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Résumé

Cet article vise à déterminer dans quelle mesure le recours à l’assurance-chômage (a.-c.) d’un
jeune adulte est conditionné par le recours antérieur à ce programme et par le recours d’un parent
à l’a.-c. La capacité de déterminer jusqu’à quel point la corrélation intergénérationnelle du
recours à l’a.-c. est « factice » ou causale pose un défi méthodologique de taille. Nous examinons
à la fois la première demande de prestations d’a.-c. et la séquence complète de demandes sur une
longue période à l’aide de deux méthodes permettant de neutraliser l’hétérogénéité non observée.
L’analyse est axée sur des données longitudinales se rapportant à une cohorte de jeunes hommes
canadiens et suédois. Les résultats indiquent que le recours d’un parent à l’a.-c. réduit la période
précédant la première demande de prestations au Canada mais non en Suède. Le recours
subséquent au programme canadien est influencé par les antécédents parentaux au chapitre de
l’a.-c. En Suède, l’effet d’apprentissage des individus par leur utilisation antérieure de l’a.-c., et
non les antécédents familiaux, constitue le principal facteur déterminant des recours répétés au
programme.

Classification JEL : I38 J62 J65
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Introduction

Dans son Étude sur l’emploi souvent citée, l’Organisation de coopération et de développement
économiques (OCDE) soutient que les obstacles à l’offre de main-d’œuvre associés à un
programme d’assurance-chômage plus généreux peuvent être de très longue durée et sont à
l’origine de la persistance de taux de chômage élevés dans certains pays industrialisés. Ainsi, on
avance que l’incidence de la libéralisation des prestations d’a.-c. pourrait se faire sentir avec un
décalage de cinq à 10 ans au Canada et même de 10 à 20 ans dans certains pays scandinaves,
notamment la Suède et la Norvège (OCDE 1994, p. 178). L’Étude sur l’emploi, toutefois,
n’explique pas clairement les mécanismes sous-jacents auxquels sont attribuables ces décalages
temporels importants. En fait, Ljungqvist et Sargent (1998) affirment que ces délais sont le fruit
du hasard et que la persistance des taux de chômage élevés dans les pays européens tient à la
transformation du climat économique. Selon eux, la hausse des taux de chômage résulte de
l’effervescence accrue des marchés du travail (particulièrement des marchés du travail
caractérisés par une dépendance à l’égard de l’état quant à la durée des périodes de chômage)
combinée à un État providence initialement créé pendant des périodes plus paisibles. Sans
vouloir nier la pertinence de cette hypothèse, notre objectif dans cet article est d’examiner les
explications directes possibles des décalages au chapitre des effets dissuasifs liés à l’a.-c. qui, en
théorie, peuvent s’étaler sur des décennies. Lindbeck (1995), par exemple, accorde une grande
importance aux effets dissuasifs à long terme des programmes d’assurance-chômage associés à la
transformation des habitudes et des normes sociales. Il indique qu’un temps considérable peut
s’écouler avant que le marché du travail ne perçoive  pleinement les conséquences des
modifications des règles d’un programme parce que les personnes se sentent contraintes par les
normes courantes de comportement et hésitent à se prévaloir des avantages auxquels elles ont
droit. Il propose diverses explications du mode de transformation des normes de comportement
et soutient explicitement que « la transformation des habitudes, des normes, des attitudes et des
valeurs morales est particulièrement susceptible de se produire lorsqu’une nouvelle génération
arrive sur le marché du travail et forme ses valeurs en fonction d’une nouvelle structure
d’incitatifs » [traduction  libre] (1995, p. 11). C’est là l’objet de notre recherche.

Toutefois, ce faisant, nous examinons également dans quelle mesure le recours d’une personne
au régime d’a.-c. est influencé par le recours antérieur de parents à ce programme. Il est possible
d’avancer diverses explications concurrentes (mais non incompatibles) d’une corrélation
intergénérationnelle pour ce qui est de la perception de prestations d’a.-c. Parmi ces explications,
notons la transmission intergénérationnelle d’information sur le mode de fonctionnement du
programme d’a.-c. ou de façon plus générale, l’apprentissage et la formation des habitudes. Si
ces enchaînements causaux existent entre parents et enfants, il peut sembler raisonnable de
supposer que des événements entraînant une hausse des taux de chômage et du recours à l’a.-c. à
un moment donné peuvent se répercuter une ou deux décennies plus tard, lorsque la nouvelle
génération arrive sur le marché du travail. Cependant, un défi méthodologique important dans la
documentation d’une causalité intergénérationnelle consiste à déterminer dans quelle mesure
toute corrélation est attribuable à une corrélation intergénérationnelle des revenus, des
professions ou d’autres facteurs potentiellement non observables communs aux parents et aux
enfants et susceptibles d’influer sur les probabilités de devenir chômeur. Si ces facteurs ne
peuvent être neutralisés, on risque de surestimer l’effet causal des activités parentales sur la
situation à long terme des enfants.
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La recherche résumée dans le présent article s’inscrit en fait dans divers courants connexes se
rapportant à la dynamique intergénérationnelle. Ceux-ci sont examinés de façon plus détaillée à
la prochaine section dans le cadre d’un aperçu schématique de l’analyse. Les travaux empiriques
sont axés sur les données administratives longitudinales relatives aux régimes fiscaux canadien et
suédois et liées de manière intergénérationnelle; ils portent principalement sur la courbe
d’utilisation de l’a.-c. par une cohorte de jeunes hommes et sur la relation entre cette utilisation
et le recours des pères à l’a.-c. Les deux pays offrent un fondement intéressant pour l’étude
comparative dans la mesure où leurs économies présentent plusieurs similitudes structurelles. Le
Canada et la Suède ont également consacré des ressources considérables à la politique du marché
du travail. Cependant, les combinaisons des mesures actives et passives relatives au marché du
travail sont assez différentes. Le Canada s’est intéressé presque exclusivement aux mesures
« passives » de soutien du revenu, tandis que la Suède a affecté des sommes importantes à des
mesures « actives » visant à promouvoir la souplesse du marché du travail. En outre, les deux
pays imposent aux sortants des règles différentes d’admissibilité aux prestations : le régime
canadien exige une période de travail préalable, tandis que, dans le régime suédois, seule une
période de chômage est requise. Les attitudes à l’égard de l’a.-c. et les conséquences sur la
transmission intergénérationnelle peuvent différer sensiblement dans ces deux régimes.

La nature des données ainsi que les grandes lignes des stratégies d’estimation sont présentées à la
section 2. Deux méthodes sont employées. Premièrement, des méthodes axées sur la séquence
d’événements sont utilisées pour modéliser la durée de la période précédant la première demande
de prestations présentée par une personne. La méthodologie proposée par Gottschalk (1996) est
employée pour estimer l’incidence de la dépendance d’un parent à l’égard du régime d’a.-c. sur
le recours à l’a.-c. des enfants devenus jeunes adultes. Cette méthode implique l’utilisation du
recours ultérieur du parent à l’a.-c. pour tenir compte de l’hétérogénéité non observée.
Deuxièmement, un modèle des probits à effets aléatoires est employé pour modéliser la séquence
complète de la perception de prestations d’a.-c. sur une base annuelle pendant une période de 12
à 15 ans commençant lorsque le prestataire atteint sa seizième année. Dans ce dernier modèle, on
établit une distinction entre l’apprentissage « individuel » et le « capital social » selon le sens
qu’attribuent à ces termes Lemieux et MacLeod (1998) et Becker (1996), respectivement. Dans
cette perspective, nous examinons aussi l’importance relative de l’apprentissage individuel et des
antécédents familiaux quant au recours au programme.

Les résultats sont présentés à la section 3. Nous observons que le recours d’un parent à l’a.-c.
tend à raccourcir la période précédant le premier recours au programme chez l’échantillon de
jeunes hommes à l’étude, mais seulement au Canada. La probabilité conditionnelle de toucher
des prestations d’a.-c. à tout moment entre les âges de 16 ans et de 30 ans est plus élevée chez les
personnes dont les parents ont antérieurement fait appel au programme d’a.-c., de sorte que
seulement 24 % environ de ces jeunes adultes atteignent la trentaine sans avoir touché des
prestations comparativement à 32 % environ pour leurs homologues dont les parents n’ont pas
fait appel à ce programme. Cet écart est attribuable à peu près également aux facteurs non
observables et à l’effet causal du recours des parents à l’a.-c. Par ailleurs, le recours subséquent à
l’a.-c. est davantage conditionné par les antécédents des parents à ce chapitre que par
l’apprentissage individuel du programme. En revanche, la corrélation intergénérationnelle
associée au premier recours à l’a.-c. en Suède s’explique entièrement par des facteurs non
observables. Le recours subséquent à l’a.-c. est considérablement supérieur en raison de
l’apprentissage individuel du programme. Nous estimons que ces résultats commandent  une
analyse plus poussée de la portée d’un programme actif ainsi que des règles d’admissibilité des
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nouveaux arrivants sur le marché du travail pour tenir compte de la transmission
intergénérationnelle des obstacles au marché du travail.

1. Aperçu

Van den Berg, Furåker, Johansson (1997, chapitre 3) font une analyse comparative des marchés
du travail canadien et suédois et observent que, exception faite des différences possibles entre le
Canada et la Suède quant à la taille relative des secteurs public et privé, les deux économies
présentent des similitudes remarquables. En outre, les deux pays se caractérisent par des niveaux
similaires de dépenses au titre des politiques du marché du travail. Tout au long des années 1970
et au début des années 1980, soit les années les plus importantes pour notre analyse, ces dépenses
représentaient entre 2 % et 3 % du PIB, la Suède dépensant généralement un peu plus que le
Canada la plupart des années. On relève, cependant, des structures de dépenses très différentes.
Au Canada, les mesures passives de soutien du revenu par le biais de l’a.-c. représentaient près
de 2 % du PIB, alors que ces mesures ne constituaient généralement que de 0,5 % à 0,75 % du
PIB en Suède. En fait, le soutien du revenu par le biais de l’a.-c. n’a représenté que de 10 % à
15 % environ des dépenses totales de la Suède au titre de la politique en matière de marché du
travail au cours des années 1970 et environ 25 % au cours des années 1980. Au Canada, en
revanche, ces mesures ont atteint de 70 % à 80 % des dépenses à ce chapitre (van den Berg,
Furåker, Johansson 1997, p. 46; Gustafsson et Klevmarken 1993, p. 119; OCDE 1992, pp. 93,
101).

Le régime canadien d’a.-c. est administré par le gouvernement fédéral, lequel est responsable de
la perception des cotisations et du versement des prestations. La structure des prestations tire son
origine d’une réforme importante réalisée en 1971. La plupart des travailleurs rémunérés,
exception faite des travailleurs autonomes, sont couverts par le programme et sont admissibles à
des prestations, une fois sans emploi, s’ils ont travaillé un nombre suffisant de semaines au cours
de la période de référence (généralement l’année précédant la demande). Tout au long des années
1970 et 1980, cette période d’admissibilité a varié de 10 à 14 semaines d’emploi assurables
environ, suivant la situation du marché régional du travail. Toutefois, les nouveaux venus sur le
marché du travail, y compris les sortants, se voyaient imposer une période de travail plus longue,
généralement 20 semaines. Les prestataires pouvaient toucher des prestations pendant une
période maximale de 50 semaines (encore une fois, suivant le taux régional de chômage), le taux
de prestations représentant de 60 % à 67 % de la rémunération assurable. Le régime imposait
également une période d’attente de deux semaines avant que des prestations ne puissent être
touchées. En règle générale, jusqu’aux années 1990, de 70 % à 80 % environ des chômeurs
touchaient des prestations. 1

Une réforme entreprise au début des années 1970 a également accru la portée du programme
suédois. Les prestations d’a.-c. n’étaient pas tellement généreuses avant 1974, et le régime ne
couvrait que les travailleurs membres d’un fonds d’assurance syndical, soit environ 60 % des
employés. En 1974, la réforme du régime a permis d’offrir à ces travailleurs des prestations plus
généreuses, mais celles-ci sont désormais imposables. Le gouvernement introduit et finance

                                                
1
 Le régime canadien a fait l’objet de réformes importantes au cours des années 1990 et, en fait, ce régime est maintenant désigné par le terme

« assurance-emploi ». Ces réformes ont eu pour effet de réduire la portée du programme aux niveaux antérieurs à la réforme de 1971. Voir
Sargent (1995) et Canada (1995) pour une description de ces modifications et de leur incidence. Depuis 1990, la proportion de chômeurs touchant
des prestations a diminué pour s’établir à 40 % environ en 1998.
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également un deuxième volet (le KAS) visant les travailleurs qui ne sont pas membres d’un
fonds d’assurance.2 Par conséquent, pour avoir droit aux prestations, les travailleurs devaient
avoir participé à un fonds d’assurance au mois au cours des 12 mois précédant la demande et
devaient avoir travaillé pendant au moins 75 jours. (Le régime comportait en outre une multitude
d’autres exigences.) Les travailleurs ne cotisant pas à un fonds pouvaient être admissibles au
KAS après la même période de travail. Toutefois, contrairement au régime canadien, le
programme suédois autorisait les sortants à toucher des prestations au terme d’une période
d’attente de trois mois, sans égard à leur expérience professionnelle. Normalement, la durée des
prestations pour les membres d’un fonds d’assurance était d’environ 300 jours et d’environ la
moitié de cette période pour les bénéficiaires du KAS. Les taux de prestations ont augmenté
pendant les années 1970 et 1980 pour les cotisants à un fonds (passant d’environ 70 % des gains
moyens à environ 90 % pour ceux ayant des gains inférieurs à un seuil déterminé), mais les
bénéficiaires du KAS avaient généralement droit à des taux nettement moins élevés. De plus, la
couverture du régime s’est élargie tout au long de la période de sorte que, au milieu et à la fin des
années 1980, la majorité des chômeurs étaient membres d’un fonds d’assurance. En 1988, par
exemple, 69 % des chômeurs touchaient des prestations d’assurance et 7 %, des prestations du
KAS; les autres chômeurs, soit 25 %, n’avaient droit à aucune prestation. En 1993, le taux de
remplacement a été réduit et s’établissait à 80 %.

L’incidence de l’a.-c. sur le marché du travail a fait l’objet de nombreuses études. Atkinson et
Micklewright (1991) en offrent une revue utile. Cependant, les recensions des écrits suédois de
Gustafsson et Klevmarken (1993) et Bjorklund (1991) et celle de la documentation canadienne
de Corak (1994) sont particulièrement importantes pour les fins du présent article. Le message
général tiré de ces sources est le suivant : si l’incidence des modifications de la générosité du
régime d’a.-c. sur le taux global de chômage reste incertaine, bon nombre d’éléments tendent à
indiquer, néanmoins, que de tels changements exercent une influence sur le comportement des
entreprises et des personnes. Plus précisément, depuis la libéralisation appréciable du régime en
1972, une proportion de plus en plus importante des demandes de prestations au Canada sont
présentées par des personnes ayant eu recours de façon répétée à l’a.-c. (Corak 1992, Lemieux et
MacLeod 1995). L’étude de l’OCDE (1994, p. 198) fait état d’une tendance similaire en Suède,
et certaines données d’Ackum Agell, Björklund et Harkman (1995) semblent indiquer que les
recours répétés à l’a.-c. sont en fait fréquents.

Un aperçu schématique des déterminants de la fréquence des recours à l’a.-c. est présenté à la
figure 1; il permet d’organiser la documentation existante sur le sujet et offre un cadre d’étude
des influences intergénérationnelles. Un élément central de ces écrits consiste à déterminer
jusqu’à quel point les recours antérieurs à l’a.-c. expliquent les recours ultérieurs au programme.
Il s’agit là d’une forme de dépendance à l’égard de l’état que Heckman et Borjas (1980)
désignent par le terme « dépendance à l’égard de l’occurrence » et est représentée à la figure 1
par la flèche horizontale continue reliant la toute première période d’assurance-chômage d’une
personne aux périodes subséquentes. Le défi de ces recherches consiste à neutraliser d’autres
facteurs également susceptibles de déclencher une période d’assurance-chômage. Ces influences
peuvent agir directement sur la probabilité de vivre un épisode de chômage ou, de façon tout
aussi importante, sur le déclenchement de périodes de chômage antérieures. Ces épisodes
antérieurs sembleront alors être à l’origine des épisodes subséquents alors que, en fait, ils ne sont

                                                
2
 Bien que les fonds d’assurance soient officiellement des régimes syndicaux, c’est le gouvernement qui en détermine les paramètres les plus

importants, notamment le taux de prestations et les règles d’admissibilité.



Direction des études analytiques – Documents de recherche                   - 5 - Statistique Canada No 11F0019MPF No159

que le symptôme d’autres influences sous-jacentes. La région de résidence est considérée à la
figure 1 comme un ensemble d’influences potentiellement considérables sur la fréquence des
recours à l’a.-c. et regroupe des facteurs associés à la structure industrielle, notamment les
oscillations saisonnières de l’emploi, la situation globale du marché du travail et (dans la mesure
où les paramètres du programme d’assurance-chômage varient en fonction du taux régional de
chômage) la générosité du régime d’a.-c. Corak (1993a), par exemple, souligne la séparation
régionale très marquée qui existe au Canada quant à la fréquence des recours répétés à l’a.-c., les
résidents des provinces à l’est de la rivière des Outaouais affichant un taux de demandes
supérieur à celui des résidents de l’ouest. Parmi les autres influences possibles, notons la
profession, la branche d’activité et même l’entreprise. L’étude de Corak et Pyper (1995) révèle
que, au Canada, une minorité d’entreprises dans une branche d’activité donnée est à l’origine de
la majorité des demandes de prestations d’a.-c. présentées par les travailleurs de la branche
d’activité. Cette observation soulève la possibilité que les stratégies d’emploi d’entreprises
particulières peuvent exercer une influence sur la fréquence des recours répétés à l’a.-c. Bon
nombre de ces influences seront observables, mais certaines d’entre elles, comme l’employeur
précis, ne pourront être observées par l’analyste. Meyer et Rosenbaum (1996) de même que
Anderson et Meyer (1993) présentent des résultats américains similaires sur la nature des recours
répétés à l’a.-c. et sur l’importance des entreprises individuelles dans ce processus.

Certains résultats tendent à indiquer que le déclenchement d’une période d’a.-c. est attribuable à
l’existence de recours antérieurs. Corak (1993b) ainsi que Lemieux et MacLeod (1998) font
explicitement état de la possibilité d’une dépendance à l’égard de l’occurrence, après avoir
neutralisé une multitude de caractéristiques individuelles observables et après avoir employé des
méthodes économétriques pour neutraliser les facteurs non observables. Plus particulièrement,
Corak (1993b) utilise le modèle à effets fixes élaboré par Heckman et Borjas (1980) pour
documenter le fait que chaque épisode d’a.-c. d’une personne donnée est plus long que l’épisode
précédent, ce qui tend à montrer que le processus déterminant la durée des épisodes varie selon
les recours antérieurs à l’a.-c. Lemieux et MacLeod (1998) ont modélisé la séquence complète
des épisodes de chômage au cours d’une période de 20 ans à l’aide de modèles des probits à
effets aléatoires. Leur étude révèle que, en règle générale, la probabilité de présenter une
nouvelle demande d’a.-c. est plus élevée si le requérant s’est prévalu du programme
antérieurement. Il nous reste encore à expliquer cette structure de comportement. Corak (1993b)
ne cherche pas à imposer une interprétation, il indique simplement que les résultats sont
compatibles avec les modèles démontrant que les goûts, les habitudes ou l’information sont
transformés par le recours au programme. Cette structure de comportement serait également
compatible avec l’érosion du stigmate associé à la perception de transferts gouvernementaux du
type discuté dans l’article de Moffit (1983), par exemple, ou même avec les modèles
d’accoutumance rationnelle dans l’esprit des travaux de Becker et Murphy (1988). Lemieux et
MacLeod sont plus explicites et estiment que leurs résultats étayent le concept de l’apprentissage
du programme par les personnes. Leurs travaux portent principalement sur l’apprentissage
« individuel », mais les auteurs observent que certains de leurs résultats soutiennent également,
de façon implicite, le concept de l’apprentissage « social ». Bien que les auteurs n’abordent pas
directement la possibilité d’un apprentissage social, ils observent néanmoins que l’incidence du
recours antérieur à l’a.-c. par une personne sur la probabilité d’un recours subséquent est moins
marquée dans les régions du pays affichant une dépendance plus forte à l’égard de l’a.-c., à
savoir l’Atlantique. Ce phénomène serait attribuable au fait que l’information relative au
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programme d’a.-c. est largement diffusée et que toute personne peut l’obtenir des parents et amis
sans nul besoin de s’être elle-même prévalue du programme antérieurement.3

C’est autour de ce thème que s’articule notre recherche et c’est pourquoi nous nous concentrons
sur le rôle de la situation familiale pour déterminer la probabilité d’une première période de
prestations d’a.-c., puis à travers elle, la probabilité des épisodes subséquents. L’objectif de notre
analyse est d’examiner l’influence causale du recours des parents à l’a.-c. sur la fréquence d’un
premier épisode de chômage et des épisodes subséquents, comme le représente la flèche
discontinue à la figure 1 portant la mention « capital social ». Ce terme est utilisé au sens où
l’entend Becker (1996, p. 4), c’est-à-dire comme une formule générique désignant « l’influence
des actions passées des pairs et d’autres personnes appartenant au réseau social de l’individu... »
[traduction libre]. Ce capital social initial constitue une condition préalable importante dans le
modèle de l’accoutumance rationnelle avancé par Becker et Murphy (1988), mais ses facteurs
déterminants ne sont pas examinés dans le cadre de l’analyse de ces chercheurs. Néanmoins, le
terme est suffisamment large pour permettre diverses interprétations. Il peut, par exemple,
désigner un « apprentissage social » au sens où l’entendent Ellison et Fudenberg (1993, 1995) et
tel qu’il est employé par Lemieux et MacLeod lorsque la famille est la principale source
d’information sur le marché du travail; il peut aussi désigner la transmission intergénérationnelle
de l’éthique du travail analysée par Mulligan (1996), la préférence temporelle dans l’hypothèse
posée par Becker et Mulligan (1997), ou encore, de façon plus générale, l’influence des parents
en tant que modèles de comportement et l’érosion du stigmate associé à la perception de
paiements de transfert.

Ce qu’il importe de noter, toutefois, c’est l’absence apparente de recherche de fond sur ce sujet
en rapport avec les programmes d’a.-c. O’Neill et Sweetman (1998) ainsi qu’Österbacka (1999)
utilisent des données britanniques et finlandaises, respectivement, pour examiner les tendances
intergénérationnelles du chômage. Cependant, ils n’abordent pas de façon explicite le rôle de
l’a.-c. Soidre (1999) fait une analyse similaire de la situation suédoise. Elle observe que
l’expérience du chômage par les parents a une incidence sur les enfants et accroît, chez ces
derniers, le risque de devenir chômeurs, d’être au chômage plus longtemps et de vivre des
épisodes de chômage répétés. À la lumière de données canadiennes, Corak et Heisz (1998)
examinent les variables corrélées avec la transmission intergénérationnelle du revenu et
constatent que la composition du revenu des parents, et non seulement le niveau, influe sur le
revenu des enfants. Plus précisément, les enfants dont les parents touchent des prestations d’a.-c.
ont un revenu inférieur à l’âge adulte. Les auteurs n’offrent pas une explication décisive de ce
phénomène, mais indiquent qu’il est vraisemblablement attribuable à la transmission
intergénérationnelle de la profession, telle qu’elle est décrite dans l’étude de Ornstein (1998), par
                                                
3 L’aticle présente, toutefois, un résultat anomal : les effets de l’apprentissage individuel sont plus marqués chez les
cohortes plus âgées étudiées par les auteurs. Dans les cohortes plus jeunes, les effets de l’apprentissage individuel
sont souvent statistiquement non significatifs et, en fait, négatifs pour les personnes vivant à l’est de la rivière des
Outaouais. Voir Lemieux et MacLeod (1998, tableaux 4A et 5A). Ces résultats vont à l’encontre de l’hypothèse
émise dans l’étude de Lindbeck citée précédemment. En outre, May et Hollett (1995) relèvent, sur la foi de
renseignements anecdotiques, une transformation des attitudes des jeunes terre-neuviens à l’égard de la perception
de transferts gouvernementaux :

On s’inquiète … de plus en plus du fait que la perception de prestations d’assistance sociale devient plus acceptable chez les jeunes … à
mesure que ceux-ci sont forcés de recourir davantage à cette forme d’aide. On peut tracer un parallèle avec le régime d’a.-c., les
travailleurs plus âgés étant fiers de ne pas s’être prévalus de ce programme, c’est-à-dire de ne pas avoir été dépendants de l’aide
publique. Manifestement, le programme d’a.-c. a transformé l’opinion publique quant aux comportements jugés acceptables (p. 60)
[traduction libre].

Les auteurs expliquent ce phénomène par la générosité du programme et par son influence sur les décisions en matière d’études et de profession.
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exemple. Ces résultats soulignent, une fois encore, l’importance de reconnaître le rôle d’autres
variables liées à la situation familiale pour isoler l’incidence véritable du recours des parents à
l’a.-c. Le reste de la figure 1 illustre la possibilité de corrélation entre le recours des parents à
l’a.-c. et le recours ultérieur des enfants au programme lorsque ces derniers tendent à occuper les
mêmes types d’emploi que leurs parents, à travailler dans les mêmes branches d’activité ou les
mêmes entreprises, ou encore à vivre dans la même région.

Notre objectif est lié à diverses études traitant de la transmission intergénérationnelle du recours
à l’assistance sociale aux États-Unis (AFDC – Aid to Families with Dependent Children). Ces
ouvrages se rapportent au débat sur l’existence d’une « classe marginalisée » dans la société
américaine et cherchent à établir dans quelle mesure le recours de la mère à l’assistance sociale
influe sur les choix de la fille en matière de mariage et de fécondité et amène cette dernière à
dépendre, elle aussi, de l’assistance publique. Les conclusions quant à l’incidence indépendante
de la perception de paiements de transfert par un parent sur la situation à long terme des enfants
sont partagées. Antel (1992, p. 467) soutient que « le recours de la mère à l’assistance sociale
tend à accroître la dépendance subséquente de la fille à l’égard de ce programme » [traduction
libre]. Cependant, Levine et Zimmerman (1996, p. 2) observent qu’« au moins les trois quarts de
la corrélation, si ce n’est toute la corrélation, du recours intergénérationnel à l’assistance sociale
peuvent être attribués à la corrélation intergénérationnelle prévue liée au revenu et à d’autres
caractéristiques de la famille. En d’autres termes, la corrélation de la perception de prestations
d’AFDC entre les générations ne représente pas le cercle vicieux de la dépendance à l’égard de
l’aide sociale mais plutôt le cercle vicieux de la pauvreté » [traduction libre]. (Voir Mulligan
(1996), Gottschalk (1996), Gottschalk, McLanahan et Sandefur (1994), mais aussi Duclos, Fortin
et Rouleau (1999) qui utilisent des données administratives canadiennes pour le Québec ainsi
que Stenberg (2000) qui analyse des données suédoises.) Ces résultats, comme le savent
plusieurs de ces analystes, peuvent être conditionnés par la durée d’observation de la situation de
l’enfant, par le moment de cette observation dans le cycle de vie de l’enfant (les parents et les
enfants devraient être observés sur la période la plus longue possible de façon à pouvoir dresser
un portrait juste de leur situation permanente d’activité et du recours aux paiements de transfert)
et par la méthode utilisée pour neutraliser les facteurs non observables.

À la lumière de la documentation existante, nous avons adopté une approche en deux volets.
Dans un premier temps, nous modélisons la durée de la période précédant le premier épisode
d’a.-c. d’une personne en accordant une attention particulière à l’influence de la perception de
prestations d’a.-c. par les parents et en neutralisant les facteurs observables et non observables.
Les méthodes axées sur la séquence des événements s’inspirent des travaux de Gottschalk (1996)
et McLanahan (1988) et impliquent une observation des personnes dès leur seizième année, soit
l’âge de travailler (et par conséquent de toucher des prestations d’a.-c.), jusqu’à ce que celles-ci
présentent leur première demande de prestations d’a.-c. Ainsi, les personnes sont suivies sur une
période potentiellement longue, et la nature dynamique des covariables sur le plan temporel
(notamment du recours des parents à l’a.-c.) est intégrée au modèle. Nous considérons cette
démarche comme la première étape d’un processus récursif menant à une probabilité plus élevée
de recours subséquents, lesquels peuvent être conditionnés à la fois par le recours antérieur des
parents à l’a.-c. (capital social) et par le recours antérieur du prestataire au programme
(apprentissage individuel). Par conséquent, nous modélisons ensuite la séquence complète des
épisodes d’a.-c. sur une longue période de temps suivant la méthode de Lemieux et MacLeod
(1998), mais nous tentons aussi de cerner les rôles relatifs du capital social et de l’apprentissage
individuel en neutralisant l’effet des recours antérieurs à l’a.-c. des parents et du prestataire.
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2. Nature des données et méthodologie

L’analyse est fondée sur les dossiers administratifs associés aux régimes fiscaux des deux pays.
Les données canadiennes sont organisées dans un ensemble de données de panel créé à partir des
dossiers fiscaux d’un groupe d’hommes nés entre 1963 et 1966 pouvant, entre 16 et 19 ans, être
liés à un parent. Les couplages des données familiales sont produits dans le cadre de la
constitution, par Statistique Canada, du fichier familial T1 (T1FF) et nécessitent que les
personnes aient soumis une déclaration de revenu au moins une fois alors qu’elles vivaient
encore avec leurs parents.4 L’année 1978 est la première pour laquelle des dossiers fiscaux
lisibles par machine sont disponibles, alors que les données disponibles les plus récentes se
rapportent à l’année 1997. Les données sur les enfants visent les années au cours desquelles
ceux-ci étaient âgés de 15 à 31 ans. Par conséquent, les membres les plus âgés de la cohorte à
l’étude avaient 15 ans en 1978, tandis que les plus jeunes avaient 31 ans en 1997. Les
renseignements sur les parents sont utilisés selon les besoins sur toute la période allant de 1978 à
1997. L’analyse est fondée sur un échantillon de 1 % de la population.5 En outre, pour faire
partie de l’échantillon, les personnes doivent avoir produit une déclaration de revenu au moins
une fois lorsqu’elles étaient âgées de 26 à 31 ans. L’échantillon définitif pour les fins de
l’analyse est formé de 100 795 observations portant sur 6 308 personnes.6

Les données suédoises sont élaborées de façon analogue. L’ensemble de données du panel est
constitué à partir d’un échantillon de 1 % tiré du registre de la population totale de 1978 à 1995.
Les parents sont sélectionnés et appariés aux enfants par le biais de registres centraux. Ces
registres renferment des renseignements sur toutes les personnes ayant la charge officielle d’un
enfant; il s’agit généralement des parents biologiques, mais les registres couvrent également les
parents adoptifs.7 L’âge des enfants varie de 15 à 29 ans. Les enfants et les parents sont observés
chacune des années de la période allant de 1978 à 1995, même s’ils n’ont pas produit une
déclaration de revenu au cours d’une année donnée. L’échantillon constitué pour les fins de
l’analyse comporte 55 650 observations visant 3 835 personnes.

Les renseignements sur la perception de prestations d’a.-c., par le parent ou par l’enfant, sont
déterminés en fonction de la déclaration ou non de revenus provenant de l’a.-c. pour l’année
observée. Des indicateurs binaires de la présence de prestations, quel que soit le montant, sont

                                                
4
 Diverses stratégies d’appariement sont employées pour identifier les membres de la famille. Les couples (qu’il s’agisse de conjoints mariés ou

de conjoints de fait) sont liés à l’aide du numéro d’assurance sociale (NAS) lorsque celui-ci apparaît sur la formule T1 de même qu’à l’aide du
nom et de l’adresse. (La formule T1 est la principale déclaration de revenu produite annuellement par les particuliers au Canada, et le T1FF
couvre l’univers des déclarants.) Les enfants sont appariés aux parents grâce aux champs du nom et de l’adresse. Voir Harris et Lucaciu (1994)
pour de plus amples renseignements sur la constitution du T1FF. Des versions des données utilisées ici ont également été employées par Corak et
Heisz (1998, 1999). Plus précisément, Corak et Heisz (1999) analysent certaines des questions liées à la qualité des données et à l’échantillonnage
et établissent également des comparaisons avec les données d’enquête.

5
 La réduction de la taille de l’échantillon vise à simplifier les calculs. Les personnes sont retenues en fonction du dernier chiffre du NAS de leurs

parents, choisi au hasard.

6
 Le panel n’est pas parfaitement équilibré dans la mesure où l’on a exclu les observations portant sur les années au cours desquelles certaines

personnes vivaient au Yukon ou dans les Territoires du Nord-Ouest. Cette exclusion est nécessaire parce qu’une des covariables du modèle, le
taux de chômage, n’est pas disponible pour ces régions du pays. Seulement 13 des 6 308 personnes sont touchées de sorte que 99,48 % des unités
de l’échantillon comportent des observations pour chacune des 16 années pendant lesquelles les personnes étaient âgées de 16 à 31 ans. Le
nombre minimum d’années d’observation des personnes échantillonnées est de quatre.

7
 Les données suédoises couvrent également les beaux-parents. Pour assurer la comparabilité avec les données canadiennes, nous considérons le

beau-père au même titre que le père lorsque l’enfant ne vit pas avec son père biologique.
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créés pour chacune des années d’observation de la personne. Aucune distinction n’est établie,

dans les données suédoises, entre les prestations d’assurance et les prestations du KAS. Le
tableau 1 présente des données générales sur le degré de corrélation intergénérationnelle quant à
la perception de prestations d’a.-c.; les données sur les fils, établies selon que ceux-ci ont touché
ou non des prestations d’a.-c. au moins une fois, sont croisées avec les données visant les pères.
Au Canada, une minorité de fils (environ 43 %) ont un père ayant touché des prestations d’a.-c. à
un moment donné. Toutefois, 81 % d’entre eux se sont prévalus du programme d’a.-c.
comparativement à 70 % seulement des autres fils, soit ceux dont le père n’a pas touché de
prestations d’a.-c. Cet écart de 11 points de pourcentage entre les deux groupes quant à la
fréquence des recours à l’a.-c. constitue l’élément central de l’exercice de modélisation. La
dépendance à l’égard de l’a.-c. n’est pas aussi répandue en Suède, mais la corrélation
intergénérationnelle liée au recours à l’a.-c. demeure importante. Seulement 26 % environ des
fils échantillonnés ont un père ayant touché des prestations d’a.-c. Cependant, un peu plus de
68 % de ces personnes se sont prévalues du régime d’a.-c. comparativement à 58 % environ pour
les autres personnes échantillonnées. Il s’agit là d’un écart de 10,6 points de pourcentage,
comparable à l’écart observé au Canada.

Pour modéliser la période précédant la première demande de prestations, nous utilisons des
modèles de durée à temps discret inspirés de Gottschalk (1996) et McLanahan (1988) et discutés
dans les ouvrages de Jenkins (1995) et Hosmer et Lemeshow (1989, pp. 238-45). Le calcul de la
fonction de vraisemblance dans la modélisation de la séquence des événements s’appuie sur
l’existence d’un rapport biunivoque entre la fonction de densité régissant la durée des épisodes et
la fonction de risques. Cette dernière, qui représente la probabilité conditionnelle qu’un épisode
prendra fin à un moment précis, t, étant donné qu’il s’est étalé jusqu’à t-1, est la pierre angulaire
de l’analyse. Si Yit est une variable binaire définie comme étant égale à 0 lorsque la personne i ne
déclare pas avoir touché de prestations d’a.-c. au cours de l’année t et égale à 1 lorsque cette
personne déclare une telle source de revenu, alors le taux de risques est déterminé ainsi

�it = prob(Yit = 1 | Yik = 0 pour k=1… t-1 ; Xit)

où i=1,…, N représente les personnes échantillonnées, t=1,…, T, les années pendant lesquelles
ces personnes sont observées, et Xit, un vecteur de covariables. Yit désigne une variable aléatoire
à temps discret, et le vecteur de ces termes représente le nombre d’années écoulées sans
déclaration de revenu d’a.-c. depuis que la personne a atteint l’âge de 15 ans. Nous supposons
que le taux de risques suit une fonction logistique de sorte que

�it (Xit) = exp{Xit�} / [ 1 + exp{Xit�}]

où � est un vecteur de paramètres devant être estimés. On présume que le vecteur Xit comporte à
la fois des covariables fixes et des covariables dynamiques sur le plan temporel et, notamment,
un ensemble de termes de coordonnée à l’origine à intervalle déterminé. La contribution à la
vraisemblance de l’échantillon de chaque personne pour laquelle on observe le déclenchement

∏
−

=

−−=
1

1

1)](1[ )()(
t

k

Yik
ii

Yit
iii XXl λλβ



Direction des études analytiques – Documents de recherche                   - 10 - Statistique Canada No 11F0019MPF No159

d’une période d’a.-c. est déterminée ainsi

alors que celle des personnes qui n’ont pas touché de prestations au cours de la période
d’observation est définie comme suit

Par conséquent, la vraisemblance de l’échantillon complet correspond au produit de ces termes
pour les N personnes. Cette fonction de vraisemblance prend la forme d’une régression
logistique dans laquelle chaque unité contribue k termes.

Pour traiter l’hétérogénéité non observée, nous suivons la méthode adoptée par Gottschalk
(1996). Il s’agit d’utiliser les recours futurs des parents à l’a.-c. en tant que covariable
supplémentaire permettant de neutraliser l’hétérogénéité non observée.8 Comme le souligne
Gottschalk (1996, p. 4), cette méthode repose sur deux hypothèses. La première est que le choix
du moment compte : la probabilité de la fréquence des recours de l’enfant à l’a.-c. pendant une
année donnée peut uniquement être influencée (au sens causal) par des événements vécus par le
parent au cours d’une année antérieure (ou potentiellement au cours de l’année étudiée), mais
non par des événements ultérieurs. Ce ne serait pas le cas si, par exemple, l’information au sujet
du recours du parent à l’a.-c. était transmise à l’enfant avant que les prestations n’aient été
effectivement perçues. Une telle éventualité semble peu probable dans le contexte actuel
puisqu’elle implique que l’enfant, ayant appris que le parent présentera une demande d’a.-c.,
soumet lui-même une demande et touche des prestations avant que le parent ait commencé à
percevoir les siennes. La seconde hypothèse est que le comportement du parent influe sur celui
de l’enfant, mais que le comportement de l’enfant n’a pas d’incidence sur celui du parent. En
d’autres termes, les enfants « apprennent » des parents, mais pas l’inverse. Cette situation peut,
en fait, se produire dans une certaine mesure. Ou, de façon plus générale, nous pouvons admettre
que les décisions des membres d’un ménage en matière de travail sont interdépendantes et sont
prises simultanément dans le contexte d’une fonction d’utilité pour la famille. Il est plus probable
qu’une telle situation se produise lorsque les enfants vivent encore avec leurs parents.

Si ces hypothèses sont valables, la corrélation entre le recours de l’enfant à l’a.-c. et le recours
ultérieur du père au programme traduit l’incidence des facteurs non observables. L’incidence
causale du comportement du père au chapitre de l’a.-c. est déterminée par l’écart entre les
coefficients des recours antérieurs et futurs à l’a.-c. par le parent, un coefficient des recours
antérieurs plus élevé indiquant que les enfants dont les parents touchent des prestations d’a.-c.
sont également (au sens causal) plus susceptibles de se prévaloir du programme. Si l’on
n’observe pas d’écart statistiquement significatif entre ces coefficients, alors toute l’incidence du
recours antérieur du parent à l’a.-c. sur la probabilité que l’enfant touche des prestations d’a.-c.
                                                
8
 Jenkins (1995, p.135) décrit certaines difficultés qui se présentent lorsque l’hétérogénéité individuelle non observée est neutralisée dans ce

modèle comme un effet aléatoire.
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est attribuable à l’hétérogénéité non observée. Cela impliquerait que l’infirmation de la seconde
hypothèse (voulant que les parents n’apprennent pas de leurs enfants) introduira un biais
restrictif dans nos résultats. Si les parents apprennent aussi, dans une certaine mesure, de leurs
enfants, cela est susceptible d’accroître la valeur du coefficient associé au recours futur du parent
au programme, et il sera alors plus difficile de dégager des écarts positifs statistiquement
significatifs entre les variables représentant les recours antérieurs et futurs.

Les modèles estimés comportent deux covariables dynamiques sur le plan temporel associées au
recours du parent à l’a.-c. La première est une variable binaire 0-1, qui prend la valeur 1 lorsque
le père a touché des prestations d’a.-c. dans l’année courante ou au cours de toute année
antérieure; la seconde est également une variable binaire mais qui prend la valeur 1 lorsque le
père a touché des prestations au cours d’une année ultérieure. C’est pourquoi la première
demande présentée par l’enfant est modélisée pour la période pendant laquelle celui-ci est âgé de
16 à 30 ans au Canada et de 16 à 28 ans en Suède; les événements qui se produisent lorsque
l’enfant est âgé de 15 à 31 ans ou de 15 à 29 ans sont utilisés pour déterminer, pendant au moins
une année, la situation des parents à l’égard de l’a.-c. pour toutes les périodes.

La modélisation de la séquence complète des recours à l’a.-c. s’appuie sur une méthode
différente permettant de neutraliser les facteurs non observables. Nous employons le modèle des
probits à effets aléatoires proposé par Heckman (1981a) pour les données discrètes de panel. Si
��� �� ����ésente la fonction de distribution normale, alors la probabilité qu’une personne se
prévale du régime d’a.-c. au cours d’une année donnée est définie comme suit

prob (Yit ����	��i ,Yit-1 , yit , Xit���������i�
��1Yit-1 + yit�2 + Xit�3 ).

��
�����������i  est un facteur individuel particulier non observable, et Yit-1, la valeur décalée de
l’indicateur représentant le recours à l’a.-c. d’une personne. Cette dernière variable est incluse
dans le modèle dans la mesure où la date exacte du début et de la fin d’une période de prestations
d’a.-c. n’est pas consignée dans les fichiers administratifs. Tout ce que nous savons est que des
prestations d’a.-c. ont été perçues ou non à un moment donné dans l’année. Dans bon nombre de
cas, les prestations d’a.-c. continueront d’être touchées à la fin d’une année et se prolongeront
l’année suivante, de sorte qu’une séquence de deux valeurs 1 successives ne signifie pas
forcément que deux demandes distinctes ont été présentées au cours des deux années. Le vecteur
yit comporte trois variables binaires. L’une indique si une personne a touché ou non,
antérieurement à un moment ou à un autre des prestations d’a.-c., il s’agit d’une variable de
contrôle pour l’apprentissage individuel au sens où l’entendent Lemieux et MacLeod (1998). La
deuxième indique si le père de la personne a touché ou non, antérieurement à un moment ou à un
autre, des prestations d’a.-c. (variable de contrôle du capital social). La dernière variable
représente l’interaction entre les deux premières. L’importance relative des coefficients de ces
deux premières variables constitue l’élément central de l’estimation. Plus précisément, il serait
intéressant de déterminer si l’apprentissage individuel a une incidence quelconque indépendante
du capital social, ce qui permettrait de mieux comprendre les raisons de la dépendance à l’égard
de l’occurrence dans les données. Il se peut que, dans le cas d’une personne dont le parent a
touché des prestations d’a.-c., le fait de se prévaloir du régime d’a.-c. ne donne pas plus de
renseignements au sujet du programme et, par conséquent, n’augmente pas la probabilité d’un
recours ultérieur à l’a.-c. Enfin, Xit est un vecteur de covariables observables visant à représenter
d’autres influences sur la fréquence du recours à l’a.-c., comme l’illustre la figure 1, et au
nombre desquelles on retrouve les variables de la situation familiale.
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Pour toute personne, la probabilité d’observer une séquence particulière d’épisodes d’a.-c.
pendant les T années au cours desquelles cette personne fait partie de l’ensemble de données est
définie ainsi

Pour obtenir une fonction de vraisemblance estimable, on présume que �i suit une distribution
normale et que la probabilité inconditionnelle d’observer une configuration particulière de
recours à l’a.-c. correspond à l’intégrale de l’équation sur cette distribution. Si F( ) représente la
fonction de distribution de l’effet aléatoire, cette probabilité est déterminée comme suit

Par conséquent, le logarithme du rapport des vraisemblances devant être maximisé correspond à
la somme du logarithme de ces probabilités pour toutes les unités de l’échantillon.9

3. Résultats

Les variables incluses dans le vecteur X, et les statistiques descriptives connexes pour les deux
modèles devant être estimés figurent aux tableaux 2a et 2b. Bon nombre d’entre elles varient
dans le temps. Elles comprennent un groupe de caractéristiques individuelles contemporaines
représentées par les flèches continues à la figure 1: âge et âge au carré (mesurés en décennies),
état matrimonial, indice de la générosité du régime d’a.-c., taux provincial/régional de chômage,
indicateur de lieu de résidence en région rurale (pour le Canada seulement), série de variables-
indicateurs visant la région de résidence.10

Cet ensemble englobe aussi un groupe de variables associées à la situation familiale représentées
par les flèches discontinues à la figure 1. Ces variables ne sont pas dynamiques sur le plan
temporel. Le revenu permanent des parents correspond au revenu touché par les deux parents
dont on a établi la moyenne sur une période de 20 ans au Canada et de 18 ans en Suède (le
revenu est mesuré par tranches de 10 000 dollars). Cette variable est utilisée pour cerner
l’influence de la transmission intergénérationnelle du revenu. Elle constitue également une
variable de contrôle importante dans la mesure où elle contrebalance l’absence d’un ensemble
complet d’indicateurs de la scolarité et de la profession. Celles-ci sont rendues partiellement, et
de la façon la plus pertinente dans le cadre d’une étude de la transmission intergénérationnelle du
recours à l’a.-c. au Canada, par des indicateurs permettant de déterminer si le père a déclaré un
                                                
9
 L’optimisation est axée sur la quadrature de Gauss-Hermite telle qu’elle est effectuée par la procédure xtprobit de la version 6.0 de STATA.

10
 Au Canada, l’indice d’a.-c. varie selon le temps et la province; l’indice est fonction du nombre de semaines de travail requises pour assurer

l’admissibilité, de la durée maximale des prestations et du taux de remplacement. En Suède, l’indice est une variable-indicateur qui prend la
valeur 1 à compter de 1993 et qui reflète la variation du taux de remplacement établi cette année-là. L’indicateur de résidence en région rurale
prend la forme d’une variable binaire 0-1 définie en fonction du deuxième chiffre du code postal. Si ce chiffre est 0, l’adresse est considérée
comme étant située sur un parcours « rural » du service postal. Cette variable est déterminée par la Société canadienne des postes pour des raisons
administratives. Comme nous l’avons mentionné précédemment, les années au cours desquelles une personne a vécu au Yukon ou dans les
Territoires du Nord-Ouest sont exclues de l’analyse parce que nous ne disposons pas de données sur le taux de chômage dans ces régions. La
région de résidence est déterminée par le premier chiffre du code postal et présente, dans certains cas, des renseignements infraprovinciaux. Plus
précisément, les régions métropolitaines de Toronto et de Montréal sont distinguées comme le sont aussi diverses régions du Québec et de
l’Ontario.
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revenu provenant de l’agriculture, de la pêche ou de tout autre travail autonome pour les années
au cours desquelles son fils était âgé de 15 et 16 ans. S’il y a transmission intergénérationnelle de
la profession, alors, compte tenu que les agriculteurs et les travailleurs autonomes ne sont pas
admissibles à l’a.-c., il se pourrait que les personnes dont le père exerce une profession de cette
nature soient moins susceptibles de toucher des prestations d’a.-c.11 Font exception à cette règle
les fils des pêcheurs indépendants, qui pourraient être plus susceptibles de se prévaloir du
programme d’a.-c. Les données suédoises comprennent également un indicateur de travail
autonome. Toutefois, il convient de noter que ces variables pourraient avoir une incidence
différente en Suède puisque les travailleurs autonomes et les agriculteurs sont admissibles à l’a.-
c. après une période d’attente de trois mois.

Cet ensemble de variables sur la situation familiale comprend un indicateur permettant de
déterminer si le père a déclaré ou non des revenus de biens lorsque le fils était âgé de 15 ou de 16
ans. En Suède, ces variables sont subdivisées selon que le revenu de biens est positif ou négatif
pour les années en question. Corak et Heisz (1998) estiment que de telles données constituent un
corrélat fort important de la transmission intergénérationnelle du revenu et semblent indiquer
qu’il s’agit là d’une variable substitutive pour les facteurs non observables associés à la
préférence temporelle. Becker et Mulligan (1997) en présentent une analyse plus détaillée dans le
contexte des modes de transmission intergénérationnelle de la préférence temporelle.

Le dernier ensemble de variables tient compte de la possibilité que les personnes sont
susceptibles de vivre dans la région de résidence de leur enfance : un indicateur de résidence en
région rurale à l’âge de 15 ans et la région de résidence. Pour le Canada, ces renseignements sont
tirés des codes postaux de la résidence des parents pour l’année appropriée. Les données
suédoises ne comprennent pas d’indicateur de résidence en région rurale, de sorte qu’on ne tient
compte que de la région de résidence de la personne lorsque celle-ci était âgée de 15 ans.

Un sommaire des estimations logits de la fonction de risques figure aux tableaux 3a et 3b pour
une série de modèles dans lesquels est inclus un ensemble de plus en plus considérable de
covariables. Examinons d’abord les données canadiennes du tableau 3a. Nous nous intéressons
principalement aux estimations des coefficients associés aux recours antérieurs et ultérieurs des
parents à l’a.-c. aux deux premières lignes du tableau et à la valeur prédictive du test de
signification quant à leur égalité à la ligne trois. (Toutes les estimations des recours antérieurs et
ultérieurs des parents à l’a.-c. sont statistiquement significatives, les valeurs prédictives associées
étant inférieures à 0,001.) Le premier modèle estimé comprend uniquement des contrôles des
recours antérieurs des parents à l’a.-c. et une série d’indicateurs 0-1 pour l’âge du fils; le
deuxième modèle comprend, en outre, les recours ultérieurs des parents à l’a.-c. soit le contrôle
des facteurs non observables. Le coefficient associé aux recours antérieurs des parents passe de
0,410 à 0,338 (en baisse d’environ 18 %) lorsqu’on ajoute les recours ultérieurs des parents, mais
reste statistiquement différent du coefficient associé aux recours ultérieurs des parents. Ces
estimations varient peu au fur et à mesure que de nouvelles variables de contrôle visant les
caractéristiques contemporaines des personnes sont intégrées au modèle. Prises une à une, toutes
ces variables supplémentaires de contrôle sont statistiquement significatives, exception faite de
l’indice de générosité du régime d’a.-c., et, collectivement, elles accroissent l’ajustement du
modèle. Elles ne modifient pas, toutefois, l’importance des estimations des coefficients associés
aux recours antérieurs et ultérieurs des parents à l’a.-c. ni la relation entre ces coefficients : dans

                                                
11 Dunn et Holtz-Eakin (1996), par exemple, décrivent la transmission intergénérationnelle du travail autonome aux États-Unis.
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le modèle (2), qui ne tient compte que de l’âge, le coefficient des recours antérieurs des parents à
l’a.-c. (0,34) est deux fois plus élevé que celui des recours ultérieurs des parents; dans le modèle
(7), qui comprend la série complète des variables contemporaines de contrôle, le coefficient
(s’établissant à 0,32) correspond encore au double environ du coefficient des recours ultérieurs.
Ce rapport se modifie quelque peu lorsque les variables tenant compte de la situation familiale
sont intégrées au modèle. Plus particulièrement, l’ajout du revenu  permanent des parents à la
colonne (8) réduit le coefficient des recours antérieurs des parents à l’a.-c. à environ 0,25 et
réduit légèrement le coefficient des recours ultérieurs à environ 0,14, tandis que l’ajout des autres
variables aux colonnes (9), (10) et (11) ne produit pas de changement sensible. Le seuil marginal
de signification du test t de l’égalité des paramètres augmente pour atteindre environ 0,10.
Toutes les variables supplémentaires sont statistiquement significatives, à l’exception de celles
associées à la région de résidence contemporaine; plusieurs d’entre elles semblent perdre leur
signification une fois que la région de résidence de la personne lorsque celle-ci était âgée de 15
ans est intégrée au modèle.12 Étant donné que l’analyse s’attache principalement à la période
entre la seizième année de la personne et la première demande d’a.-c., il n’est peut-être pas
surprenant que l’incidence de la région de résidence de la personne à l’âge de 15 ans s’étende à
la région contemporaine de résidence. On relèvera vraisemblablement une similitude importante
entre ces mesures pour une grande partie de la période d’observation des épisodes d’a.-c. Par
conséquent, les résultats du modèle privilégié dans le cadre de cet exercice sont présentés à la
colonne (12). Ce modèle comprend toutes les covariables disponibles, exception faite de la
région contemporaine de résidence. Dans ce modèle, l’hypothèse nulle, selon laquelle l’influence
des recours antérieurs et ultérieurs des parents à l’a.-c. est identique, est rejetée à tort avec une
probabilité de 8,5 %.

Les données suédoises donnent lieu à des résultats quelque peu différents (voir le tableau 3b). Le
coefficient associé aux recours antérieurs du père à l’a.-c. dans le modèle (1) est à peu près
équivalent à celui obtenu dans les données canadiennes et diminue d’environ 14 % (passant de
0,465 à 0,400) lorsque les recours ultérieurs du père sont ajoutés. Malgré cela, dans le modèle
(2), les deux coefficients sont statistiquement différents, et la valeur prédictive s’établit à 0,115.
L’ajout de variables fait légèrement monter cette valeur prédictive à 0,163 à la colonne (7), mais
celle-ci fait un bond marqué (à 0,456) une fois que le revenu permanent des parents est ajouté à
la colonne (8). Dans le modèle complet présenté à la colonne (11), la valeur des coefficients est
de 0,240 et 0,182, et le seuil marginal de signification du test d’égalité s’établit à 0,538.
Manifestement, l’hypothèse nulle, selon laquelle les deux coefficients sont identiques, ne peut
être rejetée à un niveau de signification raisonnable, quel qu’il soit. Il s’ensuit que nous ne
pouvons rejeter la possibilité que, dans les données suédoises, l’incidence de la situation
familiale sur le moment d’une première demande d’a.-c. soit entièrement factice.

Les ensembles complets des résultats canadiens du modèle (12) et des résultats suédois du
modèle (11) sont présentés aux tableaux 4a et 4b, et sont accompagnés d’une estimation de
l’incidence marginale connexe de chaque variable.13 Dans les données canadiennes, le fait d’être

                                                
12

 Le test de Wald visant la signification des indicateurs de la région de résidence dans le modèle (10) donne lieu à un �2(15) de 20,7 et à une
valeur prédictive connexe de 0,146. Un test similaire visant la signification conjointe de la région de résidence de la personne lorsque celle-ci
était âgée de 15 ans produit un �2(17) de 137,6 et une valeur prédictive inférieure à 0,0001.

13
 L’effet marginal des covariables binaires dans ce tableau est estimé et calculé selon L (��) [1-L(��)]� où L( ) représente la distribution

logistique de probabilités, X, les moyennes des covariables dans l’échantillon (les covariables binaires étant établies en fonction de leur
proportion dans l’échantillon) et �, le vecteur des coefficients estimés. Il s’agit généralement d’une approximation précise de l’écart estimé entre
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marié réduit la probabilité de commencer un épisode d’a.-c., tandis que des taux provinciaux de
chômage plus élevés et un lieu de résidence en région rurale l’accroissent. En Suède, le fait
d’être marié n’a aucune incidence statistiquement significative sur la probabilité de déclencher
une période d’a.-c. La générosité du régime d’a.-c. a un coefficient négatif statistiquement
significatif, mais il s’agit là du signe prévu étant donné qu’on a attribué à cette variable la valeur
1 à compter de 1993, soit lorsque le taux de remplacement a diminué, passant de 90 % à 80 %.
Les variables représentant la situation familiale semblent toutes intervenir de façon plausible
dans les deux pays : le revenu permanent plus élevé des parents réduit les probabilités que le fils
présente une première demande d’a.-c.; la déclaration de revenus agricoles et de revenus
(positifs) de biens par les parents ont une incidence similaire; la déclaration de revenus de pêche
par les parents, en revanche, accroît les risques de toucher des prestations au
Canada. L’incidence de cette dernière variable est particulièrement frappante. Si un père a
déclaré des revenus de pêche lorsque son fils était âgé de 15 ou 16 ans, les probabilités que le fils
présente une première demande d’a.-c. (toutes choses étant égales par ailleurs) augmentent de
près de cinq points de pourcentage.

Ces résultats servent à calculer les estimations de l’incidence du capital social sur les taux de
risques en fonction des moyennes des variables de l’échantillon à partir de l’âge de 16 ans. Ces
estimations sont présentées aux figures 2a et 2b. Les courbes globales sont assez similaires dans
les deux pays : le taux de risques augmente de façon marquée jusqu’à la vingtaine, atteint un
sommet à 20 et 21 ans, puis redescend et se stabilise du début au milieu de la vingtaine avant de
tomber de nouveau à la fin de la vingtaine. En règle générale, les estimations canadiennes sont
plus élevées que les estimations suédoises pour la plus grande partie des âges observés.
Cependant, le taux de risques à 18 ans est en fait plus élevé en Suède. À 28 ans, les taux de
risques enregistrés dans les deux pays sont à peu près équivalents.

Les trois lignes dans ces figures représentent ainsi les taux estimés de risques : (1) les variables-
indicateurs associées aux recours antérieurs et ultérieurs des parents à l’a.-c. ont toutes deux la
valeur 0; (2) seule la variable associée aux recours ultérieurs est fixée à 1; (3) seule la variable
associée aux recours antérieurs est fixée à 1. L’écart entre (1) et (2) représente l’incidence des
facteurs non observables, tandis que l’écart entre (2) et (3) représente l’incidence causale du
capital social.

Au Canada, le taux de risques relatif au fait d’avoir un père ayant touché des prestations d’a.-c.
antérieurement est supérieur à celui associé au fait d’avoir un père ne s’étant pas du tout prévalu
du programme. L’écart le plus marqué est observé entre les âges de 19 à 22 ans, le sommet étant
enregistré à 20 ans. La probabilité conditionnelle de commencer une période d’a.-c. est environ
trois points de pourcentage plus élevée au cours de ces années pour ceux dont le père a touché
des prestations d’a.-c. antérieurement que pour ceux dont le père ne s’est jamais prévalu du
programme. Cependant, environ la moitié de cet écart est attribuable à l’effet des facteurs non
observables.14

La figure 2b, pour la Suède, présente une courbe similaire, la probabilité conditionnelle de
commencer un épisode d’a.-c. atteignant un sommet entre 20 et 21 ans. Les écarts entre ceux

                                                                                                                                                            
les probabilités de fixer l’indicateur à 1 et à 0. Voir Greene (1997, pp. 875-79). La même mise en garde s’applique aux effets marginaux dans le
modèle des probits discuté plus loin dans le cadre de la présentation des résultats figurant aux tableaux 7a et 7b.
14

 On a également estimé un modèle dans lequel le coefficient se rapportant aux recours antérieurs du père à l’a.-c. pouvait varier selon l’âge,
mais ce modèle n’a pas produit de résultats statistiquement significatifs.
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dont le père s’est prévalu du programme d’a.-c. et ceux dont le père n’a pas touché de telles
prestations sont également les plus marqués au cours de ces années. Toutefois, l’écart d’environ
deux points de pourcentage est presque entièrement attribuable aux facteurs non observables. En
fait, comme l’indiquent les résultats apparaissant à la colonne (11) du tableau 3b, l’écart observé
entre les deux premières lignes n’est pas statistiquement significatif.

Ces résultats sont présentés de façon détaillée aux tableaux 5a et 5b, qui indiquent les taux de
risques et les taux de survie associés au modèle (12) du tableau 3a pour le Canada et au modèle
(11) du tableau 3b pour la Suède. Selon les estimations de la fonction de survie établies à partir
des données canadiennes, seulement 24 % environ des personnes dont le père a touché des
prestations d’a.-c. antérieurement passeront le seuil de la trentaine sans se prévaloir du
programme, comparativement à plus de 32 % dans le cas de leurs homologues dont le père n’a
pas touché de prestations. Cet écart de huit points de pourcentage est à peu près également
attribuable aux facteurs non observables et à l’influence causale du recours des parents à l’a.-c.

En Suède, une plus grande proportion des personnes faisant partie de l’échantillon atteignent
l’âge de 28 ans sans avoir touché des prestations d’a.-c. : 47 % de celles dont le père ne s’est pas
prévalu du programme et 38 % des personnes dont le père a touché des prestations.15 Cet écart de
neuf points de pourcentage s’explique presque entièrement par les facteurs non observables, ce
qui laisse penser que, en Suède, l’influence du capital social (mesurée par le recours des parents
à l’a.-c.) ne semble pas jouer un rôle important dans le déclenchement du premier épisode d’a.-c.
du fils.

Le modèle des probits à effets aléatoires permet d’explorer la possibilité qu’un premier épisode
d’a.-c. déclenche un long processus en augmentant les risques de recours répétés à l’a.-c.
ultérieurement. Les estimations centrales établies dans le cadre de ce modèle figurent aux
tableaux 6a et 6b. Là aussi, une série de modèles comptant des ensembles de plus en plus
importants de covariables est présentée. Le modèle apparaissant à la colonne (1) comporte une
seule covariable, soit l’indicateur des recours antérieurs de la personne à l’a.-c. Pour le Canada,
le coefficient des probits estimé de 0,31 ne diminue que légèrement (pour s’établir à 0,28)
lorsque l’indicateur des recours antérieurs des parents à l’a.-c. est intégré au modèle. Dans ce
modèle, l’apprentissage individuel prévaut sur l’apprentissage social. Toutefois, l’inclusion de
l’interaction entre ces termes à la colonne (3) donne des résultats qui peuvent laisser penser que
l’apprentissage individuel est nettement moins important et qu’il est dominé par l’apprentissage
social. Le fait d’avoir un père ayant touché des prestations d’a.-c. antérieurement réduit de moitié
environ l’incidence indépendante de s’être soi-même prévalu du programme par le passé. En
d’autres termes, l’incidence des recours antérieurs sur la probabilité de recours ultérieurs est
atténuée par le fait d’avoir un parent qui a fait appel au régime d’a.-c. Ces résultats sont encore
plus concluants lorsqu’on introduit des variables de contrôle de l’âge dans le modèle. Les
résultats apparaissant à la colonne (4) indiquent que le recours antérieur de la personne dans les
modèles (1) à (3) est, dans une large mesure, un facteur substitutif pour l’âge, le coefficient ne
correspondant qu’au tiers et étant complètement dominé par le terme d’interaction avec le
recours des parents. Dans ce modèle, l’apprentissage individuel accroît la fréquence des recours
à l’a.-c. seulement si le parent n’a pas touché de prestations d’a.-c. L’ajout des covariables
associées à la région de résidence de la personne (variables de contrôle liées au taux de chômage,

                                                
15 Pour le Canada, les proportions correspondantes à 28 ans sont de 35 % et 26 %, respectivement.
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à la générosité du régime d’a.-c., à la résidence en milieu rural et à la région) réduit légèrement la
valeur du coefficient d’apprentissage social. Toutefois, ce dernier continue de s’établir à 0,23 ou
0,24 environ, et le coefficient d’apprentissage individuel en représente les six ou sept dixièmes
environ.

L’ajout des variables de contrôle de la situation familiale, notamment le revenu permanent des
parents, réduit quelque peu les deux coefficients, sans changer sensiblement leur importance
relative. Dans ce modèle, les indicateurs de la région de résidence continuent de jouer un rôle
statistiquement significatif, même lorsque la région de résidence de la personne lorsqu’elle était
enfant est incluse dans le modèle. Les résultats du modèle complet figurent à la colonne (13).
Dans ce modèle, l’hypothèse nulle selon laquelle les coefficients associés à l’apprentissage
individuel et au capital social sont égaux serait incorrectement rejetée avec une probabilité de
0,0256. L’hypothèse nulle voulant que l’apprentissage individuel et le terme d’interaction
équivalent à 0 ait une valeur prédictive plus élevée, à savoir 0,0786. Il est possible que le
coefficient associé à l’apprentissage individuel continue d’augmenter la probabilité de connaître
une période d’a.-c. dans les cas où le père s’est antérieurement prévalu du programme d’a.-c.,
mais cet effet est faible, l’estimation la plus élevée de l’incidence s’établissant à 0,04.

Les résultats suédois sont différents : l’apprentissage individuel domine l’apprentissage social.
Le coefficient lié aux recours antérieurs de la personne à la colonne (1) s’établit à 0,441 et il est
supérieur à l’estimation tirée des données canadiennes. Ce coefficient reste pratiquement
inchangé lorsque des variables de contrôle associées aux recours antérieurs du père et à
l’interaction entre les deux variables sont intégrées au modèle. En fait, le terme d’interaction
n’est en aucun cas statistiquement significatif. Une fois que des variables permettant de tenir
compte de l’âge sont incluses dans le modèle, le coefficient estimé lié aux recours antérieurs de
la personne est d’environ 0,3 et bouge peu lorsque des variables de contrôle relatives à d’autres
caractéristiques individuelles sont introduites. Parallèlement, l’estimation associée aux recours
antérieurs du père au programme diminue avec l’ajout de chaque caractéristique individuelle au
modèle et s’établit à 0,18 dans le modèle (9). L’ajout des variables relatives à la situation
familiale fait baisser la valeur des deux coefficients, le coefficient de la variable de contrôle de
l’apprentissage individuel diminuant moins que celui lié à l’apprentissage social. Dans le modèle
complet, ces deux coefficients s’établissent à 0,264 et 0,145. Ils sont statistiquement différents,
avec un niveau marginal de probabilité de 0,001.

Les résultats complets de ce modèle de même que les effets marginaux connexes pour les deux
pays figurent aux tableaux 7a et 7b. Au Canada, les recours antérieurs de la personne à l’a.-c.
augmentent la probabilité de recours ultérieurs de 1,9 point de pourcentage. Cependant, si le père
a touché des prestations d’a.-c. par le passé, cette probabilité s’accroît de 2,8 points de
pourcentage et fait tomber l’incidence des recours antérieurs de la personne à environ 0,7 point
de pourcentage seulement (0,0193-0,0127).  En Suède, par contre, les recours antérieurs de la
personne font monter la probabilité de recours ultérieurs de 4,6 points de pourcentage; si le père
s’est prévalu du programme par le passé, la probabilité des recours ultérieurs augmente encore de
2,5 points de pourcentage. Les autres résultats reflètent les tendances présentées aux tableaux 4a
et 4b quant à la période écoulée avant une première demande de prestations. Fait remarquable au
Canada, les fils de pêcheurs affichent une probabilité de toucher des prestations d’a.-c. de neuf
points de pourcentage plus élevée.
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4. Conclusion

Notre analyse comparative des tendances longitudinales du recours à l’a.-c. au Canada et en
Suède comporte deux volets. Nous analysons, au moyen de modèles de durée à temps discret, la
période écoulée avant la première demande d’a.-c. en portant une attention particulière à
l’incidence du recours du père à ce programme et en neutralisant l’hétérogénéité non observable
par la prise en compte du moment des épisodes d’a.-c. du père. Nous modélisons également la
séquence complète des recours à l’a.-c. sur une période de 12 à 15 ans (à partir de la fin des
années 1970) à l’aide de modèles des probits à effets aléatoires et nous nous attachons au rôle
relatif de la situation des parents et des recours antérieurs de la personne pour déterminer la
probabilité de toucher des prestations d’a.-c. Nous cherchons ainsi à déterminer jusqu’à quel
point les antécédents des parents amènent les enfants à se prévaloir de façon répétée du
programme d’a.-c. de même que l’importance relative des recours antérieurs des personnes elles-
mêmes au programme sur les recours ultérieurs une fois que l’influence parentale est également
neutralisée.

L’analyse révèle, premièrement, une fréquence élevée du recours à l’a.-c. chez les jeunes
hommes adultes tant au Canada qu’en Suède. Environ 75 % des jeunes hommes canadiens se
sont prévalus du programme au moins une fois avant d’atteindre la trentaine comparativement à
un peu plus de 60 % chez leurs homologues suédois.  Cependant, on observe des différences
appréciables dans ces proportions entre ceux dont le père a fait appel au programme à un
moment donné et ceux dont le père n’a pas touché de prestations d’a.-c. : plus de 80 % des
jeunes hommes canadiens dont le père a touché des prestations en ont touché eux aussi
comparativement à 70 % environ pour ceux dont le père ne s’est pas prévalu du programme; en
Suède, les chiffres correspondants sont d’environ 70 % et 58 %. Notre principal objectif consiste
à déterminer dans quelle mesure ces écarts reflètent une corrélation des caractéristiques
(observées et non observées) entre le père et le fils qui aurait une incidence sur le recours à l’a.-c.
et dans quelle mesure ils reflètent une relation telle que le recours du père à l’a.-c. influe, d’une
manière ou d’une autre, sur la probabilité du recours du fils à ce programme.

Au Canada, la fréquence d’une première demande d’a.-c. est conditionnée par la situation
familiale. Les jeunes hommes dont le père a touché des prestations d’a.-c. antérieurement
commencent généralement leur première période d’a.-c. plus tôt. Les antécédents parentaux
accroissent également les probabilités de recours répétés à l’a.-c., peu importe l’expérience
antérieure de la personne. L’apprentissage individuel du programme constitue un facteur
important seulement lorsque la famille de la personne ne s’est pas prévalue du programme. En
Suède, le premier épisode d’a.-c. n’est pas influencé de façon causale par la situation familiale.
Cependant, une fois que la personne a fait appel au programme (ce qui est plus fréquent pour
celles qui viennent de familles à faible revenu), l’apprentissage individuel s’impose comme une
influence fort importante sur la probabilité de connaître d’autres épisodes d’a.-c. À titre
d’exemple, au Canada, un tiers de l’écart d’environ 10 points de pourcentage au chapitre des
recours à l’a.-c. entre les hommes dont le père a touché des prestations et ceux dont le père ne
s'est pas prévalu du programme est attribuable à des différences dans les caractéristiques
observables et un tiers, à des différences dans les caractéristiques non observables. Le dernier
tiers de cet écart est imputable à l’apprentissage social lié aux antécédents familiaux. En outre,
les recours antérieurs de la personne à l’a.-c. accroissent la probabilité de recours ultérieurs
(d’environ deux points de pourcentage), mais seulement dans le cas des personnes dont le père
ne s’est pas prévalu du programme. Lorsque le père a touché des prestations d’a.-c., la
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probabilité de recours ultérieurs est plus élevée (d’environ trois points de pourcentage), et les
recours antérieurs de la personne n’exercent plus une influence importante. Par contre, en Suède,
la corrélation entre les recours à l’a.-c. du père et du fils est entièrement attribuable à la
corrélation des influences observables et non observables. La probabilité de commencer un
épisode d’a.-c. à la fin de la vingtaine, à condition de ne pas s’être prévalu du programme avant
cet âge, est similaire dans les deux pays, mais, en règle générale, les jeunes hommes suédois sont
moins susceptibles de commencer une période d’a.-c. que ne le sont leurs homologues canadiens.
La seule exception à ce chapitre se produit lorsque les personnes ont environ 18 ans, les Suédois
étant plus susceptibles de toucher des prestations à cet âge. De plus, si le recours subséquent au
programme est plus élevé lorsque le père a touché des prestations par le passé, les recours
antérieurs de la personne exercent une influence nettement plus forte sur les recours ultérieurs.
En Suède, les probabilités de se prévaloir du programme d’a.-c. au cours d’une année ou d’une
autre sont plus élevées de près de cinq points de pourcentage lorsque la personne a touché des
prestations antérieurement. L’apprentissage individuel, et non l’apprentissage social, est
l’influence dominante permettant de déterminer les recours répétés au programme suédois.
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Tableau 1
CORRÉLATION ENTRE LES RECOURS DU PÈRE ET DU FILS À
L’A.-C. AU CANADA ET EN SUÈDE

Pères

Pas de recours à
l’a.-c.

Recours à l’a.-c. Total

Fils Nombre % Nombre % Nombre %

1. Canada
Pas de recours à l’a.-c. 1 064 29,7 516 18,9 1 580 25,1
Recours à l’a.-c. 2 519 70,3 2 209 81,1 4 728 74,9

Total 3 583 2 725 6 308

2. Suède
Pas de recours à l’a.-c. 1 198 42,3 318 31,7 1 516 39,5
Recours à l’a.-c. 1 635 57,7 684 68,3 2 319 60,5

Total 2 833 1 002 3 835
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Tableau 2a

STATISTIQUES DESCRIPTIVES POUR L’ANALYSE DE LA PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE PREMIER ÉPISODE D’A.-C. ET TENDANCES
LONGITUDINALES DU RECOURS À L’A.-C. AU CANADA

Période écoulée avant le premier épisode d’a.-c. Tendances longitudinales du recours à l’a.-c.
Moyenne Écart-type Moyenne Écart-type

Recours de la personne à l’a.-c. 0,2161

Recours antérieur de la personne à l’a.-c. 0,4324
Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,2390 0,3195
Recours antérieurs du père et du fils à l’a.-c. 0,1838
Variable dépendante décalée 0,2042
Recours ultérieur du père à l’a.-c. 0,2897

Âge (en décennies) 2,350 0,4610
Âge au carré 5,734 2,175
Marié 0,1323 0,2314
Indice provincial de générosité de l’a.-c. 1,035 0,2175 0,9855 0,2324
Taux provincial de chômage 9,6 2,8 9,8 2,8
Résidence en région rurale 0,2110 0,2326

Région de résidence (catégorie de référence : région métropolitaine de Toronto
Terre-Neuve 0,0167 0,0220
Nouvelle-Écosse 0,0347 0,0370
Île-du-Prince-Édouard 0,0037 0,0048
Nouveau-Brunswick 0,0251 0,0295
Est du Québec 0,0706 0,0769
Montréal métropolitain 0,0784 0,0765
Ouest du Québec 0,0867 0,1004
Est de l’Ontario 0,0708 0,0633
Centre de l’Ontario 0,1226 0,1129
Sud-ouest de l’Ontario 0,0864 0,0839
Nord de l’Ontario 0,0313 0,0319
Manitoba 0,0444 0,0425
Saskatchewan 0,0400 0,0412
Alberta 0,0887 0,0919
Colombie-Britannique 0,0877 0,0973

Situation familiale
Revenu permanent des parents ($10,000s) 3,9577 7,2931 3,4947 5,8719
Revenu agricole 0,0765 0,0774
Revenu de pêche 0,00388 0,008532
Revenu de travail autonome 0,1506 0,1457
Revenu de biens 0,6240 0,5877
Résidence en région rurale à 15 ans 0,2386 0,2766

Région de résidence à 15 ans (catégorie de référence : région métropolitaine de Toronto)
Terre-Neuve 0,0180 0,0269
Nouvelle-Écosse 0,0350 0,0385
Île-du-Prince-Édouard 0,0039 0,0057
Nouveau-Brunswick 0,0266 0,0319
Est du Québec 0,0733 0,0818
Montréal métropolitain 0,0815 0,0795
Ouest du Québec 0,0882 0,0992
Est de l’Ontario 0,0710 0,0640
Centre de l’Ontario 0,1119 0,0996
Sud-ouest de l’Ontario 0,0856 0,0833
Nord de l’Ontario 0,0355 0,0356
Manitoba 0,0478 0,0468
Saskatchewan 0,0435 0,0464
Alberta 0,0828 0,0838
Colombie-Britannique 0,0832 0,0883
Territoires du Nord-Ouest 0,0004 0,0003
Yukon 0,0001 0,0001

Nombre d’années-personnes 57 208 100 795
Nombre de personnes 6 308 6 308

Le revenu permanent des parents est mesuré en dollars constants de 1986; cependant, dans l’analyse économétrique, ce revenu a été normalisé de façon à ce
que la moyenne équivaille à 0 et l’écart-type, à 1. L’analyse de la période écoulée avant le premier épisode d’a.-c. comprend également une série de
variables-indicateurs relatives à l’âge. Les proportions de celles-ci dans l’échantillon sont les suivantes :
16 ans, 0,1101; 17 ans, 0,1095; 18 ans, 0,1075; 19 ans, 0,1015; 20 ans, 0,0877; 21 ans, 0,0741; 22 ans, 0,0633; 23 ans, 0,0545; 24 ans, 0,0486; 25 ans,
0,0440; 26 ans, 0,0402; 27 ans, 0,0364; 28 ans, 0,0334; 29 ans, 0,0311; 30 ans, 0,0295.
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Tableau 2b

STATISTIQUES DESCRIPTIVES POUR L’ANALYSE DE LA PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE PREMIER ÉPISODE D’A.-C. ET TENDANCES
LONGITUDINALES DU RECOURS À L’A.-C. EN SUÈDE

Période écoulée avant le premier épisode d’a.-c. Tendances longitudinales du recours à l’a.-c.
Moyenne Écart-type Moyenne Écart-type

Recours de la personne à l’a.-c. 0,161

Recours antérieur de la personne à l’a.-c. 0,312
Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,125 0,162
Recours antérieurs du père et du fils à l’a.-c. 0,076
Variable dépendante décalée 0,144
Recours ultérieur du père à l’a.-c. 0,148 0,141

Âge (en décennies) 2,284 0,434
Âge au carré 5,403 2,011
Marié 0,062 0,090
Variable fictive de l’indice de générosité de
l’a.-c.

0,132 0,207

Taux de chômage 6,887 3,640 7, 903 4,267

Région de résidence
Comté de Stockholm 0,219 0,186
Comté de Göteborg 0,095 0,090
Comté de Malmöhus 0,097 0,097
Comtés forestiers 0,132 0,162
Autres comtés 0,456 0,465

Situation familiale
Revenu permanent des parents 5,1017 2,8459 4,9034 2,6770
Revenu agricole 0,071 0,069
Revenu de travail autonome 0,117 0,117
Revenu positif de biens 0,233 0,213
Revenu négatif de biens 0,681 0,698

Région de résidence à 15 ans
Comté de Stockholm 0,202 0,167
Comté de Göteborg 0,093 0,085
Comté de Malmöhus 0,095 0,094
Comtés forestiers 0,142 0,173
Autres comtés 0,468 0,480

Nombre d’années-personnes 38 295 55 650
Nombre de personnes 3 835 3 835

Dans l’analyse économétrique, le revenu permanent des parents a été normalisé de façon à ce que la moyenne équivaille à 0 et l’écart-type, à 1. L’analyse de
la période écoulée avant le premier épisode d’a.-c. comprend également une série de variables-indicateurs relatives à l’âge. Les proportions de celles-ci dans
l’échantillon sont les suivantes :
16 ans, 0,0741; 17 ans, 0,0740; 18 ans, 0,0742; 19 ans, 0,0740; 20 ans, 0,0741; 21 ans, 0,0740; 22 ans, 0,0739; 23 ans, 0,0740; 24 ans, 0,0739; 25 ans, 0,0739;
26 ans, 0,0740; 27 ans, 0,0741; 28 ans, 0,0623.
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Tableau 3a

PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE PREMIER ÉPISIODE D’A.-C. CHEZ LES HOMMES CANADIENS: SOMMAIRE DES ESTIMATIONS LOGITS DE LA FONCTION DE RISQUES

(1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) (8) (9) (10) (11) (12)

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,410 0,338 0,340 0,334 0,327 0,313 0,321 0,245 0,246 0,244 0,245 0,248
Recours ultérieur du père à l’a.-c. 0,172 0,173 0,155 0,149 0,151 0,153 0,139 0,137 0,137 0,137 0,135

Valeur prédictive – test d’égalité 0,009 0,009 0,005 0,005 0,011 0,009 0,104 0,093 0,102 0,102 0,085

Autres variables de contrôle visant la
personne
Âge ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

État matrimonial ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Indice provincial de générosité de
l’a.-c.

✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Taux provincial de chômage ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Résidence en région rurale ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Région de résidence ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Autres variables de contrôle visant la
situation familiale
Revenu permanent des parents ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Sources du revenu du père ✓ ✓ ✓ ✓

Résidence en région rurale à 15 ans ✓ ✓ ✓

Région de résidence à 15 ans ✓ ✓

- logarithme du rapport des
vraisemblances

15048,9 15038,5 15030,3 14952,3 14929,7 14863,8 14825,5 14743,2 14708,9 14705,8 14691,1 14702,8

Les coefficients déclarés sont établis à partir d’un modèle logit du taux de risques jusqu’au premier épisode d’a.-c. et ont tous une valeur prédictive inférieure à 0,001. Les erreurs-types tiennent compte de la
répartition en grappes entre les personnes et sont robustes en regard de l’hétéroscédasticité. La région de résidence se rapporte à 16 régions provinciales ou infraprovinciales définies en fonction du premier chiffre
du code postal. Le revenu permanent des parents correspond à la moyenne du revenu total des parents sur une période de 20 ans, tandis que les sources de revenu du père incluent des variables- indicateurs
permettant de déterminer si le père a déclaré des revenus agricoles, des revenus de pêche, des revenus de travail autonome ou des revenus de biens lorsque le fils était âgé de 15 à 16 ans. Le test de Wald relatif à la
signification des indicateurs de la région de résidence dans le modèle (11) produit un �2(15) de 20,7 et une valeur prédictive connexe de 0,146. Un test similaire permettant de déterminer si les coefficients des
variables de contrôle de la région de résidence à 15 ans sont conjointement égaux à 0 produit une statistique �2(17) de 137,6 et une valeur prédictive inférieure à 0,0001.

Le nombre d’observations s’établit à 57 208, et celles-ci visent 6 308 personnes.
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Tableau 3b

PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE PREMIER ÉPISIODE D’A.-C. CHEZ LES HOMMES SUÉDOIS : SOMMAIRE DES ESTIMATIONS LOGITS DE LA FONCTION DE RISQUES

(1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) (8) (9) (10) (11) (12)

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,465 0,400 0,399 0,390 0,320 0,318 0,280 0,240 0,240
Recours ultérieur du père à l’a.-c. 0,245 0,247 0,257 0,184 0,179 0,195 0,190 0,182

Valeur prédictive – test d’égalité 0,115 0,121 0,159 0,170 0,163 0,456 0,617 0,538

Autres variables de contrôle visant la
personne
Âge ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

État matrimonial ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Indice de générosité de l’a.-c. ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Taux de chômage ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Résidence en région rurale
Région de résidence ✓ ✓ ✓ ✓

Autres variables de contrôle visant la
situation familiale
Revenu permanent ✓ ✓ ✓

Sources du revenu du père ✓ ✓

Résidence en région rurale à 15 ans ✓

Région de résidence à 15 ans ✓

- logarithme du rapport des
vraisemblances

7 844,4 7 836,5 7 834,6 7 829,3 7 675,4 7 662,6 7 639,7 7 612,4 7 587,4

Les coefficients déclarés sont établis à partir d’un modèle logit du taux de risques jusqu’au premier épisode d’a.-c. et ont tous une valeur prédictive inférieure à 0,001. La région de résidence fait référence à cinq
régions différentes composées de divers comtés. Le revenu permanent correspond à la moyenne du revenu total des parents sur une période de 18 ans, tandis que les sources de revenu du père incluent des variables-
indicateurs permettant de déterminer si le père a déclaré des revenus agricoles, des revenus de travail autonome ou des revenus de biens lorsque le fils était âgé de 15 à 16 ans.

Le nombre d’observations s’établit à 35 488, et celles-ci visent 3 835 personnes.
Les modèles (6) et (10) ne sont pas estimés, la résidence en région rurale n’étant pas indiquée dans les données suédoises.
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Tableau 4a
ESTIMATIONS LOGITS DU TAUX DE RISQUES ASSOCIÉ À LA PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE
PREMIER ÉPISODE D’A-.C., CANADA, HOMMES ÂGÉS DE 16 À 30 ANS

Coefficient Erreur-type
robuste

Valeur
prédictive

Effet marginal

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,248 0,040 0,000 0,0125
Recours ultérieur du père à l’a.-c. 0,135 0,039 0,000 0,0068

Marié -0,248 0,062 0,000 -0,0125
Indice provincial de générosité de
l’a.-c.

0,274 0,193 0,156 0,0138

Taux provincial de chômage 0,035 0,013 0,009 0,0018
Résidence en région rurale 0,231 0,061 0,000 0,0116

Situation familiale
Revenu permanent des parents -0,344 0,059 0,000 -0,0173
Revenu agricole -0,087 0,067 0,195 -0,0044
Revenu de pêche 0,933 0,246 0,000 0,0470
Revenu de travail autonome 0,072 0,046 0,111 0,0036
Revenu de biens -0,204 0,037 0,000 -0,0103
Résidence en région rurale à 15
ans

0,105 0,059 0,078 0,0053

Région de résidence à 15 ans (catégorie de référence : région
métropolitaine de Toronto)
Terre-Neuve 0,648 0,161 0,000 0,0326
Nouvelle-Écosse 0,320 0,106 0,003 0,0161
Île-du-Prince-Édouard 0,644 0,279 0,021 0,0324
Nouveau-Brunswick 0,457 0,121 0,000 0,0230
Est du Québec 0,478 0,084 0,000 0,0241
Montréal métropolitain 0,324 0,088 0,000 0,0163
Ouest du Québec 0,508 0,085 0,000 0,0255
Est de l’Ontario 0,243 0,083 0,004 0,0122
Centre de l’Ontario 0,279 0,076 0,000 0,0140
Sud-ouest de l’Ontario 0,445 0,079 0,000 0,0224
Nord de l’Ontario 0,417 0,105 0,000 0,0210
Manitoba 0,379 0,097 0,000 0,0191
Saskatchewan 0,629 0,010 0,000 0,0316
Alberta 0,531 0,082 0,000 0,0267
Colombie-Britannique 0,521 0,086 0,000 0,0262
Territoires du Nord-Ouest -0,746 0,939 0,427 -0,0375
Yukon 1,454 0,103 0,000 0,0732

Constante -6 444 0 227 0 000

- logarithme du rapport des
vraisemblances

14 702,82

Nombre d’années-personnes 57 208

Les autres variables de contrôle comprennent un ensemble de variables-indicateurs pour chacun des âges de 17 à 30 ans. Le nombre
d’observations s’établit à 57 208, celles-ci visant 6 308 personnes. Les erreurs-types sont robustes en regard de l’hétéroscédasticité et
tiennent compte de la répartition en grappes des observations selon les personnes. Les effets marginaux sont calculés selon L(���)[1-
L(���)] �� où L( ) représente la distribution logistique de probabilités, �, le vecteur des coefficients estimés et x, les moyennes des
covariables dans l’échantillon (les covariables-indicateurs étant aussi établies en fonction de leur proportion dans l’échantillon). En
fait, ces effets marginaux sont des approximations de l’incidence des covariables binaires dans le modèle.
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Tableau 4b

ESTIMATIONS LOGITS DU TAUX DE RISQUES ASSOCIÉ À LA PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE
PREMIER ÉPISODE D’A-.C., SUÈDE, HOMMES ÂGÉS DE 16 À 28 ANS

Coefficient Erreur-type
robuste

Valeur
prédictive

Effet marginal

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,244 0,063 0,000 0,0088
Recours ultérieur du père à l’a.-c. 0,182 0,063 0,004 0,0066

Marié 0,075 0,118 0,528 0,0027
Indice de générosité de l’a.-c. -0,351 0,137 0,010 -0,0127
Taux de chômage 0,113 0,012 0,000 0,0041

Situation familiale
Revenu permanent des parents -0,191 0,027 0,000 -0,0069
Revenu agricole -0,268 0,098 0,006 -0,0097
Revenu de travail autonome 0,007 0,069 0,914 0,0002
Revenu positif de biens -0,248 0,094 0,008 -0,0089
Revenu négatif de biens 0,067 0,084 0,421 0,0024

 Région de résidence (catégorie de référence : comté de Stockholm)
Göteborg 0,668 0,219 0,002 0,0241
Malmö 0,432 0,259 0,096 0,0156
Comtés forestiers 0,512 0,229 0,025 0,0185
Autres comtés 0,342 0,162 0,035 0,0123

Région de résidence à 15 ans (catégorie de référence : comté de
Stockholm)
Göteborg -0,646 0,228 0,005 -0,0233
Malmö -0,143 0,261 0,582 -0,0052
Comtés forestiers -0,017 0,215 0,937 -0,0006
Autres comtés -0,068 0,157 0,666 -0,0024

Constante -7,623 0,461 0,000

- logarithme du rapport des
vraisemblances

7 587,36

Nombre d’années-personnes 35 488

Les autres variables de contrôle comprennent un ensemble de variables-indicateurs pour chacun des âges de 17 à 28 ans. Le nombre
d’observations s’établit à 35 488, celles-ci visant 3 835 personnes. Les erreurs-types sont robustes en regard de l’hétéroscédasticité et
tiennent compte de la répartition en grappes des observations selon les personnes. Les effets marginaux sont calculés selon la formule
figurant à la note du tableau 4a.
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Tableau 5a
ESTIMATION DES TAUX DE RISQUES ET DE SURVIE :
PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE PREMIER ÉPISODE D’A.-C., CANADA

Taux de risques Taux de survie

Âge Pas de
recours du

père à
l’a.-c.

Recours
ultérieur
du père à

l’a.-c.

Recours
antérieur
du père à

l’a.-c.

Pas de
recours du

père à
l’a.-c.

Recours
ultérieur
du père à

l’a.-c.

Recours
antérieur
du père à

l’a.-c.

16 0,0041 0,0047 0,0052 0,9959 0,9953 0,9948
17 0,0152 0,0174 0,0194 0,9807 0,9780 0,9754
18 0,0452 0,0514 0,0572 0,9364 0,9277 0,9196
19 0,1154 0,1299 0,1432 0,8283 0,8072 0,7879
20 0,1320 0,1483 0,1631 0,7189 0,6875 0,6594
21 0,1250 0,1405 0,1546 0,6291 0,5909 0,5575
22 0,1168 0,1314 0,1448 0,5556 0,5132 0,4767
23 0,0914 0,1033 0,1142 0,5048 0,4602 0,4223
24 0,0784 0,0887 0,0983 0,4652 0,4194 0,3808
25 0,0737 0,0834 0,0925 0,4310 0,3844 0,3456
26 0,0776 0,0878 0,0973 0,3975 0,3506 0,3119
27 0,0705 0,0799 0,0886 0,3695 0,3226 0,2843
28 0,0568 0,0644 0,0716 0,3485 0,3018 0,2640
29 0,0421 0,0479 0,0533 0,3339 0,2874 0,2499
30 0,0299 0,0340 0,0379 0,3239 0,2776 0,2404

Note : Dans le modèle (12) du tableau 3a, les taux de risques sont calculés en fonction des moyennes des autres
covariables de l’échantillon selon l’âge.
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Tableau 5b
ESTIMATION DES TAUX DE RISQUES ET DE SURVIE :
PÉRIODE ÉCOULÉE AVANT LE PREMIER ÉPISODE D’A.-C., SUÈDE

Taux de risques Taux de survie

Âge Pas de
recours du

père à
l’a.-c.

Recours
ultérieur
du père à

l’a.-c.

Recours
antérieur
du père à

l’a.-c.

Pas de
recours du

père à
l’a.-c.

Recours
ultérieur
du père à

l’a.-c.

Recours
antérieur
du père à

l’a.-c.

16 0,0011 0,0013 0,0014 0,9989 0,9987 0,9986
17 0,0119 0,0142 0,0151 0,9870 0,9845 0,9835
18 0,0670 0,0793 0,0839 0,9209 0,9064 0,9010
19 0,0635 0,0752 0,0796 0,8624 0,8383 0,8293
20 0,0896 0,1056 0,1116 0,7851 0,7498 0,7367
21 0,0916 0,1086 0,1139 0,7132 0,6683 0,6528
22 0,0578 0,0685 0,0726 0,6720 0,6225 0,6054
23 0,0615 0,0729 0,0772 0,6306 0,5772 0,5587
24 0,0497 0,0590 0,0625 0,5993 0,5431 0,5238
25 0,0533 0,0633 0,0670 0,5674 0,5087 0,4887
26 0,0667 0,0790 0,0836 0,5295 0,4685 0,4478
27 0,0617 0,0732 0,0774 0,4968 0,4343 0,4132
28 0,0547 0,0649 0,0687 0,4697 0,4061 0,3848

Note : Dans le modèle (11) du tableau 3b, les taux de risques sont calculés en fonction des moyennes des autres
covariables de l’échantillon selon l’âge.



Direction des études analytiques – Documents de recherche                   - 29 - Statistique Canada No 11F0019MPF No159

Tableau 6a

INCIDENCE DE L’APPRENTISSAGE INDIVIDUEL ET DU CAPITAL SOCIAL SUR LA PROBABILITÉ DU RECOURS À L’A.-C.
SOMMAIRE DES ESTIMATIONS À PARTIR DES MODÈLES DES PROBITS À EFFETS ALÉATOIRES VISANT LES HOMMES CANADIENS

(1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) (8) (9) (10) (11) (12) (13)

Recours antérieur de la personne à
l’a.-c.

0,310 0,277 0,331 0,113 0,116 0,149 0,148 0,162 0,164 0,148 0,146 0,140 0,134

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,200 0,294 0,269 0,270 0,238 0,238 0,229 0,230 0,197 0,195 0,193 0,193
Recours du père et du fils à l’a.-c. -0,159 -0,103 -0,102 -0,096 -0,095 -0,093 -0,094 -0,083 -0,086 -0,087 -0,089

Caractéristiques de la personne
Âge et âge au carré ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

État matrimonial ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Taux provincial de chômage ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Indice provincial de générosité de
l’a.-c.

✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Résidence en région rurale ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Région de résidence ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Situation familiale
Revenu permanent des parents ✓ ✓ ✓ ✓

Sources du revenu du père ✓ ✓ ✓

Résidence en région rurale à 15 ans ✓ ✓

Région de résidence à 15 ans ✓

- logarithme du rapport des
vraisemblances

39 267,3 39 153,6 39 130,4 38 218,7 38 185,8 37 765,0 37 762,0 37 668,4 37 599,5 37 516,3 37 450,2 37 428,3 37 414,2

La variable dépendante est un indicateur 0-1 permettant de déterminer si la personne a touché des prestations d’a.-c. au cours d’une année donnée. Les coefficients déclarés sont établis au moyen d’un modèle des probits à effets aléatoires dans le cadre duquel on présume que l’hétérogénéité
individuelle non observée suit une distribution normale. Tous les coefficients déclarés ont une valeur prédictive inférieure à 0,000.

Le nombre d’observations s’établit à 100 795, ce qui représente des observations annuelles visant 6 308 personnes de l’âge de 16 ans à l’âge de 31 ans.

Tous les modèles comprennent une valeur décalée de la variable dépendante. La région de résidence se rapporte à 16 régions provinciales ou infraprovinciales définies en fonction du premier chiffre du code postal. La résidence en région rurale est établie en fonction du deuxième chiffre du
code postal. Le revenu permanent des parents correspond à la moyenne du revenu total des parents sur une période de 20 ans, tandis que les sources de revenu du père incluent quatre variables-indicateurs permettant de déterminer si le père a déclaré des revenus agricoles, des revenus de
pêche, des revenus de travail autonome ou des revenus de biens lorsque le fils était âgé de 15 à 16 ans.
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Tableau 6b

INCIDENCE DE L’APPRENTISSAGE INDIVIDUEL ET DU CAPITAL SOCIAL SUR LA PROBABILITÉ DU RECOURS À L’A.-C.
SOMMAIRE DES ESTIMATIONS À PARTIR DES MODÈLES DES PROBITS À EFFETS ALÉATOIRES VISANT LES HOMMES SUÉDOIS

(1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) (8) (9) (10) (11) (12) (13)

Recours antérieur de la personne à
l’a.-c.

0,441 0,420 0,437 0,297 0,299 0,317 0,296 0,290 0,275 0,261 0,264

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,217 0,260 0,231 0,230 0,179 0,175 0,180 0,156 0,144 0,145
Recours du père et du fils à l’a.-c. -0,085n,s -0,057 n,s -0,057 n,s -0,050 n,s -0,051 n,s -0,052 n,s -0,043 n,s -0,035 n,s -0,041 n,s

Caractéristiques de la personne
Âge et âge au carré ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

État matrimonial ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Taux de chômage ✓ ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Indice de générosité de l’a.-c. ✓ ✓ ✓ ✓ ✓

Résidence en région rurale
Région de résidence ✓ ✓ ✓ ✓

Situation familiale
Revenu permanent des parents ✓ ✓ ✓

Sources du revenu du père ✓ ✓

Résidence en région rurale à 15 ans
Région de résidence à 15 ans ✓

- logarithme du rapport des
vraisemblances

15 235,8 15 179,9 15 177,7 15 027,7 14 784,6 15 021,9 14 614,3 14 593,0 14 564,9 14 533,4 14 487,4

La variable dépendante est un indicateur 0-1 permettant de déterminer si la personne a touché des prestations d’a.-c. au cours d’une année donnée. Les coefficients déclarés sont établis au moyen d’un modèle des probits à effets aléatoires dans le cadre duquel on présume

que l’hétérogénéité individuelle non observée suit une distribution normale. Tous les coefficients déclarés ont une valeur prédictive inférieure à 0,000, sauf ceux qui portent la mention 
n.s.

Le nombre d’observations s’établit à 49 133, ce qui représente des observations annuelles visant 3 835 personnes de l’âge de 16 ans à l’âge de 28 ans.

Tous les modèles comprennent une valeur décalée de la variable dépendante. La région de résidence se rapporte à cinq régions différentes composées de divers comtés. Le revenu permanent correspond à la moyenne du revenu total des parents sur une période de 18 ans,
tandis que les sources de revenu du père incluent des variables-indicateurs permettant de déterminer si le père a déclaré des revenus agricoles, des revenus de travail autonome ou des revenus de biens lorsque le fils était âgé de 15 à 16 ans.

Les modèles (8) et (12) n’ont pas été estimés, les données suédoises ne comprenant pas d’indicateur de résidence en région rurale.
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Tableau 7a

ESTIMATIONS DES PROBITS À EFFETS ALÉATOIRES DE LA PROBABILITÉ DE RECOURS À
L’A.-C.
HOMMES CANADIENS DE L’ÂGE DE 16 ANS À L’ÂGE DE 31 ANS

Coefficient Erreur-type
robuste

Valeur
prédictive

Effet marginal

Recours antérieur de la personne à
l’a.-c.

0,134 0,022 0,000 0,0193

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,193 0,021 0,000 0,0278
Recours antérieurs du père et du
fils à l’a.-c.

-0,089 0,025 0,000 -0,0127

Variable dépendante décalée 1,196 0,015 0,000 0,1720

Âge (en décennies) 7,522 0,212 0,000
Âge au carré -1,528 0,046 0,000
Marié -0,133 0,016 0,000 -0,0191
Indice provincial de générosité de
l’a.-c.

0,030 0,060 0,612 0,0044

Taux provincial de chômage 0,066 0,004 0,000 0,0095
Résidence en région rurale 0,096 0,019 0,000 0,0138

Région de résidence (catégorie de référence : région métropolitaine de Toronto)
Terre-Neuve -0,290 0,090 0,001 -0,0417
Nouvelle-Écosse -0,068 0,072 0,345 -0,0098
Île-du-Prince-Édouard 0,049 0,179 0,786 0,0070
Nouveau-Brunswick 0,023 0,084 0,782 0,0034
Est du Québec 0,110 0,078 0,157 0,0159
Montréal métropolitain -0,026 0,067 0,700 -0,0037
Ouest du Québec -0,017 0,067 0,796 -0,0025
Est de l’Ontario 0,036 0,054 0,509 0,0051
Centre de l’Ontario 0,021 0,039 0,591 0,0030
Sud-ouest de l’Ontario 0,141 0,053 0,008 0,0202
Nord de l’Ontario 0,117 0,070 0,095 0,0169
Manitoba 0,087 0,079 0,270 0,0125
Saskatchewan 0,305 0,076 0,000 0,0438
Alberta 0,074 0,056 0,187 0,0106
Colombie-Britannique 0,104 0,055 0,060 0,0149

Situation familiale
Revenu permanent des parents -0,133 0,015 0,000 -0,0192
Revenu agricole -0,011 0,030 0,712 -0,0016
Revenu de pêche 0,632 0,080 0,000 0,0909
Revenu de travail autonome 0,026 0,021 0,227 0,0037
Revenu de biens -0,117 0,016 0,000 -0,0168
Résidence en région rurale à 15
ans

0,121 0,022 0,000 0,0175

.../
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Tableau 7a (suite)

ESTIMATIONS DES PROBITS À EFFETS ALÉATOIRES DE LA PROBABILITÉ DE RECOURS À
L’A.-C.
HOMMES CANADIENS DE L’ÂGE DE 16 ANS À L’ÂGE DE 31 ANS

Coefficient Erreur-type
robuste

Valeur
prédictive

Effet marginal

Région de résidence à 15 ans (catégorie de référence : région métropolitaine de Toronto)
Terre-Neuve 0,288 0,082 0,000 0,0414
Nouvelle-Écosse 0,129 0,075 0,084 0,0186
Île-du-Prince-Édouard 0,196 0,174 0,259 0,0282
Nouveau-Brunswick 0,187 0,085 0,028 0,0269
Est du Québec 0,165 0,080 0,039 0,0238
Montréal métropolitain 0,090 0,069 0,194 0,0129
Ouest du Québec 0,182 0,070 0,009 0,0261
Est de l’Ontario 0,074 0,059 0,209 0,0106
Centre de l’Ontario 0,114 0,045 0,011 0,0163
Sud-ouest de l’Ontario 0,010 0,057 0,081 0,0143
Nord de l’Ontario 0,139 0,073 0,055 0,0201
Manitoba 0,074 0,080 0,352 0,0107
Saskatchewan 0,102 0,078 0,190 0,0147
Alberta 0,161 0,061 0,009 0,0232
Colombie-Britannique 0,071 0,061 0,242 0,0102
Territoires du Nord-Ouest -0,754 0,492 0,126 -0,1083
Yukon 0,317 0,545 0,561 0,0456

Constante -11,1 0,238 0,000

����� -1,89 0,061 0,000

�� 0,389 0,012
� 0,132 0,0069

- logarithme du rapport des
vraisemblances

37 414,2

Le nombre d’observations s’établit à 100 795, ce qui représente les observations annuelles visant 6 308 personnes de l’âge de 16 ans à l’âge de 31 ans.
La variable dépendante est un indicateur 0-1 permettant de déterminer si la personne a touché des prestations d’a.-c. au cours d’une année donnée. Les coefficients déclarés sont
établis au moyen d’un modèle des probits à effets aléatoires dans le cadre duquel on présume que l’hétérogénéité individuelle non observée suit une distribution normale, avec un
écart-type de �

�
. La proportion de la variance totale attribuable à la variance au niveau individuel est établie ainsi �����

�
������

�
). Le test du rapport des vraisemblances de

l’hypothèse nulle, selon laquelle ��	
���
����������������������2(1) de 610,5 et une valeur prédictive connexe inférieure à 0,0001. Les effets marginaux sont calculés selon �����)�,
où �� ) représente la fonction de densité normale, �, le vecteur des coefficients estimés et x, les moyennes des covariables dans l’échantillon (les variables-indicateurs étant aussi
établies en fonction de leur proportion dans l’échantillon). En fait, ces effets marginaux sont des approximations de l’incidence des covariables binaires dans le modèle. La
probabilité globale estimée de toucher des prestations d’a.-c. (en fonction des moyennes des covariables dans l’échantillon) est de 0,1438.
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Tableau 7b
ESTIMATIONS DES PROBITS À EFFETS ALÉATOIRES DE LA PROBABILITÉ DE RECOURS À
L’A.-C.
HOMMES SUÉDOIS DE L’ÂGE DE 16 ANS À L’ÂGE DE 28 ANS

Coefficient Erreur-type
robuste

Valeur
prédictive

Effet marginal

Recours antérieur de la personne à
l’a.-c.

0,264 0,026 0,000 0,0464

Recours antérieur du père à l’a.-c. 0,145 0,030 0,000 0,0254
Recours antérieurs du père et du
fils à l’a.-c.

-0,041 0,041 0,325 -0,0072

Variable dépendante décalée 1,440 0,026 0,000 0,2532

Âge (en décennies) 6,764 0,372 0,000
Âge au carré -1,501 0,084 0,000
Marié 0,029 0,035 0,406 0,0051
Indice de générosité de l’a.-c. -0,147 0,000 0,000 -0,0258
Taux de chômage 0,078 0,004 0,000 0,0136

Situation familiale
Revenu permanent des parents -0,080 0,010 0,000 -0,0140
Revenu agricole -0,128 0,034 0,000 -0,0225
Revenu de travail autonome -0,032 0,026 0,206 -0,0057
Revenu positif de biens -0,092 0,033 0,005 -0,0162
Revenu négatif de biens 0,024 0,029 0,407 0,0042

Région de résidence (catégorie de référence : comté de Stockholm)
Göteborg 0,102 0,079 0,197 0,0180
Malmö 0,136 0,082 0,099 0,0239
Comtés forestiers 0,170 0,068 0,013 0,0298
Autres comtés 0,108 0,056 0,055 0,0191

Région de résidence (catégorie de référence : comté de Stockholm)
Göteborg -0,141 0,082 0,086 -0,0247
Malmö -0,082 0,084 0,327 -0,0144
Comtés forestiers -0,116 0,064 0,068 -0,0204
Autres comtés -0,090 0,055 0,104 -0,0159

Constante -9,510 0,410 0,000

����� -1,451 0,106 0,000

�� 0,438 0,023
� 1,61 0,014

- logarithme du rapport des
vraisemblances

14 487,4

Le nombre d’observations s’établit à 48 920, ce qui représente les observations annuelles visant 3 818 personnes de l’âge de 16 ans à l’âge de 28 ans.
La variable dépendante est un indicateur 0-1 permettant de déterminer si la personne a touché des prestations d’a.-c. au cours d’une année donnée. Les coefficients déclarés sont
établis au moyen d’un modèle des probits à effets aléatoires dans le cadre duquel on présume que l’hétérogénéité individuelle non observée suit une distribution normale, avec un
écart-type de �

�
. La proportion de la variance totale attribuable à la variance au niveau individuel est établie ainsi �����

�
������

�
). Le test du rapport des vraisemblances de

l’hypothèse nulle, selon laquelle ��	
���
����������������������2(1) de 197,5 et une valeur prédictive connexe inférieure à 0,0001. Les effets marginaux sont calculés selon �����)�,
où �� ) représente la fonction de densité normale, �, le vecteur des coefficients estimés et x, les moyennes des covariables dans l’échantillon (les variables-indicateurs étant aussi
établies en fonction de leur proportion dans l’échantillon). En fait, ces effets marginaux sont des approximations de l’incidence des covariables binaires dans le modèle. La
probabilité globale estimée de toucher des prestations d’a.-c. (en fonction des moyennes des covariables dans l’échantillon) est de 0,1002.
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Figure 1

Aperçu schématique de la transmission intergénérationelle de la situation quant à l'a-c
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Figure 2a
Taux de risques estimés quant à la période précédant le premier recours à l'a.-c.
Hommes canadiens de 16 à 30 ans

0.000

0.020

0.040

0.060

0.080

0.100

0.120

0.140

0.160

0.180

16 17 18 19 20 21 22 23 24 25 26 27 28 29 30

Âge

Pr
ob

ab
ili

té
 c

on
di

tio
nn

el
le Recours antérieur du père à l'a.-c.

Pas de recours du père à l'a.-c.

Recours ultérieur du
père à l'a.-c.



Direction des études analytiques – Documents de recherche                   - 36 - Statistique Canada No 11F0019MPF No159

Figure 2b
Taux de risques estimés quant à la période précédant le premier recours à l'a.-c.
Homme suédois de 16 à 28 ans
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