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Les inégalités intra-familiales 
d’éducation en France

Nathalie Picard* 
François-Charles Wolff**

Si la transmission intergénérationnelle du capital humain a été largement 
étudiée par les économistes, on sait, en revanche, peu de choses sur les écarts 
scolaires entre frères et sœurs. Cet article propose une mesure de l’hétérogénéité 
d’éducation entre les enfants pour la France sur la base d’un échantillon compre-
nant 27 197 enfants appartenant à 11 694 familles. L’estimation de modèles Probit 
ordonnés à effets aléatoires et la mise en œuvre d’une décomposition de variance 
permettent de distinguer l’hétérogénéité d’éducation entre les familles de celle au 
sein des familles, entre frères et sœurs. Les résultats indiquent que l’hétérogénéité 
d’éducation entre les familles représente près de deux tiers de la variabilité totale. 
Au sein des fratries, les filles et les aînés sont relativement plus éduqués.

EDUCATIONAL INEQUALITIES WITHIN FAMILIES IN FRANCE

While intergenerational transmission of human capital has been widely docu-
mented by economists, less is known about differences in schooling between 
siblings. This paper proposes a measure of educational inequality in France using 
a sample of 27,197 children from 11,694 families. Estimation of ordered Probit 
models with random effects and application of variance decomposition allow 
making a distinction between educational inequalities between families and educa-
tional inequalities within families, among siblings. Results show that differences 
in schooling between families amount to about two-thirds of the total variance. 
Compared to their siblings, girls and first-born children are more educated.
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INTRODUCTION

De très nombreuses études économétriques se sont intéressées aux détermi-
nants du niveau éducatif des enfants (Björklund et Salvanes [2011]). Celles-
ci mettent en évidence deux grands types de variables familiales qui viennent 
influencer la réussite scolaire.

D’une part, le diplôme dépend du milieu parental dans lequel évoluent les 
enfants. Avoir des parents diplômés ou appartenir à des familles fortunées sont 
des éléments qui favorisent sensiblement l’acquisition de capital humain (Black 
et al. [2005a]). D’autre part, la réussite scolaire est fonction des propres carac-
téristiques des enfants. Les garçons et les filles n’ont pas toujours les mêmes 
chances de réussite à l’école, et le diplôme dépend aussi de la composition de la 
fratrie dont sont issus les enfants. Avoir de nombreux frères et sœurs, avoir des 
frères plutôt que des sœurs à taille de fratrie donnée, ou faire partie des derniers-
nés constituent, dans certains pays, des freins à la réussite scolaire (Black et al. 
[2005b] ; Booth et Kee [2009] ; Butcher et Case [1994])1.

Les caractéristiques de l’enfant et de sa famille ne sont pas les seules à 
influencer sa trajectoire scolaire. Les investissements publics et, plus générale-
ment, le contexte institutionnel viennent également modifier le niveau éducatif, 
que ce soit par l’accueil des plus jeunes enfants dans des écoles maternelles, par 
la modulation de la taille des classes ou bien encore par la mise en concurrence 
des établissements supérieurs (Hanushek et Woessmann [2011]). La combi-
naison de tous ces éléments donne lieu à de multiples inégalités dans la réussite 
scolaire, que ce soit entre les pays, au sein des différents pays avec des dispa-
rités régionales ou des différences entre les milieux urbains et ruraux, entre les 
familles, ou au sein même des familles entre les frères et sœurs.

Curieusement, les études empiriques qui se sont intéressées aux inégalités 
intra-familiales d’éducation demeurent peu nombreuses (Behrman et al. [1995] ; 
Erjnaes et Pörtner [2004] ; Picard et Wolff [2010])2. La littérature économique 
nous enseigne pourtant qu’il est très vraisemblable que l’hétérogénéité d’édu-
cation au sein des fratries ne soit pas négligeable du tout. Pour diverses raisons, 
qui ne résultent pas toujours de choix délibérés des parents, certains enfants dans 
les fratries peuvent mieux réussir que leurs frères et sœurs.

Les parents peuvent tout d’abord délibérément favoriser le capital humain de 
certains de leurs enfants. S’ils ont par exemple une préférence pour les garçons 
ou bien pour les aînés, il est vraisemblable qu’ils consacreront davantage de 
ressources (sous forme d’argent ou de temps) pour leur éducation. Il se peut 
aussi qu’ils soient amenés à faire des choix parce qu’ils n’ont pas suffisamment 
de ressources financières pour aider dans des proportions similaires l’ensemble 
de leurs enfants. S’ils sont contraints par la liquidité, les parents peuvent alors 

1.  Il existe de nombreuses controverses autour des effets de la composition de la fratrie. Ainsi, 
pour les États-Unis, Kaestner [1997] et Hauser et Kuo [1998] ne trouvent pas d’effet significatif 
de la composition par sexe, contrairement à Butcher et Case [1994]. En ce qui concerne le rang de 
naissance, Black et al. [2005b] montrent que sa prise en compte dans les régressions fait disparaître 
l’effet négatif du nombre de frères et sœurs sur le diplôme en Norvège, mais Booth et Kee [2009] ne 
trouvent pas une telle relation en Angleterre.

2.  Behrman [1997] propose une revue détaillée des modèles d’allocation des ressources au sein 
de la famille.
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investir dans les enfants caractérisés par les rendements éducatifs les plus élevés 
(Garg et Morduch [1998]). 

Dans certains cas, les mécanismes à l’origine d’inégalités entre collatéraux ne 
sont pas délibérés. Les derniers-nés dans les fratries peuvent ainsi être favorisés 
puisque leurs parents vont avoir plus de ressources à leur consacrer une fois 
les aînés éduqués. Il en sera de même si les revenus des parents augmentent au 
cours de leur cycle de vie à un rythme plus élevé que ne s’accroissent les frais de 
scolarité. Dans le même temps, le fait d’être parmi les premiers-nés peut s’avérer 
bénéfique puisque les aînés vivent plus longtemps que les cadets au sein d’une 
fratrie de petite taille, si bien que l’effet du rang est indéterminé dans le cas 
général (Wolff [2012]). Enfin, il peut y avoir des changements dans la sélectivité 
du système éducatif au cours du temps, qui peuvent favoriser les générations les 
plus récentes (Magnac et Thesmar [2002]).

Dans cet article, nous nous intéressons aux inégalités d’éducation au sein 
des fratries en France, c’est-à-dire à l’hétérogénéité d’éducation entre frères et 
sœurs. La démarche est ici positive. Il s’agit d’apprécier l’importance des écarts 
de diplôme entre les enfants d’une même famille et non de savoir si le décideur 
public doit poursuivre un objectif de méritocratie ou bien de démocratisation du 
système scolaire3.

Nous cherchons donc à mesurer l’hétérogénéité d’éducation en distinguant les 
inégalités qui existent entre les familles de celles présentes au sein des familles 
entre les différents frères et sœurs. Nous mobilisons à cet effet trois enquêtes 
s’intéressant au patrimoine des ménages qui ont été réalisées par l’Insee en 1992, 
1998 et 2004. Ces données permettent d’étudier l’allocation intra-familiale de 
l’éducation puisque nous connaissons le niveau d’éducation de chaque enfant et 
que nous avons accès à une description complète de la fratrie (nombre d’enfants, 
composition par sexe, rang de naissance de chaque enfant)4. Les enfants étudiés 
sont, pour la plupart, nés entre 1945 et 1980.

Notre analyse économétrique repose sur l’estimation de modèles ordonnés à 
effets aléatoires pour rendre compte des niveaux éducatifs des frères et sœurs. 
Suivant la méthodologie proposée par Picard et Wolff [2010], nous procédons 
à des décompositions de variance sur le niveau d’éducation latent de chaque 
enfant, obtenu à partir d’un modèle ordonné. Les résultats que nous obtenons 
indiquent que les inégalités d’éducation entre les familles, qu’elles soient expli-
quées ou inexpliquées, représentent près de deux tiers de la variance totale. Il 
existe donc une hétérogénéité substantielle dans les diplômes entre les frères 
et sœurs. Au sein des fratries, ce sont les filles et les aînés qui s’en sortent 
relativement le mieux.

3.  Nous remercions un rapporteur anonyme pour ses commentaires sur ce point. Si une forte 
hétérogénéité d’éducation entre frères et sœurs est compatible avec un système scolaire méritocra-
tique, un système scolaire, fondé sur des inégalités de naissance, conduit à une homogénéité totale 
des niveaux d’éducation au sein des familles. Un tel débat ne saurait être tranché avec les données 
que nous mobilisons, notamment parce que nous ne sommes pas en mesure de distinguer les carac-
téristiques héritées par les enfants de leurs parents de leur effort produit pour réussir leur parcours 
scolaire. 

4.  Si ces enquêtes permettent de mesurer l’hétérogénéité d’éducation entre frères et sœurs, il 
importe de préciser que ces enquêtes n’ont pas été conçues pour étudier les trajectoires scolaires des 
enfants. Ainsi, l’information recueillie sur les diplômes ne permet pas de connaître avec précision 
les filières suivies ou bien les éventuels redoublements intervenus.
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La suite de cet article est organisée de la façon suivante. La section suivante 
propose une synthèse des travaux sur le lien entre la réussite scolaire et les carac-
téristiques familiales en France. Ensuite, nous décrivons les bases de données 
utilisées et précisons l’évolution du niveau de diplôme des enfants par cohorte 
de naissance. La spécification économétrique retenue est présentée dans une 
quatrième section. Les déterminants du niveau de diplôme des enfants et le poids 
des inégalités d’éducation entre les familles et au sein des fratries sont discutés 
dans la cinquième section. Enfin, une dernière section conclut.

REVUE DE LITTÉRATURE

Analysant le lien entre l’origine sociale et la destinée scolaire sur la base de 
quatre enquêtes sur la formation et la qualification professionnelle (de 1970 
à 1993), Goux et Maurin [1995] montrent que le développement du système 
éducatif dans la période d’après guerre s’est accompagné d’une ouverture à des 
milieux sociaux qui en étaient largement exclus jusqu’alors. Toutefois, si la 
démocratisation de l’enseignement a profité aux enfants des familles les moins 
qualifiées, elle a aussi bénéficié aux enfants issus des classes intermédiaires. 
Dès lors, cette démocratisation n’est pas venue réduire les inégalités observées, 
puisque le schéma observé est proche d’une démocratisation uniforme où tous 
les enfants sont concernés5.

Goux et Maurin [1997] mettent en avant l’importance croissante des facteurs 
culturels par rapport aux facteurs socioéconomiques pour rendre compte de la 
persistance des inégalités scolaires entre les enfants d’une même génération. 
Une meilleure connaissance du système scolaire, toujours plus complexe, par 
les parents les plus diplômés vient naturellement favoriser les parcours de leurs 
enfants. Le lien entre les hiérarchies scolaires des enfants et des parents tend ainsi 
à se renforcer au fil des générations (Goux et Maurin [1995]). Plusieurs études 
ont cherché à évaluer cette intensité de la transmission intergénérationnelle du 
capital humain, en mettant simplement en relation la dotation en capital humain 
d’un individu  avec celle de ses parents6.

Utilisant les données de l’enquête Formation et qualification professionnelle 
2003, Fabre et Moullet [2004] proposent des estimations de la corrélation entre 
le capital humain des parents et celui des enfants (mesuré par la durée de scola-
rité), tout en tenant compte de la dotation en capital humain moyen de la société. 
Elles obtiennent des coefficients de transmission intergénérationnelle du capital 
humain de l’ordre de 0,3 à la fois pour les durées d’études du père et de la mère. 
Ce résultat ne permet cependant pas de déduire que le fait d’avoir des parents 
diplômés a un effet causal sur la réussite scolaire des enfants (Card [2001]). Le 
lien statistique mis en évidence entre les niveaux de capital humain des deux 

5.  Albouy et Tavan [2008] s’intéressent plus spécifiquement à la démocratisation de 
l’enseignement supérieur sur la base des enquêtes Emploi de 1990 à 2002. Si la démocratisation 
de l’enseignement supérieur a été de même ampleur pour ses différents niveaux de diplôme, elle 
apparaît moins prononcée que celle du baccalauréat.

6.  Pour une revue des travaux empiriques sur la transmission intergénérationnelle du capital 
humain au niveau international, se reporter à Becker et Tomes [1986] et à Haveman et Wolfe (1995].
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générations peut résulter de facteurs inobservables propres aux parents les plus 
diplômés, qui viendraient jouer sur la trajectoire de leurs enfants.

Pour savoir si cet effet de l’éducation des parents sur celle des enfants est 
causal ou non, Maurin et McNally [2008] utilisent de manière originale le 
recours à l’épisode de mai 1968 qui a permis à certaines cohortes d’accéder 
plus facilement aux études supérieures. Pour des tailles de cohortes de naissance 
comparable, le nombre de candidats reçus au bac en 1968 a en effet été de 30 % 
supérieur par rapport aux années adjacentes. Pour celles et ceux qui en ont béné-
ficié, les auteurs montrent que ce surcroît d’éducation a amélioré non seulement 
leur propre réussite professionnelle (avec notamment des revenus supérieurs), 
mais aussi la trajectoire scolaire de leurs enfants. Cet effet causal de l’éduca-
tion des parents est tout à fait significatif, puisque chaque année supplémentaire 
passée par les parents à l’université réduit d’environ 30 % la probabilité pour les 
enfants de redoubler au primaire ou au collège.

Les enfants issus de milieux défavorisés sur le plan économique s’en sortent 
également moins bien que les autres. Maurin [2002] étudie l’effet du revenu 
parental sur la probabilité de redoubler à l’école élémentaire. Il met en évidence 
un fort effet de la pauvreté des parents sur la réussite scolaire, qui excède large-
ment celui (positif) relevant de l’éducation des parents. Ainsi, une hausse de 
10 % du revenu parental donne lieu à une diminution de 6,5 points de la proba-
bilité de redoubler à l’école primaire7. Duée [2005] propose une mesure de 
l’importance du chômage des parents sur le devenir des enfants. Les données de 
l’enquête Budget des familles 2001 révèlent que les enfants dont le père a connu 
le chômage ont une probabilité beaucoup plus faible (de l’ordre de 20 points) 
d’obtenir le bac.

À caractéristiques parentales données, plusieurs variables propres aux enfants 
influencent leurs trajectoires scolaires. À partir de données longitudinales sur 
deux cohortes d’élèves, Establet [1988] met en évidence la progression très forte 
de la réussite scolaire des filles dans tous les milieux sociaux et qualifie ce 
phénomène de « subversion dans la reproduction scolaire ». Baudelot et Establet 
[1992] expliquent la meilleure réussite des filles par une socialisation précoce 
différente de celle des garçons, ce qui peut expliquer les phénomènes d’auto
élimination des filles observés pour les filières d’excellence. Si les inégalités 
sexuées se sont renversées au cours du xxe siècle, les inégalités sociales n’en 
restent pas moins d’une ampleur beaucoup plus grande sur cette période. La 
hiérarchie des inégalités sociales apparaît alors assez similaire pour les deux 
sexes d’après les enquêtes sur la formation et la qualification professionnelle 
(Duru-Bellat et al. [2001]).

La trajectoire scolaire est également influencée par la fratrie d’appartenance. 
Par exemple, l’âge de fin de scolarité diminue avec le nombre de frères et sœurs 
(Barnet-Verzat et Wolff [2003]), et être issu d’une fratrie de grande taille vient 
réduire fortement le risque d’avoir redoublé avant d’entrer au collège (Maurin 
[2002]). Le fait que les enfants ayant de nombreux frères et sœurs réussissent moins 
bien à l’école s’explique principalement par le rôle des conditions de logement : 
partager sa chambre au moment de l’adolescence vient peser sur les résultats 
scolaires (Goux et Maurin [2005]). Les effets de la composition par sexe de la fratrie 

7.  Goux et Maurin [2000] mettent en évidence des résultats similaires sur le retard scolaire des 
enfants en troisième.
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et du rang sur la réussite apparaissent plus ambigus. Si Duée [2005] note que ces 
deux variables n’ont pas d’incidence significative sur l’obtention du bac, Barnet-
Verzat et Wolff [2003] et Gary-Bobo et al. [2006] trouvent que les filles sont 
d’autant plus défavorisées qu’elles ont de nombreux frères. Enfin, les derniers-nés 
dans les fratries s’en sortent relativement moins bien (Gary-Bobo et al. [2006])8.

Au total, cette synthèse met en évidence les principaux facteurs qui expliquent 
la réussite scolaire en France, et nous allons chercher à prendre en compte ces 
différentes variables de contrôle dans notre analyse économétrique. Il n’en 
demeure pas moins que l’hétérogénéité intra-familiale de l’éducation apparaît 
peu documentée à ce jour9.

DESCRIPTION DES DONNÉES

Pour étudier l’hétérogénéité intra-familiale d’éducation en France, la prin-
cipale contrainte en termes de données est liée à la nécessité de disposer d’in-
formations sur le niveau d’éducation de chacun des frères et sœurs. Il s’agit 
d’une véritable difficulté au regard de la construction des enquêtes statistiques 
en France, qui privilégient usuellement le point de vue d’un enquêté et non celui 
d’une fratrie. Dans le cas général, le chef de ménage qui est interrogé n’apporte 
aucune précision sur la situation de ses propres frères et sœurs car il lui est 
seulement demandé de décrire les caractéristiques des enfants qui vivent chez 
lui au moment de l’enquête, dans le cadre du tableau de composition du ménage.

Dans cette étude, nous mobilisons les données de trois enquêtes réalisées par 
l’Insee et mises à disposition par le Centre Maurice Halbwachs : Actifs finan-
ciers 1992, Patrimoine 1998 et Patrimoine 2004. Ces sources statistiques présen-
tent deux avantages principaux. En premier lieu, elles permettent de reconstituer 
des fratries complètes pour les enfants des enquêtés dans la mesure où leurs 
questionnaires comportent un module spécifique sur les enfants qui vivent hors 
du domicile parental à la date de l’enquête. De l’autre, elles s’appuient sur des 
échantillons de grande taille, entre 9 500 et 10 000 personnes de référence par 
enquête. Pour construire nos échantillons, nous procédons de la façon suivante. 

Tout d’abord, nous construisons un fichier « parents » qui inclut les princi-
pales caractéristiques du chef de famille et de son éventuel conjoint. Ensuite, 
nous déterminons un fichier «  enfants » pour lequel chaque enfant, quel que 
soit son lieu de résidence (au domicile de ses parents ou dans un logement indé-
pendant), correspond à une observation. Pour chaque enfant, le chef de famille 
précise notamment leur sexe et leur âge, ce qui permet d’obtenir une caracté-
risation complète de la fratrie. Enfin, nous assemblons ces fichiers « parents » 
et « enfants » pour obtenir un échantillon apparié « parents-enfants ». Ainsi, 
une famille qui comprend N enfants contribue pour N observations à ce nouvel 

8.  Fabre et Moullet [2004] trouvent une corrélation négative entre le rang dans la fratrie et la 
durée de scolarité, mais le nombre de frères et sœurs n’est pas pris en compte dans leur régression. 
Ceci pose une difficulté pour l’interprétation, compte tenu de la corrélation mécanique entre la taille 
de la fratrie et le rang de naissance.

9.  Comparant l’obtention du bac pour deux enfants d’un même ménage, Duée [2005] note que 
ces derniers ont le même résultat (obtention versus non-obtention) dans trois quarts des cas. Ceci 
suggère que l’hétérogénéité entre frères et sœurs reste limitée pour ce niveau de diplôme.
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échantillon. Cette procédure permet de disposer, pour chaque famille, à la fois 
des caractéristiques des parents et de chacun de leurs enfants.

Pour notre étude, nous avons choisi d’inclure les familles monoparentales et 
les familles recomposées. Des événements familiaux tels qu’un divorce ou un 
veuvage ont de fortes chances d’affecter les trajectoires scolaires des enfants. 
Une difficulté dans les enquêtes retenues vient de ce que la filiation exacte 
entre l’enfant et le chef de ménage enquêté ainsi que son éventuel conjoint n’est 
connue que pour l’enquête 2004. Nous savons alors si chaque enfant est un 
enfant du couple, de la personne de référence seule, ou du conjoint seul. Par défi-
nition, dans ce dernier cas, les enfants concernés ne sont pas des frères et sœurs 
des enfants de la personne de référence et ils sont donc exclus de l’échantillon 
apparié. En revanche, pour les enquêtes 1992 et 1998, le lien de filiation n’est 
pas connu pour les enfants vivant chez leurs parents (mais il l’est pour les enfants 
ayant quitté le domicile parental). Pour reconstituer des fratries, nous sommes 
donc amenés à faire l’hypothèse que les enfants vivant au domicile parental sont 
tous frères et sœurs dans les enquêtes 1992 et 199810.

La variable que nous cherchons à expliquer est le niveau d’éducation de 
chaque enfant. Les trois enquêtes ne sont pas exactement symétriques en ce qui 
concerne l’information recueillie. Pour les enfants hors domicile, quatre moda-
lités sont proposées pour le diplôme le plus élevé dans l’enquête 1992 : aucun 
diplôme, inférieur au bac, bac, supérieur au bac. Pour les enquêtes 1998 et 2004, 
deux modalités sont proposées pour les diplômes supérieurs au bac : bac + 2 et 
supérieur à bac + 211. Nous construisons donc une variable de diplôme ordonnée 
suivant cinq catégories (aucun diplôme, inférieur au bac, bac, bac + 2, supérieur 
à bac + 2) pour ces deux enquêtes. Enfin, nous savons si les enfants sont scola-
risés ou non à la date de l’enquête, à l’exception des enfants habitant chez leurs 
parents pour l’enquête 2004.

Nous appliquons les trois sélections suivantes à l’échantillon apparié parents-
enfants. Tout d’abord, nous éliminons les enfants âgés de moins 24 ans. Les 
enfants les plus jeunes sont très nombreux à être scolarisés à la date de l’enquête 
et ils n’ont pas encore achevé leurs études, si bien que leur diplôme final n’est 
pas encore connu. Inclure les enfants encore scolarisés donnerait lieu à un biais 
de sélection dans la mesure où il est vraisemblable que ceux qui sortent plus 
tôt du système scolaire viennent de milieux scolaires moins favorisés. Ensuite, 
nous supprimons de l’échantillon les mères dont l’âge est inférieur à 45 ans, dans 
la mesure où celles-ci peuvent ne pas avoir totalement complété leur descen-
dance12. Enfin, dans un souci de cohérence face à de possibles erreurs de mesure, 
nous avons exclu les enfants pour lesquels l’âge du père à la naissance ou l’âge 
de la mère à la naissance était inférieur à 14 ans.

10.  Afin d’avoir une idée du biais engendré par cette hypothèse, nous avons comparé les deux 
scénarios suivants pour l’enquête 2004 : celui où la filiation est connue à la fois pour les enfants au 
domicile et hors domicile, et celui où la filiation des enfants au domicile avec le chef de ménage et son 
éventuel conjoint est (fictivement) supposée inconnue. Nous obtenons des résultats très similaires 
dans les deux cas.

11.  L’absence d’informations sur l’éducation des enfants vivant chez leurs parents engendre 
un biais de sélection dans la mesure où l’âge de décohabitation est lié à l’âge de fin d’études et au 
diplôme. Pour les enfants qui vivent chez leurs parents, nous n’avons aucune information sur leur 
niveau d’éducation dans l’enquête 2004.

12.  Nous avons également choisi d’exclure les ménages dont le chef de famille était inférieur à 
45 ans, ce qui conduit à la suppression de 45 observations supplémentaires.
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Après élimination des observations manquantes, notre échantillon comprend 
27 197 paires parents-enfants, correspondant à 11 694 familles : 8 213 enfants pour 
1992 (3 468 familles), 9 684 enfants pour 1998 (4 099 familles) et 9 300 enfants 
pour 2004 (4 127 familles). Le recours à trois enquêtes espacées dans le temps 
permet d’avoir de la profondeur dans la dimension temporelle pour notre étude : 
15,3 % des enfants sont nés avant 1950, 30,3 % entre 1950 et 1959, 37,4 % entre 
1960 et 1969, et 17,1 % à partir de 1970. L’âge moyen des enfants sélectionnés 
est de 38,3 ans.

La figure 1 décrit l’évolution du niveau de diplôme des enfants par cohorte 
de naissance, les deux catégories supérieures de diplôme (bac + 2 et supérieur 
à bac + 2) étant ici agrégées13. Les données mettent en évidence un premier fait 
stylisé, à savoir un accroissement continu du niveau de diplôme obtenu par ces 
générations sur la période, avec en particulier une accélération au niveau post-
bac sur la fin de la période. La proportion d’enfants avec un diplôme inférieur 
au bac est ainsi passée de 74,5 % pour ceux nés avant 1940 à 27,9 % pour ceux 
nés après 1970 (elle est de 49,9 % pour ceux nés entre 1960 et 1964). Dans le 
même temps, la proportion de diplômés du supérieur est passée de 16,8 % pour 
ceux nés avant 1940 à 35,6 % pour les cohortes nées entre 1960 et 1964, 45,7 % 
entre 1965 et 1969, et 55,3 % pour celles nées après 1970.

Un second fait stylisé porte sur la déformation de la structure des diplômes 
suivant le sexe des enfants au cours de la période. Les garçons nés avant 1950 
sont en moyenne plus diplômés que les filles. Par exemple, 18,5 % des garçons 
nés avant 1940 sont diplômés du supérieur contre 15,2 % pour les filles. Les 
écarts s’inversent pour les générations nées après 1950. La proportion de filles 
diplômées du supérieur excède de 2,7 points celle des garçons pour les cohortes 
nées entre 1950 et 1954 (27,2 % au lieu de 25 %). L’écart est de 7,2 points pour 
celles nées entre 1960 et 1964 (39,2 % au lieu de 32 %) et même 11,2 points pour 
les cohortes nées à partir de 1970 (60,6 % au lieu de 49,4 %).

Pour expliquer le diplôme des enfants, nous retenons les variables suivantes : 
le sexe, des indicatrices relatives aux cohortes de naissance, le nombre de frères 
et sœurs, le nombre de sœurs (à taille donnée de la fratrie) et le rang dans la fratrie 
en ce qui concerne les enfants ; l’âge de la personne de référence à la naissance 
de l’enfant, l’appartenance à une famille nucléaire, monoparentale ou recom-
posée14, le niveau de diplôme de la personne de référence, et enfin une indicatrice 
de versement de transferts financiers des parents aux enfants (au niveau famille). 
Ce critère renvoie implicitement à la distinction entre des familles dites riches 
suivant la classification de Becker et Tomes [1986], pour lesquelles les parents 
procèdent à un investissement optimal dans le capital humain de leurs enfants et 
leur versent en complément de l’argent, et des familles dites pauvres contraintes 
par la liquidité et pour lesquelles aucun transfert financier n’est observé15. Les 
différentes variables explicatives retenues sont décrites dans le tableau 1.

13.  La distinction entre ces deux niveaux de diplôme n’est en effet pas possible pour l’enquête 
1992.

14.  Les familles monoparentales correspondent ici à des familles avec un seul parent dans le 
tableau de composition de ménage, alors que les familles recomposées sont des familles où il y a des 
enfants ayant une filiation avec la personne de référence seulement. 

15.  Les transferts pris en compte ici sont des aides régulières ou ponctuelles, des dons et des 
donations. Les prêts sont en revanche exclus, dans la mesure où ils doivent a priori donner lieu à un 
remboursement de la part des enfants. Une limite de cette variable tient au fait que la richesse varie 
dans le temps, mais celle-ci n’est observée qu’au moment de l’enquête.
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Figure 1. Distribution de l’éducation des enfants,  
par cohorte de naissance des enfants
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Tableau 1. Description de l’échantillon apparié parents-enfants

Variables Garçons Filles Ensemble

Caractéristiques des enfants

Sexe féminin 0,000 1,000 0,500

Âge 38,199 38,424 38,311

Cohorte	 < 1945 0,058 0,064 0,061

	 1945-1949 0,090 0,093 0,092

	 1950-1954 0,136 0,134 0,135

	 1955-1959 0,167 0,168 0,168

	 1960-1964 0,196 0,191 0,194

	 1965-1969 0,181 0,178 0,180

	 1970-1974 0,124 0,122 0,123

	 1975 + 0,046 0,050 0,048

Nombre de frères et sœurs 2,430 2,478 2,454

Nombre de frères 1,223 1,226 1,225

Nombre de sœurs 1,207 1,251 1,229

Rang absolu dans la fratrie 2,127 2,135 2,131

Diplôme	 Sans 0,119 0,115 0,117

	 < bac 0,469 0,405 0,437

	 Bac 0,120 0,150 0,135

	 > bac 0,292 0,330 0,311

Caractéristiques du parent de référence

Âge du parent à la naissance de l’enfant 27,964 27,868 27,916

Famille nucléaire 0,617 0,601 0,609

Famille monoparentale 0,344 0,359 0,351

Famille recomposée 0,039 0,040 0,040

Éducation du parent	 Sans 0,285 0,293 0,289

	 cep 0,306 0,301 0,303

	 cap-bep-bepc 0,211 0,207 0,209

	 Bac 0,082 0,083 0,082

	 > bac 0,117 0,116 0,116

Famille riche (transferts aux enfants) 0,469 0,469 0,469

Nombre d’observations 13 605 13 592 27 197

Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.

Dans une perspective dynamique, deux variables jouant un rôle majeur sur 
l’éducation des enfants se sont largement modifiées sur la période, à savoir la 
taille des fratries et le niveau d’éducation des parents. D’une part, comme le 
montre la figure 2, les générations du baby-boom qui sont nées entre 1945 et 
1959 appartiennent à des fratries de taille plus importante. La baisse de la fécon-
dité en France après 1960 est venue mécaniquement réduire le nombre moyen 
de frères et sœurs pour un enfant donné. D’autre part, les enfants issus des plus 
jeunes cohortes de naissance ont des parents plus souvent diplômés du supérieur, 
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tandis que la proportion de ceux qui ont au plus le certificat d’études primaires 
s’est fortement réduite dans le temps (fig. 3). Ces évolutions ont pour consé-
quence un accroissement du niveau d’éducation moyen des enfants. 

Figure 2. Évolution du nombre de frères et sœurs,  
par cohorte de naissance des enfants
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Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.

Figure 3. Distribution du niveau d’éducation du parent de référence,  
par cohorte de naissance des enfants
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Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.
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Le tableau 2 apporte des premiers éléments sur le rôle joué par les facteurs 
explicatifs retenus sur le niveau éducatif des enfants. Les filles ont plus souvent 
le bac ou un diplôme supérieur que les garçons, et les plus diplômés sont en 
moyenne plus jeunes. Le niveau d’éducation décroît fortement avec le nombre de 
frères et sœurs et avec le rang dans la fratrie. En ce qui concerne les parents, l’âge 
moyen du parent de référence à la naissance tend à augmenter avec le diplôme 
(à partir du bac). Ce dernier est corrélé négativement avec l’appartenance à une 
famille monoparentale. L’effet du niveau d’éducation du parent de référence est 
très significatif. Les enfants ont plus souvent un diplôme du supérieur lorsque 
le parent de référence a obtenu le bac et surtout lorsque le parent est lui-même 
diplômé du supérieur. Enfin, la proportion de familles riches croît fortement avec 
les niveaux d’éducation des enfants.

Tableau 2. Description de l’échantillon apparié parents-enfants, par diplôme de l’enfant

Variables Sans < bac Bac > bac

Caractéristiques des enfants

Sexe féminin 0,491 0,463 0,556 0,531

Âge 39,623 39,837 37,062 36,214

Cohorte	 < 1945 0,089 0,080 0,039 0,033

	 1945-1949 0,103 0,114 0,068 0,066

	 1950-1954 0,138 0,161 0,116 0,106

	 1955-1959 0,176 0,181 0,176 0,142

	 1960-1964 0,215 0,198 0,190 0,181

	 1965-1969 0,163 0,161 0,194 0,206

	 1970-1974 0,087 0,081 0,157 0,181

	 1975 + 0,028 0,023 0,060 0,085

Nombre de frères et sœurs 3,583 2,688 2,085 1,859

Nombre de frères 1,773 1,353 1,033 0,921

Nombre de sœurs 1,810 1,335 1,052 0,938

Rang dans la fratrie 2,675 2,243 1,991 1,830

Caractéristiques des parents

Âge du parent à la naissance de l’enfant 27,872 27,662 28,017 28,246

Famille nucléaire 0,479 0,581 0,623 0,692

Famille monoparentale 0,471 0,382 0,335 0,270

Famille recomposée 0,051 0,037 0,042 0,038

Éducation du parent	 Sans 0,608 0,359 0,204 0,108

	 cep 0,245 0,385 0,315 0,206

	 cap-bep-bepc 0,108 0,190 0,269 0,247

	 Bac 0,022 0,042 0,113 0,149

	 > bac 0,018 0,024 0,099 0,290

Famille riche (transferts aux enfants) 0,302 0,391 0,476 0,639

Nombre d’observations 3 187 11 886 3 667 8 457

Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.
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Naturellement, les variables que nous prenons en considération ne doivent 
pas faire oublier que l’éducation n’est pas seulement un choix privé. En 2004, 
par exemple, les dépenses intérieures d’éducation représentaient 7,1 % du pib, 
mais seulement 11,2 % de cette dépense totale étaient le fait des ménages16. La 
dépense intérieure d’éducation a globalement augmenté sur la moyenne période : 
6,4 % du pib en 1974, 7 % en 1984 et 7,6 % en 1997, pour ensuite se stabiliser 
autour de 7 % (fig. 4). Dans les modèles estimés ici, les conditions différen-
ciées rencontrées par les générations successives d’enfants sont capturées par 
des indicatrices relatives aux cohortes de naissance. Nous avons également pris 
en compte la région de résidence des parents ainsi que le fait de vivre dans une 
zone rurale afin de contrôler la disponibilité de l’offre scolaire et d’autres aspects 
culturels liés17.

Figure 4. Dépense moyenne d’éducation par élève

2 000

4 000

6 000

8 000

10 000

D
ép

en
se

 m
oy

en
ne

 p
ar

 é
lè

ve
 (e

n 
eu

ro
s)

19
80

19
81

19
82

19
83

19
84

19
85

19
86

19
87

19
88

19
89

19
90

19
91

19
92

19
93

19
94

19
95

19
96

19
97

19
98

19
99

20
00

20
01

20
02

20
03

20
04

Tous niveaux Premier degré Second degré Supérieur

Il s’agit de dépenses en euros constants, au prix de 2008.
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SPÉCIFICATION ÉCONOMÉTRIQUE

Pour expliquer le niveau de diplôme d’un enfant i (i = 1, …, Nj) appartenant 
à une famille j (j = 1, …, J) de taille Nj , nous supposons qu’il existe une variable 

16.  Se reporter au document suivant: http://media.education.gouv.fr/file/32/1/2321.pdf.
17.  Il s’agit toutefois de la résidence du parent de référence à la date de l’enquête, ce qui ne 

correspond pas nécessairement (en cas de mobilité géographique) au lieu où les enfants vivaient 
lors de leur formation initiale. Il n’existe toutefois pas d’information plus précise dans les enquêtes 
Actifs financiers et Patrimoine.
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latente (inobservée) E*
ji qui mesure la propension à être éduqué. Celle-ci est 

modélisée sous la forme linéaire suivante :

	 E*
ji = Xjiβ + εji	 (1)

avec Xji les facteurs explicatifs retenus, β le vecteur de paramètres associés et εji 
une perturbation aléatoire. Nous supposons que le terme résiduel peut s’écrire 
comme la somme d’un effet spécifique δj propre à chaque famille et d’un pur 
terme aléatoire ξji :

	 εji = δj + ξji	 (2)

L’effet familial δj capture l’ensemble des caractéristiques parentales inob-
servées qui peuvent influencer l’investissement en capital humain pour tous les 
enfants de la famille (par exemple le degré d’altruisme parental ou encore les 
traits génétiques familiaux hérités) ainsi que les possibles erreurs de mesure 
spécifiques aux parents18. Les capacités intrinsèques aux enfants qui ne sont pas 
directement observables, telles que leurs aptitudes ou leur intérêt pour les études 
qui va conditionner leur réussite, sont prises en compte à travers le terme ξji. 
Ce terme reflète également l’influence des caractéristiques inobservables des 
enfants ou des parents qui pousseraient ces derniers à favoriser, en matière 
d’éducation, un de leurs enfants plutôt qu’un autre.

Nous supposons que δj et ξji suivent des lois normales telles que δj ~ N (0 ; σ2
δ) 

et ξji ~ N (0 ; 1), la variance du terme résiduel ξji étant donc normalisée à 1. Les 
termes d’erreur δj et ξji sont, par ailleurs, supposés indépendants et non corrélés 
avec les variables explicatives Xji retenues dans la régression. Par définition, le 
niveau latent E*

ji demeure inconnu. Seul le diplôme obtenu Eji est connu. Nous 
posons Eji = k lorsque l’enfant a le diplôme k. Le lien entre le niveau observé 
d’éducation et la variable latente correspondante est donné par la condition  
Eji = k lorsque μk – 1 < E*

ji  μk. Le modèle correspondant est un modèle Probit 
ordonné et les seuils μk sont estimés simultanément avec les coefficients  β. 
Sachant que Pr (Eji = k) = Pr (μk – 1 < E*

ji  μk ), la probabilité que l’enfant i né 
dans la famille j atteigne le niveau d’éducation k, conditionnellement à l’effet 
familial δj, s’écrit sous la forme :

	 Pr (Eji = k|δj) = Φ (μk – Xjiβ – δj) – Φ (μk – 1 – Xjiβ – δj)	 (3)

avec Φ la fonction de répartition de la loi normale centrée réduite. Pour une 
fratrie donnée, nous en déduisons :
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=
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 ( )φ δ δj jd
	 (4)

avec φ la fonction de densité de la loi normale centrée réduite. La spécifica-
tion (4) définit un modèle Probit ordonné à effets aléatoires, qui peut être estimé 

18.  Par construction, ce sont les parents dans l’enquête qui décrivent la situation de chacun de 
leurs enfants. Il se peut, par exemple, que, d’une famille à l’autre, les parents n’aient pas la même 
appréciation de ce que représente le diplôme de leurs enfants, certains pouvant se référer à des 
niveaux atteints et d’autres à des diplômes effectivement obtenus. Si l’appréciation subjective des 
parents s’applique pour tous les frères et sœurs, alors ces différences vont être capturées par cet effet 
spécifique familial.
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facilement par l’application de techniques de quadrature gaussienne (Butler et 
Moffit [1982] ; Frechette [2001]).

Une difficulté dans notre étude vient de ce que nous n’avons pas exactement 
la même information sur les diplômes dans l’enquête Actifs financiers 1992 
et les enquêtes Patrimoine 1998 et 2004. Soit Eji = 1 quand l’enfant n’a aucun 
diplôme, Eji = 2 quand il a un diplôme inférieur au bac, Eji = 3 quand il a le bac, 
Eji = 4 quand il a un diplôme de type bac + 2 et Eji = 5 quand il a un diplôme 
supérieur à bac + 2. Dans notre échantillon, la distinction entre Eji = 4 et Eji = 5 
n’est pas possible pour les enfants hors domicile dans l’enquête 1992. Dans ce 
dernier cas, nous savons seulement si les enfants ont un diplôme supérieur au bac 
ou non. Dans l’affirmative, nous avons Eji = 4 ou Eji = 5, ce que nous pouvons 
encore écrire Eji  4.

La vraisemblance conditionnelle à δ n’est pas exactement la même pour 
les familles observées en 1992. Soit Θji une variable muette qui prend pour 
valeur 0 lorsque l’enfant est interrogé en 1992, ne vit plus chez leurs parents 
et est diplômés du supérieur, tandis que Θji est égal à 1 dans le cas contraire. 
Pour les observations telles que Θji = 0, lorsque le niveau de diplôme est tel que 
Eji  k, la probabilité Pr (Eji  k|δj) peut s’écrire :

	 Pr (Eji  k|δj) = Pr (E*
ji > μk – 1|δj)

19.

Dès lors, il vient :

	 Pr (Eji  k|δj) = 1 – Φ (μk – 1 – Xjiβ – δj)	 (5)

La contribution à la vraisemblance est alors donnée par :
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Ce modèle nous permet ainsi de mesurer l’hétérogénéité d’éducation à la fois 
entre les familles (dimension inter) et au sein des familles (dimension intra), 
suivant la méthodologie basée sur une décomposition de variance proposée par 
Picard et Wolff [2010].

Nous calculons tout d’abord la valeur prédite Ê*
ji = Xjiβ̂ associée au niveau 

d’éducation latent pour chaque enfant. Nous en déduisons alors la propen-
sion moyenne à être éduquée Ê*

j pour chaque famille et l’écart individuel par 
rapport à ce niveau moyen Ê*

ji – Ê*
j. De ces calculs sont obtenues la variance 

expliquée inter V (Ê*
j) qui mesure les écarts moyens d’éducation entre les 

familles et la variance expliquée intra V (Ê*
ji – Ê*

j) qui mesure le poids des 
variations d’éducation autour de ce niveau moyen pour chaque famille. Cette 
décomposition est complétée par les variances inexpliquées obtenues à partir 
des termes résiduels, respectivement σ̂2

δ pour la dimension inter et σ̂2
ξ = 1 pour 

la dimension intra.

19.  Nous supposons ici l’exogénéité de la variable Θji. Il est toutefois vraisemblable que les 
enfants ont d’autant plus de chances d’être fortement diplômés (donc au-delà du bac + 2) que leurs 
parents sont eux-mêmes très diplômés.
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RÉSULTATS ÉCONOMÉTRIQUES

Une mesure de l’hétérogénéité d’éducation en France

Nous estimons tout d’abord un modèle ordonné à effets aléatoires pour les 
enfants âgés de 24 ans et plus sur la base d’une variable d’éducation ordonnée 
avec les quatre niveaux suivants : sans diplôme, inférieur au bac, bac, supérieur 
au bac.

D’après les résultats présentés dans la colonne 1 du tableau 3, le niveau 
d’éducation est plus important pour les filles que pour les garçons (au seuil de 
1  %). L’éducation est également fortement corrélée avec la cohorte de nais-
sance de l’enfant. Les enfants ont en moyenne des diplômes d’autant plus 
importants qu’ils appartiennent à des cohortes récentes. Des tests plus précis 
montrent que l’éducation n’est pas différente pour les cohortes nées entre 1950 
et 1964, tandis que les coefficients pour les cohortes nées entre 1965 et 1969, 
celles nées entre 1970 et 1974 et celles nées à partir de 1975 sont de plus en 
plus élevés. Cette croissance régulière de l’éducation peut trouver plusieurs 
origines  : effort d’investissement accru de la part des familles, davantage de 
fonds publics consacrés à l’éducation, mais aussi de possibles modifications 
dans les modalités d’accès aux diplômes par le fait d’une moindre sélectivité 
(Magnac et Thesmar [2002]).

Tableau 3. Modèles Probit ordonnés à effets aléatoires  
expliquant l’éducation des enfants

Variables 4 niveaux 
d’éducation

5 niveaux d’éducation

Ensemble Avec effets croisés

Caractéristiques des enfants (x sexe 
féminin)

Sexe féminin 0,209***
(10,97)

0,191***
(10,41)

– 0,102
(– 0,82)

Cohorte	 1945-1949
(réf. : < 1945)

0,128***
(2,67)

0,140***
(2,97)

0,106
(1,60)

0,063
(0,71)

	 1950-1954 0,226***
(4,73)

0,226***
(4,85)

0,117*
(1,84)

0,207**
(2,48)

	 1955-1959 0,259***
(5,35)

0,254***
(5,35)

0,067
(1,05)

0,360***
(4,40)

	 1960-1964 0,222***
(4,48)

0,215***
(4,45)

0,053
(0,83)

0,310***
(3,79)

	 1965-1969 0,398***
(7,73)

0,369***
(7,36)

0,177***
(2,69)

0,376***
(4,52)

	 1970-1974 0,673***
(12,24)

0,603***
(11,35)

0,421***
(6,06)

0,352***
(4,00)

	 1975 + 0,823***
(12,18)

0,752***
(11,73)

0,509***
(5,98)

0,476***
(4,37)

Nombre de frères et sœurs – 0,190***
(– 17,06)

– 0,184***
(– 16,94)

– 0,163***
(– 11,90)

– 0,031**
(– 2,09)
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Variables 4 niveaux 
d’éducation

5 niveaux d’éducation

Ensemble Avec effets croisés

Nombre de sœurs 0,054***
(3,45)

0,051***
(3,42)

0,038**
(1,98)

0,004
(0,19)

Rang normalisé – 0,359***
(– 12,79)

– 0,343***
(– 12,73)

– 0,327***
(– 8,68)

– 0,037
(– 0,71)

Caractéristiques de la personne de référence

Âge du parent à la naissance 
de l’enfant

0,030***
(12,00)

0,029***
(12,13)

0,027***
(8,90)

0,004
(1,09)

Famille monoparentale – 0,138***
(– 4,93)

– 0,122***
(– 4,52)

– 0,114***
(– 3,46)

– 0,014
(– 0,37)

Famille recomposée – 0,485***
(– 8,31)

– 0,454***
(– 8,07)

– 0,413***
(– 5,78)

– 0,085
(– 0,98)

Éducation du parent	 cep

(réf. : sans)
0,601***

(18,20)
0,594***

(18,42)
0,591***

(15,20)
0,011
(0,25)

	 cap-bep-bepc 0,974***
(26,05)

0,953***
(26,28)

0,908***
(20,65)

0,100**
(1,99)

	 Bac 1,702***
(33,06)

1,651***
(33,73)

1,698***
(28,43)

– 0,087
(– 1,28)

	 > bac 2,310***
(44,54)

2,295***
(47,38)

2,363***
(40,22)

– 0,122*
(– 1,83)

Famille riche (transferts 
aux enfants)

0,393***
(15,23)

0,402***
(16,12)

0,388***
(12,80)

0,027
(0,79)

Variance inter	 Expliquée 1,074 
(35,6 %)

1,034 
(35,1 %)

1,042 (35,1 %)

	 Inexpliquée 0,933 
(30,9 %)

0,902 
(30,6 %)

0,906 (30,6 %)

	 Total 2,007 
(66,5 %)

1,936 
(65,7 %)

1,948 (65,7 %)

Variance intra	 Expliquée 0,014 
(0,4 %)

0,012 
(0,4 %)

0,016 (0,5 %)

	 Inexpliquée 1,000 
(33,1 %)

1,000 
(33,9 %)

1,000 (33,7 %)

	 Total 1,014 
(33,5 %)

1,012 
(34,3 %)

1,016 (34,3 %)

Nombre d’observations 27 197 27 197 27 197

Nombre de familles 11 694 11 694 11 694

Log vraisemblance – 27 410,5 – 31 292,6 – 31 238,2

Les régressions estimées sont des modèles Probit ordonnés à effets aléatoires. Les seuils de significativité retenus 
sont respectivement de 1 % (***), 5 % (**) et 10 % (*). Les régressions comprennent également la région de 
résidence des parents (8 modalités) et le fait de vivre dans une commune rurale. Pour les décompositions de 
variance, les familles ne contribuant que pour une observation à la vraisemblance du modèle ordonné sont 
exclues de l’échantillon.
Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.

La taille de la fratrie diminue fortement le niveau éducatif des enfants, confor-
mément à l’arbitrage beckérien de type qualité-quantité. Les parents ne seront 
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pas en mesure d’investir autant dans le capital humain de tous leurs enfants si 
ces derniers sont nombreux. À taille de fratrie donnée, il existe un avantage 
pour un enfant à avoir des sœurs plutôt que des frères. Plusieurs explications 
sont susceptibles de rendre compte de cet effet de composition par sexe (Barnet-
Verzat et Wolff [2003]). Tout d’abord, les parents peuvent favoriser les enfants 
pour lesquels la rentabilité du capital scolaire est la plus grande20. Ensuite, il peut 
exister des interactions entre l’éducation des collatéraux par l’intermédiaire de la 
fonction de production de capital humain. Si les enfants les plus âgés aident les 
plus jeunes à faire leurs devoirs, alors l’investissement accru des filles dans leurs 
études donne un avantage à avoir des sœurs. Enfin, les parents peuvent avoir des 
préférences différenciées pour les garçons et les filles.

Nous avons également pris en compte le rang de naissance comme facteur 
explicatif du diplôme. Une difficulté vient alors du fait que cette variable est 
corrélée avec la taille de la fratrie. Les enfants qui ont des rangs de naissance 
élevés appartiennent nécessairement à des fratries de grande taille. Afin de 
corriger cet effet de taille, nous utilisons le rang de naissance normalisé défini 
par Booth et Kee [2009], qui correspond au ratio du rang absolu Rabs sur le rang 
absolu moyen. Si N est la taille de la fratrie, alors le rang normalisé Rn est égal 

à R R N
n abs=

+/ ( )1
2

. Par construction, ce rang normalisé ne dépend pas du 

nombre de frères et sœurs. D’après les résultats du tableau 3, il existe une corré-
lation négative et significative entre le rang normalisé et le diplôme. Les aînés 
ont donc une trajectoire scolaire meilleure par rapport aux cadets en France.

En ce qui concerne les caractéristiques des parents, le niveau de diplôme des 
enfants est positivement corrélé avec l’âge du parent à la naissance de l’enfant 
(au seuil de 1 %). D’après les enquêtes Actifs financiers et Patrimoine, il est 
préjudiciable pour la réussite scolaire des enfants d’appartenir à une famille 
monoparentale ou recomposée, cet effet négatif étant beaucoup plus prononcé 
dans ce second cas de figure. Les changements au quotidien induits par une sépa-
ration, un veuvage ou une remise en couple viennent sans aucun doute altérer le 
suivi parental de l’effort scolaire fourni par les enfants. Il faut aussi tenir compte 
de la dégradation de la situation financière des familles dans de telles situations.

C’est surtout le niveau de capital humain des parents qui importe pour 
comprendre les trajectoires scolaires des enfants. Le diplôme obtenu par 
les enfants est d’autant plus important que le parent de référence est éduqué, 
notamment lorsqu’il a le bac et plus encore un diplôme supérieur au bac. Le 
fait d’appartenir à une famille riche est également corrélé positivement avec 
la trajectoire scolaire des enfants. Dans le modèle de Becker et Tomes [1986], 
lorsque les familles sont contraintes par la liquidité, l’investissement dans le 
capital humain est sous-optimal. Les parents sont en mesure d’investir dans 
l’éducation de leurs enfants jusqu’au niveau optimal seulement lorsqu’ils sont 
suffisamment riches.

Nous estimons ensuite un modèle avec pour variable dépendante le niveau 
d’éducation ordonné suivant cinq catégories  : sans diplôme, inférieur au bac, 
bac, bac + 2, supérieur à bac + 2. Nous tenons compte du cas particulier des 

20.  Il est, dans ce cas, préférable d’avoir des sœurs plutôt que des frères dans la mesure où, 
à qualification égale, ce sont généralement les garçons qui ont les meilleures opportunités de 
rémunération sur le marché du travail.
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enfants interrogés dans l’enquête 1992 qui n’habitent plus chez leurs parents et 
ont un diplôme supérieur au bac. Les résultats sont présentés dans la colonne 2 
du tableau 3. Globalement, ceci ne vient modifier qu’à la marge nos estimations. 
Le diplôme est en moyenne plus élevé pour les filles, pour les enfants apparte-
nant aux cohortes de naissance les plus récentes, ayant peu de frères et sœurs et 
faisant partie des aînés de la fratrie. Le niveau d’éducation est également positi-
vement corrélé avec l’âge du parent à la naissance de l’enfant, l’appartenance à 
une famille nucléaire, le diplôme du parent et le fait d’avoir des parents riches.

Enfin, nous ajoutons dans le modèle Probit ordonné à effets aléatoires une série 
de termes d’interactions croisant le sexe de l’enfant avec les différents facteurs 
explicatifs afin de mettre en évidence de possibles écarts entre les filles et les 
garçons. Les estimations présentées dans le tableau 3 apportent trois résultats 
complémentaires. Tout d’abord, les caractéristiques des parents n’ont pas d’inci-
dence différenciée sur la trajectoire scolaire des garçons et des filles (à l’excep-
tion des diplômes cap-bep-bepc au seuil de 5 %). Ensuite, les filles appartenant 
aux cohortes les plus récentes ont clairement des niveaux d’éducation supérieurs 
aux garçons comme l’indiquent les effets croisés entre les cohortes de naissance 
et le sexe. L’écart entre garçons et filles devient significatif pour les enfants nés 
à partir de 1950. Enfin, le fait d’appartenir à une fratrie de grande taille s’avère 
plus préjudiciable pour les filles que pour les garçons21. 

L’estimation de ces modèles ordonnés nous permet alors de procéder à l’ana-
lyse de variance, sur la base des niveaux éducatifs latents déduits des régressions 
précédentes. Dans la mesure où les inégalités de résultats entre enfants uniques 
correspondent nécessairement à des inégalités inter-familles, nous avons au préa-
lable réestimé les régressions du tableau 3 en excluant les familles ne contribuant 
que pour une observation à l’échantillon. Cette sélection, qui revient à éliminer 
3 693 enfants de l’échantillon, ne modifie aucun de nos résultats précédents. 

Nous trouvons que l’hétérogénéité d’éducation observée en France est davan-
tage liée à des écarts entre les familles qu’à des écarts entre frères et sœurs au 
sein d’une même famille. Les variances inter et intra représentent respectivement 
66,5 % et 33,5 % de la variance totale dans la spécification avec quatre niveaux 
d’éducation. Pour les écarts entre familles, les déterminants pris en compte dans 
les régressions expliquent 53,5 % de la variance totale inter (35,6 %/66,5 % 
= 53,5 %). À l’inverse, il est très difficile d’expliquer les inégalités entre frères 
et sœurs, la partie expliquée de la variance intra restant très faible (0,4 %/33,5 % 
= 1,2 %). Des résultats très similaires sont obtenus pour la décomposition de 
variance avec cinq niveaux d’éducation (en tenant compte du cas particulier des  
enfants hors domicile diplômés du supérieur en 1992) ou bien encore lorsque les 
effets croisés sont introduits dans la liste des régresseurs.

Le poids relatif des composantes expliquée et inexpliquée de la variance 
intra n’est guère surprenant. Une limite des enquêtes Actifs financiers et Patri-
moine tient à ce qu’elles ne permettent pas de prendre en compte les capacités 
intrinsèques de chaque enfant (leur talent) et leur effort. Ces variables n’étant 
pas observées dans nos données, elles sont intégrées à travers le terme d’erreur 
ξji dans notre spécification. À défaut d’avoir une mesure des aptitudes et des 

21.  Cet effet différencié de la taille de la fratrie suivant le genre apparaît difficile à expli-
quer. Il se peut qu’une préférence parentale plus grande pour les garçons soit à l’œuvre dans cette 
configuration.
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efforts individuels, il est particulièrement difficile de rendre compte des facteurs 
expliquant les écarts scolaires entre les frères et sœurs. Si cette limite affecte le 
poids relatif des deux composantes de la variance intra, elle n’a toutefois pas 
d’incidence sur les contributions respectives des variances inter et intra.

Analyses de robustesse

Familles nucléaires versus familles monoparentales/recomposées

Compte tenu de l’incidence des ruptures et recompositions familiales sur 
le diplôme des enfants, il est intéressant de savoir si l’hétérogénéité d’éduca-
tion diffère entre les familles nucléaires et les autres configurations. Pour ces 
dernières, l’existence de chocs familiaux (rupture, veuvage) peut venir aggraver 
la situation des plus jeunes enfants qui seront sans doute les plus vulnérables. 
Dans le même temps, si la situation financière du parent en charge des enfants 
se dégrade fortement, cela peut venir mettre un terme à la poursuite d’études 
des enfants plus âgés pour lesquels les dépenses privées d’éducation vont être 
plus importantes. Dans le tableau 4, nous présentons les estimations obtenues 
respectivement pour les familles nucléaires et les familles monoparentales et 
recomposées.

Tableau 4. Modèles Probit ordonnés à effets aléatoires  
expliquant l’éducation des enfants, par type de famille

Variables Familles 
nucléaires

Familles 
monoparentales 
et recomposées

Familles
pauvres

Familles
riches

Caractéristiques des enfants

Sexe féminin 0,225***
(9,85)

0,138***
(4,57)

0,176***
(6,96)

0,207***
(7,75)

Cohorte	 1945-1949
(réf. : < 1945)

0,162*
(1,95)

0,126**
(2,13)

0,050
(0,80)

0,261***
(3,68)

	 1950-1954 0,223***
(2,76)

0,237***
(3,94)

0,154**
(2,47)

0,329***
(4,68)

	 1955-1959 0,253***
(3,14)

0,240***
(3,79)

0,137**
(2,16)

0,406***
(5,71)

	 1960-1964 0,210***
(2,60)

0,176***
(2,64)

0,103
(1,58)

0,363***
(5,01)

	 1965-1969 0,362***
(4,40)

0,275***
(3,90)

0,192***
(2,85)

0,583***
(7,81)

	 1970-1974 0,616***
(7,25)

0,419***
(5,45)

0,442***
(6,10)

0,793***
(10,15)

	 1975+ 0,791***
(8,26)

0,508***
(5,20)

0,565***
(6,01)

0,947***
(10,59)

Nombre de frères et sœurs – 0,153***
(– 10,98)

– 0,197***
(– 11,27)

– 0,195***
(– 13,43)

– 0,169***
(– 10,30)

Nombre de sœurs 0,038**
(2,05)

0,070***
(2,86)

0,056***
(2,73)

0,043*
(1,91)
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Variables Familles 
nucléaires

Familles 
monoparentales 
et recomposées

Familles
pauvres

Familles
riches

Rang normalisé – 0,356***
(– 10,05)

– 0,337***
(– 7,52)

– 0,351***
(– 9,52)

– 0,334***
(– 8,45)

Caractéristiques de la personne de référence

Âge du père/du parent à la naissance 
de l’enfant

0,022***
(5,26)

0,033***
(8,11)

0,033***
(9,83)

0,026***
(7,43)

Âge de la mère à la naissance 
de l’enfant

0,011**
(2,36)

Famille monoparentale – 0,121***
(– 3,21)

– 0,124***
(– 3,21)

Famille recomposée – 0,328***
(– 5,12)

– 0,458***
(– 5,74)

– 0,439***
(– 5,52)

Education du père/du parent	 cep

(réf. : sans)
0,784***

(18,65)
0,629***

(12,07)
0,656***

(15,49)
0,514***

(10,23)

	 cap-bep-bepc 1,318***
(26,55)

1,011***
(16,31)

0,982***
(19,78)

0,909***
(16,91)

	 Bac 2,047***
(30,68)

1,757***
(21,66)

1,706***
(23,47)

1,577***
(23,45)

	 > bac 2,732***
(41,96)

2,413***
(27,55)

2,389***
(28,80)

2,190***
(34,78)

Différentiel d’éducation	 Père = mère
(Père > mère)

0,447***
(12,18)

	 Père < mère 0,907***
(18,55)

Famille riche (transferts aux enfants) 0,384***
(12,77)

0,357***
(8,43)

Variance inter	 Expliquée 1,069 
(37,7 %)

0,925 (31,0 %) 0,736 
(27,4 %)

0,927 
(33,2 %)

	 Inexpliquée 0,750 
(26,5 %)

1,053 (35,2 %) 0,936 
(34,9 %)

0,851 
(30,5 %)

	 Total 1,819 
(64,2 %)

1,978 (66,2 %) 1,672 
(62,3 %)

1,778 
(63,7 %)

Variance intra	 Expliquée 0,013 
(0,5 %)

0,009 (0,3 %) 0,010 
(0,4 %)

0,014 
(0,5 %)

	 Inexpliquée 1,000 
(35,3 %)

1,000 (33,5 %) 1,000 
(37,3 %)

1,000 
(35,8 %)

	 Total 1,013 
(35,8 %)

1,009 (33,8 %) 1,010 
(37,7 %)

1,014 
(36,3 %)

Nombre d’observations 16 547 10 637 14 439 12 758

Nombre de familles 7 341 4 447 5 930 5 764

Log vraisemblance – 18 959,5 – 12 077,9 – 16 216,5 – 15 030,0

Les régressions estimées sont des modèles Probit ordonnés à effets aléatoires. Les seuils de significativité retenus 
sont respectivement de 1 % (***), 5 % (**) et 10 % (*). Les régressions comprennent également la région de 
résidence des parents (8 modalités) et le fait de vivre dans une commune rurale. Pour les décompositions de 
variance, les familles ne contribuant que pour une observation à la vraisemblance du modèle ordonné sont 
exclues de l’échantillon.
Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.
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Pour les familles nucléaires, nous prenons en compte à la fois les caractéris-
tiques du père et de la mère dans l’explication du parcours éducatif des enfants22. 
Le diplôme est positivement corrélé à la fois avec l’âge du père et de la mère, 
les coefficients associés n’étant pas significativement différents. Le diplôme de 
l’enfant augmente fortement avec celui du père, surtout lorsque ce dernier a le 
bac ou un diplôme supérieur. À diplôme du père donné, la position relative de la 
mère en termes d’éducation exerce également une incidence significative sur le 
parcours scolaire des enfants. Ceux-ci sont en moyenne plus éduqués lorsque la 
mère a un diplôme supérieur à celui de son mari, et il en est de même (dans une 
moindre mesure) lorsque le père et la mère ont le même diplôme. Cet effet peut 
rendre compte de l’importance accrue de la transmission du capital humain pour 
les mères (Thomas [1994]) ou bien encore du temps plus important consacré par 
les mères que par les pères à s’occuper des devoirs de leurs enfants.

Si les variables explicatives retenues pour les parents et les enfants ont des 
effets très similaires sur l’éducation de ces derniers pour les deux types de 
familles, nous observons quelques différences intéressantes pour les décompo-
sitions de variance. D’un côté, le poids de la variance intra est de 2 points de 
pourcentage plus élevé pour les familles nucléaires (35,8 % au lieu de 33,8 %), 
ce qui correspond à une hétérogénéité plus grande dans les parcours des frères 
et sœurs. De l’autre, le poids de la variance inter inexpliquée est beaucoup plus 
élevé (près de 9 points) pour les familles monoparentales et recomposées. Ce 
résultat n’est guère surprenant puisque les trajectoires scolaires des enfants ont 
nécessairement été influencées par l’histoire familiale du parent de référence qui 
n’est pas prise en compte dans la régression23.

Familles pauvres versus familles riches

Nous avons également procédé à des estimations séparées pour les familles 
pauvres et les familles riches. Il semble difficile de savoir a priori quel peut être 
l’impact de la richesse parentale sur l’hétérogénéité d’éducation entre enfants. 
Pour les parents les plus fortunés, ceux qui ont des biens professionnels à trans-
mettre à leurs enfants peuvent choisir d’investir davantage dans le capital humain 
de certains d’entre eux. Dans le même temps, ces parents ont aussi davantage de 
moyens pour assurer le financement d’études longues à tous leurs enfants. Dans 
les familles pauvres, le poids des contraintes de liquidité devrait être d’autant 
plus important que les parents ont de nombreux enfants scolarisés, ce qui peut 
favoriser les aînés et les derniers nés. Il est toutefois possible que les enfants 
ne bénéficient pas de conditions suffisamment favorables (à travers le capital 
humain et culturel de leurs parents) pour parvenir à des diplômes élevés24. 

Les résultats indiqués dans le tableau 4 sont très semblables pour les deux 
types de familles. Les corrélations entre les caractéristiques des parents et des 
enfants et le diplôme de ces derniers sont très similaires pour les familles riches 
et pauvres, à l’exception des effets de cohortes. Ceux-ci apparaissent beaucoup 

22.  Nous sommes amenés à supprimer treize observations de l’échantillon pour lesquelles nous 
ne connaissons pas à la fois pour le père et la mère leur âge à la date de naissance des enfants et leur 
niveau d’éducation.

23.  Ceci concerne, par exemple, la date de la séparation ou du veuvage s’il y a lieu (et l’âge des 
enfants à cette date) ou bien encore la situation socioéconomique de l’ancien conjoint ainsi que celle 
du nouveau conjoint lorsqu’il y a lieu.

24.  Tous les enfants dans la fratrie seraient alors caractérisés par de faibles niveaux d’éducation.
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plus prononcés pour les familles riches. En ce qui concerne la décomposition 
de variance, le poids de la variance intra est un peu plus élevé pour les familles 
pauvres (+ 1,4 point de probabilité). L’hétérogénéité d’éducation entre frères et 
sœurs est donc un peu plus faible pour les familles les plus aisées. Par ailleurs, 
nous remarquons que la contribution des caractéristiques familiales (appré-
ciée par la variance expliquée) est beaucoup plus importante lorsqu’il s’agit de 
comprendre les écarts de diplôme entre les enfants de familles différentes.

Effets aléatoires versus effets fixes

Notre mesure de l’hétérogénéité d’éducation des enfants repose sur l’estima-
tion de modèles à effets aléatoires. Dans cette spécification, les effets familiaux δj 
sont supposés indépendants des variables explicatives Xji. Or, la pertinence de 
cette hypothèse apparaît discutable. Pour ne prendre qu’un seul exemple, les 
variables de cohortes de naissance ont de fortes chances d’être corrélées avec 
le capital culturel des parents, qui n’est pas observé dans les enquêtes25. Cette 
corrélation peut dès lors conduire à des estimations biaisées.

Dans de telles circonstances où E (δj|Xji) ≠ 0, la solution proposée initiale-
ment par Mundlak [1978] pour le modèle linéaire et transposable au modèle 
Probit consiste à estimer un modèle à effets aléatoires corrélés. La régression 
comprend alors des variables explicatives supplémentaires qui correspondent 
aux moyennes par famille des variables Xji (Wooldridge [2002], p. 487-488). 

Soit X
N

X
−
= ∑j

j j
ji

1
. Nous pouvons alors introduire ces moyennes dans la 

régression seulement pour les caractéristiques qui varient entre les différents 
enfants i d’une famille j donnée. Ceci ne concerne donc que les caractéristiques 
propres aux enfants et exclut toutes les variables parentales ainsi que la taille et 
la composition par sexe de la fratrie.

Afin d’apprécier les conséquences d’une possible corrélation entre Xji et δj, 
nous avons réestimé le modèle ordonné en incluant les moyennes calculées au 
niveau de la famille pour le sexe, la cohorte de naissance et le rang dans la 
fratrie pour les enfants. Soit γj le vecteur de coefficients associés à ces moyennes 
Xj. Les résultats, non reportés, indiquent que l’hypothèse nulle H0 : γj = 0 est 
rejetée au seuil de 1 % pour nos données26. La réussite scolaire est alors positive-
ment corrélée avec les moyennes familiales pour le sexe féminin et les cohortes 
de naissances, tandis que la moyenne associée au rang de naissance n’est pas 
significative. L’ajout de ces moyennes ne modifie pas pour autant nos mesures 
de l’hétérogénéité d’éducation. Les poids des variances inter et intra sont de 
65,8 % et 34,2 %, soit un écart de 0,1 point avec le modèle à effets aléatoires 
comparables, décrit dans le tableau 3.

Pour finir, nous avons cherché à estimer un modèle ordonné à effets fixes 
pour regarder l’effet des caractéristiques des enfants sur la réussite scolaire au 

25.  Si l’on admet que le capital humain et le capital culturel des parents sont corrélés, alors la 
corrélation entre l’effet familial et l’appartenance à une cohorte de naissance récente devrait être 
positive  : les enfants les plus jeunes ont en moyenne des parents plus diplômés compte tenu de 
l’expansion constante de l’enseignement.

26.  Nous trouvons une valeur égale à 22,99 pour la statistique du Chi² associée (avec neuf 
degrés de liberté).
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sein des fratries. Celles pour lesquelles tous les enfants ont le même niveau 
d’éducation ne sont désormais plus prises en compte. Nous suivons la procédure 
conditionnelle proposée par Das et Van Soest [1999]. Dans un premier temps, 
nous construisons des variables muettes Sk

ji telles que Sk
ji = 1 si Eji > k et Sk

ji = 0 
sinon, avec k = 1, …, 427. Nous estimons des modèles Logit conditionnels à la 
Chamberlain [1980] pour obtenir un estimateur à effets fixes βk de β. Dans un 
second temps, nous appliquons un estimateur à distance minimale pour former 
un estimateur restreint β à partir de β1, β2, β3 et β4.

Les résultats du modèle à effets fixes sont présentés dans le tableau 5. Les carac-
téristiques parentales sont, par définition, exclues de ces régressions puisqu’elles 
sont communes aux frères et sœurs. Nous retrouvons alors les résultats mis en 
évidence dans le tableau 3 à partir d’une modélisation à effets aléatoires. Ce sont 
les filles, les enfants appartenant aux cohortes de naissance les plus récentes et 
les aînés qui réussissent le mieux en comparaison avec leurs frères et sœurs, tous 
ces effets étant significatifs au seuil de 1 %. Ces résultats s’observent aussi bien 
pour les familles riches que pour les familles pauvres.

Tableau 5. Modèles ordonnés à effets fixes expliquant l’éducation des enfants

Variables Ensemble 
des familles

Familles
pauvres

Familles
riches

Caractéristiques des enfants

Sexe féminin 0,248***
(9,32)

0,232***
(6,16)

0,265***
(7,01)

Cohorte	 1945-1949
(réf. : < 1945)

0,407***
(4,47)

0,297**
(2,41)

0,556***
(4,07)

	 1950-1954 0,687***
(6,61)

0,735***
(5,14)

0,651***
(4,28)

	 1955-1959 0,938***
(8,02)

0,901***
(5,59)

1,001***
(5,86)

	 1960-1964 1,062***
(8,00)

1,105***
(6,04)

1,043***
(5,36)

	 1965-1969 1,517***
(10,01)

1,478***
(7,06)

1,577***
(7,13)

	 1970-1974 2,006***
(11,47)

2,023***
(8,35)

2,012***
(7,92)

	 1975 + 2,227***
(10,43)

2,212***
(7,24)

2,242***
(7,38)

Rang normalisé – 0,436***
(– 9,23)

– 0,463***
(– 7,02)

– 0,407***
(– 6,00)

Les régressions estimées sont des modèles ordonnés à effets fixes. Les seuils de significativité retenus sont 
respectivement de 1 % (***), 5 % (**) et 10 % (*).
Source : enquête Actifs financiers 1992, enquêtes Patrimoine 1998 et 2004.

27.  Compte tenu de l’impossibilité de savoir si Eji = 4 ou Eji = 5 pour les enfants hors domicile 
interrogés en 1992, nous supposons que S4

ji = 1 et S5
ji = 1 pour ces enfants. Cette hypothèse est sans 

incidence sur nos résultats. Nous obtenons des résultats similaires lorsque nous estimons un modèle 
ordonné à effets fixes sur la base d’un diplôme ordonné suivant quatre catégories (les catégories 
bac + 2 et supérieur à bac + 2 sont alors regroupées). Dans ce cas, l’estimateur à distance minimale 
s’appuie sur les estimations de trois modèles Logit conditionnels.
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CONCLUSION

Si les économistes ont largement documenté la transmission intergénération-
nelle du capital humain, on sait, en revanche, assez peu de choses en France sur 
l’importance des inégalités intra-familiales d’éducation. Ceci s’explique sans 
aucun doute par la nécessité de disposer de données sur le diplôme obtenu par 
chacun des frères et sœurs. 

Le recours aux enquêtes Actifs financiers et Patrimoine nous a permis de 
construire un échantillon appariant les caractéristiques des parents et celles de 
tous leurs enfants. Suivant Picard et Wolff [2010], la méthodologie mise en 
œuvre dans cet article nous permet de décomposer l’hétérogénéité d’éducation 
des enfants en différences de niveau éducatif moyen entre les familles, d’une 
part, et en différences de niveau éducatif entre les différents frères et sœurs au 
sein d’une famille, d’autre part. Les principaux résultats de l’analyse économé-
trique, qui sont cohérents avec les travaux réalisés à ce jour en ce qui concerne 
les déterminants de la réussite scolaire, sont les suivants. 

Tout d’abord, près des deux tiers de l’hétérogénéité d’éducation en France 
correspondent à des différences entre les familles, affectant également tous les 
enfants de la famille considérée. En comparaison, les écarts entre les frères et 
sœurs sont presque deux fois moins importants. Ensuite, si les variables expli-
catives retenues rendent assez bien compte des inégalités moyennes d’éducation 
entre les familles, il est très difficile d’expliquer les inégalités qui peuvent exister 
au sein des fratries. Ceci est assurément lié au choix des variables explicatives 
retenues, puisque seuls le sexe, la cohorte de naissance et le rang peuvent varier 
entre enfants d’une même fratrie. Enfin, l’estimation d’un modèle ordonné à 
effets fixes montre que, parmi les frères et sœurs, ce sont les filles, les enfants 
parmi les cohortes les plus récentes et les aînés des fratries qui réussissent 
relativement mieux.

Du point de vue de la politique publique, il paraît important de mieux 
comprendre les facteurs qui influencent les écarts d’éducation entre frères et 
sœurs quand il y a lieu. Si les inégalités observées au sein des fratries résultent 
de choix délibérés des parents de privilégier tel ou tel enfant, alors des mesures 
correctrices peuvent être envisagées dans une perspective de réduction de cette 
hétérogénéité. Il est toutefois possible que les frères et sœurs ne parviennent pas 
tous au même diplôme, soit parce qu’ils ne fournissent pas le même effort au 
cours de leur cursus (effort qui n’est pas observé dans les enquêtes utilisées), 
soit pour de simples considérations chronologiques (Maurin et McNally [2008]). 
Les cadets peuvent rencontrer un système éducatif devenu moins sélectif par 
rapport à leurs aînés ou bénéficier d’un effort public accru dans la prise en charge 
des dépenses d’éducation. Il serait assurément pertinent de savoir si les parents 
ajustent leurs investissements dans le capital humain de leurs enfants dans de 
telles circonstances.
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