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L’effet des arrêts maladie  
sur les trajectoires professionnelles 
Thomas Barnay *, Julie Favrot **, Catherine Pollak ***

À la fin des années 2000, les taux d’emploi des personnes ayant des incapacités en 
France étaient de 46 % contre 72 % pour les personnes sans incapacités. Si l’on sait éva-
luer, pour l’Assurance maladie, le coût de l’indemnisation de l’incapacité temporaire de 
travail pour maladie (6,7 milliards d’euros soit 3,7 % des dépenses de santé en 2012), on 
ignore encore largement les effets de ces arrêts de travail sur les parcours professionnels. 

Cette étude analyse l’effet des arrêts maladie – qui constituent une mesure de l’inca-
pacité temporaire de travail – sur la dynamique des trajectoires professionnelles. Elle 
mobilise des données administratives de carrière et de dépenses de santé des salariés 
affiliés au Régime général (panel Hygie 2005‑2008). Une typologie est mise en œuvre 
pour caractériser les transitions entre cinq états (emploi sans arrêt, emploi avec peu 
d’arrêts, emploi avec arrêts longs, chômage et inactivité). Le recours à un modèle mul-
tinomial dynamique à effets fixes permet d’estimer l’effet des épisodes d’arrêt maladie 
sur le chômage et l’inactivité d’une année à l’autre en distinguant la dépendance d’état 
de l’hétérogénéité inobservée. 

Nous observons des trajectoires plus durablement dégradées (vers le chômage et l’inac-
tivité notamment) pour les personnes ayant des arrêts de travail, en particulier lorsque 
ceux‑ci sont dus à des longs épisodes de maladie. Cet effet est comparable pour les 
hommes et les femmes ; le risque plus élevé d’inactivité après des arrêts longs chez  
les femmes s’expliquant principalement par l’hétérogénéité inobservée. Si les arrêts 
courts peuvent a priori s’interpréter comme un marqueur de sécurité de l’emploi, une 
fois l’hétérogénéité inobservée prise en compte, ils constituent également un facteur de 
risque pour les salariés dès lors que leur durée cumulée dépasse 30 jours. Les salariés 
semblent d’ailleurs intégrer ces risques de pénalités en limitant leur recours aux arrêts à 
la suite d’épisodes de chômage ou d’inactivité.
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En France, les dépenses d’indemnisation de 
l’incapacité (indemnités journalières pour 

maladie) représentaient 6,7 milliards d’euros en 
2012, soit 3,7 % des dépenses de santé (Le Garrec, 
Bouvet, 2013). La part de la richesse consacrée à 
l’indemnisation de l’invalidité et de l’incapacité 
(soit 0,7 % du PIB pour chacune) y est inférieure 
à la moyenne des pays de l’OCDE. Pour autant, 
les personnes en incapacité ne sont pas davan-
tage en emploi en France. Leur taux d’emploi 
se situe au niveau de la moyenne des pays de 
l’OCDE, et l’écart avec le taux d’emploi des per-
sonnes sans incapacités est de 25 points (OCDE, 
2010, source EU‑Silc 2007). Une partie des per-
sonnes en incapacité se trouve dans des situations 
de chômage ou d’inactivité. Des travaux récents 
ont montré qu’en France, les personnes ayant des 
maladies chroniques constituent un des groupes 
les plus défavorisés en termes de mobilité sur le 
marché du travail notamment du fait d’un risque 
élevé de transition de l’emploi vers le non emploi 
(Erhel, Guergoat‑Larivière, 2013). Ces faits sty-
lisés appellent à un renforcement des analyses 
des trajectoires professionnelles des personnes 
confrontées à des arrêts maladie. 

Une littérature riche sur les liens entre état de 
santé et participation sur le marché du travail 
a mis en évidence le rôle de l’état de santé sur 
le passage à la retraite (Lumsdaine et Mitchell, 
1999), sur les comportements d’offre de travail 
en général (Lindeboom, 2006) et de demande 
de travail (via par exemple des discriminations 
ressenties, cf. Bouvier et Jugnot, 2013). Des tra-
vaux français ont également relevé l’effet péna-
lisant de la mauvaise santé sur la participation 
au marché du travail (Tessier et Wolff, 2005) et 
la cessation anticipée d’activité (Barnay, 2005).

Cet article se situe dans la lignée de ces travaux 
en s’intéressant, pour la première fois en France, 
à l’effet des arrêts maladie sur les trajectoires 
professionnelles des salariés du secteur privé. 
Comparativement aux indicateurs de santé auto-
déclarée souvent mobilisés dans la littérature, les 
arrêts maladie présentent des propriétés intéres-
santes. Ils relèvent d’une expertise médicale et 
sont délivrés en cas d’incompatibilité entre l’état 
de santé de l’individu et l’exercice de son travail. 
Ils constituent ainsi une mesure pertinente de l’in-
capacité temporaire de travailler. Apparaissant 
comme un signal visible de l’état de santé sup-
posé des salariés, ils sont susceptibles d’affecter 
directement les comportements de demande de 
travail (par des pénalités, discriminations, etc.). 

L’article mobilise des données administratives 
(panel Hygie de 2005 à 2008) pour analyser 

les trajectoires professionnelles des salariés du 
privé âgés de 25 à 55 ans et confrontés à des 
arrêts maladie. Un modèle logistique multi-
nomial est mis en œuvre afin de comparer les 
risques de trajectoires professionnelles descen-
dantes selon que les périodes d’emploi précé-
dentes aient été ou non caractérisées par des 
arrêts maladie. La modélisation dynamique à 
effets individuels fixes (Magnac, 2000) per-
met ensuite d’isoler l’effet des arrêts maladie 
de l’hétérogénéité inobservée constante dans 
le temps pouvant influencer à la fois la prise 
d’arrêts maladie et la situation sur le marché du 
travail. Les estimations renseignent sur l’impact 
des interruptions de travail liées à la santé sur 
l’intégration sur le marché du travail. 

Dans cet article, nous dressons un état des 
lieux sur la littérature économique recouvrant 
le champ de l’effet de la santé, et plus spéci-
fiquement des arrêts maladie, sur les trajec-
toires professionnelles, avant de présenter les 
données et la typologie des trajectoires profes-
sionnelles. Nous décrivons ensuite la stratégie 
économétrique et présentons les résultats de 
nos estimations. La dernière partie propose une 
discussion conclusive.

Revue de littérature

Les effets négatifs de la santé  
sur les trajectoires professionnelles

Cette étude traite des conséquences des absences 
dues à l’état de santé sur les trajectoires profes-
sionnelles. La littérature associée s’est formée 
autour du constat d’une forte corrélation entre 
état de santé et participation au marché travail. 
Une des hypothèses avancées stipule que les 
individus sont sélectionnés sur le marché du 
travail selon leur état de santé. Ce phénomène 
appelé healthy worker effect ou selection effect 
pourrait s’expliquer par des comportements 
d’offre de travail, dont les arbitrages sont affec-
tés par une dégradation de l’état de santé, mais 
également par des comportements de demande 
de travail qui peuvent écarter les individus en 
mauvaise santé du fait de leur faible produc-
tivité réelle ou supposée et du coût associé à 
l’aménagement des postes. 

Les travaux empiriques ont, dans un premier 
temps, beaucoup porté sur l’impact de la santé 
sur l’offre de travail au travers des comporte-
ments de départ à la retraite (Lindeboom, 2006). 
Bound et al. montrent, dès 1999, grâce à une 
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spécification économétrique dynamique, l’im-
pact d’une mauvaise santé sur un retrait précoce 
du marché du travail. Barnay (2005) dresse un 
constat similaire sur la population des seniors 
en France, faisant état d’un lien marqué entre 
dégradation de l’état de santé et cessation pré-
coce d’activité, en particulier pour les ouvriers. 
Une mauvaise santé affecte également les tra-
jectoires des travailleurs âgés de 30 à 54 ans qui 
ont un risque de chômage deux fois plus élevé 
que les personnes se déclarant en bonne santé 
(Jusot et al., 2008). Des analyses sur données 
de panel britanniques, contrôlant de l’hétéro-
généité inobservée, concluent également à une 
relation positive entre l’état de santé général et 
mental et le salaire horaire chez les personnes 
en emploi (Contoyannis et Rice, 2001).

L’une des principales difficultés méthodolo-
giques, interdisant souvent de conclure à un 
effet causal, réside dans la possibilité d’une 
causalité inverse du statut socioéconomique sur 
la santé. Plusieurs études ont ainsi mentionné 
l’effet néfaste de l’inactivité sur la santé perçue 
(Ross et Mirowsky, 1995) ou encore de celui du 
chômage sur le risque de mortalité (Mesrine, 
2000). Pour autant, la simultanéité des effets 
causaux fait débat. Ainsi, Tessier et Wolff 
(2005) sont les premiers en France à recourir à 
un modèle à équations simultanées. Ils mettent 
en exergue uniquement l’impact négatif de 
l’état de santé dégradé sur l’offre de travail. En 
choisissant un choc exogène de perte d’emploi, 
Salm (2009) ne trouve aucun effet significatif 
sur l’état de santé perçu et sur les capacités à 
exercer des tâches de la vie quotidienne, dans 
les quatre années qui suivent la perte d’emploi. 
Haan et Myck (2009) ont recours à un modèle 
dynamique bivarié afin de saisir conjointe-
ment les corrélations entre mauvaise santé et 
non‑emploi, à partir d’une population mascu-
line âgée de 30 à 59 ans, et concluent quant à 
eux à un effet causal bidirectionnel. 

L’effet propre des arrêts maladie

En étudiant l’impact des interruptions de travail 
liées à la santé sur les trajectoires professionnelles, 
cet article se situe dans la continuité de la littéra-
ture documentant l’effet de la santé sur le statut 
occupé par les individus sur le marché du travail. 

Il s’en distingue toutefois par l’indicateur de 
santé utilisé. En effet, les précédentes études 
ont en commun de recourir à des indicateurs de 
santé perçue ou de santé objective. Les premiers 
souffrent de plusieurs biais notamment celui de 

justification dans la mesure où la déclaration d’un 
état de santé altéré peut être liée à une rationa-
lisation du comportement de sortie du marché 
du travail (Bound, 1991). Par ailleurs, la com-
parabilité de ces indicateurs selon les catégories 
sociales, le genre et l’âge peut être compromise 
par l’existence de normes et d’attentes différentes 
face à la santé conduisant à des erreurs de mesure 
(Akashi‑Ronquest et al., 2011 ; Etilé et Milcent, 
2006 ; Shmueli, 2003). À l’opposé, le recours 
aux mesures objectives (décès, morbidité, mala-
dies chroniques, etc.) n’est pas totalement satis-
faisant. Bien qu’elles s’appuient sur le diagnostic  
médical, elles ont pour limite de ne donner 
qu’une information nécessairement incomplète 
de la santé. En outre, elles ne renseignent pas sur 
le degré d’adéquation entre état de santé et capa-
cité de travail, ce qui peut se traduire par un biais 
de variable omise (Bound, 1991). 

Pour ces raisons, les arrêts maladie peuvent être 
considérés comme un indicateur de santé objec-
tivé. Ils présentent en effet l’avantage de fournir 
une mesure concrète et visible de l’incapacité 
temporaire de travail. Les jours d’absence repré-
sentent un coût direct pour l’employeur (baisse 
de productivité, éventuel recrutement pour rem-
placer le salarié, aménagement de poste, désor-
ganisation de la production…). C’est pourquoi, 
même si le droit du travail protège les salariés 
contre les discriminations liées à l’état de santé 
(article L1132‑1 du Code du Travail), il est pos-
sible que des arrêts de travail répétés ou longs 
finissent par leur porter préjudice (moindre pro-
motion, non renouvellement de contrat, licen-
ciement, etc.)1.

Les travaux sur l’absentéisme considèrent d’ail-
leurs que les individus intègrent ces risques dans 
leurs choix de s’absenter. Les principaux modèles 
théoriques de l’absentéisme se placent dans un 
cadre où les absences procèdent d’un arbitrage 
entre travail et loisir (Allen, 1981). Dans ce 
cadre, l’utilité du loisir augmente a priori avec 
la maladie en raison d’un travail moins suppor-
table ou de la baisse de productivité au travail2. 
Cependant, le coût d’opportunité de l’absence 
est d’autant plus élevé pour les salariés que 

1. Le licenciement d’un salarié inapte est autorisé s’il est impos-
sible de reclasser le salarié à l’issue d’un arrêt de travail, ou si en 
cas de maladie non professionnelle une absence prolongée ou 
des arrêt répétés perturbent le fonctionnement de l’entreprise 
et que l’employeur se trouve dans la nécessité de pourvoir à son 
remplacement définitif.
2. Cette hypothèse est valide lorsque l’effet de substitution 
domine l’effet de revenu. On peut aussi envisager qu’une dégra-
dation de la santé s’accompagne d’une préférence accrue pour 
le travail du fait du coût des soins ou de l’assurance santé asso-
ciée au travail.
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le risque de sanctions est important. Dans un 
contexte d’asymétrie d’information sur l’état de 
santé des salariés, le repérage des arrêts injus-
tifiés représente toutefois un coût de contrôle 
important pour les employeurs. Ces derniers 
peuvent alors préférer au contrôle et à la sanc-
tion la fixation d’un salaire d’efficience afin 
d’empêcher les comportements d’abus (non 
shirking wage) (Barmby et al., 1994). Ces com-
portements d’absentéisme volontaire3 semblent 
cependant moins aisés dans le contexte français 
puisque les arrêts maladie doivent être justi-
fiés auprès de l’employeur par une prescription 
médicale dès le premier jour. Néanmoins, la 
littérature empirique française a montré que le 
taux d’absences est effectivement plus faible 
parmi les salariés en contrats précaires (Inan, 
2013 ; Chaupain‑Guillot et al., 2007) et que les 
arrêts de courte durée se réduisent en période de 
chômage (Lê et Reynaud, 2007) tendant ainsi à 
confirmer un effet « disciplinant » du chômage.

Si la littérature sur les déterminants de l’absen-
téisme semble ainsi bien confirmer que les sala-
riés intègrent le risque de pénalités dans leurs 
comportements de recours aux arrêts maladie, 
peu d’études (aucune à notre connaissance en 
France) se sont intéressées à l’effet réel des 
arrêts sur le risque de chômage ou d’éviction 
du marché du travail. Ce sont essentiellement 
les auteurs scandinaves qui ont étudié les consé-
quences des arrêts maladies sur la trajectoire 
professionnelle. Hansen (2000) montre un effet 
négatif de la prise d’arrêt maladie sur la trajec-
toire salariale en Suède mais seulement chez 
les femmes, chaque jour d’arrêt supplémentaire 
réduisant leur taux de salaire de 0,2 %. Une 
étude de Hesselius (2007) souligne que l’aug-
mentation du nombre d’arrêts maladie et de leur 
fréquence accroît le risque de chômage. Plus 
récemment, Markussen (2012) établit qu’une 
augmentation du taux d’arrêts maladie se traduit 
par une baisse de la probabilité d’être en emploi 
deux ans plus tard. Pour les personnes restant en 
emploi, l’auteur observe également un impact 
négatif des arrêts maladie sur le salaire. 

Analyse descriptive  
des trajectoires

Données et échantillon

L’analyse mobilise les quatre premières années 
du panel Hygie (2005 à 2008). Le système 
d’information sur les indemnités journalières 

Hygie 3est issu d’un appariement de fichiers 
administratifs utilisés pour calculer le mon-
tant des indemnités journalières ainsi que le 
montant des pensions de retraite4. Il s’agit de 
la première base administrative française qui 
couple à la fois des informations sur les trajec-
toires professionnelles et les dépenses de santé  
des individus. Cette base contient l’ensemble des 
informations de carrière et de recours aux arrêts 
maladie indemnisés5 d’un échantillon d’environ 
500 000 salariés du privé (actifs ou retraités) 
âgés de 22 à 70 ans suivis sur plusieurs années6.

Pour les besoins de l’étude, l’analyse est res-
treinte aux personnes âgées de 25 à 55 ans.  
Il s’agit ainsi d’écarter des transitions atypiques 
liées aux difficultés d’insertion des jeunes et 
aux comportements spécifiques de retrait anti-
cipé du marché de travail à l’approche de l’âge 
de la retraite (Barnay, Briard, 2009). Les per-
sonnes percevant des indemnités ou rentes pour 
accident du travail ou maladie professionnelle 
(ATMP) ont également été supprimées de 
l’échantillon car les déterminants de leurs tra-
jectoires professionnelles sont susceptibles de 
différer sensiblement de celles des personnes 
ayant eu des arrêts maladie (notamment du 
fait des contraintes spécifiques des employeurs 
vis‑à‑vis des victimes d’ATMP). Le modèle 
économétrique mis en œuvre nécessite un panel 
cylindré, c’est pourquoi les individus, dont les 
données de carrière ne sont pas disponibles 
de 2005 à 2008, sont supprimés de l’échantil-
lon. En outre, les salariés affiliés à un régime 
de sécurité sociale autre que le Régime général 
(ex : Régime social des indépendants, Mutualité 
sociale agricole) sont retirés de l’échantillon 
puisque l’information dont nous disposons sur 
leur carrière est incomplète. Au final, notre 
échantillon se compose de 247 779 salariés du 
privé âgés de 25 à 55 ans en 2005 (pour le détail 
des filtres appliqués, voir annexe 1).

3. Il a par exemple été démontré que les hommes suédois 
auraient tendance à recourir aux arrêts maladie pour suivre 
les compétitions sportives diffusées à la télévision (Skogman, 
Thoursie, 2004).
4. Ces données sont issues respectivement du Système national 
d’information inter-régimes de l’assurance maladie (SNIIR-AM) 
produit par la Caisse nationale de l’assurance maladie des tra-
vailleurs salariés (CNAMTS) et du Système national de gestion 
des carrières (SGNC) et du Système national statistiques presta-
taires (SNSP), gérés par la Caisse nationale d’assurance maladie 
(CNAV). La version utilisée dans l’article est celle des données 
actualisées au 1er juillet 2014.
5. Les arrêts maladie d’une durée inférieure au délai de carence 
(3 jours dans le cas général) ne sont donc pas reportés dans la 
base Hygie.
6. Il s’agit d’individus actifs ou retraités du régime général d’as-
surance vieillesse en 2005 et pour lesquels l’assurance maladie a 
enregistré au moins une prestation entre 2003 et 2005.
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Une typologie de l’insertion professionnelle 

Les données de carrière distinguent les retraités 
des actifs mais ne contiennent pas de statut d’oc-
cupation précis. Afin de rendre compte du degré 
d’insertion professionnelle, nous construisons 
une typologie à partir des trimestres cotisés, des 
périodes assimilées (PA) au titre du chômage, de 
la maladie et de la maternité et des arrêts maladie.

L’enjeu de cette classification est la construc-
tion d’états distincts reflétant le statut indivi-
duel d’occupation afin d’obtenir un nombre de 
catégories nécessaire (pour ne pas regrouper 

des individus trop dissemblables du point de 
vue de leur position sur le marché du travail) et 
suffisant (pour disposer d’assez d’effectifs dans 
chacune d’entre elles). Cette typologie conduit 
à définir un statut d’occupation pour chaque 
année en cinq états (cf. encadré 1) :

État 1 :  en emploi sans arrêt maladie ;
État 2 :  en emploi avec des arrêts de courte durée ;
État 3 :  en emploi avec des arrêts de longue 

durée (comprenant les congés maternité) ;
État 4 :  chômage ou activité réduite ;
État 5  :  en non emploi (chômage de longue 

durée et inactivité).

Encadré 1 

UNE TYPOLOGIE DES STATUTS SUR LE MARCHÉ DU TRAVAIL

Le but de cette typologie est d’obtenir un classement 
des individus selon leur distance vis-à-vis du marché 
du travail. Les interruptions de travail sont intégrées 
dans les états afin de rendre compatible la typologie 
avec le recours à un modèle de transition.

Cette typologie est constituée de cinq états :

1. En emploi sans arrêt : individus qui ont cotisé quatre 
trimestres au titre du travail sans valider de périodes 
assimilées (PA) et qui n’ont pas connu d’épisode 
d’arrêts maladie. Il s’agit de salariés principalement en 
emploi sur l’année ou qui ont travaillé avec un salaire 
suffisant pour valider quatre trimestres (soit au moins 
l’équivalent de 800 Smic horaire).

2. En emploi avec des arrêts de courte durée : individus 
qui ont cotisé quatre trimestres au titre du travail et qui 
ont eu moins de trois arrêts ou moins de 60 jours d’ar-
rêts cumulés dans l’année. Il s’agit de salariés principa-
lement en emploi sur l’année (ou ayant travaillé avec un 
salaire suffisant pour valider quatre trimestres) qui ont 
eu des arrêts d’une durée inférieure au seuil permet-
tant de valider une PA (le critère de validation d’une PA 
maladie est de 60 jours d’arrêts maladie indemnisés).

3. En emploi avec des arrêts de longue durée : indi-
vidus qui ont cotisé au moins un trimestre au titre 
du travail et qui ont été en arrêt plus de 60 jours ou 
qui ont validé au moins une PA au titre de la mala-
die, d’un accident du travail ou d’une grossesse. Cette 
catégorie regroupe donc des personnes cumulant 
dans l’année des périodes de longue maladie et des 
périodes d’emploi. Notons toutefois que les trimestres 
sont comptabilisés chaque année mais ne sont pas 
ordonnés : il n’est donc pas possible de savoir si les 
périodes d’emploi sont antérieures ou consécutives 
aux périodes de maladie au sein d’une année. 

De plus, il n’est pas possible d’identifier a priori les 
épisodes de congé maternité puisque les PA maladie, 
maternité et accident du travail sont confondues en 
une seule variable. Les individus ayant eu des indem-
nités journalières au titre d’un ATMP sont toutefois 
supprimés de l’échantillon. Un proxy est construit pour 
identifier les femmes ayant eu un congé maternité  

dans l’année. On considère que les femmes qui  
ont validé une période assimilée maladie/accident du 
travail/maternité alors qu’elles ne cumulent pas un 
nombre suffisant de jours d’arrêt maladie pour valider 
ce type de PA (critère 1) et qui ont entre 25 et 40 ans 
(critère 2) sont des femmes qui ont accouché dans 
l’année. En effet, la seule explication possible à cette 
validation de PA maladie/accident du travail/maternité 
est qu’il s’agit d’une PA maternité. La validation de 
PA maternité n’est pas soumise à un nombre de jours 
d’arrêt maladie, elle intervient automatiquement le tri-
mestre où a lieu l’accouchement. Pour l’année 2005, 
on estime ainsi que 8,1 % des femmes âgées de 25 à 
40 ans étaient en congé maternité.

4. Au chômage ou en activité réduite : individus qui ont 
cotisé moins de quatre trimestres au régime général, 
sans que cette période ne soit complétée par une PA 
maladie. Cette catégorie intègre les chômeurs qui ont 
validé au moins une période assimilée au titre du chô-
mage, et n’ont pas validé de PA maladie sur l’année. 
La validation d’une PA chômage nécessite d’avoir 
reçu une indemnisation au titre du chômage pendant 
50 jours, même s’il est possible dans certains cas de 
valider une PA chômage pour des périodes de chô-
mage non indemnisées. Sont également inclues les 
personnes qui ont moins de quatre trimestres cotisés 
sans toutefois avoir validé de PA chômage. En effet, 
certains chômeurs (au sens du BIT) peuvent ne pas 
avoir accumulé assez de droits pour avoir cette recon-
naissance alors même qu’elles vivent une situation de 
chômage. Cet état comprend donc en plus des chô-
meurs indemnisés, les chômeurs non indemnisés et 
les individus partiellement inactifs.

5. En non emploi : individus qui n’ont pas du tout 
cotisé de trimestre au cours de l’année, c’est-à-dire 
qu’ils ont perçu moins de 200 fois le Smic horaire brut 
de l’année concernée. Cette catégorie regroupe donc 
les personnes qui n’ont pas travaillé de l’année et 
celles qui ont été présentes sur le marché du travail de 
manière marginale. Elle comprend donc les personnes 
inactives, celles qui ne peuvent pas travailler en raison 
de leur état de santé et les chômeurs de longue durée 
indemnisés ou non.
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Les états 2 et 3 intègrent explicitement les épi-
sodes d’arrêt maladie selon leur intensité pour 
étudier l’impact graduel des interruptions de 
travail liées à la santé sur les transitions indivi-
duelles annuelles. 

Afin de distinguer les deux états, un premier 
seuil de 60 jours d’arrêts est retenu ; il consti-
tue le seuil de validation d’une période assi-
milée au titre de la maladie. Il s’agit d’un seuil 
administratif au‑delà duquel les arrêts maladie 
sont comptabilisés dans le calcul des droits à la 
retraite. Dans une seconde étape, la fixation du 
seuil fait l’objet de tests de sensibilité visant à 
identifier la durée la plus discriminante entre les 
états 2 et 3 dans les trajectoires professionnelles 
observées. Un seuil de 30 jours est alors arrêté. 

Par ailleurs, les arrêts maladie couvrant deux 
années sont affectés à l’année caractérisée par 
la durée la plus longue et ce afin de ne pas 
confondre arrêts courts et longs7. 

Enfin, sont réintégrées, au sein de l’état 3, les 
interruptions de travail de longue durée dues 
à des congés maternité afin de distinguer les 

effets des interruptions de travail de longue 
durée chez les femmes selon que celles‑ci sont 
dues à la maternité ou à la maladie.

Davantage d’arrêts longs chez les femmes 
en raison des congés maternité7

À l’aide de cette typologie, nous pouvons 
décrire les transitions individuelles observées 
entre 2005 et 2008. Les états initiaux se dis-
tinguent substantiellement entre les hommes et 
les femmes, ces dernières étant plus nombreuses 
à être en marge du marché du travail (états 4 
et 5) (cf. graphique I). Si les taux d’emploi sont 
plus élevés chez les hommes8, la proportion 

7. Ces basculements à une autre année ne sont effectués que 
sur les parties d’arrêts d’une durée inférieure à 60 jours. Ceci 
permet de ne pas confondre les arrêts courts et les arrêts longs 
sans affecter la construction des autres états. Les arrêts longs 
sur deux années consécutives sont considérés comme une suc-
cession de deux états contenant des arrêts longs.
8. Les écarts de taux d’emploi entre hommes et femmes obser-
vés ici sont cohérents avec les données nationales en population 
générale. En 2005, d’après l’Insee, 58 % des femmes et 69 % 
des hommes de 15 à 64 ans étaient en emploi. Ces taux sont 
inférieurs de 10 points à ceux que nous obtenons à partir d’Hygie,  
ce qui peut s’expliquer par les taux d’emploi plus faibles des 
15-25 ans et des plus de 55 ans exclus de notre échantillon.

Graphique I
Situation sur le marché du travail selon le genre en 2005
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Lecture : 2,3 % des femmes n’ayant pas eu de congé maternité étaient en emploi avec des arrêts supérieurs à 60 jours en 2005.
Champ : hommes (n = 123 089) et femmes (n = 124 690) salariés du privé âgés de 25 à 55 ans (avec et sans congé maternité en 2005).
Source : Hygie (2005-2008).
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d’hommes et de femmes en emploi et ayant 
recours dans l’année à des arrêts d’une durée 
cumulée inférieure à 60 jours est comparable 
(de l’ordre de 14 %). L’emploi associé à des 
arrêts longs concerne trois fois plus de femmes 
que d’hommes, mais cet écart s’explique par 
l’exclusion des individus en ATMP (davantage 
d’hommes que de femmes) et l’inclusion des 
femmes ayant eu un congé maternité : la part de 
femmes dans cet état est réduit de 5,7 % à 2,3 % 
lorsqu’on écarte les congés maternité. 

Des sorties de l’emploi plus fréquentes 
parmi les femmes ayant des arrêts 
maladie longs

Une comparaison des probabilités brutes de 
transitions annuelles en fonction de la pré-
sence ou non d’arrêts maladie met en lumière 

des constats intéressants (tableaux 1 et 2). 
L’emploi avec de longs arrêts maladie (état 3 
en t ‑ 1) semble a priori être le moins protec-
teur. 14,2 % d’hommes et 18,9 % de femmes 
ayant connu une longue période d’arrêt maladie 
en t subissent une trajectoire dégradée menant  
au chômage ou à l’inactivité en t + 1. Ces 
chiffres contrastent avec la proportion de 
trajectoires vers le chômage ou l’inactivité 
qui concerne 4,4 % des hommes et 6,1 % 
des femmes n’ayant pas eu d’arrêts. Depuis 
l’emploi avec des arrêts de courte durée, ces 
proportions passent à 5,9 % et 7 %. Ainsi, les 
périodes d’arrêt courts semblent a priori net-
tement moins discriminantes que les interrup-
tions longues pour maladie. De plus, l’examen 
des transitions à partir de trois premiers états 
met en évidence des différences systématiques 
entre les hommes et les femmes au détriment 
des trajectoires féminines.

Tableau 1
Transitions annuelles brutes entre états, population masculine

En %

Situation en t

Situation en t – 1
(1) 

Emploi  
sans arrêts

(2) 
Emploi  

arrêts < 60j

(3) 
Emploi  

arrêts > 60j

(4)  
Chômage, 

activité réduite

(5) 
Non emploi

Total

(1) Emploi sans arrêts 82,6 11,7 1,4 3,7* 0,7 100

(2) Emploi arrêts < 60j 59,1 30,2 5,0 4,8 1,1 100

(3) Emploi arrêts > 60j 37,9 23,8 24,0 8,5 5,7 100

(4) Chômage, activité réduite 29,4 4,7 0,8 52,1 12,9 100

(5) Non emploi 11,0 1,3 0,7 34,1 53,0 100

Total 68,7 13,0 2,2 11,4 4,8 100

Lecture : parmi les hommes en emploi sans arrêt l’année en t – 1 (état 1), 3,7 % transitent vers le chômage ou l’activité réduite en t (état 4).
Champ : salariés du privé âgés de 25 à 55 ans (n = 124 199).
Source : Hygie (2005-2008).

Tableau 2
Transitions annuelles brutes entre états, population féminine (hors congés maternité)

En %

Situation en t

Situation en t – 1
(1) 

Emploi  
sans arrêts

(2)
Emploi  

arrêts < 60j

(3) 
Emploi  

arrêts > 60j

(4)  
Chômage, 

activité réduite

(5) 
Non emploi

Total

(1) Emploi sans arrêts 77,5 14,4 2,0 5,2* 0,9 100

(2) Emploi arrêts < 60j 53,4 33,5 6,1 5,7 1,3 100

(3) Emploi arrêts > 60j 32,9 23,1 25,1 10,0 8,9 100

(4) Chômage, activité réduite 28,3 5,8 1,2 52,0 12,6 100

(5) Non emploi 7,7 1,3 0,4 23,4 67,2 100

Total 55,7 14,0 2,7 15,8 11,8 100

Lecture : parmi les femmes en emploi sans arrêt l’année en t – 1 (état 1), 5,2 % transitent vers le chômage ou d’activité réduite en t (état 4).
Champ : salariées du privé âgées de 25 à 55 ans n’ayant pas eu de congé maternité entre 2005 et 2008 (n = 107 985).
Source : Hygie (2005-2008).
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Davantage de retours à l’emploi sans arrêt 
suite à des congés maternité

Les transitions professionnelles des femmes 
caractérisées par des arrêts longs l’année pré-
cédente sont particulièrement sensibles à la 
nature de l’arrêt (maladie ou maternité) (cf. gra-
phique II). Lorsque l’arrêt long est lié à la 
maladie, un tiers des femmes se retrouvent un 
an après en emploi sans arrêt. Cette proportion 
atteint 54 % si les femmes ont été arrêtées plus 
de 60 jours en raison d’une maternité. 

Ces résultats bruts ne permettent cependant pas 
de conclure à un effet des arrêts maladie sur les 
trajectoires ultérieures, puisqu’ils ne tiennent 
pas compte des différences de structure des 
populations situées dans les différents états 
initiaux (âge, état de santé, secteurs d’activité, 
etc.) ni de l’hétérogénéité inobservée (stabilité, 
attachement au travail, motivation, compé-
tences, etc.) susceptibles d’expliquer largement 
les changements de situation sur le marché du 
travail. Pour identifier finement ces paramètres, 
des modèles de transition dynamique sont mis 
en œuvre afin de distinguer l’hétérogénéité 
individuelle (observée et non observée) et la 
dépendance d’état, c’est‑à‑dire l’effet propre du 
passage par un état en t‑1 sur la situation en t. 

Méthodologie économétrique 

C et article met en œuvre un modèle dyna-
mique de transition à partir de données 

administratives en panel pour retracer l’effet 
des épisodes d’arrêts maladie sur les trajectoires 
professionnelles des salariés. Les modèles de 
transition présentent l’intérêt de capter l’effet 
du passage par un état sur une multiplicité de 
transitions possibles sur le marché du travail en 
distinguant la dépendance d’état de l’hétéro‑
généité observée et inobservée. L’évaluation 
de l’impact du passage dans un état une année 
sur les états futurs suppose d’intégrer dans  
la variable explicative une valeur retardée de 
la variable dépendante, ou en d’autres termes 
d’évaluer la dépendance d’état. Heckman 
(1981) souligne les difficultés liées à l’obser-
vation de la dépendance d’état. L’hypothèse, 
selon laquelle les états passés constituent des 
prédicteurs des états futurs, renvoie à deux 
effets. Naturellement, les événements rencon-
trés durant le parcours des individus affectent la 
probabilité de faire face à d’autres évènements 
(vraie dépendance d’état). Cependant, les tran-
sitions empiriques observées peuvent aussi 
être liées à des caractéristiques individuelles 
non observables (fausse dépendance d’état).  

Graphique II
Transitions des femmes consécutives à un arrêt long (congés maternité vs maladie)
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Lecture : parmi les femmes en emploi ayant eu un arrêt long (> à 60 jours) en t – 1 en raison d’un congé maternité, 54,2 % ont transité 
vers l’emploi sans arrêt en t .
Champ : femmes salariées du privé âgées de 25 à 55 ans, hors ATMP. 
Source : Hygie 2005-2008.
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Il convient par conséquent de démêler la dépen-
dance d’état de l’hétérogénéité inobservée. 

En économie du travail, les travaux de Magnac 
(2000) constituent une référence dans la mise en 
œuvre de modèles multinomiaux dynamiques. 
Afin d’évaluer l’impact des programmes de for-
mation destinés aux jeunes actifs, il a recours 
à plusieurs modèles dynamiques dans lesquels 
sont étudiées les transitions entre six états sur 
le marché du travail. Pour s’affranchir du biais 
soulevé par Heckman (1981), Magnac inclut 
des effets individuels fixes dans la modélisa-
tion d’un modèle multinomial dynamique. La 
même année, Honoré et Kyriazidou proposent 
une alternative à ce modèle, avec une spéci-
fication économétrique permettant d’ajouter 
des variables explicatives qui varient dans le 
temps alors que le modèle de Magnac n’auto-
rise qu’une seule variable explicative, à savoir 
la valeur retardée de la variable dépendante. 
Cette stratégie d’estimation s’avère notam-
ment utile pour prendre en compte l’effet des 
variations conjoncturelles sur les transitions 
des contrats temporaires vers l’emploi stable 
(Givord et Wilner, 2009). Le modèle de Magnac 
est repris ensuite par Beck et Kamionka (2012) 
pour évaluer la mobilité des salariés entre caté-
gories socioprofessionnelles, statuts et secteurs 
d’activité. D’autres études recourent à des 
effets aléatoires, à l’instar d’Havet (2006) dans 
une analyse de l’insertion professionnelle des 
jeunes tout en traitant le problème des condi-
tions initiales en utilisant la méthode proposée 
par Wooldridge (2005). Enfin, Blasco et Givord 
(2010) proposent d’intégrer l’effet de la durée 
du passage dans un état en mettant en œuvre un 
modèle « multi‑états multi‑épisodes ». 

Cet article privilégie le modèle de Magnac en 
estimant un modèle dynamique de transition 
à partir de données administratives en panel 
(base Hygie 2005‑2008) pour retracer les trajec-
toires professionnelles des salariés cotisants au 
régime général âgés de 25 à 55 ans. Le modèle 
de Magnac permet d’isoler la dépendance d’état 
(l’effet propre des arrêts maladie) des facteurs 
d’hétérogénéité observés et inobservés fixes 
dans le temps pouvant affecter à la fois l’état de 
santé, le recours aux arrêts maladie, et la situation 
sur le marché du travail (telles que la catégorie 
socioprofessionnelle, la stabilité de l’emploi, les 
préférences des individus au regard de l’arbitrage 
travail/loisir ou encore l’aversion au risque) sur 
les trajectoires. Sa stratégie d’estimation par 
maximum de vraisemblance conditionnelle 
(dépendant d’une statistique suffisante et non 
des effets fixes individuels) permet de résoudre 

le problème des conditions initiales soulevé par 
Heckman (1981) et garantit la robustesse de 
l’estimation à toute spécification de l’hétéro-
généité inobservée (Brodaty, 2008). C’est pour 
cette raison qu’il est préféré à un modèle à effets 
aléatoires tel que proposé par Havet (2006). 
Cependant, en raison d’un problème de para-
mètres incidents, le modèle de Magnac contraint 
à la sélection d’une population qui a changé de 
statut entre 2006 et 2007 (population que nous 
qualifions de « movers ») (cf. encadré 2).

Ce modèle permet également d’obtenir des 
paramètres consistants avec un nombre de 
périodes réduit (les quatre années du panel sont 
suffisantes) sans intégrer de covariables dans 
l’estimation. Même s’il existe des modèles 
permettant d’ajouter des facteurs explicatifs 
variables dans le temps (Honoré, Kyriazidou, 
2000), il semble peu probable que leur non 
prise en compte constitue une source de biais 
dans cette étude. Les variations conjoncturelles, 
par exemple, peuvent affecter à la fois les arrêts 
maladie et le degré d’insertion professionnelle 
mais pas dans le même sens. Une hausse du 
chômage est de nature à accroître le risque de 
trajectoires professionnelles dégradées mais 
réduira, dans le même temps, le recours aux 
arrêts maladie courts (Lê et Raynaud, 2007). Ne 
pas en tenir compte ne peut donc que conduire 
à sous‑estimer l’ampleur des liens causaux mis 
en évidence. Au niveau des facteurs individuels, 
les principaux déterminants conjoints des arrêts 
maladie et du statut sur le marché du travail sont 
a priori fixes dans le temps. 

De la même façon, ce modèle à effets fixes ne 
tient pas compte des variations de l’état de santé 
susceptibles d’influer sur la trajectoire profes-
sionnelle et indépendantes des arrêts maladie.  
Il n’établit donc pas d’estimation de l’impact 
causal des arrêts maladie à variation de santé 
équivalente. En effet, l’objectif de cette étude 
n’est pas d’apprécier l’effet des arrêts maladie sur 
les trajectoires selon que ceux‑ci soient plus ou 
moins justifiés par l’état de santé. En revanche, 
le modèle permet d’estimer le risque chômage 
ou d’inactivité pour des personnes ayant connu 
des interruptions de travail pour incapacité à 
caractéristiques fixes dans le temps équivalentes. 
Une transition vers des arrêts de travail plus 
longs peut par conséquent simplement relever 
d’une dégradation de leur état de santé (et non 
de l’impact causal d’arrêts courts sur des arrêts 
longs). En outre, une transition vers le chômage 
ou l’inactivité pourra s’être accompagnée d’une 
dégradation de l’état de santé. Enfin, même si la 
composante dynamique inobservée de l’état de 
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santé n’est pas considérée dans ce modèle, on 
peut raisonnablement faire l’hypothèse qu’un 
état de santé susceptible d’affecter le statut d’em-
ploi se traduira par des arrêts maladie. 

Afin d’analyser les trajectoires entre les cinq 
situations sur le marché du travail définies par la 
typologie, nous mettons en œuvre, dans un pre-
mier temps, un modèle logit multinomial repo-
sant sur un simple contrôle de l’hétérogénéité 
observée et des conditions initiales (approxi-
mées à travers l’âge d’entrée sur le marché du 
travail) (encadré 2). Ces dernières peuvent être 
déterminantes dans la suite de la trajectoire 
professionnelle et leur effet ne doit pas être 
confondu avec celui de l’événement « interrup-
tion de travail liée à la santé » que nous sou-
haitons isoler9. Dans un second temps, nous 
mobilisons le modèle logit multinomial dyna-
mique à effets fixes de Magnac (encadré 3).  
La comparaison des deux modèles permet d’es-
timer dans quelle mesure la prise en compte de 
l’hétérogénéité inobservée atténue la mesure du 
risque associé à ces trajectoires. 

Résultats

L es résultats du modèle multinomial 
(contrôlant de l’hétérogénéité observée) 

sont comparés à ceux du modèle multinomial 
à effets fixes de Magnac (tenant compte de 
l’hétérogénéité inobservée) en stratifiant selon 
le genre. Précisons cependant que le modèle 
à effets fixes sélectionne une population par-
ticulière (les personnes qui changent de statut 
entre 2006 et 2007 qualifiées de « movers », cf. 
9annexe 2)10. Dans un premier temps, on examine 
les transitions professionnelles des hommes 
(tableau 3) et des femmes hors congés mater-
nité (tableau 4). Afin de faciliter la lecture et 

9. Pour illustrer ce propos, imaginons que les personnes peu 
qualifiées aient à la fois un risque plus élevé de chômage et de 
mauvaise santé que les personnes qualifiées. Si nous observons 
un risque plus élevé de chômage en t chez les personnes ayant 
eu des arrêts maladie en t – 1, il peut être lié aux conditions 
initiales (les mêmes individus ont dès le départ des risques de 
chômage et de maladie plus élevés) plutôt qu’à des épisodes 
antérieurs de maladie (fausse dépendance d’état).
10. La restriction aux « movers » a pour effet mécanique de 
réduire l’ampleur des coefficients associés aux transitions esti-
mées. En effet, ils ont pour spécificité d’être moins nombreux 
à avoir des transitions diagonales et plus nombreux à avoir des 
changements d’état (cf. annexe 2). Leurs probabilités de transi-
tions sont donc estimées par rapport à une référence qui est plus 
élevée par construction (le retour à l’état 1 pour les personnes 
provenant d’autres états – première colonne, et le départ vers 
d’autres états pour les personnes provenant de l’état 1 – pre-
mière ligne). La comparaison des deux modèles tient donc 
à la fois à cette différence de champ et à la prise en compte 
de l’hétérogénéité inobservée. En revanche, la restriction aux 
« movers » affecte uniformément les différents sous-groupes. La 
modification des écarts de coefficients entre les groupes lorsque 
l’on passe au modèle à effets fixes tient donc bien à la prise en 
compte de l’hétérogénéité inobservée qui distingue les hommes, 
les femmes sans congé maternité, et les femmes ayant eu des 
congés maternités.

Encadré 2 

MODÈLE LOGIT MULTINOMIAL DYNAMIQUE

Le premier modèle prend la forme d’un logit multi-
nomial non ordonné sur données empilées (pooled 
model). Pour identifier ce type de modèle, il est néces-
saire de définir un état de référence (généralement le 
plus répandu), ici l’état « en emploi sans arrêt » (état 1). 
Pour cet état de référence j = 1, on pose β1 0= .  
Les paramètres estimés β j s’interprètent alors en réfé-
rence à l’état 1. 

Le modèle s’écrit de la manière suivante :

y y k Xij kj i t
k

j

j i ij
*

,= =( ) + +−
=

−

∑ δ β ε1 1
0

1

où :

- yij
*  est une variable latente qui décrit la propension 

d’un individu i à occuper l’état j ;

- δkj  exprime l’impact du passage dans un état k en 
t-1 sur la probabilité d’être dans l’état j en t, cette 
variable est un paramètre de dépendance d’état qui 
suit un processus de Markov d’ordre 1 ;

- ε ij représente le terme d’erreur du modèle qui suit 
une loi de Gompertz.

Plusieurs variables de contrôle, présentes dans le 
vecteur Xi, permettent de dissocier la dépendance 
d’état de l’hétérogénéité observée. Pour ce faire, nous 
incluons un contrôle de l’hétérogénéité temporelle 
(effet de période ou conjoncturel) par le biais d’une 
indicatrice de la date à laquelle l’individu a effectué 
sa transition. Nous approchons les conditions initiales 
par l’âge d’entrée sur le marché du travail, en faisant 
l’hypothèse que le moment d’entrée sur le marché 
du travail reflète largement les différences initiales 
entre individus (préférences, motivations, niveau de 
diplôme, etc.). Enfin, dans cette première étape, nous 
captons l’hétérogénéité individuelle à travers plusieurs 
variables démographiques (âge), d’état de santé 
(consommation de soins en t – 1 en quintiles, recon-
naissance administrative d’une affection de longue 
durée « ALD » en t – 1), et de conditions de travail 
(secteur d’activité en t – 1).
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l’interprétation des résultats, les coefficients 
issus des estimations sont présentés sous forme 
d’odds ratios. Un odds ratio significativement 
supérieur à 1 (respectivement inférieur à 1) 
signifie que le passage par l’état k en t‑1, plutôt 
que par l’emploi sans arrêt, augmente (respec-
tivement réduit) les chances d’arriver à l’état 
k’ en t plutôt que de retourner à l’emploi sans 
arrêt. Dans un second temps, on compare les 
trajectoires des femmes hors congés maternité à 
celles de l’ensemble des femmes (annexe 3A). 
L’inclusion des congés maternité pour ces 

dernières augmente le nombre de femmes en 
arrêt long (état 3). 

L’effet pénalisant des arrêts maladie  
sur les sorties de l’emploi

Les résultats des modèles multinomiaux cor-
roborent l’effet pénalisant des arrêts mala-
die observé à partir des transitions brutes 
(tableaux 3 et 4). Ils font cependant apparaître 
un risque de trajectoires dégradées y compris 

Encadré 3 

MODÈLE LOGIT MULTINOMIAL À EFFETS FIXES

Le modèle logit multinomial dynamique à effets fixes 
de Magnac (2000) contrôle de l’hétérogénéité inob-
servée par des effets fixes, mettant ainsi pleinement à 
profit la dimension longitudinale des données. 

Avec ce modèle à effets fixes, l’expression de la pro-
babilité pour un individu j de se retrouver dans l’état i 
devient (Givord et Wilner, 2009) :
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+
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On remarque alors que la probabilité individuelle ainsi 
exprimée dépend d’un terme de dépendance d’état 
commun à tous les individus mais aussi d’un terme 
d’hétérogénéité individuelle. 

Dans ce modèle, on aura alors une variable latente de 
la forme suivante : 

y = y = k +ijt kj i,t
k=

j

ijt
* δ ε1 −

−
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Cette variable latente décrit la propension d’un indi-
vidu i à occuper un état j à la période t. Le terme  
d’erreur se décompose en deux parties :

ε αijt ij ijt= + u

où α ij  représente la propension d’un individu i à occu-
per un état j contrôlant ainsi de l’hétérogénéité indi-
viduelle et uijt  un terme d’erreur suivant une loi des 
valeurs extrêmes (loi de Gompertz).

Les paramètres à estimer sont les δkj  qui représentent 
la propension d’un individu à aller vers l’état j sachant 
qu’il était dans l’état k précédemment. Ces paramètres 
de dépendance d’état suivent un processus marko-
vien d’ordre 1. 

La présence d’effets fixes pose un problème de para-
mètres incidents (incidental parameter problem) qui 
rend l’estimateur non convergent lorsqu’on utilise la 
méthode du maximum de vraisemblance. Pour sur-
monter ce problème, Magnac (ibid) propose une 
statistique suffisante afin de ne plus faire dépendre 
l’estimation des effets fixes α ij . Cette statistique suffi-
sante fait intervenir l’état initial y1, de l’état final yT  et de 
la somme des états intermédiaires n = y = kik it1( )∑ . 

En raison de l’adoption de cette statistique suffisante, 
seuls les individus ayant connu une transition entre 
t = 2 et T – 1 contribuent à la vraisemblance, l’estima-
tion se fait donc sur les movers. Dans le cas présent, 
seules les personnes qui ont changé d’état entre 2006 
et 2007 participent à la vraisemblance.

Les coefficients ainsi estimés s’interprètent comme 
des rapports de probabilité :
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Les paramètres δkj  ne sont pas identifiables pour tous 
les états, c’est pourquoi on a un état de référence 
k = 0 pour lequel tous les paramètres relatifs à cet état 
seront nuls. On aura également α i0 0= . Ici l’état de 
référence est l’état 1, comme dans le premier modèle. 
Ainsi, si le paramètre de dépendance d’état est posi-
tif (δkj > 0) et significatif, l’interprétation du paramètre 
sera la suivante : « Le fait d’avoir été dans l’état k plu-
tôt que dans l’état « en emploi sans arrêt » (état 1) en 
t-1 augmente les chances d’être en j plutôt que dans 
l’état « en emploi sans arrêt » (état 1).

Comme, il s’agit d’un modèle semi-paramétrique, il 
n’est pas nécessaire d’émettre des hypothèses sur la loi 
des effets individuels, ce qui nous affranchit des hypo-
thèses contraignantes des modèles à effets aléatoires.
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pour les personnes ayant eu des arrêts maladie 
d’une durée cumulée inférieure à 60 jours. Dès 
lors que l’activité professionnelle est marquée 
par des arrêts maladie (états 2 et 3), comparati-
vement aux personnes qui n’ont pas eu d’arrêt, 
on observe un accroissement significatif du 
risque de transition descendante plutôt qu’un 
retour à l’emploi ininterrompu (état 1). 

L’introduction d’effets fixes ne remet pas en 
question l’effet pénalisant des arrêts maladie, 
et cela quelles que soient leur intensité et la 
significativité globale des transitions. Les résul-
tats confirment que les arrêts longs pénalisent 
plus fortement les trajectoires professionnelles 
de court terme que les arrêts courts. Si l’on 
s’en tient à l’examen exclusif des modèles à 
effets fixes, le risque de transition vers le non 
emploi (plutôt que vers le retour à l’emploi 
sans arrêt) suite à des arrêts longs est multiplié 
par plus de 8 comparé au risque de non emploi 

des individus n’ayant pas eu d’arrêts maladie.  
Ce type d’arrêts accroît cependant également 
le risque de transition vers le chômage; associé  
à des odds ratios de 3,4 chez les hommes et de  
3,5 chez les femmes.

De façon générale, les arrêts maladie de courte 
durée constituent plus souvent un état tran-
sitoire que les arrêts de longue durée, tout 
particulièrement lorsqu’est prise en compte 
l’hétérogénéité inobservée. Même si l’effet 
des arrêts courts est globalement moins péna-
lisant que celui des arrêts longs, il contribue 
néanmoins à accroître le risque de chômage 
et d’inactivité. L’effet est néanmoins de faible 
ampleur : les hommes avec des arrêts maladie 
courts l’année précédente ont un risque de 1,2 
d’être au chômage et 1,3 d’être en non emploi 
l’année suivante plutôt qu’en emploi sans arrêt. 
Pour les femmes (hors congés maternité), ces 
risques sont de 1,2 pour les deux transitions. 

Tableau 3
Modèles de transition, population masculine (seuil à 60 jours)

Odds ratios

 Situation d’emploi en t

Situation d’emploi en t – 1
(2) 

Emploi arrêts < 60j
(3) 

Emploi arrêts > 60j
(4) 

Chômage, activité réduite
(5) 

Non emploi

Modèle multinomial

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 60j 3,12***
[3,05 ; 3,20]

4,01***
[3,81 ; 4,26]

1,86***
[1,77 ; 1,95]

2,08***
[1,88 ; 2,29]

(3) Emploi arrêts > 60j 3,42***
[3,34 ; 3,78]

22,65***
[20,95 ; 24,37]

5,21***
[4,73 ; 5,69]

15,33***
[13,57 ; 17,16]

(4) Chômage/activité réduite 1,22***
[1,17 ; 1,28]

1,82***
[1,64 ; 2,04]

30,27***
[29,43 ; 31,29]

49,40***
[46,51 ; 52,24]

(5) Non emploi 0,87
[0,76 ; 1,00]

3,74***
[3,07 ; 4,53]

54,05***
[51,24 ; 57,45]

464,05***
[434,21 ; 499,73]

Modèle à effets fixes

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 60j 1,14***
[1,08 ; 1,20]

1,55***
[1,40 ; 1,73]

1,22***
[1,09 ; 1,35]

1,34***
[1,11 ; 1,63]

(3) Emploi arrêts > 60j 1,51**
[1,35 ; 1,68]

5,21***
[4,35 ; 6,23]

3,42***
[2,75 ; 4,26]

8,76***
[6,49 ; 11,82]

(4) Chômage/activité réduite 0,73***
[0,66 ; 0,81]

1,06
[0,84 ; 1,34]

7,17***
[6,55 ; 7,85]

19,30***
[16,78 ; 22,20]

(5) Non emploi 0,59***
[0,47 ; 0,76]

1,62**
[1,09 ; 2,41]

17,64***
[15,49 ; 20,29]

142,59***
[115,58 ; 174,16]

Note : afin de faciliter la lecture et l’interprétation des résultats, les chiffres des tableaux 3 et 4 sont présentés sous forme d’odds ratios. 
Les odds ratios donnent une approximation du risque relatif de transition de l’état k en t – 1 (plutôt que l’état en « Emploi sans arrêt ») 
vers l’état j en t en référence à l’état en « Emploi sans arrêt ». Si l’odds ratio est significativement supérieur (ou inférieur) à 1 alors l’impact 
est positif (ou négatif), toutes choses égales par ailleurs.

Lecture : dans le modèle à effets fixes, un homme ayant connu peu d’arrêts maladie, par rapport à un homme en emploi sans arrêts, 
a 1,34 fois plus de chances d’être en non emploi l’année suivante plutôt qu’en emploi sans arrêts au seuil de 0,1 %. Trois seuils de 
significativité sont calculés : * < 0,05 ; ** < 0,01 ; *** < 0,001. Les odds ratios estimés à partir du modèle multinomial sont contrôlés de 
l’hétérogénéité observée (ALD en t – 1, dépense totale de soins en t – 1, âge en 2005, âge d’entrée sur le marché du travail, bénéficiaire 
CMU-C en t – 1, secteurs d’activité en t – 1 et indicatrice temporelle de transition). 
Champ : modèle multinomial : hommes âgés de 25 à 55 ans (n = 369 967, données empilées) ; modèle à effets fixes : hommes âgés de 
25 à 55 ans « movers » entre 2006 et 2007 (n = 37 567).
Source : Hygie (2005-2008).
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Des arrêts maladie de courte durée semblent 
par ailleurs prédisposer les individus à en avoir 
davantage ; le risque de transition vers l’em-
ploi associé à des arrêts longs (état 3) apparaît  
plus élevé que le retour à l’emploi sans arrêt 
comparé aux individus n’ayant eu aucun  
arrêt (1,6 pour les hommes et les femmes).

La mesure de l’intensité des arrêts maladie 
est conditionnée au choix du seuil permettant 
de distinguer les états 2 et 3 de la typologie 
adoptée. Les résultats des estimations précé-
dentes montrent en effet que même les arrêts 
de moins de 60 jours accroissent significative-
ment le risque de chômage et d’inactivité chez 
les hommes et les femmes. Afin de tester la 
sensibilité de ces résultats au seuil retenu, plu-
sieurs seuils sont testés (de 50, 40 et 30 jours). 
Les résultats changent significativement à par-
tir d’un seuil de 30 jours (annexe 3B et 3C). Ils 
mettent en évidence que les arrêts d’une durée 
cumulée inférieure à 30 jours n’ont pas d’effet 
sur le risque d’inactivité. Ces arrêts relativement 

courts ont néanmoins un effet positif et signifi-
catif sur le risque de chômage, même si l’effet 
est de faible ampleur (proche de 1). Les arrêts 
d’une durée supérieure à un mois accroissent 
quant à eux non seulement le risque de chômage 
mais aussi le risque d’inactivité. 

L’hétérogénéité inobservée fixe  
dans le temps explique les différences 
entre les hommes et les femmes

Deux phénomènes différencient hommes et 
femmes dans le modèle multinomial. Les arrêts 
longs apparaissent plus pénalisants sur les tra-
jectoires de sortie d’emploi chez les femmes 
que chez les hommes. À la suite d’arrêts mala-
die, la transition vers un éloignement du mar-
ché du travail est plus probable qu’un retour à 
l’emploi sans arrêt chez les femmes (odds ratio 
de 25,3 pour les femmes contre 15,3 pour les 
hommes). À l’inverse, les hommes ont une pro-
babilité de persistance dans l’emploi associé 

Tableau 4
Modèles de transition, population féminine hors congés maternité (seuil à 60 jours)

Odds ratios

 Situation d’emploi en t

Situation d’emploi en t – 1
(2) 

Emploi arrêts < 60j
(3) 

Emploi arrêts > 60j
(4) 

Chômage, activité réduite
(5) 

Non emploi

Modèle multinomial

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 60j 2,92***
[2,86 ; 3,00]

2,83***
[2,74 ; 2,94]

1,60***
[1,53 ; 1,67]

2,36***
[2,19 ; 2,57]

(3) Emploi arrêts > 60j 3,16***
[2,97 ; 3,36]

12,68***
[11,95 ; 13,54]

4,85***
[4,49 ; 5,29]

25,28***
[23,05 ; 27,53]

(4) Chômage/activité réduite 1,12***
[1,07 ; 1,16]

1,12***
[1,06 ; 1,19]

23,81***
[23,08 ; 24,41]

32,79***
[31,25 ; 34,65]

(5) Non emploi 0,95
[0,87 ; 1,04]

1,15*
[1,02 ; 1,28]

38,09***
[36,64 ; 39,98]

464,05***
[440,31 ; 493,21]

Modèle à effets fixes

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 60j 1,16***
[1,11 ; 1,22]

1,57***
[1,40 ; 1,73]

1,17***
[1,06 ; 1,31]

1,23**
[1,02 ; 1,51]

(3) Emploi arrêts > 60j 1,51***
[1,34 ; 1,68]

5,99***
[5,00 ; 7,24]

3,53***
[2,86 ; 4,35]

9,39***
[7,10 ; 12,30]

(4) Chômage/activité réduite 0,73***
[0,66 ; 0,79]

0,88
[0,71 ; 1,08]

7,24***
[6,62 ; 7,92]

19,30***
[16,95 ; 22,20]

(5) Non emploi 0,49***
[0,40 ; 0,58]

0,90
[0,64 ; 1,26]

18,36***
[16,28 ; 20,91]

206,44***
[170,72 ; 249,64]

Lecture : dans le modèle à effets fixes, une femme ayant des arrêts maladie longs ou fréquents, par rapport à une femme en emploi sans 
arrêts, a 3,53 fois plus de chances d’être au chômage ou en activité réduite l’année suivante plutôt qu’en emploi sans arrêts au seuil de 
0,1 %. Trois seuils de significativité sont calculés : * < 0,05 ; ** < 0,01 ; *** < 0,001. Les odds ratios estimés à partir du modèle naïf sont 
contrôlés de l’hétérogénéité observée (ALD, dépense totale de soins, âge en 2005, âge d’entrée sur le marché du travail, bénéficiaire 
CMU-C en t – 1, secteurs d’activité en t – 1 et indicatrice temporelle de transition).
Champ : modèle multinomial : femmes âgées de 25 à 55 ans n’ayant pas été en congé maternité entre 2005 et 2008 (n=357 762, don-
nées empilées) ; modèle à effets fixes : femmes âgées de 25 à 55 ans entre 2005 et 2008 n’ayant pas été en congé maternité « movers » 
entre 2006 et 2007 (n=37 374).
Source : Hygie (2005-2008).
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à des arrêts longs (état 3) plus élevée que les 
femmes (dépendance d’état dans l’état 3 asso-
ciée à un odds ratio de 22,7 contre 12,7 chez 
les femmes) (tableaux 3 et 4). Ces résultats sug-
gèrent qu’une détérioration de l’état de santé est 
plus souvent associée à un maintien en emploi 
avec des arrêts de travail chez les hommes alors 
qu’elle conduit davantage à une sortie d’activité 
chez les femmes.

Ces différences entre hommes et femmes 
peuvent être liées à des caractéristiques inob-
servées expliquant la plus grande élasticité de 
l’offre de travail des femmes face aux interrup-
tions de carrières pour maladie. Les femmes, 
tout d’abord, ne disposent pas de la même pro-
tection sur le marché du travail. Au sein de la 
population salariée, elles occupent plus souvent 
des emplois à temps partiel que les hommes11. 
L’offre de travail des femmes est sensible au 
statut marital, au statut du conjoint et à la pré-
sence d’enfants (Edon et Kamionka, 2007 ; 
Pailhé et Solaz, 2012). On peut supposer qu’une 
dégradation de l’état de santé va davantage 
contraindre l’offre de travail des femmes que 
celle des hommes. Elle va modifier l’arbitrage 
travail/loisir voire les préférences entre produc-
tion domestique et production marchande. Chez 
les femmes, les coûts d’opportunité de choisir 
la production domestique plutôt que la partici-
pation au marché du travail sont plus faibles en 
raison de leurs salaires moins élevés (Cahuc et 
Zylberberg, 2004) et l’inactivité est perçue de 
manière moins illégitime que pour les hommes 
(Bouffartigue, 2010). Enfin, il est possible que 
ce résultat soit en partie expliqué par la nature 
des maladies ou déficiences fonctionnelles aux-
quelles les hommes et les femmes font face (les 
femmes déclarent par exemple plus de limita-
tions fonctionnelles motrices ou d’épisodes 
dépressifs (Célant et al., 2014)). 

La correction de l’hétérogénéité fixe dans le 
temps annule ces différences entre hommes et 
femmes. Les risques de transitions vers le chô-
mage et l’inactivité après des arrêts longs sub-
sistent pour les hommes et les femmes – mais 
leur ampleur est comparable entre les deux 
groupes (avec des odds ratios de l’ordre de 3,5 
pour le chômage et 9 pour l’inactivité). La pro-
babilité de persistance dans de longs épisodes 
de maladie en emploi est également comparable 
chez les hommes et les femmes.

Il faut cependant également noter qu’une autre 
différence entre hommes et femmes ne subsiste 
pas après contrôle de l’hétérogénéité fixe dans 
le temps – à savoir la tendance des hommes à se 

retrouver un peu plus en emploi avec des arrêts 
longs après un épisode d’inactivité. Il est pos-
sible que le risque de dégradation de l’état de 
santé concomitant à la reprise d’emploi soit plus 
élevé chez les hommes en raison d’un effet de 
structure (le statut d’inactivité chez les hommes 
est plus souvent associé à des problèmes de 
santé que chez les femmes).

Spécificités des congés maternité

Dans la population féminine, considérer l’en-
semble des arrêts pour raison de santé (congés 
maternité compris) réduit les risques asso-
ciés aux épisodes d’emploi avec arrêts longs.  
Des arrêts de type congés maternité conduisent à 
des trajectoires professionnelles moins dégradées 
que des arrêts longs dus à la maladie – notam-
ment parce que les congés maternité sont le plus 
souvent suivis d’un retour à l’emploi continu et 
sont plus rarement suivis d’arrêts maladie (gra-
phique 2). Cet effet s’atténue cependant forte-
ment une fois prise en compte l’hétérogénéité 
inobservée. Dans le modèle à effets fixes, l’odds 
ratio associé à une sortie vers le chômage pour 
les femmes issues de l’état 3 est de 3,2 en popu-
lation générale (versus 3,5 hors congés mater-
nité) (tableau 4 et annexe 3A). Les transitions 
vers le non‑emploi sont aussi plus probables 
pour la population hors congés maternité (9,4) 
par rapport à la population générale (8,8). 11

Afin de s’assurer que les risques de trajectoires 
dégradées chez les femmes suite à des congés 
maladie longs comparés à ceux des femmes 
ayant eu des congés maternité ne sont pas seu-
lement dus à l’âge plus élevé des premières, les 
estimations sont menées sur des sous‑groupes 
homogènes (30‑35 ans, 35‑40 ans)12. Les résul-
tats invitent à nuancer l’effet relativement 
moins pénalisant des congés maternités, car 
ils font apparaître certains risques spécifiques 
à chaque âge. Ainsi, l’inclusion des congés 
maternités dans l’échantillon féminin accroît le 
risque d’inactivité chez les 30‑35 ans et accen-
tue le risque de chômage chez les 35‑40 ans. 

Des risques anticipés par les salariés ?

Les résultats du modèle à effets fixes sou-
lignent, par ailleurs, les risques anticipés par des 
personnes sortant d’épisodes de fragilité : en 

11. D’après l’Insee, en 2012, 30,2 % des femmes en emploi tra-
vaillent à temps partiel contre 6,9 % des hommes.
12. Résultats non présentés, mais disponibles sur demande 
auprès des auteurs.



ÉCONOMIE ET STATISTIQUE N° 475-476, 2015 149

L’effet des arrêts maladie sur les trajectoires professionnelles

effet, les individus retournant à l’emploi après 
une période de chômage, d’activité réduite ou 
de non emploi (états 4 et 5) ont une probabi-
lité d’avoir des arrêts courts inférieure à ceux 
qui étaient initialement en emploi sans arrêts 
(état 1) (tableaux 3 et 4). 

Ce résultat semble étayer l’hypothèse d’un lien 
causal entre insécurité de l’emploi et comporte-
ments de recours aux arrêts de travail et pourrait 
traduire l’existence d’un présentéisme accru 
parmi les salariés nouvellement embauchés. 
Plusieurs travaux montrent en effet, qu’en dépit 
d’une santé altérée, des salariés en situation de 
précarité face à l’emploi, avec un risque de chô-
mage élevé, hésitent à recourir à des arrêts de 
travail (Hansen et Andersen, 2009). Il ne s’agit 
là que d’une hypothèse : les conditions d’in-
demnisation peuvent partiellement expliquer ce 
moindre recours aux arrêts maladie, puisqu’il 
faut justifier d’une durée de cotisation minimale 
pour bénéficier des indemnités journalières ver-
sées par l’assurance maladie. De plus, la reprise 
d’un emploi pourrait être associée à une amélio-
ration de l’état de santé perçu.

*  *
*

À partir d’un indicateur d’insertion profession-
nelle construit en cinq états (de l’emploi à des 
situations d’éloignement voire d’exclusion du 
marché du travail), cette étude met en évidence 
l’effet des arrêts maladie de courte et longue 
durée sur les trajectoires professionnelles l’an-
née suivante.

Les résultats confirment la présence d’une 
dépendance d’état très marquée sur le mar-
ché du travail français, d’autant plus forte que 
l’éloignement du marché du travail est impor-
tant. Ce constat s’applique également aux per-
sonnes exposées à des incapacités de travail 
dues à la santé. Ils mettent en évidence un 
risque de trajectoires dégradées plus élevé pour 
les salariés ayant eu des arrêts maladie que 
pour les salariés majoritairement en emploi. 
Ces effets subsistent une fois que l’on contrôle 
de l’hétérogénéité observée et inobservée fixe 
dans le temps, ce qui signifie qu’ils ne sont pas 
uniquement attribuables à des effets de com-
position au sein de ces états (facteurs associés 
à la fois à une mauvaise santé et une fragilité 
sur le marché du travail). De plus, les résultats 
suggèrent que les écarts de trajectoires consé-
cutives à des arrêts maladie entre hommes et 
femmes s’expliquent davantage par des effets 

de ségrégation sur le marché du travail ou des 
caractéristiques propres à chaque sexe (notam-
ment les préférences) que par un effet propre-
ment discriminant de la maladie. Il est probable 
que les transitions dégradées de personnes ayant 
des incapacités reflètent en partie une détério-
ration de leur santé. Toutefois, le risque accru 
de chômage et d’inactivité consécutif à des 
épisodes de maladie reste problématique indé-
pendamment de la dégradation de la santé qui 
peut l’accompagner. En revanche, les résultats 
de cette étude ne visent pas à saisir l’impact glo-
bal de l’état de santé sur la trajectoire. Certains 
événements de santé comme les accidents du 
travail, les maladies professionnelles, et les 
invalidités permanentes, ne sont pas considérés 
dans le champ de l’analyse. Il est donc probable 
que l’effet de la santé sur les trajectoires profes-
sionnelles soit plus élevé que l’effet des arrêts 
maladie mesuré dans cet article. 

Par ailleurs, l’effet des arrêts maladie sur le 
marché du travail est mesuré à travers le statut 
dans l’emploi ou les dispositifs d’indemnisa-
tion, sans qu’il ne soit possible de trancher sur 
le rôle respectif de l’offre ou de la demande de 
travail sur ces trajectoires. Plus modestement, 
ces résultats permettent de mettre en évidence 
que l’effet négatif de la maladie ne se manifeste 
non pas uniquement par des interruptions plus 
ou moins longues de travail, mais également par 
un risque accru de transition et de persistance 
dans le chômage et l’inactivité. 

Si contrairement à Blasco et Givord (2010), cette 
étude ne modélise pas à proprement parler la 
durée des arrêts maladie, elle intègre cependant 
une mesure de durée cumulée combinant occur-
rence et durée des arrêts maladie dans les états 
d’emploi (de 1 jour à un an d’arrêt). Notons que 
cette durée maximale est suffisante étant donné 
qu’en dehors de cas exceptionnels (affections 
de longue durée), les salariés en arrêts maladie 
durant plus d’un an ne peuvent continuer à être 
indemnisés qu’au titre de l’invalidité. Les résul-
tats permettent de conclure que la durée d’ar-
rêts maladie est déterminante sur la trajectoire. 
Sans disposer d’une mesure fine de gravité de 
la santé des personnes en arrêt maladie, la dis-
tinction entre arrêts courts et arrêts longs met en 
évidence des trajectoires différenciées selon la 
durée de l’incapacité. L’examen du seuil à partir 
duquel les personnes ayant des arrêts maladie 
ont un risque significativement accru de trajec-
toires dégradées souligne que, pour les hommes 
et les femmes, les arrêts maladie longs sont plus 
pénalisants sur les trajectoires que les arrêts de 
moins de 30 jours. 
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Les résultats établissent aussi des effets causaux 
inverses ; les personnes ayant eu des situations 
d’emploi défavorables sont moins susceptibles 
d’avoir recours à des arrêts courts lorsqu’elles 
reprennent un emploi ce qui peut suggérer un 
effet disciplinant du chômage, au risque d’ac-
croître le présentéisme des précaires. On ne peut 
toutefois pas totalement exclure que le retour à 
l’emploi s’accompagne temporairement d’une 
amélioration réelle ou perçue de l’état de santé 
qui pourrait expliquer en partie un moindre 
recours aux arrêts de travail. Enfin, il est pro-
bable que les données administratives sous‑esti-
ment les arrêts maladie des anciens chômeurs 
de longue durée et des inactifs (état 5) qui ne 
disposent pas nécessairement de droits suffi-
sants pour prétendre à une indemnisation de 
leurs arrêts maladie13. 141516

Les risques anticipés par les individus de péna-
lités associés aux arrêts maladie semblent tou-
tefois bien réels. Les résultats suggèrent qu’un 
arrêt maladie long peut constituer un obstacle à 
une réinsertion sociale rapide et stable. On sait 
que le secteur privé assure une moins bonne  

13. L’indemnisation des arrêts maladie est soumise à une durée 
de cotisation minimale de 200 heures au cours des trois mois 
précédant l’arrêt de travail ou d’un salaire au moins égal à 
1 015 fois le montant du Smic horaire au cours des six mois pré-
cédant l’arrêt de travail.
14. La fonction publique assure un maintien dans l’emploi (ou un 
retour à l’emploi) plus fréquent que le secteur privé notamment, 
grâce à certaines dispositions (garantie de l’emploi, obligation  
de reclassement, …).
15. À ce titre, dans le troisième Plan cancer 2014-2019, il est 
indiqué la nécessité de « diminuer l’impact du cancer sur la 
vie personnelle » afin notamment d’éviter des phénomènes 
de « double peine » (maladie et exclusion du marché du tra-
vail). En outre, depuis la circulaire du 4 septembre 2012, tout  
projet de loi doit désormais inclure des dispositions spéci-
fiques aux personnes handicapées, notamment en matière 
d’insertion professionnelle.
16. Ce type de congés non rémunérés n’est pas considéré dans 
notre analyse. Il s’adresse aux salariés, justifiant d’une certaine 
ancienneté dans l’entreprise, qui souhaitent cesser leur activité 
pour s’occuper d’un proche présentant un handicap ou une 
perte d’autonomie.

protection des salariés face à un choc de type 
handicap ou maladies chroniques que les 
salariés du public14. Ces résultats renforcent  
donc la nécessité d’assurer une meilleure réin-
tégration des personnes malades issus du sec-
teur privé ; principe réaffirmé par la mise en 
place récente du troisième Plan Cancer ou des 
dernières dispositions à l’encontre des per-
sonnes handicapées15. 

Cette première étude française sur l’impact des 
arrêts maladie appelle naturellement des pro-
longements. La relation entre les arrêts mala-
die et les trajectoires varie certainement selon 
les populations. Le cas des personnes en fin de 
carrière, par exemple, serait particulièrement 
intéressant à étudier dans la mesure où les arrêts 
maladie pourraient être utilisés comme disposi-
tifs de cessation anticipée d’activité. Cette étude 
nécessiterait d’isoler les départs en retraite choi-
sis des trajectoires d’inactivité davantage subies.

Les personnes confrontées à des charges fami-
liales particulières pourraient également être à 
la fois plus exposées aux arrêts maladie et à des 
trajectoires fragilisées. C’est le cas de la prise 
en charge d’un parent dépendant, d’un conjoint 
malade ou d’un enfant malade qui autorise un 
congé de soutien familial obtenu de droit sous 
certaines conditions16. L’analyse de ces tra-
jectoires d’emploi et de santé en lien avec les 
événements familiaux n’est pas encore possible 
avec les données administratives existantes. 
Enfin, le prolongement naturel de cette étude 
serait d’analyser les pénalités associées aux 
arrêts maladie des salariés se maintenant en 
emploi, en suivant les caractéristiques de l’em-
ploi occupé à la suite de ces arrêts, et d’analyser 
la réversibilité des trajectoires en analysant les 
effets des arrêts maladie à plus long terme. Ces 
études pourraient bénéficier de l’allongement 
progressif du panel Hygie. 
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Filtres Effectifs

Échantillon initial 520 838

Suppression des moins de 25 ans en 2005 481 426

Suppression des plus de 55 ans en 2008 339 659

Suppression des individus décédés sur la période 2005-2008 339 568

Suppression des individus cotisants à un autre régime que le régime général 325 932

Suppression des individus ayant validé des PA rentes 319 020

Suppression des individus ayant eu des ATMP 285 008

Cylindrage (individus présents de 2005 à 2008) 247 779

Lecture : la suppression des moins de 25 ans en 2005 réduit la taille de l’échantillon de 520 838 à 481 426 individus. Après application 
de l’ensemble des filtres et le cylindrage, l’échantillon d’analyse contient 247 779 individus.
Champ : échantillon de salariés affiliés au Régime général de retraite. 
Source : Hygie (2005-2008).

ANNEXE 1 ___________________________________________________________________________________

ÉCHANTILLON: RÔLE DES FILTRES APPLIQUÉS
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A. Hommes
En %

Situation en t

Situation en t – 1
(1)  

Emploi  
sans arrêts

(2)  
Emploi  

arrêts < 60j

(3)  
Emploi  

arrêts > 60j

(4)  
Chômage, 

activité réduite

(5) 
Non emploi

Total

(1) Emploi sans arrêts 41,1 40,1 4,7 12,0 2,1 100

(2) Emploi arrêts < 60j 66,3 19,9 6,4 6,1 1,3 100

(3) Emploi arrêts > 60j 38,7 28,7 16,4 9,9 6,4 100

(4) Chômage, activité réduite 38,7 7,9 1,4 30,9 21,2 100

(5) Non emploi 15,7 2,3 1,2 51,3 29,6 100

Total 45,2 25,7 4,8 16,7 7,6 100

Lecture : parmi les hommes « movers » en emploi sans arrêt maladie en t – 1 (état 1), 12 % ont transité vers le chômage ou l’activité 
réduite en t (état 4). 
Champ : salariés du privé âgés de 25 à 55 ans, « movers » entre 2006 et 2007 (n = 37 567).
Source : Hygie (2005-2008).

B. Femmes (hors congés maternité)
En %

Situation en t

Situation en t – 1
(1) 

Emploi  
sans arrêts

(2) 
Emploi  

arrêts < 60j

(3) 
Emploi  

arrêts > 60j

(4)  
Chômage, 

activité réduite

(5) 
Non emploi

Total

(1) Emploi sans arrêts 41,1 38,5 5,2 13,0 2,2 100

(2) Emploi arrêts < 60j 61,1 22,4 7,8 7,3 1,6 100

(3) Emploi arrêts > 60j 33,1 27,7 17,4 11,8 10,1 100

(4) Chômage, activité réduite 38,0 9,6 2,0 31,1 19,4 100

(5) Non emploi 14,5 3,0 0,9 48,6 33,0 100

Total 41,6 23,9 5,1 19,7 9,7 100

Lecture : parmi les femmes « movers » (hors congés maternité) en emploi sans arrêt maladie en t – 1 (état 1), 13 % ont transité vers 
chômage ou l’activité réduite en t (état 4).
Champ : salariées du privé âgées de 25 à 55 ans, « movers » entre 2006 et 2007, n’ayant pas eu de congé maternité en t – 1 (n = 37 374).
Source : Hygie (2005-2008).

C. Femmes (congés maternité compris)
En %

Situation en t

Situation en t – 1
(1) 

Emploi  
sans arrêts

(2) 
Emploi  

arrêts < 60j

(3) 
Emploi  

arrêts > 60j

(4)  
Chômage, 

activité réduite

(5) 
Non emploi

Total

(1) Emploi sans arrêts 38,8 34,9 12,2 11,9 2,3 100

(2) Emploi arrêts < 60j 56,2 20,4 14,7 6,9 2,0 100

(3) Emploi arrêts > 60j 42,3 20,8 11,7 12,2 13,0 100

(4) Chômage, activité réduite 36,2 9,2 3,7 29,6 21,3 100

(5) Non emploi 14,4 3,0 1,5 46,4 34,8 100

Total 39,6 21,6 9,7 18,3 10,7 100

Lecture : parmi les femmes « movers » (hors congés maternité) en emploi sans arrêt maladie en t – 1 (état 1), 11,9 % ont transité vers 
chômage ou l’activité réduite en t (état 4).
Champ : salariées du privé âgées de 25 à 55 ans, « movers » entre 2006 et 2007 (n =  49 547).
Source : Hygie (2005-2008).

ANNEXE 2 ___________________________________________________________________________________

TRANSITIONS ANNUELLES BRUTES DE LA POPULATION DES « MOVERS »
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ANNEXE 3 ___________________________________________________________________________________

MODÈLES DE TRANSITION

A. Population féminine congés maternité compris (seuil à 60 jours)
odds ratios

 Situation d’emploi en t

Situation d’emploi en t – 1
(2) 

Emploi arrêts < 60j
(3) 

Emploi arrêts > 60j
(4) 

Chômage, activité réduite
(5) 

Non emploi

Modèle multinomial

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 60j 2,92***
[2,86 ; 3,00]

2,83***
[2,73 ; 2,93]

1,60***
[1,53 ; 1,68]

2,36***
[2,19 ; 2,57]

(3) Emploi arrêts > 60j 1,75***
[1,68 ; 1,82]

3,03***
[2,90 ; 3,20]

3,19***
[3,02 ; 3,36]

17,46***
[16,44 ; 18,69]

(4) Chômage/activité réduite 1,12***
[1,07 ; 1,16]

1,12***
[1,05 ; 1,18]

23,81***
[23,20 ; 24,54]

34,12***
[32,54 ; 36,05]

(5) Non emploi 0,96
[0,88 ; 1,04]

1,12**
[1,00 ; 1,25]

37,71***
[36,14 ; 39,37]

464,05***
[440,72 ; 492,95]

Modèle à effets fixes

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 60j 1,19***
[1,13 ; 1,25]

1,72***
[1,60 ; 1,82]

1,21***
[1,11 ; 1,34]

1,54***
[1,30 ; 1,80]

(3) Emploi arrêts > 60j 1,09**
[1,02 ; 1,17]

1,95***
[1,77 ; 2,16]

3,19***
[2,83 ; 3,60]

8,76***
[7,39 ; 10,28]

(4) Chômage/activité réduite 0,72***
[0,66 ; 0,78]

0,70***
[0,62 ; 0,79]

7,17***
[6,62 ; 7,85]

19,11***
[16,95 ; 21,76]

(5) Non emploi 0,51***
[0,43 ; 0,60]

0,62***
[0,50 ; 0,77]

17,64***
[15,80 ; 16,69]

198,34***
[167,34 ; 235,10]

Lecture : dans le modèle à effets fixes, une femme ayant des arrêts maladie longs ou fréquents, par rapport à une femme en emploi sans 
arrêts, a 3,19 fois plus de chances d’être au chômage ou en activité réduite l’année suivante plutôt qu’en emploi sans arrêts au seuil de 
0,1 %. Trois seuils de significativité sont calculés : * <  0,05 ; ** < 0,01 ; *** < 0,001. Les odds ratios estimés à partir du modèle naïf sont 
contrôlés de l’hétérogénéité observée (ALD, dépense totale de soins, âge en 2005, âge d’entrée sur le marché du travail, bénéficiaire 
CMU-C en t – 1, secteurs d’activité en t – 1 et indicatrice temporelle de transition). 
Champ : modèle multinomial : femmes âgées de 25 à 55 ans entre 2005 et 2008 (n = 374 067, données empilées) ; modèle à effets fixes : 
femmes âgées de 25 à 55 ans entre 2005 et 2008 « movers » entre 2006 et 2007 (n = 49 547).
Source : Hygie (2005-2008).

➔



 ÉCONOMIE ET STATISTIQUE N° 475-476, 2015156

B. Population masculine (seuil à 30 jours)
odds ratios

 Situation d’emploi en t

Situation d’emploi en t – 1
(2) 

Emploi arrêts < 30j
(3) 

Emploi arrêts > 30j
(4) 

Chômage, activité réduite
(5) 

Non emploi

Modèle multinomial

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 30j 3,10***
[3,03 ; 3,19]

3,19***
[3,04 ; 3,32]

1,77***
[1,69 ; 1,87]

1,84***
[1,65 ; 2,06]

(3) Emploi arrêts > 30j 2,56***
[2,43 ; 2,68]

9,21***
[8,69 ; 9,66]

3,53***
[3,30 ; 3,81]

8,67***
[7,84 ; 9,62]

(4) Chômage/activité réduite 1,17***
[1,12 ; 1,24]

1,63***
[1,50 ; 1,76]

30,27***
[29,41 ; 31,27]

48,91***
[46,24 ; 51,93]

(5) Non emploi 0,85***
[0,73 ; 0,99]

2,41***
[2,04 ; 2,84]

54,05***
[51,03 ; 57,20]

464,05***
[431,51 ; 496,51]

Modèle à effets fixes

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 30j 1,08**
[1,03 ; 1,15]

1,27***
[1,17 ; 1,38]

1,16***
[1,04 ; 1,30]

1,19
[0,97 ; 1,46]

(3) Emploi arrêts > 30j 1,05
[0,97 ; 1,15]

2,64***
[2,34 ; 2,97]

2,18***
[1,86 ; 2,59]

4,76***
[3,71 ; 6,11]

(4) Chômage/activité réduite 0,72***
[0,64 ; 0,80]

0,90
[0,76 ; 1,06]

7,10***
[6,49 ; 7,77]

18,92***
[16,61 ; 21,76]

(5) Non emploi 0,58***
[0,45 ; 0,75]

1,13
[0,81 ; 1,55]

17,46***
[15,33 ; 20,09]

138,38***
[113,30 ; 170,72]

Lecture : dans le modèle à effets fixes, un homme ayant des arrêts maladie longs ou fréquents, par rapport à un homme en emploi sans 
arrêts, a 3,53 fois plus de chances d’être au chômage ou en activité réduite l’année suivante plutôt qu’en emploi sans arrêts au seuil de 
0,1 %. Trois seuils de significativité sont calculés : * < 0,05 ; ** < 0,01 ; *** < 0,001. Les odds ratios estimés à partir du modèle naïf sont 
contrôlés de l’hétérogénéité observée (ALD en t – 1, dépense totale de soins en t – 1, âge en 2005, âge d’entrée sur le marché du travail, 
bénéficiaire CMU‑C en t – 1, secteurs d’activité en t – 1 et indicatrice temporelle de transition). 
Champ : modèle multinomial : hommes âgés de 25 à 55 ans (n = 369 267, données empilées) ; modèle à effets fixes : hommes âgés de 
25 à 55 ans « movers » entre 2006 et 2007 (n = 38 178).
Source : Hygie (2005-2008).

C. Population féminine hors congés maternité (seuil à 30 jours)
odds ratios

 Situation d’emploi en t

Situation d’emploi en t – 1
(2) 

Emploi arrêts < 30j
(3) 

Emploi arrêts > 30j
(4) 

Chômage, activité réduite
(5) 

Non emploi

Modèle multinomial

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 30j 2,89***
[2,80 ; 2,96]

2,66***
[2,58 ; 2,75]

1,49***
[1,43 ; 1,57]

2,01***
[1,84 ; 2,21]

(3) Emploi arrêts > 30j 2,56***
[2,45 ; 2,69]

6,49***
[6,23 ; 6,80]

3,35***
[3,14 ; 3,56]

13,33***
[12,32 ; 14,39]

(4) Chômage/activité réduite 1,11***
[1,06 ; 1,15]

1,14**
[1,08 ; 1,19]

23,81***
[23,13 ; 24,47]

32,46***
[30,91 ; 34,26]

(5) Non emploi 0,94
[0,86 ; 1,04]

1,16**
[1,05 ; 1,28]

38,09***
[36,58 ; 39,92]

464,05***
[436,44 ; 488,72]

Modèle à effets fixes

(1) Emploi sans arrêts Réf. Réf. Réf. Réf.

(2) Emploi arrêts < 30j 1,12***
[1,05 ; 1,18]

1,34***
[1,23 ; 1,45]

1,11*
[0,99 ; 1,23]

1,14
[0,92 ; 1,39]

(3) Emploi arrêts > 30j 1,16***
[1,07 ; 1,27]

2,51***
[2,23 ; 2,83]

2,32***
[1,97 ; 2,72]

5,00***
[2,72 ; 6,30]

(4) Chômage/activité réduite 0,74***
[0,67 ; 0,82]

0,80***
[0,69 ; 0,93]

7,24***
[6,62 ; 7,92]

19,30***
[16,78 ; 22,20]

(5) Non emploi 0,49***
[0,40 ; 0,59]

0,72
[0,55 ; 0,93]

18,36***
[16,28 ; 20,70]

204,38***
[169,02 ; 247,15]

Lecture : dans le modèle à effets fixes, une femme ayant des arrêts maladie longs ou fréquents, par rapport à une femme en emploi sans 
arrêts, a 2,4 fois plus de chances d’être au chômage ou en activité réduite l’année suivante plutôt qu’en emploi sans arrêts au seuil de 
0,1 %. Trois seuils de significativité sont calculés : * < 0,05 ; ** < 0,01 ; *** < 0,001. Les odds ratios estimés à partir du modèle naïf sont 
contrôlés de l’hétérogénéité observée (ALD, dépense totale de soins, âge en 2005, âge d’entrée sur le marché du travail, bénéficiaire 
CMU-C en t – 1, secteurs d’activité en t – 1 et indicatrice temporelle de transition). 
Champ : modèle multinomial : femmes âgées de 25 à 55 ans n’ayant pas été en congés maternité entre 2005 et 2008 (n = 357 759, don-
nées empilées) ; modèle à effets fixes : femmes âgées de 25 à 55 ans entre 2005 et 2008 n’ayant pas été en congé maternité « movers » 
entre 2006 et 2007 (n = 38 152).
Source : Hygie (2005-2008).


