohortes plus
grandes. En pratique, dans les études empi-
riques, il est généralement considéré que le seuil
de 100 individus par cohorte est suffisant pour
négliger les erreurs d’échantillonnage (et donc
simplifier 1’estimation). Ce choix s’appuie en
particulier sur les études de Verbeek et Nijman
(1992, 1993). A partir de données simulées, ces
derniers concluent que I’hypothése est raison-
nable (au sens ou le biais qui en résulte n’est
pas trop élevé) pour des catégories regroupant
100 individus minimum. Cependant, ils pré-
conisent des tailles deux fois supérieures pour
réduire significativement les risques de biais.

4. On trouve en pratique des cas de construction de
pseudo-panels sur la base de critéres non stables dans le temps.
L'opportunité de construire de tels pseudo-panels doit étre
discutée au cas par cas. Marical et Calvet (2011) construisent
un pseudo-panel par &ge du ménage pour estimer des élasti-
cités-prix de carburant. L'dge n’étant pas une caractéristique
stable des individus, méme en présence de données de panels
les cohortes constituées ne regrouperaient pas les mémes indi-
vidus. Mais un pseudo-panel par &ge leur permet de suivre des
meénages qui ne vieillissent pas et dont la composition familiale
qui est liée a la consommation de carburant, évolue peu d’une
date a une autre.
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... tout en conservant de la variabilité

L’amplitude des erreurs de mesure et le biais et
I’imprécision des estimateurs qu’elles générent
se réduisent a mesure que la taille des cohortes
augmente. Cependant, la taille des cohortes
n’est pas le seul paramétre a prendre en compte.
De fait, il est assez simple de se rendre compte
qu’a taille d’échantillon total fixée, consti-
tuer de larges cohortes signifie qu’on réduit le
nombre d’observations utilisées pour le modele
de pseudo-panel. Supposons par exemple que
le critére de constitution des cohortes soit
I’année de naissance, mais que les données en
coupes répétées contiennent a chaque date peu
de personnes d’une génération. Pour réduire les
fluctuations d’échantillonnage qui risquent d’en
découler, une solution classique est d’augmen-
ter la taille des cohortes en formant des géné-
rations définies plus largement (par exemple,
par tranche de cinq ans). Mais dans ce cas, la
variabilité des observations & une date donnée
se réduit, le nombre final d’observations utiles
diminuant. En outre, regrouper des générations
proches mais différentes signifie aussi qu’on
réduit la variabilité au cours du temps de ces
moyennes. Ces deux éléments (nombre d’ob-
servations utilisées pour [’estimation, faible
variabilité¢) sont deux facteurs qui classique-
ment réduisent la précision de 1’estimateur final.
Intuitivement, moins on a d’observations et
moins 1’estimation est précise. Mais il est aussi
nécessaire d’observer des valeurs différentes
des grandeurs d’intérét, autrement dit que ces
valeurs varient dans le temps, pour mesurer la
force de leur corrélation. On est ainsi confronté
a un classique arbitrage biais-variance : former
des cohortes de grande taille permet de limiter
le biais de I’estimateur, mais fait perdre de la
variabilité, de nature a réduire la précision des
estimateurs. Verbeek et Nijman (1992) montrent
que le biais de I’estimateur within classique-
ment utilisé (cf. infra) peut étre élevé méme si
les cohortes sont de grande taille si la variabi-
lité inter-temporelle est faible par rapport aux
erreurs de mesure.

En résumé, un bon critére de regroupement
doit : (1) étre une caractéristique qui ne change
pas au cours du temps au niveau individuel,
définir une (sous-)population stable, et résul-
ter d’un arbitrage permettant de (2) former des
cohortes suffisamment grandes tout en (3) ne
faisant pas perdre trop de variabilité. Ces dif-
férentes contraintes limitent fortement le choix
des critéres de constitution des cohortes. En
pratique, de nombreuses études utilisent I’année
de naissance car ce critére répond a beaucoup

Les méthodes de pseudo-panel

de ces contraintes. Il est trés souvent dispo-
nible dans les données, et il est stable. En outre,
selon la taille des échantillons des enquétes en
coupe, il est possible de jouer sur le regroupe-
ment de générations proches pour constituer des
cohortes plus ou moins grandes. Enfin, il ne faut
pas négliger que cette dimension a un intérét en
tant que tel dans de nombreuses études. L’effet
cohorte s’interpréte ainsi directement comme
un effet génération, qu’il peut étre intéressant
d’étudier. Dans les analyses en cycle de vie en
particulier, regrouper les individus par géné-
ration permet de garder de la variabilité sur la
variable « ge ».

L’estimation des modeéles
en pseudo-panels

L orsque le critere de constitution des
cohortes a les qualités requises pour consi-
dérer le modele (2) comme un modele de panel
a effets fixes, I’estimation des paramétres repose
généralement sur les techniques classiques
d’estimation sur données de panel. En pratique,
le modéele estimé est donc :

Vo =X P+0 +E €)

On applique une transformation « within »
évoquée plus haut, dans laquelle, pour chaque
cohorte, on centre les différentes variables sur
la moyenne des valeurs observées pour cette
cohorte sur I’ensemble des dates d’observation.

On régresse donc y, —y, sur X, —X,, ol pour
. _ 1 & .

chaque variable z, Z, =— Yz, . On obtient I’es-

timateur within : =l

o=y, —X.B, ®))

En pratique, on obtient I’estimateur within en
procédant d’abord a une transformation wiz-
hin et en calculant I’estimateur des moindres
carrés sur ces variables centrées. Mais il faut
faire attention car, du fait que I’on travaille
sur des variables transformées, 1’estimateur
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standard de la variance fourni par la procédure
des moindres carrés ordinaires ne correspond
pas directement a I’estimateur sans biais de la
variance du modele within. 11 la sous-estime.
Il faut tenir compte d’un facteur multiplicatif
(CT-K)/ (CT-C-K) ou C est le nombre de
cohortes, T le nombre de dates d’observation et
K le nombres de variables explicatives. Sous
SAS, la macro Bwithin de Duguet (1999) tient
compte de cette difficulté (voir Guillerm (2015)
pour d’autres procédures sous Stata et R).

L’estimateur within est obtenu de maniére équi-
valente, soit en incluant des indicatrices de
cohortes, soit par instrumentation. Inclure les
indicatrices de cohortes dans le modele (3) per-
met d’obtenir directement des estimateurs des
effets fixes® qui ont parfois un intérét en tant
que tel. Dans une analyse en cycle de vie dans
laquelle les cohortes seraient constituées des
générations, on estime ainsi directement 1’effet
génération. Attention cependant, 1’estimation de
ces effets fixes ne sera précise que si le nombre
de périodes d’observation est suffisant.

Une méthode d’estimation alternative par ins-
trumentation est proposée par Moffitt (1993). 1l
montre que 1’estimateur within (4) du modéle
en pseudo-panel correspond techniquement a
I’estimateur des doubles moindres carrés sur
les données individuelles (variables explica-
tives ainsi que des indicatrices de cohortes),
dans lequel on utiliserait comme instrument
I’ensemble des indicatrices de cohortes croi-
sées avec les indicatrices de temps. La preuve
formelle est fournie en annexe A. Pour en sai-
sir I’intuition, rappelons que dans la premicre
étape des doubles moindres carrés, on projette
les variables explicatives sur les instruments. La
projection de x, sur les indicatrices cohorte x
date d’observation correspond exactement
a la moyenne empirique x,,, ¢ étant la cohorte
a laquelle appartient I’individu i. La deuxiéme
étape consiste a remplacer dans le modé¢le initial
les variables instrumentées par leur projection,
soit ici a régresser y, sur X, et les indicatrices
de cohortes. On obtient le méme estimateur que
I’estimateur within (4).

Ceci peut simplifier I’estimation : on travaille
directement sur les données individuelles. Cette
analogie sert également de base a 1’extension
des pseudo-panels aux modéles dichotomiques
(voir « Estimation de mod¢les dichotomi-
ques »). Un autre intérét de cette approche est
que d’autres types d’instruments plus parcimo-
nieux peuvent étre utilisés. Par exemple, si I’an-
née de naissance est retenue, on peut utiliser une

fonction de I’année de naissance (un polyndome
par exemple) pour construire 1’instrument plu-
tot que des indicatrices associées a une partition
des années de naissance.

On remarque d’ailleurs que cette approche per-
met de retrouver la encore les critéres de regrou-
pement des individus en cohortes®. Rappelons
que deux conditions sont requises pour définir
un bon instrument. Il doit d’abord étre corrélé
aux variables explicatives. Ici, cela renvoie au
fait que la constitution des cohortes doit conser-
ver suffisamment de variabilité pour permettre
I’estimation du modéle agrégé au niveau des
cohortes. Pour en comprendre I’intuition, on
peut penser au cas extréme ou ces indicatrices
croisées « cohorte x date » seraient totale-
ment indépendantes des variables explicatives
du modg¢le : dit autrement, que la distribution
de ces variables explicatives est identique a
chaque date et d’une cohorte a 1’autre. Dans ce
cas, les moyennes empiriques de ces variables
au niveau d’une date et d’une cohorte sont trés
proches, ce qui signifie qu’on ne pourra estimer
le modé¢le. L’autre propriété d’un instrument
valide est qu’il ne doit pas étre corrélé avec les
déterminants inobservés de la variable d’intérét.
Moffitt montre que cette propriété est vérifiée si
les cohortes sont définies sur un critére stable
et quand la taille des cohortes tend vers I’infini.

Au-dela de I’estimation proprement dite, plu-
sieurs remarques s’imposent. Tout d’abord, sur
le choix des variables explicatives. Rappelons
que dans le modéle linéaire a effets fixes clas-
sique, seuls les paramétres associés a des
variables non constantes dans le temps sont
identifiables : D’effet fixe « absorbe » I’effet
des variables constantes. Dans un modéle en
pseudo-panel, 1’agrégation en cohortes crée
artificiellement de la variabilité et donne 1’im-
pression que les paramétres associés aux carac-
téristiques fixes sont identifiables. Par exemple,
une variable constante au niveau individuel telle
que l’indicatrice « étre une femme » devient
dans les données du pseudo-panel « la propor-
tion de femmes dans la cohorte c aladate ¢ ». Les
variations temporelles observées (normalement
faibles) ne sont dues qu’a I’erreur d’échantil-
lonnage. L’introduction de ce type de variables
dans I’analyse n’est donc pas recommandée.

5. L'estimation directe des effets fixes est déconseillée avec
des données individuelles, car elle demande d’estimer un trés
grand nombre de parameétres. Dans le cadre des pseudo-panels,
le nombre de cohortes est en général limité. Si chaque cohorte
regroupe environ 100 individus, le nombre d’effets fixes a esti-
mer dans le modeéle de pseudo-panel est divisé d’autant par rap-
port au modeéle de panel.

6. Pour plus de détails, voir Moffitt (1993) et Verbeek (2008).
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Compléments techniques

C ette partie propose deux extensions au
cadre classique pour traiter des difficul-
tés techniques que peuvent soulever les esti-
mations en pseudo-panel : la prise en compte
1) de I’hétéroscédasticité des termes résiduels
et 2) des erreurs de mesure dans I’estimation.
Enfin, les modéles présentés jusqu’a présent ne
sont adaptés qu’au cas ou la variable d’intérét
est continue. Lorsqu’elle est discréte, il faut
mettre en ceuvre des techniques d’estimation
spécifiques. Une introduction est proposée dans
un troisiéme temps.

Hétéroscédasticité dans les pseudo-panels

En pratique, la taille des cohortes varie d’une
cohorte & une autre et pour une méme cohorte,
d’une date a une autre. Ces variations de taille
sont susceptibles de créer de 1’hétéroscédasti-
cit¢ dans le modele (2). En effet, la précision
de D’estimateur dépendant directement de ce
nombre, on introduit des termes d’erreur plus
ou moins importants selon les cohortes. En pré-
sence d’hétéroscédasticité, ’estimateur within
(4) est sans biais mais I’estimateur de sa préci-
sion est biaisé et par conséquent les statistiques
de test sont invalides.

L’estimateur intra-efficace est obtenu en pondé-
rant les observations par la taille de la cohorte,
ce qui revient & estimer par les moindres carrés
le modéle suivant :

nct .)_/ct = n(‘r fClB + V nct (xc + nct gct (6)

De méme que pour le modele homoscédastique,
K+ C paramétres sont a estimer. Cette esti-
mation est facile a mettre en ceuvre sauf si le
nombre de cohortes est trop important, auquel
cas, on souhaite en général procéder a une
transformation within pour éliminer les effets
fixes avant estimation. Mais dans ce modéle,
une transformation within classique n’élimine
pas les indicatrices de cohorte car le poids qui
est affecté a chaque cohorte (n,,) varie dans le
temps. Gurgand et al. (1997) montrent que dans
ce cas I’estimateur intra efficace est :

EW=(XTWDWﬁTXf%X%WDWyy) (7)

ou X matrice de dimension CT x K empile les

vecteurs lignes X, y vecteur de dimension CT

ct?
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empile les valeurs y,, (WDW) est I’inverse
généralisée de la matrice WDW, ou W est la
matrice within classique de dimension CT et D
est la matrice diagonale dont les éléments dia-
gonaux sont |

ct
Modéle a erreurs de mesure

Les méthodes d’estimations présentées dans
la section précédente ne tiennent pas compte
du fait que les vraies moyennes intra-cohortes
notées y,, et x., sont mesurées avec erreurs par
les moyennes calculées sur 1’échantillon (notées
v, et x ). Comme présenté supra, ces erreurs
de mesure sont a 1’origine de deux problémes :
celles sur les variables explicatives créent un
biais ; celles sur la variable d’intérét de méme
que la variabilité temporelle de 1’effet cohorte
réduisent la précision des estimateurs. Les tech-
niques d’estimation présentées précédemment
reposent implicitement sur I’hypothése que 1’on
puisse négliger les erreurs de mesure. Quand
ce n’est pas le cas, on sera amené a utiliser des
techniques appropriées. Les estimateurs du
modele (2) proposés par Deaton (1985) reposent
ainsi sur des modéles a erreurs de mesure qui
prennent en compte ce probléme. Il reprend la
théorie développée par Fuller (1986) et I’adapte
a I’estimation par pseudo-panel.

On note u,, et v, les erreurs de mesure :

Vo = Vo tut,

X, = x; +v,

En les intégrant au modéle (2), on obtient :
Va=Xpro, +E, ()
c=1.,Ct=1,..,T

avec €,=¢, +u,—v,B. On montre que ce
résidu est corrélé a x .

L’estimateur du paramétre [ proposé par
Verbeek et Nijman (1993) repose sur une spé-
cification paramétrique de 1’erreur de mesure et
de sa corrélation avec la variable d’intérét (pour
plus de détails, voir annexe B). Il vaut :

CTc:lt:l n

1 L, _yv, _\ T-1 1~

(E;;(xct_‘xc)(ya_ ()__X;G)
©
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> et o correspondent respectivement a la
matrice de variance-covariance des erreurs de
mesure de x,, et & la covariance entre les erreurs
de mesure de x, et y. . Elles ne sont en général
pas connues. Deaton propose de les estimer a
partir des données individuelles :

-~ 1 &L~
X= E;gﬂt (10)
avec ib" = 2 ('xtl - fct )' (‘xtl - fut)

5= $%6 (11)
G—E;g}sct

2 (xit _fct)' (yit _yct)

n— iec,t

avec Oy =

Plusieurs types de convergence peuvent é&tre
envisagées dans le cas des estimations en
pseudo-panels, car plusieurs paramétres entrent
en jeu: N le nombre d’individus observés a
chaque date, C le nombre de cohortes consti-
tuées, n,, la taille des cohortes formées et T le
nombre de dates d’observation.

Intuitivement, quand la taille des cohortes aug-
mente, les moyennes intra-cohortes sont des
estimateurs des vraies moyennes intra-cohorte
d’autant plus précis que la taille des cohortes
est grande. Les erreurs de mesure deviennent
négligeables et on retrouve I’estimateur within
classique.

L’estimateur within a un biais asymptotique
quand la taille des cohortes est fixée mais une
variance plus faible que 1’estimateur de Verbeek
et Nijman (pour plus de détails, voir Verbeek &
Nijman, 1993). On est donc confronté a un clas-
sique arbitrage biais-variance.

Estimation de modéles dichotomiques

Les estimateurs précédents ne sont adaptés
qu’aux modeles linéaires et pas au cas ou la
variable d’intérét est binaire. Pour cela, il faut
faire appel a des techniques d’estimation spéci-
fiques. En présence de données de panel, le pas-
sage du linéaire au non linéaire pour estimer un
modele a effets fixes n’est déja pas aisé. L’usage
de pseudo-panels complexifie encore I’estima-
tion. Jusqu’a présent, peu de travaux ont mis en
ceuvre les méthodes d’estimation développées
pour de tels modéles. Nous n’en donnons ici
que les grands principes.

Le mode¢le a estimer se présente sous la forme :

J’;it:xitﬁ—f_a‘i-'—eit (12)
i=1,..,N t=1,...T

ou y, est une variable latente (non observée).
La variable binaire observée y, vaut 1 si y, est
positive et 0 sinon. x,, est un vecteur de variables
explicatives, o, est un effet fixe individuel et ,,
un terme d’erreur dont on suppose en général
qu’il suit une loi /ogit ou une loi normale.

De méme que dans le cas linéaire, on souhaite
estimer un modéle a effets fixes. Avec des don-
nées de panel, deux techniques d’estimation
classiques existent : le logit conditionnel qui
consiste a transformer les données de sorte a éli-
miner ’effet fixe (voir, par exemple, Davezies,
2011), ou I’approche de Chamberlain (1984).

L’approche de Chamberlain est le point de
départ de la méthode d’estimation sur données
de pseudo-panel proposée par Collado (1998).
Elle consiste a expliciter la relation entre 1’effet
fixe individuel et les covariables :

o, =x,A +...+x,A, +6, (13)
avec E(8,|x,,...,x;)=0.

En substituant (13) dans (12), on obtient la
forme réduite :

Yy =X T+ x40, +E, (14)

i=1,...,N t=1,..,T

avec T, =B+A, si §=1 et m =\, sinon. Le
terme d’erreur O, +¢€, n’est pas corrélé aux
covariables.

En I’absence de données de panel, on ne dispose
pas de la série compléte des covariables pour
un méme individu. On ne peut donc pas estimer
directement le mode¢le (14). Collado (1998) pro-
pose d’estimer ce modéle en remplacant dans
(14) chaque valeur individuelle des covariables
x;, par la moyenne de la cohorte a laquelle
appartient I’individu, soit x,,. La construction
des cohortes obéit ici aux mémes régles que
celles présentées dans le cadre linéaire (voir
supra). On note que la variable d’intérét y, n’est
pas agrégée.

Substituer les moyennes intra-cohortes des varia-
bles explicatives aux observations individuelles
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introduit des erreurs de mesure dans le modéle (la
somme de la déviation individuelle a la moyenne
intra-cohorte et de I’erreur liée a 1’échantillon-
nage) et de la corrélation entre le terme d’erreur
et les covariables. Collado propose deux esti-
mateurs du paramétre . Ces estimateurs sont
calculés en deux étapes. La premiére, commune
aux deux estimateurs, consiste & estimer par
pseudo-maximum de vraisemblance les para-
meétres 7. Les deux estimateurs du paramétre
B proposés se déduisent ensuite de 1’estimateur
des paramétres 7. L’un est calculé par distance
minimale, I’autre en procédant a une transforma-
tion within sur les données. L’estimateur within
présente 1’avantage d’étre plus simple a calculer
mais n’est pas efficace contrairement a 1’estima-
teur par distance minimale.

Une autre technique d’estimation est proposée
par Moffitt (1993). Elle repose sur le parallele
établi entre estimation en pseudo-panel et ins-
trumentation (voir supra). Pour rappel, dans
le cas linéaire, 1’estimation du modéle par
pseudo-panel est équivalente a instrumenter
par les indicatrices de cohortes croisées avec les
indicatrices de date d’observation. Cette méme
instrumentation est proposée par Moffitt pour
estimer le modéle (12).

Un exemple d’application

des pseudo-panels : effet d’age
et de génération sur le niveau
de patrimoine

O n trouve de nombreux exemples d’applica-
tions des pseudo-panels dans 1’économé-
trie de la consommation (par exemple, Gardes
et al., 2005, ou Marical & Calvet, 2011) et dans
les analyses en cycle de vie (voir encadré).
Nous proposons ici une application élémentaire
des méthodes de pseudo-panel a I’estimation
d’un effet 4ge sur le patrimoine détenu par les
ménages. Cette application trés simplifiée par
rapport a la problématique de 1’accumulation
patrimoniale ne vise qu’a illustrer la mise en
ceuvre concréte de ces méthodes. On trouvera
dans Lamarche et Salembier (2012) une analyse
plus compléte de cette question.

On utilise les différentes enquétes Patrimoine.
Cette enquéte est menée tous les six ans depuis
19867. Nous disposons de cinq dates d’obser-
vation (1986, 1992, 1998, 2004 et 2010). Les
ménages sont interrogés sur leur détention de
biens immobiliers, financiers et professionnels.

Les méthodes de pseudo-panel

La somme de ces trois patrimoines constitue
le patrimoine brut (calculé en euros constants
2010). En 2010, I’enquéte a connu des évolu-
tions importantes visant a mieux évaluer le
patrimoine des ménages. En particulier, les
catégories de ménages ayant les plus hauts patri-
moines ont été surreprésentées dans 1’échantil-
lon sélectionné et des éléments du patrimoine
comme la voiture, I’équipement de la maison,
les bijoux, les ceuvres d’art ont été pris en
compte. Pour ne pas biaiser les évolutions entre
2004 et 2010, ces évolutions méthodologiques
ont été en grande partie neutralisées dans les
calculs de patrimoine.

Pour décrire trés briévement la problématique, il
s’agit d’étudier les logiques d’épargne aux diffé-
rents ages. Dans sa version initiale formulée par
Modigliani et Brumberg (1954), la théorie du
cycle de vie prévoit que les individus procédent
a une affectation intertemporelle de leurs reve-
nus. Au cours de leur vie, ils connaissent trois
périodes durant lesquelles leurs revenus, leurs
comportements d’épargne et de consommation
différent. Le début de leur vie active est mar-
qué par des revenus faibles et une désépargne.
Ensuite, au cours de leur vie active, leur revenu
augmentant, ils épargnent et se constituent un
patrimoine, en prévision d’une baisse de revenu
au moment de leur retraite. Le patrimoine suit
ainsi une évolution en cloche avec 1’age. Il est
difficile de tester I’hypothése du cycle de vie,
en estimant par exemple comment le patri-
moine évolue avec 1I’age. Une telle estimation
requiérerait de disposer du suivi des mémes
personnes sur trés longue période, ce qui n’est
pas possible. Comme on I’a déja souligné, une
estimation en coupe ne serait pas satisfaisante,
car elle ne permet pas de distinguer les effets de
I’age de ceux de la génération. Sur ce cas trés
simple d’estimation d’un effet age, il est pos-
sible de commencer par une démarche explo-
ratoire trés classique avec les deux graphiques
suivants. Chaque enquéte Patrimoine permet
de représenter I’évolution des patrimoines bruts
moyens en fonction de 1’age (figure I). Les pro-
fils obtenus semblent conforter sans restriction
la théorie du cycle de vie. On observe bien en
effet une courbe en cloche, avec une croissance
du patrimoine brut jusqu’a prés de 60 ans et
une baisse au-dela. Cependant, une partie de ce
profil s’explique par le fait que 1’on compare
a chaque date des générations distinctes. Le
contexte économique, 1’dge d’entrée dans la vie
active, la fiscalité sont autant de caractéristiques

7. En 1986 et 1992, il s’agissait de I’enquéte Actifs financiers.
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partagées par les individus d’une méme généra-
tion qui ont un effet sur le patrimoine accumulé
et expliquent des différences de patrimoine
a age égal entre les différentes générations.
Séparer ces deux effets demande un suivi sur
longue période de ces générations.

Pour tenter de capter cette dimension « géné-
ration », on empile donc toutes les enquétes
pour disposer de l’observation de personnes
de générations identiques a des dates diffeé-
rentes (et donc des ages différents). On dispose
donc de cinq observations, correspondant au
patrimoine moyen a cinq ages différents, pour
presque toutes les générations (sauf pour les
plus jeunes ou les plus agées). En principe, on
pourrait représenter un profil pour toute généra-
tion, définie par 1’année de naissance. En pra-
tique cependant, on est confronté au probléme
que dans 1’échantillon d’une enquéte, le nombre
d’individus d’une génération donnée n’est pas
trés élevé. Ces estimations sont donc trés impré-
cises. Pour pallier ce probléme, on définit des
cohortes comme le regroupement de généra-
tions adjacentes (cing sur la figure II).

La figure II représente pour chaque cohorte
le profil d’accumulation du patrimoine par
age. Il est trés différent de celui présenté en
utilisant uniquement la dimension en coupe.
Contrairement a ce que la figure I suggére,
le patrimoine continue de croitre bien aprés
60 ans. Comme souligné par Lamarche et
Salembier (2012), ce fait stylisé s’explique par
plusieurs facteurs. Méme au-dela de la retraite
les ménages peuvent étre incités a épargner,
dans I’idée de transmettre un patrimoine ou
simplement pour constituer une épargne de
précaution (liée aux risques de dépendance).
Par ailleurs, les plus 4gés peuvent renoncer a se
séparer de leur patrimoine immobilier, souvent
synonyme de déménagement, en raison de son
colt particuliérement élevé (voir par exemple
Angelini & Laferrére, 2012). 11 faut aussi souli-
gner que la croissance du patrimoine avec I’age
traduit en partie des changements de compo-
sition des générations observées aux ages
extrémes. Le champ de ’enquéte ne porte que
sur les ménages ordinaires et exclut donc les
personnes dgées en maison de retraite. De plus,
les ménages aisés ont une espérance de vie plus

Figure |

Patrimoine en fonction de I’dge pour chacune des cing enquétes Patrimoine

Patrimoine brut
(en euros 2010)

400 000 —
350 000 —
300 000 —
250 000 —
200 000 —
150 000 —
100 000 —

50 000 —

S N ---0
e *

50 60 70 80 90 100

Age

—@— 1986 — A— 1992

--@®-- 1998

sooofleeee 2004 —€— 2010

Lecture : le patrimoine des individus interrogés dans I'enquéte Patrimoine 2010, a un 4ge compris entre 48 et 52 ans est en moyenne
de 278 156 euros. Chaque classe d’dge est représentée sur I'axe des abscisses en son centre (par exemple 65 ans pour la classe d’adge

63-67 ans).
Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : enquétes Patrimoine 1986 a 2010, Insee.
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élevée que les autres (et aussi probablement un
patrimoine supérieur).

La figure II permet de comparer le patrimoine
moyen des différentes cohortes au méme age.
On observe des écarts parfois conséquents.
L’écart vertical entre les courbes correspond
a Deffet de génération, ainsi qu’a un effet
période. Pour illustrer, supposons que ces effets
périodes, qui correspondent a 1’augmentation
au cours du temps des patrimoines (rappelons
qu’on travaille en euros constants 2010 afin de
ne pas intégrer 1’inflation), soient négligeables.
Cela permet de résoudre le probléme d’iden-
tification des effets d’age, de cohorte et de
période (cf. encadré). Sous cette hypothése, le
graphique suggére que, a age égal, chaque géné-
ration a accumulé plus de patrimoine que la pré-
cédente. L’écart est particulierement élevé entre
les générations nées dans les années 50 qui ont

Les méthodes de pseudo-panel

connu les Trente Glorieuses et les précédentes
qui ont connu la guerre. La décroissance du
patrimoine aprés 60 ans observée sur la figure I
tient ainsi certainement plus a des écarts de
richesse importants entre ces deux générations
qu’a une désépargne au moment de la retraite.

La modélisation économétrique en pseudo-panel
permet de quantifier plus précisément les effets
d’age qui ressortent sur la figure I1. Elle s’appuie
sur un modéle qui s’écrit au niveau individuel :

log Pat, =,age, + B2agei2t to, +¢g, (15)
i=L...,.N t=1..T

log Pat, est le logarithme du patrimoine de I’in-
dividu i a la date ¢, age, son age a la date 7. On
suppose ici que 1’effet de I’age sur le patrimoine

Figure Il

Patrimoine en fonction de I’age selon la génération

Patrimoine brut
(en euros 2010)

400 000 —
350 000 — °
300 000 —|
.
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Lecture : le patrimoine des individus interrogés dans I'enquéte Patrimoine 2010, a un 4ge compris entre 48 et 52 ans est en moyenne
de 278 156 euros. Chaque classe d’dge est représentée sur I'axe des abscisses en son centre (par exemple 65 ans pour la classe d’adge

63-67 ans).
Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : enquétes Patrimoine 1986 a 2010, Insee.
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est identique pour toutes les générations, et
qu’il a un profil quadratique®. o, est un effet
fixe individuel. Il estime 1’impact des caracté-
ristiques fixes inobservées de ’individu i sur
son patrimoine.

Le modele en pseudo-panel que I’on estime en
pratique s’écrit :

(logPat) =B1ageg,+[’)2age;+ocg+8g, (16)

gt

g=1..,G t=1...T

ou pour chaque variable z, z,, = E(z, |i € g,1).
Ces valeurs ne sont pas observées. Elles sont
estimées par les moyennes intra-cohortes

1 , X .
zg =— », z, calculées sur les données dis-
n .
L o g rest C .
ponibles, avec n,, le nombre d’individus de la

cohorte g observés a la date ¢.

Deux remarques pratiques doivent étre faites.
La premiere porte sur la constitution de I’échan-
tillon. L’estimation repose sur le fait que o,
est fixe dans le temps. Ceci peut étre remis en
cause. Comme discuté plus haut, pour les géné-
rations les plus dgées deux effets de composi-
tion jouent : d’une part, les ménages les plus
aisés ont en moyenne une longévité supérieure
et, d’autre part, ’enquéte Patrimoine n’inter-
roge pas les individus en maison de retraite.
A Tlautre extréme, 1’enquéte Patrimoine ne
comprend que quelques ménages trés jeunes,

qui sont sans doute trés spécifiques. Pour tra-
vailler sur une population stable, on se restreint
aux ménages de plus de 26 ans et de moins de
80 ans’. La deuxiéme remarque porte sur la
taille des cohortes. Les cohortes regroupent
plusieurs générations successives. Restreindre
le nombre de ces générations successives réduit
le risque d’agréger des comportements hétéro-
génes mais au prix d’estimations reposant sur
un nombre d’observations par cohorte trés
faible : elles risquent donc d’étre trés impré-
cises. Pour illustrer cette question, on a estimé
le modele en prenant des cohortes plus ou
moins larges (trois, cing et dix années) (tableau
C1 en annexe).

On présente dans le tableau ci-aprés les résul-
tats des estimations en pseudo-panel. A titre de
comparaison, on présente également les résul-
tats obtenus par une régression en coupe (on
empile les données des cing enquétes succes-
sives) et les estimations en tenant compte des
erreurs de mesure.

La figure III représente I’effet de 1’age sur le
patrimoine tel qu’il est estimé en coupe d’une

8. L'accumulation du patrimoine ne differe avec I'4ge entre les
différentes générations qu'en niveau. Le modéle pourrait étre
complexifié en intégrant des termes d’interaction entre I’age et
la génération.

9. Par ailleurs, les moyennes étant sensibles aux valeurs
extrémes, certains ménages aux patrimoines tres élevés ont
été écartés de I'analyse. De méme, on supprime les quelques
observations correspondant a un patrimoine nul, car on utilise
une modélisation en logarithme.

Encadré

L'estimation simultanée d’un effet d’age, de cohorte
et de période est un probleme récurrent antérieur aux
pseudo-panels mais qui se pose de la méme maniére
sur des données individuelles et sur des données de
pseudo-panel. La difficulté vient de la colinéarité entre
les trois variables (age + cohorte = période) ou, dit
autrement, du fait qu’il n’est pas possible d’observer
des individus de méme age et de méme génération a
des dates différentes.

On se place en général dans le cas ou les effets
d’age, de cohorte et de période sont additifs. Le
modeéle inclut alors simplement un ensemble d’indi-
catrices d’age, de cohorte et de période, sans termes
d’interaction. Cette hypothése d’additivité n’est pas
anodine. Elle conduit a supposer que I'effet age, par
exemple, est commun a toutes les générations. Dans
le cadre de ce modéle, deux solutions principales ont

EFFETS D’AGE, DE COHORTE ET DE PERIODE

été proposées dans la littérature pour résoudre le pro-
bléme d’identification. La premiere solution consiste
a imposer des contraintes identifiantes au modele
(en plus de la nullité d’un coefficient pour chaque
dimension et d’une contrainte identifiante en pré-
sence d’une constante dans le modéle). Mason et al.
(1973) montrent qu’il suffit de supposer que deux
coefficients d’'une méme dimension (age, cohorte ou
période) sont égaux. Des contraintes identifiantes dif-
férentes conduisent a des estimations différentes et
doivent étre discutées au cas par cas. Rodgers (1982)
s’oppose a cette pratique et propose de remplacer
I’'un des effets par des variables qui lui sont corrélées,
par exemple des variables macro-économiques a la
place de I'effet période. Le lecteur intéressé par cette
problématique peut se référer par exemple a Hall et al.
(2007) pour une revue de littérature sur le sujet ou a
Yang et Land (2013).
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Tableau
Estimation des effets de I’age

Les méthodes de pseudo-panel

Estimations par pseudo-panel
Données en coupe Générations de 3 ans Générations de 5 ans Générations de 10 ans
Estimateur within
Constante 4,59+ 4.80"* 4.65"* 4.89"*
(0.127) (0.383) (0.437) (0.542)
Age 0.223*** 0.197** 0.199** 0.193***
(0.0052) (0.0142 (0.016) (0.0212)
Age? - 0.0019"* - 0.00140"** - 0.00136"** - 0.00136"**
(0.0000493) (0.000135 (0.000145) (0.0002)
Modeéle a erreurs de mesure
Estimateur de Verbeek et Nijman (9)
Constante 4.63** 5.05*** 5.63**
(0.279) (0.307) (0.398)
Age 0.203*** 0.187*** 0.162***
(0.0104) (0.0127) (0.0172)
Age? - 0.00143** - 0.00128*** - 0.00102***
(0.000092) (0.00012) (0.00016)
Nombre d’observations 43117 94 57 31

Note : la constante est calculée en prenant comme générations de référence les années de naissance 1951-1953 pour les générations
de 3 ans. 1953-1957 pour celles de 5 ans et 1953-1962 pour celles de 10 ans. Les écarts-types ont été calculés par bootstrap pour le
modele a erreurs de mesure. ***. **. * indiquent respectivement une significativité des coefficients a 1 %. 5 % et 10 %. Le nombre d’indi-
vidus observés dans les différentes générations est présenté dans le tableau C2 en annexe.

Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : estimation a partir des enquétes Patrimoine.

Figure Il

Patrimoine en fonction de I’age tel qu’estimé par les modéles

Logarithme
du patrimoine brut
(en euros 2010)
12,5 7

12

——“—
-

10,5

—————-——-
- ————
-—
-~

8,5 T T
25 35 45
Age

55 65

75

------- Données en coupe

Pseudo-panel (générations de 5 ans)

Lecture : a 65 ans, le logarithme du patrimoine brut tel qu’estimé par le modeéle en pseudo-panel est de 11.87.

Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : estimation a partir des enquétes Patrimoine.
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Figure IV
Effets générations estimés par pseudo-panel

(a) Générations de 3 ans

Effet de génération estimé
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(b) Générations de 5 ans
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(c) Générations de 10 ans
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Lecture : I'effet génération estimé par le modéle de pseudo-panel (générations de 3 ans) pour la génération 1939-1941 est de — 0.44,
ce qui correspond a un patrimoine brut 35.6 % moins élevé que la génération de référence 1951-1953. La zone grisée correspond a
lintervalle de confiance a 5 %.

Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).

Source : estimation a partir des enquétes Patrimoine.
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part et en pseudo-panel d’autre part'®. Les deux
estimations montrent une relation entre patri-
moine et age en forme de cloche. Sur données
en coupe, on estime que le patrimoine com-
mence a décroitre a partir de 1’age de 58 ans.
Dans I’estimation par pseudo-panel, cet dge
est beaucoup plus avancé : il se situe a 70 ans.
Lorsque I’on tient compte de I’effet génération,
la baisse du patrimoine est ainsi beaucoup plus
tardive qu’une coupe transversale le suggere.

Le modé¢le étant log-linéaire, 100 x [exp(a,) - 1],
ou a, est le coefficient associé a la généra-
tion g dans le modéle (tableau C2 en annexe et
figure IV infra), correspond a I’effet en pour-
centage sur le patrimoine d’appartenir a la géné-
ration g plutét qu’a la génération 1951-1953
(génération de référence). Par exemple, étre né
entre 1939 et 1941 plutdt qu’entre 1951 et 1953 a
un effet négatif sur le patrimoine, estimé a 100 x
[exp(—0,44) —1]=—-35.6 %. On estime ainsi
qu’entre les générations 1939-1941 et 1951-1953,
le patrimoine a cru de 3.7% en moyenne
annuelle. Ensuite, la croissance a ralenti.

La sensibilit¢ des estimations au critére de
regroupement des cohortes n’apparait pas trop

10. On représente donc le polynéme de degré deux :
Bo +Biage + [Szage2 dont les coefficients sont estimés sur don-
nées en coupe d’une part et par pseudo-panel d’autre part.

Les méthodes de pseudo-panel

élevée ici. La figure IV représente les effets
générations estimés par pseudo-panel selon
trois largeurs choisies pour définir les généra-
tions. Sans surprise, plus la largeur est élevée et
plus le profil est lisse. On observe dans tous les
cas, une augmentation importante du patrimoine
des générations successives jusqu’a celles du
baby-boom, et une stagnation ensuite. Pour les
générations les plus jeunes, le diagnostic semble
diverger selon le critére de regroupement, mais
ces évolutions ne sont jamais significatives (cf.
tableau C2 en annexe). Cette incertitude tient
au fait que les estimations sont effectuées sur
des échantillons plus réduits (ces générations
ne sont pas observées dans les enquétes les plus
anciennes), comme illustré dans le tableau C1
(annexe, point C). On remarque également que,
comme attendu, la précision des estimateurs des
coefficients 3, et B, est plus importante pour des
générations de trois ans que pour des généra-
tions de cinq ou dix ans.

L’estimateur de Verbeek et Nijman qui tient
compte des erreurs de mesure a également été
calculé directement avec la formule de 1’esti-
mateur. Comme la formule de 1’estimateur le
suggere, le sens du biais n’est pas connu a priori
et change selon la largeur retenue pour la défi-
nition des générations. Les estimations différent
peu de celles obtenues avec 1’estimateur within,
sauf pour les générations de 10 ans. O
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ANNEXE

Les méthodes de pseudo-panel

A. PSEUDO-PANEL ET INSTRUMENTATION

Moffitt (1993) montre que I'estimation par pseudo-panel
et I'estimation en instrumentant par les indicatrices de
cohortes croisées avec celles de la date d’observation
fournissent le méme estimateur.

Une estimation par les doubles moindres carrés suit les
deux étapes suivantes :

Premiere étape : projection des variables explicatives
sur I'instrument.

Si on décompose I'effet fixe individuel o; en un effet fixe
cohorte a, et une déviation individuelle v; = a; — o, le
modele (1) se réécrit :

Vie =Xy + 0 +v; +&; (17)

X; est potentiellement corrélé & v,. Aussi x; est instru-
menté par les indicatrices de cohortes en interaction
avec les indicatrices de temps. La premiere étape
consiste & projeter x; sur I'instrument. La valeur prédite
de x; dans cette régression correspond a la moyenne
intra-cohorte x;.

Deuxiéme étape :

X; est remplacé par sa valeur prédite dans (17). On
régresse ainsi y;; sur X, et les indicatrices de cohortes, ce

qui fournit le méme estimateur que I'estimateur within (4).

B. DETAILS SUR L’ESTIMATION DES PARAMETRES D’UN MODELE A ERREURS DE MESURE

Xt €t Yo sont des observations avec erreurs des vraies
moyennes intra-cohortes x.; et y.. uy et v, sont les
erreurs de mesure :

yct:y;t+uct (18)

*

Xet = Xet + Vet (19)

Elles sont supposées étre normalement distribuées :

u ’
Gy (0];1["00 "] 0)
Ve 0)nl o X

avec n la taille des cohortes.

En intégrant (18) et (19) dans le modéle (2), on obtient :
Vet = XeiP + 00 + €4 c=1,..,C t=1,...T (21)

avec €y =€g +Ug — V-

La corrélation entre ce résidu et les covariables vaut :
E(XyEer) = 1(0 -3p)
n

Elle n’est pas nulle en général. L'estimateur des moindres
carrés de y; sur X; est donc biaisé.

Le modeéle (21) est un modele a effets fixes. Apres trans-
formation within, le modéle (21) devient :

S ez 18

yct_yc:(xct_xc)|3+€ct_ec ou 80:?2813 (22)
t=1

On montre que :

E()?ct_)?c)‘ (yct —}7(;):

E(Xet — %) (Xet —}C)B+;x%(c—23)

De cette équation, on déduit une expression de 3 :

) _ —1
B= [E()?ct - Yc) (th —)?C)—DX%Z]

_ — N = _ T-1_1
[E(Xct_xc) (yct_YC)_TXEG]

L'estimateur (9) est la contrepartie empirique de cette
expression.

On remarque que lorsque seule la variable expliquée est
observée avec erreur, I'estimateur within est sans biais
mais sa précision est détériorée par rapport a un modele
sans erreur de mesure. Lorsque I’erreur de mesure porte
uniquement sur les variables explicatives, on a un biais
d’atténuation (la valeur absolue de I'estimateur within
converge vers une valeur plus faible que la valeur abso-
lue du parameétre p).
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C. APPLICATION DES PSEUDO-PANELS AUX DONNEES DES ENQUETES PATRIMOINE

Tableau C1
Effectifs des cohortes

Générations de 3 ans

Génération Année de I’enquéte Patrimoine

(année de naissance) 1986 1992 1998 2004 2010
1886-1911 267
1912-1914 191 124
1915-1917 109 132
1918-1920 179 268 153
1921-1923 321 431 375
1924-1926 278 502 397 228
1927-1929 305 544 440 421
1930-1932 301 498 469 444 336
1933-1935 282 522 512 468 555
1936-1938 287 426 456 413 593
1939-1941 284 430 488 445 569
1942-1944 317 481 502 392 704
1945-1947 372 614 654 467 804
1948-1950 408 727 728 562 894
1951-1953 391 683 680 570 838
1954-1956 373 731 626 554 756
1957-1959 292 704 652 560 774
1960-1962 77 569 582 544 723
1963-1965 407 582 552 743
1966-1968 124 465 506 654
1969-1971 463 511 599
1972-1974 132 426 541
1975-1977 367 414
19781980 112 396
1981-1983 290
1984-1986 85

Lecture : dans I’enquéte Patrimoine 1986 le nombre d’individus interrogés nés entre 1954 et 1956 est de 373.
Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : enquétes Patrimoine.
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Les méthodes de pseudo-panel

Générations de 5 ans

Génération Année de I’enquéte Patrimoine

(année de naissance) 1986 1992 1998 2004 2010
1886-1912 344
1913-1917 223 256
1918-1922 391 551 395
1923-1927 477 831 672 359
1928-1932 516 861 767 734 336
1933-1937 476 787 804 744 964
1938-1942 478 742 815 707 954
1943-1947 588 944 993 734 1307
1948-1952 678 1181 1192 938 1457
1953-1957 615 1213 1068 964 1295
1958-1962 248 1020 1008 888 1233
1963-1967 531 915 877 1209
1968-1972 727 842 1000
1973-1977 643 742
1978-1982 112 598
1983-1987 173

Lecture : dans I’enquéte Patrimoine 1986 le nombre d’individus interrogés nés entre 1953 et 1957 est de 615.
Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : enquétes Patrimoine.

Générations de 10 ans

Génération Année de I'enquéte Patrimoine

(année de naissance) 1986 1992 1998 2004 2010
1886-1912 344
1913-1922 614 807 395
1923-1932 993 1692 1439 1093 336
1933-1942 954 1529 1619 1451 1918
1943-1952 1266 2125 2185 1672 2764
1953-1962 863 2233 2076 1852 2528
1963-1972 531 1642 1719 2209
1973-1982 755 1340
1983-1993 173

Lecture : dans I’enquéte Patrimoine 1986 le nombre d’individus interrogés nés entre 1953 et 1962 est de 863.
Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).
Source : enquétes Patrimoine.
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Tableau C2
Effets de génération estimés

Générations de 3 ans Générations de 5 ans Générations de 10 ans
1886-1911 -2.09"* 1886-1912 -1.93* 1886-1912 - 2.0
(0.302) (0.281) (0.375)
1912- 1914 -1.53"* 1913-1917 -1.65"* 1913-1922 -1.31
(0.279) (0.290) (0.210)
1915-1917 =171 1918-1922 -1.37* 1923-1932 - 0.90"*
(0.308) (0.220) (0.151)
1918-1920 -1.30** 1923-1927 -1.08"** 1933-1942 - 0.50"*
(0.214) (0.189) (0.125)
1921-1923 -1.05"* 1928-1932 -1.04"* 1943-1952 -0.12
(0.170) (0.171) (0.097)
1924-1926 - 0.94* 1933-1937 - 0.84* 1953-1962 réf.
(0.158) (0.160) 1963-1972 0.038
1927-1929 -0.87** 1938-1942 -0.51* (0.107)
(0.146) (0.152) 1973-1982 0.32*
1930-1932 -0.83"* 1943-1947 -0.29" (0.165)
(0.140) (0.138) 1983-1993 0.55
1933-1935 - 0.68"* 1948-1952 -0.17 (0.485)
(0.132) (0.128)
1936-1938 - 0.49"* 1953-1957 réf.
(0.131) 1958-1962 - 0.089
1939-1941 - 0.44* (0.134)
(0.127) 1963-1967 - 0.0086
1942-1944 -0.16 (0.144)
(0.122) 1968-1972 - 0.0089
1945-1947 -0.17 (0.163)
(0.114) 1973-1977 0.21
1948-1950 - 0.088 (0.197)
(0.109) 1978- 1982 0.0098
1951-1953 réf. (0.239)
1954-1956 - 0.0078 1983-1987 -0.10
(0.112) (0.324)
1957-1959 -0.014 1988-1993 -0.34
(0.114) (0.590)
1960-1962 - 0.042
(0.120)
1963-1965 - 0.035
(0.125)
1966-1968 0.069
(0.136)
1969-1971 0.14
(0.144)
1972-1974 0.13
(0.163)
1975-1977 0.43
(0.187)
1978-1980 0.41
(0.223)
1981-1983 0.16
(0.283)
1984-1986 0.36
(0.493)

Lecture : le coefficient estimé de la génération 1939-1941 dans le modéle est — 0.44, ce qui signifie qu’étre né entre 1939 et 1941
plutét qu’entre 1951 et 1953 (génération de référence) a un effet négatif sur le patrimoine, estimé a 100 x [exp(-0.44) - 1] = - 35.6 %.
% indiquent respectivement une significativité des coefficients a 1 %, 5 % et 10 %.

Champ : ménages résidant en France (hors Mayotte).

Source : enquétes Patrimoine.
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Ages et générations : une introduction générale

Ce numéro rassemble cing articles consacrés a la
comparaison des niveaux de vie selon I'age et la géné-
ration : contributions méthodologiques portant sur les
échelles d’équivalence et I’économétrie des pseudo-
panels ; premiers résultats pour la France des Comptes
de transferts nationaux (CTN) qui ventilent selon I’age
les agrégats de la comptabilité nationale ; comparai-
sons des droits a retraite entre salariés du public et
du privé. On revient sur quatre des questions qu’elles
soulévent. La premiere est celle du partage entre effets
d’age, de période et de cohorte : la fagon de le conduire
doit dépendre de la question posée. On plaide ensuite
pour une approche plurielle des inégalités intergéné-
rationnelles, consistant a les regarder sous plusieurs
angles complémentaires : par exemple, en se référant
au revenu monétaire, mais aussi a la santé, a I'accées

a I'éducation et a I’emploi ou au logement. On pour-
suit en examinant le concept de « déficit de cycle de
vie » que chiffrent les CTN, c’est-a-dire I’écart entre ce
qu’une génération consomme et produit par son tra-
vail tout au long de son existence. On discute de son
lien avec la question plus large de la soutenabilité, qui
est le volet prospectif de la question de I’équité inter-
générationnelle. Un critére minimaliste de cette équité
pourrait étre que chaque génération veille a assurer
aux suivantes des conditions de vie aux moins égales
aux siennes. On commente enfin les diverses pistes
possibles pour la comparaison des droits a retraite
dans les secteurs public et privé : la difficulté a mesu-
rer I’effort contributif plaide pour une approche globale
faisant masse du salaire direct et de I'ensemble des
droits a retraite.

Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé :
une analyse par simulations sur carriéres types

A issue du rapprochement des régles entre les régimes
de retraite du secteur privé et de la fonction publique,
amorcé a partir de la réforme des retraites de 2003, cer-
taines différences subsistent. Outre I'architecture diffé-
rente des deux régimes, elles concernent notamment la
définition du salaire de référence (salaire sur les 25 meil-
leures années dans le privé ou salaire hors primes sur
les 6 derniers mois dans le public). Nous simulons I'ap-
plication des deux types de régles a plusieurs carrieres
types de fonctionnaires d’Etat. L'impact sur le taux de
remplacement n’est pas homogéne : pour la généra-
tion née en 1955 qui s’appréte a partir a la retraite en
2017, l'application des régles du privé s’avérerait plus
favorable pour un cas type d’agent de catégorie B,
mais défavorable pour un enseignant, et a peine moins
favorable pour un cadre de catégorie A+. Ces résultats
découlent du jeu des déterminants des montants de
pension avec chaque type de régle : la part des primes

dans la rémunération globale pour les régimes des fonc-
tionnaires (plus cette part est élevée, moins le montant
de retraite I'est en proportion du dernier salaire), le
niveau et la pente de carriére salariale pour les régimes
du privé (plus la carriere est ascendante et plus la part
des rémunérations au-dessus du plafond de sécurité
sociale est importante, moins la retraite est élevée en
proportion du dernier salaire). Un changement de sec-
teur d’emploi en cours de carriére peut avoir un impact
sensible et non univoque sur le taux de remplacement.
S’il conduit souvent a un taux de remplacement plus
bas que celui procuré en étant resté soit fonctionnaire,
soit salarié du privé pendant toute sa carriére (a salaires
nets identiques a tous ages), il peut exister certaines
configurations ou le changement de secteur conduit a
un taux de remplacement plus élevé : par exemple, pour
un cadre fonctionnaire de catégorie A+ qui terminerait sa
carriére par une dizaine d’années dans le secteur privé.

Comparer les efforts contributifs pour comparer les retraites

entre secteur public et secteur privé ?

Commentaire sur « Les différences de retraite entre secteur public et secteur privé :
une analyse par simulations sur carriéres types »

Les comparaisons entre régimes de retraite sont
souvent faussées par I'usage d’indicateurs simples
et trompeurs, comme la comparaison des pensions
moyennes ou des taux de remplacement moyens.
Aubert et Plouhinec (2017) examinent les régles de
calcul dans le public et le privé a carriéres données et
mettent en évidence des comparaisons non univoques
des taux de remplacement. Un tel travail permet de
mieux comprendre les mécanismes a |'oeuvre, plus
complexes qu’il n’y parait au premier abord, et de sou-
ligner I’hétérogénéité des situations au sein de la fonc-
tion publique. Pour autant, de telles comparaisons ne
permettent pas de juger de la générosité relative des
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régimes de retraite en raison de leur nature en grande
partie contributive. Ce commentaire suggére que la
comparaison des efforts contributifs, certes complexe,
n'est pas hors de portée. Elle aurait I'avantage de
pouvoir étre distinguée de la question connexe, mais
séparée, de la comparaison des rémunérations totales
(immédiates et différées) entre les secteurs public et
privé. Enfin, a la lumiére de ces travaux, des recom-
mandations de réformes sont formulées visant a trans-
former le Compte d’affectation spéciale « pensions »
en caisse de retraite des fonctionnaires d’Etat, et a
progressivement intégrer les primes dans I’assiette des
cotisations des fonctionnaires.
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Le déficit de cycle de vie en France : une évaluation

pour la période 1979-2001

Les Comptes de transferts nationaux mesurent la
maniére dont les individus produisent, consomment,
épargnent et partagent les ressources a chaque age.
lls permettent d’identifier les périodes pendant les-
quelles la consommation privée et publique (éduca-
tion, santé, ...) n’est pas financée par les revenus du
travail, avant d’identifier les transferts entre les ages
qui permettent de la financer. Cet article présente les
profils individuels de consommation et de revenus du
travail par 4ge pour la France, établis a partir de cette
méthode et leur évolution entre 1979 et 2011. Les pro-
fils sont aussi calculés au niveau agrégé, soulignant
I'importance des évolutions des structures démogra-
phigques. On reconstitue également des trajectoires
partielles de cohortes, donnant ainsi une lecture géné-
rationnelle des évolutions. En 2011, la consommation
des plus agés est plus élevée que celle des jeunes,
ce qui n’était pas le cas en 1979. La hausse de la
consommation a chaque age, observée de génération

en génération, s’est ralentie a partir de la cohorte née
en 1950. L’éventail des 4ges auxquels les revenus du
travail sont pergus s’est réduit, tandis que I’age auquel
le revenu du travail atteint son niveau le plus élevé se
déplagait de 36 a 46 ans au fil des années. La progres-
sion des revenus du travail a chaque age, trés visible
des générations 1930 a 1950, semble s’étre momen-
tanément interrompue entre les générations 1950 et
1960, du moins en début de vie active. Elle reprend a
partir des générations 1970, mais de maniere moins
prononcée. En 2011, les ages auxquels la consomma-
tion excede les revenus du travail, ce qui correspond a
un déficit, s’étendent de 0 a 24 ans et de 59 a 82 ans.
Avec la hausse de I'espérance de vie en France, le
nombre d’années en situation de déficit aux ages éle-
vés a considérablement augmenté, de 14 a 24 années
entre 1979 et 2011. Enfin, les profils de revenus du
travail et de consommation pour la France sont tres
similaires a ceux des pays européens.

Les inégalités de niveaux de vie entre les générations en France

Dans cet article, les effets de I’age (ou du cycle de vie)
et de génération sur le niveau de vie sont estimés a
partir d’'un pseudo-panel construit avec les différentes
éditions de I’enquéte Budget de famille entre 1979 et
2011. Le niveau de vie des ménages est apprécié avec
le revenu disponible ou la consommation privée par
unité de consommation, en isolant ou non les dépenses
de logement et les loyers implicites. En s’appuyant sur
la stratégie d’identification développée par Deaton et
Paxson (1994) pour les modeles age-période-cohorte
(APC), deux principaux résultats sont mis en évidence.
Tout d’abord, le niveau de vie augmente fortement
avec I'age, de 25 a 64 ans. Par exemple, la consom-
mation des 50-54 ans est supérieure de 35 % a celle
des 25-29 ans. A partir de 65 ans, I’évolution dépend
de P'indicateur de niveau de vie considéré. Par ailleurs,
le niveau de vie des générations du baby-boom est
supérieur a celui des générations nées avant-guerre

Calculer le niveau de vie d’un ménage

d’équivalence ?

Les échelles d’équivalence, utilisées pour comparer
les niveaux de vie de ménages de taille et composition
diverses, visent a prendre en compte les économies
d’échelle qui résultent de la mise en commun des res-
sources et des dépenses au sein des ménages. Pour
estimer ces échelles, deux approches sont possibles :
une approche « objective », basée sur la modélisation
des dépenses de consommation des ménages ou une
approche « subjective », qui s’appuie sur le ressenti des
ménages concernant leur niveau de vie. C’est cette der-
niére qui est privilégiée ici. A partir des données des
éditions de 1995 a 2011 de I’enquéte Budget de famille
de I'Insee, les différentes estimations d’échelles d’équi-
valence présentées mettent en lumiere la sensibilité des
résultats a la spécification des modeles, au choix du
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mais inférieur ou égal a celui des générations qui les
suivent. Par exemple, la consommation de la cohorte
née en 1946 est de 40 % supérieure a celle de la
cohorte née en 1926 mais de 20 % inférieure a celle de
la cohorte née en 1976. Si I'on prend I'ensemble des
cohortes nées entre 1901 et 1979, aucune génération
n’a été désavantagée par rapport a ses ainées. La dis-
cussion de ces résultats, notamment au regard de ceux
issus d’autres stratégies d’identification — la méthode
age-période-cohorte-détendancialisé (APCD) qui retire
une tendance linéaire aux variables et une stratégie ori-
ginale, la méthode espérance de vie-période-cohorte
(EPC) qui remplace la variable d’age par I'espérance
de vie a chaque age - souligne leur robustesse. Elle
révele 'importance de la croissance économique dans
I’élévation du niveau de vie des générations et confirme
qu’aucune génération n’a eu une consommation infé-
rieure a celle des générations qui I'ont précédé.

: une ou plusieurs échelles

champ des estimations, au choix des indicateurs sub-
jectifs de niveau de vie retenus, et a des conventions
concernant le calcul du colt associé aux enfants a la
charge des ménages. L’approche subjective ne permet
pas d’identifier de maniére robuste une échelle d’équi-
valence unique. Elle donne en revanche une indication
d’un « ordre des possibles » ; ainsi, I’équivalent-adulte
va de 0.15 a 0.8 pour un enfant de moins de 14 ans,
la ou les échelles d’équivalence les plus couramment
utilisées reposent sur un choix conventionnel, par
exemple 0.3 avec I’échelle OCDE-modifiée. Ainsi, pour
la conduite des études mobilisant ces outils comme
pour les choix de politiques publiques il peut étre pré-
férable d’utiliser un jeu d’échelles d’équivalence plutét
qu’une échelle unique.
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Les méthodes de pseudo-panel et un exemple d’application aux données

de patrimoine

Les méthodes de pseudo-panel sont une alternative a
I'utilisation de données de panel pour I'estimation de
modeles a effets fixes, lorsque seules des données
en coupes répétées indépendantes sont disponibles.
Leur usage est courant pour estimer des élastici-
tés-prix ou revenu et mener des analyses en cycle de
vie qui demandent des données sur longue période,
alors que les données de panel présentent des limites
de disponibilité dans le temps et rencontrent des pro-
blemes d’attrition. Les pseudo-panels consistent a
suivre au cours du temps, plutét que des individus,
des cohortes - c’est-a-dire des groupes stables d’indi-
vidus. Les variables individuelles sont remplacées par
leurs moyennes intra-cohortes. Du fait de la linéarité de
cette transformation, au modéle linéaire avec effet fixe
individuel correspond son homologue sur les données
du pseudo-panel. A I'effet fixe individuel se substitue
un effet cohorte et I'estimation du modéle est par-
ticulierement aisée si cet effet cohorte peut étre, lui
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aussi, considéré comme fixe. Le critére de constitution
des cohortes doit ainsi prendre en compte un certain
nombre de contraintes. Il doit évidemment étre obser-
vable pour I'ensemble des individus et former une par-
tition de la population (chaque individu est classé dans
exactement une cohorte) ; au-dela, il doit correspondre
a une caractéristique des individus fixe dans le temps,
par exemple I'année de naissance. Enfin, la taille des
cohortes répond a un arbitrage biais-variance. Elle
doit étre suffisante pour limiter 'ampleur des erreurs
de mesure des moyennes intra-cohortes des diffé-
rentes variables qui génerent biais et imprécision des
estimateurs des paramétres du modéle. Cependant,
I’augmentation de la taille des cohortes fait diminuer
le nombre de cohortes observées, ce qui détériore la
précision des estimateurs. L'extension aux modeles
non linéaires n’est pas directe et seulement introduite
ici. Enfin une application sur les données des enquétes
Patrimoine est donnée.
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Age and generations: a general introduction

This issue of the journal brings together five articles
devoted to comparing standards of living depending
on age and generation: methodological contributions
relating to equivalence scales and to the economet-
rics of pseudo-panels; the initial results for France
of National Transfer Accounts (NTA) that break down
National Accounts aggregates on the basis of age; and
comparisons of pension entitlements between public
and private sector employees. We return to four of the
questions they raise. The first is the issue of separating
age, period, and cohort effects: how it is conducted
should depend on the question asked. We then advo-
cate a plural approach to intergenerational inequali-
ties, consisting in looking at them from several com-
plementary angles: for example, by referring not only
to monetary income, but also to health, and access to

education and employment, or housing. We continue
by examining the concept of “lifecycle deficit”, which is
calculated by the NTA, and is the gap between what a
generation consumes and what it produces through its
labour throughout its existence. We discuss how it ties
in with the broader issue of sustainability, which is the
prospective part of the issue of intergenerational fair-
ness. A minimalistic criterion of intergenerational fair-
ness could be that each generation should be watchful
to ensure that the next ones enjoy living conditions at
least as good as it did. Finally, we comment on the vari-
ous possible avenues for comparing pension entitle-
ments in the public and private sectors: the difficulty of
measuring contribution effort is an argument in favour
of an overall approach combining direct salary and all
of the pension entitlements.

Differences between public and private sector pensions: an analysis

based on career profile simulations

Following the alignment of the rules for private and
public sector pension schemes, which began with the
reform of the French pension system in 2003, there
remain a number of differences. These include struc-
tural variations between the two schemes, the definition
of the reference salary (salary over the best 25 years
in the private sector or salary excluding bonuses over
the final six months in the public sector). We simulate
the application of the two types of rules to several stan-
dard civil service careers. The impact on the replace-
ment rate is not homogeneous: for the generation born
in 1955 preparing to retire in 2017, applying private sec-
tor rules would be more beneficial for a standard cat-
egory B civil servant, but less beneficial for a teacher,
and slightly less beneficial for an “A+” category man-
ager. This is the result of the interplay of the factors that
determine pension amounts with each type of rule: the

proportion of bonuses in the total remuneration for civil
service schemes (the higher this proportion, the lower
the pension amount as a proportion of the final pay),
the level and slope of the wage trajectory for private
schemes (the more the slope is ascending and the
greater the proportion of pay over the social security
ceiling, the lower the pension as a proportion of the
final pay). A change from one sector to another during a
career can have a significant and varied impact on the
replacement rate. It often leads to a lower replacement
rate than would be achieved by remaining employed
in either the public or the private sector throughout a
career (for identical net salaries at all ages), but there
are some configurations where a change of sector leads
to a higher replacement rate: for example, the case of a
category A+ civil service manager whose career finishes
with around ten years in the private sector.

Taking contributions into account in public-private comparisons

of pensions

Comment on “Differences between public and private sector pensions:
an analysis based on career profile simulations” by P. Aubert and C. Plouhinec

Comparisons between pension schemes are often
distorted by the use of simple and misleading indica-
tors, such as mean pensions, or mean replacement
rates. Aubert and Plouhinec (this issue), comparing
the calculation rules in the public and private sec-
tors for given careers, highlight that replacement rate
comparisons are not unequivocal. Such work makes it
possible to gain a better understanding of the mecha-
nisms involved, which are more complex than they first
seem, and to highlight the heterogeneity of situations
in the civil service. However, such comparisons do
not make it possible to assess the relative generosity
of the pension schemes because they are, to a large
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extent, contributory. This comment suggests that while
comparing contribution efforts is, admittedly, com-
plex, it is not beyond the realms of feasibility. Such a
comparison would offer the advantage of being dis-
tinct from the related, but separate, issue of compar-
ing total pay (immediate and deferred) between the
public and private sectors. Finally, in the light of that
work, recommendations for reforms are made, aiming
to transform the “pensions” Special Account (Compte
d’Affectation Spéciale (CAS) “pensions”) into a pension
fund for Central-Government civil servants, and gradu-
ally to incorporate bonuses into the contribution base
on which civil servants’ contributions are calculated.
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Lifecycle deficit in France: an assessment for the period 1979-2011

National Transfer Accounts (NTA) measure the way in
which individuals produce, consume, save, and share
resources at each age. They make it possible to identify
the periods for which private and public consumption
(education, healthcare, etc.) is not funded by labour
income, before identifying the transfers between the
ages that enable such consumption to be funded. This
article presents individual age profiles of consumption
and labour income in France, as established using that
method, and how they changed from 1979 to 2011.
The profiles are also calculated at aggregate age level,
highlighting the importance of changes in the demo-
graphic structures over time. We also reconstruct par-
tial cohort trajectories, thereby providing a generational
reading of the changes. In 2011, consumption by old
people was higher than consumption by young people,
which was not the case in 1979. The rise in consump-
tion at each age, observed generation on generation,

slowed down as from the cohort born in 1950. The
range of ages at which labour incomes are received
has narrowed, while the age at which labour income
reaches its highest level has shifted from 36 to 46 over
the years. The increase in labour incomes, observed at
each age in the generations from 1930 to 1950, seems
to have been interrupted momentarily between the
1950 and 1960 generations, at least at the beginning
of working life. It resumed in the generations from 1970
onwards, but to a less pronounced extent. In 2011, the
ages at which consumption exceeded labour income,
corresponding to a deficit, ran from 0 to 24 and from
59 to 82. With the rise in life expectancy in France,
the number of years in a deficit situation at high ages
has increased considerably, going from 14 to 24 years
between 1979 and 2011. Finally, the labour income
and consumption profiles for France are very similar to
those of the other European countries.

Intergenerational inequalities in standards of living in France

In this article, the effects of age (or lifecycle) and gen-
eration on the standard of living are estimated using
a pseudo-panel developed from the various editions
of the French Household Expenditure Survey (Budget
de famille - BdF) between 1979 and 2011. The stan-
dard of living of households is calculated using the
disposable income or the private consumption per
consumption unit, including and excluding expenditure
on housing and imputed rent. Using the identification
strategy developed by Deaton and Paxson (1994) for
Age-Period-Cohort (APC) models produces two main
results. Firstly, the standard of living increases signifi-
cantly with age from 25 to 64 years old. For example,
consumption is 35% greater for 50-54 year olds than
for 25-29 year olds. From 65 years old, changes
depend on the living standard indicator considered.
Furthermore, the standard of living of the baby boom
generations is higher than generations born before

the Second World War, but lower than or equal to the
generations that follow. For example, the consump-
tion of the cohort born in 1946 is 40% higher than the
cohort born in 1926, but 20% lower than the cohort
born in 1976. Considering all cohorts born between
1901 and 1979, no generation has been less fortunate
than its ancestors. Discussion of these results dem-
onstrates their robustness, particularly with regard to
the results of other identification strategies, includ-
ing the Age-Period-Cohort-Detrended (APCD) method
which removes the linear trend from variables, and an
original strategy, the Life Expectancy-Period-Cohort
method (LEPC) which replaces the age variable with the
life expectancy at each age. It shows the significance
of economic growth in increasing the standard of living
of generations and confirms that no generation has
consumed less than the generations preceding it.

Calculating the standard of living of a household: one or several

equivalence scales?

Equivalence scales, used to compare the standard
of living of households of different size and com-
position, take into account the economies of scale
resulting from pooling income and expenditure within
households. Two approaches can be used to esti-
mate these scales: an “objective” approach based
on modelling household consumption expenditure,
or a “subjective” approach based on how households
perceive their standard of living. This article focuses
on the latter. Using data from the 1995 to 2011 edi-
tions of the French Household Expenditure survey
(Budget de famille) by Insee, estimations of equiva-
lence scales highlight the sensitivity of results to the
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model specification, estimation coverage, the choice
of subjective living standard indicators and the con-
ventions used to calculate the cost of dependent chil-
dren. The subjective approach does not give a robust
identification of a single equivalence scale. It does,
however, provide a set of possible equivalence scales;
for instance, the adult equivalent for a child under
14 ranges from 0.15 to 0.8, while standard equivalence
scales are based on a convention, such as 0.3 for the
OECD-modified equivalence scale. Thus, for studies
using these instruments, or for public policy, it may
be preferable to consider a set of equivalence scales
rather than just a single scale.
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Pseudo-panel methods and an example of application to Household

Wealth data

Pseudo-panel methods are an alternative to using
panel data for estimating fixed effects models when
only independent repeated cross-sectional data are
available. They are widely used to estimate price or
income elasticities and carry out life-cycle analy-
ses, for which long-term data are required, but panel
data have limits in terms of availability over time and
attrition. Pseudo-panels observe cohorts, i.e. stable
groups of individuals, rather than individuals over time.
Individual variables are replaced by their intra-cohort
means. Due to the linearity of this transformation, the
linear model with individual fixed effect corresponds
to its pseudo-panel data counterpart. The individual
fixed effect is replaced by a cohort effect and the
model is particularly simple to estimate if the cohort
effect can be itself considered as a fixed effect. The
criteria for forming the cohorts must therefore take
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into account a number of requirements. It must obvi-
ously be observable for all the individuals and form a
partition of the population (each individual is classified
into exactly one cohort); beyond this, it must corre-
spond to a characteristic of the individuals that will
not change over time (e.g. year of birth). Finally, the
size of the cohorts results from a trade-off between
bias and variance. It must be large enough to limit the
extent of measurement error on intra-cohort variable
means, that generates bias and imprecise estimators
of the model parameters. However, increasing the
size of the cohorts decreases the number of cohorts
observed, which makes estimators less precise. The
extension to non-linear models is not direct and
only introduced here. Finally, the article provides an
application to the French Household Wealth Survey
(enquéte Patrimoine).
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