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RésuméL'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux est une en-quête d'intérêt général menée par la Drees - servi
e statistique des ministères sanitaireset so
iaux. Au-delà des nombreuses informations qualitatives que 
ette enquête apportesur 
es ménages aux revenus très modestes, son obje
tif 
entral est de fournir une me-sure appro
hée de leur �reste-à-vivre� et d'estimer leur éventuelle marge de manoeuvre�nan
ière. Pour mieux appréhender la qualité de 
ette enquête, un travail de 
al
ul depré
ision des prin
ipaux estimateurs a été mené.L'é
hantillon de l'enquête a été obtenu via un tirage à trois degrés. À 
haque degré detirage, des strati�
ations préalables ont été e�e
tuées et des ajustements ont pu être né
es-saires. Un système ré
ursif basé sur la formule de Raj a été mis en oeuvre pour estimer lavarian
e d'é
hantillonnage des prin
ipaux estimateurs retenus relatifs aux allo
ataires duminimum vieillesse. Ces 
al
uls de pré
ision ont dû être ajustés pour prendre en 
omptetoute la 
omplexité du plan de sondage et la réalité du tirage de l'é
hantillon. Dans unse
ond temps, a�n d'intégrer le traitement de la non-réponse totale dans le 
al
ul de pré-
ision, 
ette phase a été assimilée à un degré de sondage supplémentaire via la formule deRao. Et �nalement, la méthode proposée par Deville et Särndal a été mise en oeuvrepour tenir 
ompte du redressement de l'enquête par 
alage sur marges.1. audrey.isel�insee.fr2. emmanuel.gros�insee.fr3. Cet arti
le présente les travaux qui ont été menés dans le 
adre du Master 2 de Statistique -É
onométrie, spé
ialité statistique publique, proposé par l'Ensai et l'Université de Rennes 1 [1℄.
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Abstra
tIn 2012, the living 
onditions of bene�
iaries of the minimum allowan
es have been in-vestigated by the Drees, whi
h is the statisti
al servi
e of the Fren
h Minister for So
ialA�airs, Health and Women's Rights. This survey is a 
entrepie
e of the Fren
h statisti-
al system about people in �nan
ial di�
ulties. It provides mu
h qualitative informationabout bene�
iaries of the government-guaranteed minimums, and leads in parti
ular tothe estimation of their subsisten
e allowan
e.This survey has been sampled using a three-stage sampling design, with strati�ed ran-dom samplings at the �rst two stages and a systemati
 sampling at the third stage. Thisarti
le fo
uses on the analyti
al approa
h used to estimate the varian
e of estimators inthis survey. At �rst, a re
ursive formula based on the Raj formula was used to estimatethe sampling varian
e. Then the weighting adjustment for non-response was taken intoa

ount thanks to the Rao formula. Finally, following Deville and Särndal, the useof 
alibration te
hniques is taken into a

ount by applying the varian
e formula to theresiduals, whi
h are the result of a weighted least squares regression of the variable understudy on the 
alibration variables.Mots-
lésEnquête ménages, estimation de varian
e, sondage à plusieurs degrés, formule de Raj,formule de Rao.Introdu
tionL'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux menée parla Drees - servi
e statistique des ministères sanitaires et so
iaux - s'ins
rit dans le 
adredu dispositif d'observation statistique des situations des populations en di�
ultés. Ellerépond à une demande ministérielle et à des requêtes du se
teur asso
iatif d'avoir deséléments d'information permettant d'é
lairer le débat publi
 sur les minima so
iaux etleur montant.Alors que le débat publi
 a surtout porté depuis la �n des années 1990 sur l'in
itationau retour à l'emploi des béné�
iaires de minima so
iaux d'âge a
tif, les questions surleur niveau de vie reviennent sur le devant de la s
ène 
es dernières années à la faveurnotamment des débats sur l'évolution du pouvoir d'a
hat. Le poids grandissant des dé-penses pré-engagées dans les revenus les plus modestes pose en e�et la question de leur
apa
ité à �bou
ler leurs �ns de mois�. Cette enquête permettra à terme d'apporter unemesure appro
hée du �reste-à-vivre� des béné�
iaires de minima so
iaux et d'estimer leuréventuelle marge de manoeuvre �nan
ière. En attendant, elle donne de nombreuses infor-mations qualitatives sur les 
onditions de vie de 
es personnes aux revenus très modestes.Il s'agit de la troisième édition de 
ette enquête, mais au
une estimation de la pré
isiondes estimateurs 
onstruits à partir des données re
ueillies n'avait en
ore été réalisée jusque2



là. Un tel travail parait d'autant plus né
essaire pour 
ette édition, que l'un de ses prin-
ipaux obje
tifs est de fournir une quanti�
ation du reste-à-vivre des béné�
iaires. Il estdon
 important de 
onnaitre le degré de 
on�an
e que l'on peut a

order aux résultatsainsi obtenus.1 Présentation de l'enquête et de son plan de sondagePour introduire les travaux de 
al
ul de pré
ision qui ont été menés, il est né
essaire de
ommen
er par présenter le sujet de l'étude : l'enquête 2012 sur les 
onditions de viedes béné�
iaires de minima so
iaux. Son plan de sondage, fondement de l'exer
i
e d'es-timation de la varian
e d'é
hantillonnage qui 
onstitue l'objet de 
et arti
le, est ensuitedé
rit plus en détails. Les données sur lesquelles a porté plus parti
ulièrement le travailréalisé sont ensuite exposées. En parti
ulier, il 
onvient de s'attarder quelque peu sur lesprin
ipales 
ara
téristiques des allo
ataires du minimum vieillesse, qui forment la sous-population d'étude dans le 
adre de 
es travaux.1.1 L'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires deminima so
iauxL'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux est une en-quête ayant obtenu le label d'intérêt général et de qualité statistique, sans obligation deréponse. C'est une enquête en fa
e-à-fa
e d'une durée d'une heure environ, qui a été réali-sée au quatrième trimestre 2012. Une 
entaine d'enquêteurs de TNS Sofres, mandatés parla Drees, ont ainsi interrogé 8 450 personnes qui béné�
iaient, au 31 dé
embre 2011, d'unminimum so
ial [2℄. Les personnes interrogées n'étaient don
 plus for
ément béné�
iairesde 
e minimum so
ial au moment de l'enquête.Au total, 18 000 �
hes-adresses ont été né
essaires pour atteindre les obje
tifs �xés :� 7 400 �
hes-adresses au titre du revenu de solidarité a
tive (RSA) pour 3 850 répon-dants (1 450 du RSA so
le non majoré, 1 100 du RSA so
le majoré et 1 300 du RSAa
tivité seul)� 3 200 �
hes-adresses au titre de l'allo
ation de solidarité spé
i�que (ASS) pour 1 800répondants� 3 200 �
hes-adresses au titre de l'allo
ation aux adultes handi
apés (AAH) pour1 400 répondants� 4 300 �
hes-adresses au titre du minimum vieillesse (dont 1 000 provenant de l'é
han-tillon 
omplémentaire) pour 1 400 répondantsPar rapport aux pré
édentes enquêtes réalisées auprès des béné�
iaires de minima so
iauxen 2003 et en 2006, deux nouveaux publi
s ont été in
lus dans le 
hamp de 
ette enquête :les travailleurs pauvres, désormais en partie identi�ables 
ar per
evant le RSA a
tivitéseul, et les allo
ataires du minimum vieillesse.
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Bases de sondage :Pour le RSA, l'AAH et l'ASS, les unités enquêtées font partie de la vague 2011 de l'É
han-tillon national interrégimes d'allo
ataires de minima so
iaux (Eniams) 4.L'intégration des allo
ataires du minimum vieillesse dans le 
hamp de 
ette troisième en-quête a né
essité d'utiliser une autre base de sondage que l'Eniams. Cet é
hantillon ne
ontient en e�et que des personnes d'âge a
tif. Les béné�
iaires du minimum vieillesseont ainsi été dire
tement séle
tionnés dans les bases administratives des trois prin
ipales
aisses 
ompétentes : la Caisse nationale de l'assuran
e vieillesse (Cnav), la Caisse 
en-trale de la mutualité so
iale agri
ole (CCMSA) et le Servi
e de l'allo
ation de solidaritéaux personnes âgées de la Caisse des dép�ts (SASPA). Une même personne ne pouvantbéné�
ier d'une allo
ation que dans un seul régime, les trois bases de sondage sont biendisjointes. Celles-
i regroupent au total environ 96% de l'ensemble des allo
ataires duminimum vieillesse.Cet arti
le se 
on
entre sur les allo
ataires du minimum vieillesse relevant de la Cnav(Figure 1).

Figure 1 � Identi�
ation de la population sur laquelle porte l'arti
le parmi l'ensembledes répondantsLes bases de sondage utilisées pour séle
tionner les béné�
iaires du minimum vieillessesont en partie disjointes de la base de sondage dont on dispose pour les béné�
iaires d'âgea
tif (l'Eniams). En e�et, l'ASS et le RSA ne peuvent être, pour des raisons d'âge d'éli-gibilité, 
umulés ave
 le minimum vieillesse. En revan
he, l'AAH et le minimum vieillesse4. Il s'agit d'un panel annuel 
onstitué par rappro
hement de données administratives individuelles.Depuis 2001, il permet de suivre, au 31 dé
embre de 
haque année, la situation par rapport aux minimaso
iaux et à l'ins
ription à P�le emploi d'un é
hantillon de béné�
iaires de minima so
iaux nés entre le
1
er et le 14 o
tobre et âgés de 16 à 64 ans. 4



sont 
umulables dans quelques rares 
as. Pour que les bases de sondage soient bien dis-jointes, les personnes nées entre le 1er et le 14 o
tobre n'ont pas été séle
tionnées dans lesbases de sondage des organismes verseurs du minimum vieillesse. Ce défaut de 
ouverturede notre é
hantillon, qui pourrait entrainer un problème de biais de nos estimateurs, aété 
orrigé par le 
alage de notre enquête. Le 
alage sur marges a en e�et été réalisé surle 
hamp 
omplet des allo
ataires du minimum vieillesse, et non pas sur 
e 
hamp privédes individus nés entre le 1er et le 14 o
tobre.Unités statistiques :L'Eniams 
ontient les allo
ataires administratifs des di�érentes prestations, mais aussileurs éventuels 
onjoints dans le 
as de prestations familialisées.Dans le 
as du RSA, la prestation étant attribuée à un foyer, l'éventuel 
onjoint béné�
ie,au même titre que l'allo
ataire administratif, de tout le dispositif qui entoure 
ette pres-tation, notamment son dispositif d'insertion. Ainsi, dans le 
adre de l'enquête 2012 surles 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux, la personne enquêtée au titredu RSA peut être l'allo
ataire administratif ou son éventuel 
onjoint.En revan
he, bien que l'AAH soit également attribuée en fon
tion des ressour
es du foyer,le 
omité de pilotage de l'enquête a dé
idé d'ex
lure du 
hamp de l'enquête les éventuels
onjoints des allo
ataires de l'AAH. Le droit à 
ette prestation est en e�et 
onditionnéau handi
ap de l'allo
ataire, qui est une 
ara
téristique personnelle.Bien que l'ensemble des ressour
es du foyer soient prises en 
ompte pour le 
al
ul du droitau minimum vieillesse, seul l'allo
ataire administratif est repérable dans les bases de don-nées administratives des 
aisses. Pour lever le �ou de l'unité statistique dans le 
as d'unepersonne en 
ouple, une question supplémentaire avait été ajoutée dans le questionnairepour savoir si le 
onjoint de la personne enquêtée était aussi allo
ataire de 
ette prestation.Au �nal, pour l'ensemble de l'arti
le, 
omme pour tous les résultats issus de l'enquêtequi ont été publiés jusque là, on utilise indi�éremment les termes de �béné�
iaires� et d'�allo
ataires� des di�érentes prestations.Zones géographiques :La séle
tion des béné�
iaires du minimum vieillesse a été réalisée par les 
aisses elles-mêmes, suivant le plan de sondage fourni par la Drees et dans les zones géographiquesque la Drees a séle
tionnées. Pour des raisons de 
oûts d'enquête, 
es dernières sont lesmêmes quelle que soit la prestation 
onsidérée. Pour des 
ontraintes de 
alendrier des
aisses de retraite, la séle
tion de 
es unités géographiques s'est faite à partir de la vague2010 de l'Eniams (la vague 2011 n'étant pas en
ore disponible). Il n'a pas semblé gênantde pro
éder de la sorte, la répartition géographique des béné�
iaires de minima so
iauxévoluant en e�et peu d'une année sur l'autre.Par ailleurs, 
omme pour les enquêtes pré
édentes, les DOM ne font pas partie des dé-partements retenus dans la 
olle
te. L'enquête fournit don
 uniquement des résultatsreprésentatifs sur les béné�
iaires résidant en Fran
e métropolitaine.5



En�n, les 2 départements que 
ompte la Corse ont à nouveau d'emblée été ex
lus du tiragedes départements lors de 
ette enquête en raison de 
ontraintes logistiques 5. Néanmoins,les résultats obtenus peuvent raisonnablement être extrapolés à l'ensemble de la Fran
emétropolitaine, y 
ompris la Corse, les dispositifs législatifs en vigueur étant les mêmes.Hors-
hamps :Les personnes enquêtées peuvent être dans n'importe quelle situation de logement : enlogement de droit 
ommun, dans un servi
e d'hébergement, dans une habitation mobile,sans abri. . . Seules sont ex
lues du 
hamp les personnes vivant dans des institutions lesprenant presque entièrement en 
harge (maisons de retraite, foyers d'a

ueil médi
alisés,maisons d'a

ueil spé
ialisées). Ces béné�
iaires ont été retirés du 
hamp de l'enquêtepar les enquêteurs lors de la phase de prise de 
onta
t, 
ar 
ette information n'était pasdisponible en amont dans les bases de sondage.Au total, les hors-
hamps représentent 2% de l'é
hantillon. Cette proportion est évidem-ment très variable d'un minimum so
ial à un autre. Ainsi, les prestations d'âge a
tif (horsAAH) 
omptent moins de 1% d'hors-
hamps, tandis que 17% des béné�
iaires du mini-mum vieillesse relevant de la Cnav sont hors-
hamp (
ette proportion dépasse même les30% parmi les béné�
iaires du minimum vieillesse relevant des autres organismes).1.2 Le plan de sondage de l'enquêteL'obje
tif du plan de sondage de 
ette enquête a d'abord été de se rappro
her le pluspossible de la méthodologie de l'enquête e�e
tuée en 2006 pour fa
iliter la 
omparaisondes résultats. En raison de l'élargissement du 
hamp de l'enquête, il a tout de même falluadapter le plan de sondage et pro
éder à quelques ajustements.Pour fa
iliter le travail des enquêteurs et pour des raisons de 
oût de 
olle
te, les adressesne devaient pas être trop dispersées. Le tirage a don
 été e�e
tué dans un nombre limitéde départements et, dans 
haque département, 
on
entré autant que faire se peut sur
ertaines zones géographiques.Comme en 2003 et en 2006, il s'agissait d'un tirage à trois degrés :� 1er degré : les départements 6� 2e degré : les 
ommunes ou fra
tions de 
antons� 3e degré : les individus1.2.1 1er degré de tirage : les départementsPréalablement au tirage des unités primaires, une strati�
ation des départements en 5strates a été e�e
tuée, 
omme pour les enquêtes réalisées en 2003 et en 2006 :5. La TNS Sofres, prestataire en 
harge du terrain de 
ette enquête et des pré
édentes, ne dispose pasd'un véritable réseau d'enquêteurs en Corse.6. Hors DOM et Corse 6



� 2 strates exhaustivesStrate 1 : la région parisienne (8 départements)Strate 2 : les 6 plus gros départements en termes d'allo
ataires de minima so
iaux(tous minima 
onfondus)� 3 strates déterminées selon le taux d'urbanisation du départementStrate 3 : les départements très urbains (taux d′urbanisation ≥ 65%)Strate 4 : les départements semi-urbains (50% ≤ taux d′urbanisation < 65%)Strate 5 : les départements ruraux (taux d′urbanisation < 50%)Dans 
ha
une des strates 3, 4 et 5, 15 départements ont ensuite été séle
tionnés, propor-tionnellement à leur taille en termes d'allo
ataires de minima so
iaux. En ajoutant à 
es45 unités primaires, les 14 issues des deux premières strates exhaustives, l'enquête s'estdéroulée au �nal dans 59 départements (Figure 2).1.2.2 2e degré de tirage : les 
ommunes et fra
tions de 
antonsComme pour les unités primaires, une strati�
ation préalable des unités se
ondaires a étéréalisée avant le tirage. Ainsi, dans 
haque département séle
tionné, les 
ommunes ont été
lassées en 3 strates :� 1 strate exhaustive : les 4 plus grosses 
ommunes du département en termes debéné�
iaires de minima so
iaux.� 2 strates de 
antons :Strate urbaine : elle est 
onstituée des 
antons dits �urbains�, 
'est-à-dire regrou-pant des 
ommunes appartenant à l'espa
e urbain d'après le zonage en unitésurbaines de l'Insee.Strate rurale : elle est 
onstituée des 
antons dits �ruraux�, 
'est-à-dire regrou-pant les 
ommunes appartenant à l'espa
e rural.Un même 
anton peut être présent dans les deux strates s'il regroupe des 
ommunesurbaines et des 
ommunes rurales. Ainsi, on parle de �fra
tions urbaines� et de�fra
tions rurales� de 
antons.Quel que soit le département, 6 fra
tions de 
antons ont été tirées, proportionnellement àleur taille en termes de béné�
iaires de minima so
iaux : le nombre de fra
tions de 
an-tons appartenant à la strate de 
antons urbains et 
elui appartenant à la strate de 
antonsruraux varient en fon
tion du poids relatif de 
es 2 strates dans 
haque département 7.
7. 7 tran
hes ont été 
onstituées selon le poids des béné�
iaires de minima so
iaux appartenant àl'espa
e urbain d'un département dans le total des béné�
iaires de 
e département. Pour 
haque dépar-tement, en fon
tion de la tran
he à laquelle appartient son taux d'urbanisation, on détermine le nombrede fra
tions de 
antons urbaines à tirer (de 0 à 6). 7



Figure 2 � Répartition par strate des départements dans lesquels l'enquête s'est déroulée
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Adaptation de la pro
édure aux départements très urbanisés :Cette pro
édure de strati�
ation des fra
tions de 
antons entre �rural et urbain� a étéremise en 
ause dans quelques départements 8. En e�et, la règle permettant de déterminerle nombre de fra
tions à tirer dans 
ha
une des 2 strates 
onduisait à ne séle
tionner quedes fra
tions de 
antons urbaines, alors qu'il y avait tout de même quelques béné�
iairesappartenant à des fra
tions de 
antons rurales dans 
es départements.Pour que 
haque béné�
iaire ait e�e
tivement une 
han
e, même in�me, d'être séle
tionné,la strati�
ation des fra
tions de 
antons entre �rural et urbain� n'a pas été e�e
tuée dans
e 
as : 6 fra
tions de 
antons ont été tirées dans l'ensemble du département (hors les 4
ommunes de la strate exhaustive), proportionnellement à leur taille en termes de béné-�
iaires de minima so
iaux.Étape supplémentaire pour les minima so
iaux d'âge a
tif :Pour les seuls minima so
iaux d'âge a
tif, 3 fra
tions de 
antons rurales et 1 fra
tion de
anton urbaine supplémentaires ont été tirées dans 
haque département, proportionnel-lement à leur taille en termes de béné�
iaires de minima so
iaux d'âge a
tif 9. La basede sondage étant déjà un é
hantillon, il était né
essaire d'augmenter le nombre d'unitésgéographiques dans lesquelles il était possible de séle
tionner les individus.Pour les départements dans lesquels au
une strati�
ation entre fra
tions de 
antons ru-rales et urbaines n'avait été e�e
tuée, 
e sont simplement 4 fra
tions de 
antons qui ontété séle
tionnées.Ces nouvelles fra
tions de 
antons ont été tirées parmi l'ensemble des fra
tions possibles,les 6 fra
tions déjà séle
tionnées pré
édemment n'ayant pas été retirées de la base. Il adon
 fallu ensuite supprimer les éventuels doublons et pro
éder à un partage des poidspour déterminer le poids des unités.Au �nal :14 unités se
ondaires ont au maximum été séle
tionnées par département :� les 4 plus grosses 
ommunes en termes de béné�
iaires de minima so
iaux (y 
omprisminimum vieillesse)� 6 fra
tions de 
antons, généralement réparties entre �rural et urbain�, tirées propor-tionnellement à leur taille en termes de béné�
iaires de minima so
iaux (y 
omprisminimum vieillesse)� un maximum de 4 fra
tions de 
antons supplémentaires tirées proportionnellementà leur taille en termes de béné�
iaires de minima so
iaux d'âge a
tif (généralement3 fra
tions rurales et 1 urbaine)8. 10 départements sont 
on
ernés : 78, 91, 95, 13, 59, 62, 69, 06, 67, 83.9. A partir de la vague 2011 de l'Eniams 
ette fois.
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Le 
as des Alpes-de-Haute-Proven
e :Ce deuxième degré de tirage a également dû être adapté pour une unité primaire en parti-
ulier : les Alpes-de-Haute-Proven
e. En e�et, les béné�
iaires du RSA so
le majoré et del'ASS n'étaient pas assez nombreux dans l'Eniams par rapport à l'estimation du nombrede béné�
iaires qu'il aurait fallu séle
tionner pour remplir l'obje
tif global de 
haque mi-nimum so
ial 10.Ainsi, dans 
e département, tous les béné�
iaires du RSA so
le majoré et de l'ASS pré-sents dans l'Eniams ont d'o�
e fait partie de l'é
hantillon. Par 
onséquent, la 
onstitutiondes 3 strates de 
ommunes de 
e département, puis la séle
tion des 6 fra
tions de 
antons,ont été faites en ex
luant 
es 2 minima so
iaux. Seuls les béné�
iaires du RSA so
le nonmajoré, du RSA a
tivité seul, de l'AAH et du minimum vieillesse ont été pris en 
omptedans 
e degré de tirage pour la séle
tion des unités se
ondaires de 
e département.Le 
as de Paris :Paris a également été traité de façon spé
i�que, 
ette unité primaire étant aussi bien une
ommune qu'un département. Les 20 arrondissements que 
ompte la 
apitale 
onstituentautant d'unités se
ondaires. Ce 2e degré de tirage a ainsi 
onsisté à en séle
tionner 10,proportionnellement à leur taille en termes d'allo
ataires de minima so
iaux. Au
une stra-ti�
ation préalable n'a don
 été réalisée dans 
e 
as.1.2.3 Un 2e degré de tirage pouvant être 
omposé de 2 phasesPar rapport au plan de sondage des deux enquêtes pré
édentes, une nouvelle étape a dûêtre mise en pla
e 
ette fois-
i au moment du tirage des unités se
ondaires lors du 2e degréde tirage, en raison de l'extension du 
hamp de l'enquête à des publi
s di�érents de 
euxqui avaient été enquêtés jusque-là. En e�et, la répartition géographique des béné�
iairesde minima so
iaux n'étant évidemment pas la même d'une prestation à l'autre, la mul-tipli
ité de 
elles-
i peut 
onduire à retenir des unités géographiques regroupant peu debéné�
iaires d'une prestation en parti
ulier.Pour 
haque minimum so
ial d'âge a
tif et pour 
ha
un des organismes en 
harge duminimum vieillesse, un test a été e�e
tué dans 
haque unité primaire séle
tionnée : laprestation en question y est-elle un �
ritère rare� ? Autrement dit, est-
e que plus de50% des fra
tions de 
antons de 
e département sont vides pour le minimum so
ial 
onsi-déré (hormis les 4 plus grosses 
ommunes du département regroupées dans la 1ère strate) ?Le nombre de départements 
on
ernés est très variable d'une prestation à une autre (Ta-bleau 1).10. E�e
tif attendu dans 
haque département i (de probabilité d'in
lusion πi) pour un minimum so
ial
MS donné :
Effi =

1

πi

∗ taille de l′échantillon souhaitée pour ce MS

nombre de bénéficiaires de ce MS dans la base de sondage
∗nombre de bénéficiaires duMS dans i10



Table 1 � Nombre d'unités primaires 
on
ernées par un 2e degré de tirage en 2 phasesselon le minimum so
ial 
onsidéréAu sein de 
es départements, le tirage des individus pour une prestation donnée n'a pluslieu dans toutes les fra
tions de 
antons qui avaient été retenues jusque là.Dans 
es unités primaires, pour un minimum so
ial donné, seules 2 fra
tions de 
antonsont été séle
tionnées dans les strates urbaine et rurale parmi 
elles qui avaient été re-tenues à l'étape pré
édente. Si 
ha
une de 
es 2 strates était représentée initialement,pour qu'elles 
ontinuent à l'être dans l'é
hantillon �nal, on séle
tionnait for
ément unefra
tion de 
anton au sein de 
haque strate (et 
e même si toutes les fra
tions de 
antonsd'une strate donnée étaient vides pour le minimum so
ial 
onsidéré). La séle
tion de 
es2 unités se
ondaires se faisait proportionnellement à leur taille en termes de béné�
iairesdu minimum so
ial en question.Au �nal, lorsque pour une 
aisse de retraite donnée, le minimum vieillesse est un 
ritèrerare dans une unité primaire, seules 6 unités se
ondaires ont été retenues au maximum :les 4 plus grosses 
ommunes du département en termes de béné�
iaires de minima so
iaux,auxquelles s'ajoutent un maximum de 2 fra
tions de 
antons tirées spé
i�quement parmiles 6 qui avaient été séle
tionnées au préalable pour l'ensemble des béné�
iaires. Pourles minima so
iaux d'âge a
tif, la seule di�éren
e réside dans le nombre de fra
tions de
antons au sein desquelles il était possible d'e�e
tuer 
e tirage : 10 fra
tions au maximumau lieu de 6 pour le minimum vieillesse.1.2.4 3e degré de tirage : les individusDans 
haque unité se
ondaire préalablement séle
tionnée, le tirage des individus a étée�e
tué prestation par prestation pour les minima so
iaux d'âge a
tif et organisme ges-tionnaire par organisme gestionnaire pour le minimum vieillesse. Ces derniers ont d'ailleursété réalisés par les 
aisses elles-mêmes selon les instru
tions fournies par la Drees.Ce 3e degré de tirage est un tirage systématique d'allo
ataires dans 
haque 
ommune oufra
tion de 
anton retenue, sur un �
hier trié par âge et sexe. Le nombre d'unités à tirerdans les di�érentes unités se
ondaires est 
al
ulé pour 
haque minimum so
ial 11, suivantla taille de l'é
hantillon �nal souhaitée et de façon à tenir 
ompte de l'inégalité d'e�e
tifset de répartition sur le territoire des béné�
iaires.11. E�e
tif à séle
tionner dans 
haque unité se
ondaire q du département i (de probabilités d'in
lusionrespe
tives πq|i et πi) pour un minimum so
ial MS donné :
Effq|i =

1

πi ∗ πq|i
∗ taille de l′échantillon souhaitée pour ce MS

nombre de bénéficiaires de ce MS dans la base de sondage
∗nombre de bénéficiaires du MS dans q11



Par ailleurs, les béné�
iaires du RSA so
le non majoré appartenant à une famille nom-breuse ont été surpondérés à la demande de la Cnaf (d'un 
oe�
ient de 1,3), a�n depouvoir mener des études spé
i�ques sur 
e publi
 par la suite.En�n, un é
hantillon prin
ipal a été tiré au sein de 
et é
hantillon, de sorte qu'il soitéquilibré selon di�érentes variables (sexe, tran
he d'âge, département, rural/urbain). Laprobabilité de faire partie de l'é
hantillon prin
ipal pour un béné�
iaire présent dansl'é
hantillon global a été 
al
ulée pour 
haque minimum so
ial et était la même pour tousses béné�
iaires 12. Les é
hantillons 
omplémentaires obtenus permettaient de faire fa
e en
as de di�
ulté à atteindre les obje
tifs �xés en termes de répondants. Ces é
hantillonsétaient à débloquer par minimum so
ial et devaient alors être exploités 
omplètement,quitte à dépasser les e�e
tifs prévus, a�n d'éviter tout biais dans la 
olle
te des réponses.Seul l'é
hantillon 
omplémentaire du minimum vieillesse a �nalement été débloqué.

12. Pour 
haque prestation, 
ette probabilité est égale au rapport entre la taille souhaitée de l'é
hantillonprin
ipal et la taille de l'é
hantillon global qui a été séle
tionné.12



1.2.5 Con
lusion sur la pro
édure de séle
tion des allo
ataires du minimumvieillesse

Figure 3 � S
héma résumant la pro
édure de séle
tion des allo
ataires du minimumvieillesse
13



1.3 Les donnéesNous nous sommes 
on
entrés, dans le 
adre de 
e travail, sur une population parti
ulièrede béné�
iaires de minima so
iaux : les allo
ataires du minimum vieillesse (en parti
u-lier 
eux relevant de la Cnav). La première publi
ation parue à partir des résultats del'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux leur avaitd'ailleurs été 
onsa
rée [3℄.Par ailleurs, nous nous sommes parti
ulièrement intéressés à un indi
ateur phare de l'en-quête : l'indi
ateur de pauvreté en 
onditions de vie. Il a lui aussi fait l'objet d'unepubli
ation spé
i�que [4℄.1.3.1 Le minimum vieillesseLe minimum vieillesse permet aux personnes âgées d'au moins 65 ans (60 ans en 
as d'in-aptitude au travail) d'atteindre un seuil minimal de ressour
es. Historiquement, il s'agitdu premier minimum so
ial qui a été 
réé en Fran
e (l'allo
ation aux vieux travailleursdate de 1941).Au moment de l'enquête, au 31 dé
embre 2012, le plafond de ressour
es mensuelles pourpouvoir béné�
ier du minimum vieillesse était de 777 euros par mois pour une personneseule et de 1 207 euros pour un 
ouple. L'allo
ation est di�érentielle : elle 
orrespond à ladi�éren
e entre 
e plafond de ressour
es et le revenu mensuel du foyer. Le SASPA versele minimum vieillesse aux personnes qui ne perçoivent au
une pension de retraite, sinon
e sont les 
aisses de retraite (Cnav, CCMSA. . . ) qui s'en 
hargent.D'après les données administratives fournies par les 
aisses de retraite sur les allo
atairesde notre é
hantillon, un allo
ataire du minimum vieillesse relevant du régime général(Cnav) perçoit en moyenne 317 euros par mois d'allo
ation (Table 2).

Table 2 � Statistiques des
riptives de la variable de montant mensuel de minimumvieillesse perçuLa plupart de 
es allo
ataires ont déjà travaillé par le passé. Néanmoins 28% d'entre euxont 
onnu de longues périodes d'ina
tivité ou n'ont jamais travaillé d'après les résultats del'enquête. Parmi les allo
ataires relevant de la Cnav, 
ette proportion s'établit à 22%. Lesproblèmes de santé, d'invalidité ou de handi
ap semblent être à l'origine de nombreuses14




arrières é
ourtées.En�n, peu d'allo
ataires du minimum vieillesse disposent d'un patrimoine immobilier :ils ne sont que 16% à être propriétaires, a

édants à la propriété ou usufruitiers. Ave
plus d'un tiers de personnes 
on
ernées, 
e sont les allo
ataires du régime agri
ole qui endétiennent le plus souvent un.1.3.2 Un indi
ateur phare de l'enquête : l'indi
ateur de pauvreté en 
ondi-tions de vieLe r�le des minima so
iaux est avant tout de garantir un revenu minimum dé
ent à leursbéné�
iaires. Grâ
e à l'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minimaso
iaux, il est possible d'obje
tiver la situation de 
es personnes. En attendant l'étudede la pauvreté monétaire 13, une autre forme de pauvreté a largement été analysée : lapauvreté en 
onditions de vie.En Fran
e, un ménage est dit pauvre en 
onditions de vie lorsqu'il 
umule au moins 8di�
ultés parmi les 27 retenues, regroupées en 4 grands domaines que sont les 
ontraintesbudgétaires, les retards de paiement, les restri
tions de 
onsommation et les di�
ultésliées au logement. Les résultats obtenus à partir de l'enquête 2012 sur les 
onditions devie des béné�
iaires de minima so
iaux sont parfaitement 
omparables ave
 
eux obtenusen population générale par l'Insee via l'enquête statistique sur les ressour
es et les 
ondi-tions de vie (dispositif SRCV).A la �n 2012, 57% des béné�
iaires de minima so
iaux qui résident en Fran
e métropoli-taine sont pauvres en 
onditions de vie. Les revenus garantis par 
es di�érentes prestationset leurs 
onditions d'éligibilité dessinent la hiérar
hie entre les minima. Comme le mini-mum vieillesse garantit des revenus plus élevés que les minima so
iaux dits d'insertion(RSA et ASS) 14, ses béné�
iaires sont un peu moins souvent pauvres en 
onditions devie. 47% d'entre eux sont tout de même dans 
ette situation, soit bien plus que les plusmodestes en population générale. En se limitant aux allo
ataires du minimum vieillesserelevant du régime général (Cnav), 
e sont 141 784 allo
ataires qui sont pauvres en 
ondi-tions de vie.Con
lusionAvant l'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux, deuxenquêtes similaires avaient déjà été menées par la Drees auprès des béné�
iaires de minimaso
iaux (en 2003 et 2006). A�n que les résultats obtenus lors de 
ette nouvelle enquêtesoient 
omparables ave
 
eux des deux pré
édentes éditions, le plan de sondage devait serappro
her le plus possible de 
eux mis en oeuvre à l'époque. Toutefois, il a été né
essairede l'adapter, en raison de l'intégration dans le 
hamp de deux nouveaux publi
s : les13. Les résultats des appariements entre l'enquête et les données so
iales et �s
ales devraient êtredisponibles à la mi-2015.14. Pour les minima so
iaux dits d'insertion, l'obje
tif du législateur est d'éviter une désin
itation auretour à l'emploi en garantissant un revenu trop élevé. Comme les 
han
es de sortir du minimum vieillessesont quant à elles faibles, le revenu minimum garanti est plus élevé.15



béné�
iaires du RSA a
tivité seul d'une part et les allo
ataires du minimum vieillesse del'autre. Ces derniers sont au 
oeur de 
et arti
le.Parti
ulièrement attendus, les résultats de l'enquête sur les allo
ataires du minimumvieillesse révèlent un publi
 
onfronté à de nombreuses di�
ultés. Bien que le revenugaranti par le minimum vieillesse soit plus élevé que 
eux garantis par les minima so
iauxdits d'insertion (RSA et ASS), près de la moitié de ses béné�
iaires sont pauvres en 
ondi-tions de vie.2 Estimation de la varian
e d'é
hantillonnageDans 
ette partie, le travail de 
al
ul de pré
ision a été réalisé sans prendre en 
omptele traitement de la non-réponse et le 
alage sur marges. Il s'agit ainsi de déterminer unestimateur de la varian
e d'é
hantillonnage des estimateurs relatifs aux allo
ataires duminimum vieillesse relevant du régime général (Cnav), en 
onsidérant que l'ensemble desindividus faisant partie de l'é
hantillon ont répondu à l'enquête. Pour résoudre le pro-blème des valeurs manquantes pour les non-répondants à l'enquête, des imputations ontété réalisées.On utilisera dans la suite de 
et arti
le les notations habituelles de la théorie dessondages :La variable d'intérêt est notée Y et nous utilisons l'estimateur 
lassique d'Horvitz-Thomsonpour estimer sans biais son total ty :̂
tyπ =

∑

k∈s

yk

πk

=
∑

k∈s

wkyk (1)ave
 πk la probabilité d'in
lusion d'ordre 1 et wk le poids d'é
hantillonnage.
2.1 Estimation de la varian
e dans un plan de sondage à plusieursdegrés : les formules de Rao et de RajPour un plan de sondage à plusieurs degrés, on obtient un estimateur de varian
e sansbiais en utilisant un système ré
ursif mis au point par Durbin (1955), amélioré par Raj(1966), puis par Rao (1975).Dans le 
as d'un tirage à 2 degrés :Soit une population U partitionnée en NI unités primaires {U1, U2, . . ., Ui, . . ., UNI

}=UI .� 1er degré : un é
hantillon s de ns unités primaires est tiré de UI selon un plan desondage pI(.) 16



� 2e degré : ∀i ∈ s, un é
hantillon si d'unités se
ondaires est tiré de Ui selon un plande sondage pi(.|s)On s'intéresse à l'estimation du total ty d'une variable Y .Condition d'indépendan
e. Les tirages au 2e degré sont indépendants d'une unitéprimaire à l'autre.On suppose que la 
ondition d'indépendan
e est respe
tée et que le plan de sondage
onduit à des probabilités de séle
tion de 1er degré πi et à des estimateurs sans biais t̂idu total ti dans l'unité primaire i. On dispose ainsi de l'estimateur d'Horvitz-Thomson
ˆtyπ du total ty de la forme ˆtyπ =

∑

i∈s
t̂i
πi
.Considérons les estimateurs sans biais suivants :� f(t̂y) l'estimateur de la varian
e relative au 1er degré de sondage en fon
tion desvrais totaux ti de 
haque unité primaire i de la forme : f(ty) =

∑

i∈s qiy
2
i +

∑

(i,j)∈s,i 6=j qijyiyj� V̂i l'estimateur de la varian
e de t̂i liée au 2e degré de sondage au sein de l'unitéprimaire iProposition 1. La formule de Rao fournit un estimateur sans biais de V (t̂y) de la forme :
V̂ (t̂y) = f(t̂y) +

∑

i∈s

( 1

πi

2

− qi

)

V̂i (2)
Condition d'invarian
e. A 
haque fois que l'unité primaire i est tirée au 1er degré, unmême plan de sondage est utilisé au 2e degré, quelles que soient les autres unités primairesséle
tionnées. Ainsi, on a :

∀s, ∀i, pi(.|s) = pi(.)Proposition 2. Si la 
ondition d'invarian
e est véri�ée, on peut appliquer la formule deRaj pour déterminer un estimateur sans biais de V (t̂y) :
V̂ (t̂y) = f(t̂y) +

∑

i∈s

V̂i

πi

(3)
Cette formule peut être fa
ilement utilisée dans le 
as des plans de sondage à plus de2 degrés. Il faut 
onsidérer le plan de sondage sous forme d'arbores
en
e (Figure 3) etpartir du dernier degré, 
'est-à-dire 
elui au 
ours duquel les individus sont séle
tionnés.17



On applique alors de manière ré
ursive la formule de Raj (3) en remontant l'arbores
en
e
omme détaillé dans la �gure 4. Au �nal, la dernière agrégation, au degré 1, donne l'esti-mation de la varian
e V̂ (t̂y) du total ty.Dans le 
as du plan de sondage de l'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iairesde minima so
iaux, les 
onditions d'indépendan
e et d'invarian
e sont bien respe
tées à
haque degré de tirage. Nous avons don
 mis en oeuvre le système ré
ursif qui vient d'êtredé
rit pour 
al
uler la pré
ision des estimateurs de l'enquête.

Figure 4 � Démar
he globale du 
al
ul de la varian
e d'é
hantillonnage appliquée àl'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux
2.2 Tirage systématique au 3e degréAu 3e degré de tirage, au bout de l'arbores
en
e du plan de sondage de l'enquête, le tiragedes individus a été e�e
tué, pour 
haque prestation, suivant un sondage systématique dans
ha
une des unités se
ondaires iq qui ont été sele
tionnées au préalable pour l'ensembledes béné�
iaires de minima so
iaux du 
hamp de l'enquête.18



Proposition 3. Un sondage systématique est la réalisation d'un sondage par grappe où onne séle
tionne qu'une seule grappe. Il est impossible d'estimer sans biais la varian
e des esti-mateurs pour 
e type de tirage. Il est néanmoins possible de l'approximer, après s'être assuréque les individus sont bien triés dans le même ordre que 
elui qui a prévalu au moment deleur tirage.On utilise la formule suivante, valable pour un tirage systématique à probabilités égales d'uné
hantillon de taille n parmi une population N [6℄ :
V̂ ( ˆtyπ) = N2

(

1− n

N

) 1

2n(n− 1)

n−1
∑

k=1

(yk − yk+1)
2 (4)

Soit wk|iq le poids de l'individu k qui réside dans la 
ommune ou fra
tion de 
anton q dudépartement i. On note Niq le nombre d'allo
ataires du minimum vieillesse relevant de laCnav que 
ompte l'unité se
ondaire iq et niq le nombre de 
eux qui ont été séle
tionnéspour faire partie de l'é
hantillon. Tous les individus appartenant à la même unité se
on-daire iq ont la même probabilité de séle
tion et don
 le même poids : wk|iq =
Niq

niq
.Après avoir trié le �
hier selon l'âge et le sexe des allo
ataires (
omme 
ela avait été le
as au moment de leur tirage), on obtient les estimateurs suivants :

t̂iq =
∑

k∈siq

wk|iqyk (5)
V̂ (t̂iq) = fTS(3)(yk)

= (wk|iqniq)
2
(

1− 1

wk|iq

) 1

2niq(niq − 1)

niq−1
∑

k=1

(yk − yk+1)
2 (6)Un traitement parti
ulier a dû être e�e
tué au niveau des unités se
ondaires, pour s'as-surer qu'au �nal on ait bien, dans 
haque unité géographique, plus d'un allo
ataire duminimum vieillesse relevant de la Cnav qui fasse partie de l'é
hantillon (2.4.1). Il faut ene�et que niq soit supérieur à 1 pour que la formule (6) puisse être appliquée.2.3 Tirages à probabilités inégales aux 1er et 2e degrésAprès strati�
ation, les unités primaires et se
ondaires des strates non exhaustives ontété séle
tionnées proportionnellement à leur taille en termes de béné�
iaires de minimaso
iaux.
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Proposition 4. Dans le 
as des tirages à probabilités inégales, les formules de varian
e usuellesdu type Horvitz-Thomson s'appliquent mal, 
ar elles font intervenir des probabilités d'in
lusiond'ordre 2, qui ne sont pas 
onnues et sont di�
ilement 
al
ulables.Il existe toutefois plusieurs formules approximatives ne faisant pas intervenir les probabilitésd'in
lusion doubles. Nous utiliserons 
elle de Deville (1993) [6℄ :
V̂ ( ˆtyπ) =

n

n− 1

∑

k∈s

(1− πk)
(yk

πk

−
∑

k∈s(1− πk)
yk
πk

∑

k∈s(1− πk)

)2 (7)
2.3.1 Estimateur de la varian
e liée au 2e degréSoit t̂i l'estimateur sans biais d'Horvitz-Thomson du total ti de la variable d'intérêt Ydans l'unité primaire i.

t̂i =
∑

q∈si

wq|it̂iq (8)ave
 wq|i =
1

πq|iL'estimateur sans biais de la varian
e de t̂i liée au 2e degré de sondage s'obtient à partirde la formule de Raj (3) :
V̂ (t̂i) = fTS(2)(t̂iq) +

∑

q∈si

wq|iV̂ (t̂iq) (9)Si on ex
lut le 
as de Paris, dans 
haque département séle
tionné i, une strati�
ationpréalable au tirage des unités se
ondaires a été e�e
tuée entre les 4 plus grosses 
ommunesdu département en termes de béné�
iaires de minima so
iaux, les fra
tions de 
antonsurbaines et les fra
tions de 
antons rurales. Etant donné que les tirages sont indépendantsd'une strate à une autre, on dispose d'une dé
omposition de l'estimateur de varian
e
fTS(2)(t̂iq) relatif au 2e degré de sondage que l'on aurait si les vrais totaux tiq de 
haqueunité se
ondaire iq étaient 
onnus :

fTS(2)(t̂iq) = fgrandescommunes(t̂iq) + ffractionsurbaines(t̂iq) + ffractionsrurales(t̂iq) (10)ave
 fgrandescommunes(t̂iq) = 0 
ar il s'agit d'une strate exhaustive
ffractionsurbaines(t̂iq) =

nurb|i

nurb|i − 1

∑

q∈surb|i

(

1− 1

wq|i

)

(

wq|it̂iq −
∑

q∈surb|i
wq|i(1− 1

wq|i
)t̂iq

∑

q∈surb|i

(

1− 1
wq|i

)

)2(11)
ffractionsrurales(t̂iq) =

nrur|i

nrur|i − 1

∑

q∈srur|i

(

1− 1

wq|i

)

(

wq|it̂iq −
∑

q∈srur|i
wq|i(1− 1

wq|i
)t̂iq

∑

q∈srur|i

(

1− 1
wq|i

)

)2(12)20



D'après le do
ument de Deville et Vite San-Pedro (1993), les approximations uti-lisées pour déterminer les estimations de varian
e dans les strates urbaines et ruralesoù des tirages à probabilités inégales ont été e�e
tués, né
essiteraient que la taille desé
hantillons dans 
ha
une de 
es strates dépasse au moins 8. Dans le 
as 
ontraire, ons'expose à une sous-estimation de la varian
e. Or, dans notre plan de sondage, pour leminimum vieillesse, on a nurb|i + nrur|i = 6 15. Toutefois, pour des tailles d'é
hantillonsaussi petites, il n'existe pas de formule permettant d'estimer de manière satisfaisante lavarian
e d'é
hantillonnage.Par ailleurs, la strati�
ation entre les fra
tions urbaines et les fra
tions rurales n'a pasété prise en 
ompte dans l'estimation de la varian
e pour les départements dans lesquelsla 
ondition �nurb|i > 1 et nrur|i > 1� n'était pas véri�ée (ainsi évidemment que pourles départements très urbains dans lesquels au
une strati�
ation de 
e type n'avait étée�e
tuée).Cas de Paris :Au
une strati�
ation préalable n'a été réalisée dans 
e département. La moitié des arron-dissements que 
ompte la 
apitale ont été séle
tionnés via un tirage à probabilités inégales(proportionnellement à leur taille en termes de béné�
iaires de minima so
iaux) :
fParis(t̂iq) =

10

9

∑

q∈sParis

(

1− 1

wq|i

)

(

wq|it̂iq −
∑

q∈sParis
wq|i(1− 1

wq|i
)t̂iq

∑

q∈sParis

(

1− 1
wq|i

)

)2 (13)
2.3.2 Estimateur de la varian
e liée au 1er degréSoit t̂y l'estimateur sans biais d'Horvitz-Thomson du total ty de la variable d'intérêt Y .

t̂y =
∑

i∈s

wit̂i (14)ave
 wi =
1
πiL'estimateur sans biais de la varian
e de t̂y liée au 1er degré de sondage s'obtient à nouveauà partir de la formule de Raj (3) :

V̂ (t̂y) = fTS(1)(t̂i) +
∑

i∈s

wiV̂ (t̂i) (15)Une strati�
ation préalable au tirage des unités primaires a également été e�e
tuée. Etantdonné que les tirages sont indépendants d'une strate à une autre, on peut à nouveaudé
omposer l'estimateur de varian
e fTS(1)(t̂i) relatif au 1er degré de sondage que l'onaurait si les vrais totaux ti de 
haque unité primaire i étaient 
onnus :
fTS(1)(t̂i) = fstrate1(t̂i) + fstrate2(t̂i) + fstrate3(t̂i) + fstrate4(t̂i) + fstrate5(t̂i) (16)15. Pour les minima so
iaux d'âge a
tif, 4 fra
tions de 
antons supplémentaires avaient été séle
tionnées.21



ave
 fstrate1(t̂i) = fstrate2(t̂i) = 0 
ar il s'agit de 2 strates exhaustives
fstrate3(t̂i) = fstrate4(t̂i) = fstrate5(t̂i) =

15

14

∑

i∈s

(

1− 1

wi

)

(

wit̂i−
∑

i∈s wi(1− 1
wi
)t̂i

∑

i∈s

(

1− 1
wi

)

)2 (17)Dans les strates 3,4 et 5, le tirage des départements est de taille �xe égale à 15, 
e quigarantit le respe
t de la pré
onisation de Deville et Vite San-Pedro (1993) vue dansla sous-partie pré
édente.2.4 AjustementsPour tenir 
ompte de toute la 
omplexité du plan de sondage et de la réalité du tirage del'é
hantillon, et a�n d'estimer au mieux la varian
e d'é
hantillonnage, il a fallu ajuster lesformules présentées jusqu'à maintenant.2.4.1 Regroupement des unités se
ondaires de taille 1Pour régler les problèmes liés aux é
hantillons d'individus de taille 1 dans 
ertaines unitésse
ondaires, 
es dernières ont été regroupées ave
 leur plus pro
he voisin lorsque 
ela s'estavéré né
essaire.On a évidemment essayé de respe
ter la strati�
ation entre grandes 
ommunes, fra
tionsrurales et fra
tions urbaines.En regroupant 
ertaines unités se
ondaires, tous les individus d'une même nouvelle unitése
ondaire q̃ n'ont don
 plus for
ément les mêmes poids de séle
tion de l'unité se
ondaire.Il 
onvient don
 d'adapter la formule d'estimation de la varian
e en 
onséquen
e.La formule permettant d'estimer la varian
e liée au 2e degré de tirage (9) peut être réé
ritede la façon suivante :
V̂ (t̂i) = fTS(2)(t̂iq) +

∑

q∈si

V̂ (
√
wq|it̂iq) (18)Soit q̃ une nouvelle unité se
ondaire qui regroupe α unités q.On 
onsidère les notations suivantes :� niq̃ =

∑α

q=1 niq� Niq̃ =
∑α

q=1 niqwq|i� (wq|i)k le poids initial de l'unité se
ondaire q qui a été intégrée dans l'unité q̃ et qui
ontenait l'individu kL'estimation de la varian
e liée au 3e degré de tirage (6) est don
 désormais de la forme :22



V̂ (
√
wq̃|i ˆtiq̃) = (Niq̃)

2
(

1− niq̃

Niq̃

) 1

2niq̃(niq̃ − 1)

niq̃−1
∑

k=1

(
√

(wq|i)k yk −
√

(wq|i)k+1 yk+1)
2 (19)

2.4.2 Phase de tirage supplémentaire des unités se
ondaires dans le 
as oùle minimum vieillesse est un 
ritère rare dans une unité primaireDans les unités primaires où le minimum vieillesse relevant de la Cnav est un 
ritère rare,le 2e degré de tirage dans les strates urbaine et rurale est en réalité 
omposé de 2 phases :les unités se
ondaires �nales ont été tirées au sein d'un é
hantillon d'unités se
ondairespréalablement séle
tionnées (1.3.3).Etant donné la 
omplexité de la prise en 
ompte de 
ette 2e phase de sondage, il a étédé
idé de pro
éder à des répli
ations d'é
hantillons d'unités se
ondaires dans les stratesurbaine et rurale de 
es départements. L'obje
tif est de déterminer la probabilité de sé-le
tion de 
es fra
tions de 
anton. L'idée est en e�et d'assimiler 
e tirage en 2 phases àun tirage en 1 phase ave
 des probabilités de tirage égales aux probabilités estimées parrépli
ation.

Table 3 � Appré
iation de la 
onvergen
e de la probabilité empirique de séle
tion d'unefra
tion de 
anton dans le 
as où le minimum vieillesse relevant de la Cnav est un 
ritèrerareAu total, 300 000 tirages ont été simulés pour obtenir une estimation su�samment pré
ise.Cette pré
ision est évaluée au regard de la di�éren
e maximale de probabilités d'in
lusionqui existe entre une estimation obtenue sur la première moitié des tirages simulés et uneautre obtenue sur la se
onde moitié (Table 3). La probabilité d'in
lusion d'une fra
tion de
anton est 
al
ulée 
omme le rapport du nombre d'é
hantillons dans lesquels elle apparait23



par le nombre de tirages simulés au total.Si le minimum vieillesse relevant de la Cnav est un 
ritère rare dans le département i,alors, dans la formule d'estimation de la varian
e liée au 2e degré (9), le poids wq|i de lafra
tion de 
anton q est égal à l'inverse de la probabilité de séle
tion empirique que l'onvient de 
al
uler.2.5 RésultatsOn a 
onsidéré jusqu'à présent qu'il y avait absen
e de non-réponse totale. Les formulesde 
al
ul de varian
e ont ainsi été appliquées à l'ensemble des individus de l'é
hantillon
s. L'estimation de la varian
e d'é
hantillonnage des estimateurs de variables d'intérêt del'enquête a don
 né
essité d'imputer des réponses aux non-répondants à l'enquête.Les 
al
uls de pré
ision ont également porté sur une variable quantitative de la base desondage 16. Pour son estimateur, au
un e�et parasite lié aux imputations e�e
tuées pourpallier la non-réponse totale ne vient perturber la mesure de sa qualité.Proposition 5. Lorsque le paramètre d'intérêt est une fon
tion non linéaire de totaux, iln'existe pas de formule générale pour 
al
uler la varian
e de son estimateur. Il est 
ependantpossible d'appro
her 
ette varian
e par la varian
e de l'estimateur du total de sa variablelinéarisée, obtenue grâ
e à la formule de Taylor de développement en série.
Proposition 6. Dans le 
as où la taille totale de la population N est in
onnue, la moyenne
µy de la variable Y est un 
as parti
ulier de ratio de 
ette variable par la variable 
onstanteégale à 1. Pour en estimer la varian
e, on se ramène à l'estimation de la varian
e de sa variablelinéarisée, qui est de la forme :

ûi =
1

t̂N
(yi − ˆ̄Y ) (20)ave
 ˆ̄Y = t̂y

ˆtN
et t̂N =

∑

i∈s
1
πi
.Une proportion est simplement la moyenne d'une variable di
hotomique.Le montant mensuel moyen de minimum vieillesse perçu :On s'intéresse dans un premier temps à la moyenne du montant mensuel de minimumvieillesse perçu, variable issue de la base de sondage.16. Les seules variables quantitatives à disposition au moment de la réda
tion de 
et arti
le sont 
ellesde la base de sondage. En e�et, les variables quantitatives de l'enquête ne seront di�usées qu'une fois quel'appariement ave
 les données so
iales et �s
ales aura été réalisé, au 1

er semestre 2015.24



Pour estimer sa varian
e et les autres indi
ateurs d'erreur d'é
hantillonnage, il 
onvient dese pla
er dans le 
as où la taille de la population N est in
onnue. En e�et, N 
orrespondà la taille de la population du 
hamp de l'enquête, 
'est-à-dire 
elle dont on a ex
lu lesbéné�
iaires vivant dans des institutions les prenant presque entièrement en 
harge. Laproportion de hors-
hamps n'étant pas 
onnue, on ne peut utiliser qu'une estimation de
N à partir des résultats de l'enquête pour nos 
al
uls de pré
ision.Les résultats des 
al
uls de pré
ision obtenus pour 
ette variable sont présentés dans letableau 4.
Table 4 � Pré
ision de l'estimateur de montant mensuel moyen de minimum vieillesseperçuL'estimateur du 
oe�
ient de variation (ĈV ) d'un estimateur est un bon indi
ateur per-mettant d'évaluer l'erreur d'é
hantillonnage. Dans la littérature [5℄, on 
onsidère qu'un�bon� estimateur a un 
oe�
ient de variation inférieur à 5%. Cet indi
ateur est géné-ralement utilisé pour 
omparer di�érents estimateurs entre eux. Il est dé�ni de la façonsuivante :

ĈV =

√

V̂ (µ̂y)

µ̂y

(21)Le 
oe�
ient de variation estimé du montant mensuel moyen de minimum vieillesse perçuse révèle très bon : il n'est que de 1,2%.Par ailleurs, ˆInf IC et ˆSupIC sont les estimateurs des bornes inférieures et supérieures del'intervalle de 
on�an
e d'un estimateur à 95%. Celui-
i est de la forme :
ˆIC =

(

µ̂y − 1, 96

√

V̂ (µ̂y) ; µ̂y + 1, 96

√

V̂ (µ̂y)

) (22)Les variables d'intérêt de l'enquête :On s'intéresse maintenant aux variables d'intérêt de l'enquête. Les résultats des 
al
ulsde pré
ision menés jusque là pour 
es variables sont à prendre ave
 pré
aution, 
ar ils
a
hent un e�et �imputation� lié au traitement qui a été réalisé pour les non-répondantsà l'enquête.On a étudié dans un premier temps la pré
ision du nombre total d'allo
ataires du mi-nimum vieillesse relevant de la Cnav pauvres en 
onditions de vie. On 
onstate que son
oe�
ient de variation est plus élevé que 
elui du montant mensuel de minimum vieillesse25



perçu, mais il reste 
orre
t : 3,7%. (Table 5).
Table 5 � Pré
ision de l'estimateur du nombre total d'allo
ataires du minimum vieillesserelevant de la Cnav pauvres en 
onditions de vieOn s'est également intéressé à la proportion d'allo
ataires disposant d'un patrimoine im-mobilier. Cette variable possède le moins bon 
oe�
ient de variation des trois variablesétudiées jusque là : 4,95%. Celui-
i est tout de même en
ore inférieur à 5% (Table 6).
Table 6 � Pré
ision de l'estimateur de la proportion d'allo
ataires disposant d'un patri-moine immobilierL'estimation de l'e�et de sondage :Un sondage 
omplexe, à plusieurs degrés, a de bonnes propriétés pratiques (en parti
ulierune 
on
entration des individus dans des zones géographiques 
ontr�lées), mais il est enrevan
he for
ément moins pré
is qu'un sondage aléatoire simple de même taille. Il estintéressant de quanti�er 
ette perte de pré
ision.Le rapport entre l'estimation de la varian
e obtenue et 
elle que l'on aurait obtenue ensupposant un plan de sondage aléatoire simple est appelé l'e�et de sondage (noté De� ).Cette estimation permet d'appré
ier l'e�
a
ité du plan de sondage mis en oeuvre.Soit ˆtSAS l'estimateur du total ty d'une variable Y pour un plan de sondage aléatoiresimple sans remise de taille �xe égale à 
elle de l'é
hantillon et ˆVSAS( ˆtSAS) un estimateurapproximativement sans biais de sa varian
e.On a don
 :

ˆDeff =
V̂ (t̂y)

ˆVSAS( ˆtSAS)
(23)Sous un plan de sondage 
omplexe, ˆVSAS( ˆtSAS) di�ère de l'estimateur traditionnel obtenupour un sondage aléatoire simple. La formule retenue est de la forme [6℄ :

ˆVSAS( ˆtSAS) =
1

n

(

1− n− 1

N̂ − 1

)

(

N̂
∑

k∈s

wky
2
k −

(

∑

k∈s

wkyk

)2

+ V̂ (t̂y)

) (24)26



En reprenant les notations utilisées jusque là, on a wk = wk|iq ∗wq|i ∗wi. Et pour estimerla taille de la population N , on applique la formule 
lassique : N̂ =
∑

swk.Quelle que soit la variable 
onsidérée, l'estimation de l'e�et de sondage asso
ié est supé-rieure à 1. Cela traduit bien le fait que la mise en oeuvre du plan de sondage 
omplexe del'enquête engendre un a

roissement de l'erreur de sondage par rapport à un sondage aléa-toire simple. Néanmoins, la perte de pré
ision pour 
es paramètres n'est pas très grande(Table 7).L'e�et de sondage asso
ié au montant mensuel moyen de minimum vieillesse perçu estestimé à 1,4. Il y a don
 très peu de perte de pré
ision pour 
e paramètre par rapport à unsondage aléatoire simple de même taille. L'estimation de l'e�et de sondage de la propor-tion d'allo
ataires disposant d'un patrimoine immobilier est du même ordre de grandeur.L'estimation de l'e�et de sondage asso
ié au nombre total d'allo
ataires pauvres en 
ondi-tions de vie est i
i bien plus élevée : 3,9. L'estimation de 
e total a don
 une varian
ed'é
hantillonnage près de 4 fois plus grande que 
elle de l'estimateur obtenu en 
onsidé-rant un sondage aléatoire simple de même taille.
Table 7 � Estimation de l'e�et de sondage

Con
lusionLes 
al
uls menés dans 
ette deuxième partie 
onduisent à des premières estimations dela pré
ision des prin
ipaux estimateurs de l'enquête 2012 sur les 
onditions de vie desbéné�
iaires de minima so
iaux. Ces travaux ont été réalisés pour les seuls allo
ataires duminimum vieillesse relevant de la Cnav.Les formules mises en oeuvre tiennent 
ompte de nombreux éléments :� le plan de sondage à 3 degrés de l'enquête : tirage des départements, puis des 
om-munes ou fra
tions de 
antons, et en�n des individus� le tirage des allo
ataires au 3e degré par sondage systématique ordonné suivant leurâge et leur sexe� le tirage des unités géographiques à probabilités inégales aux 1er et 2e degrés� le regroupement des unités se
ondaires dans le 
as des é
hantillons de taille 1� la 2e phase de tirage des unités se
ondaires dans 
ertains départements (
as où leminimum vieillesse est un 
ritère rare)27



Dans 
ette partie, la pondération utilisée 
orrespond au poids de séle
tion initial des al-lo
ataires (poids avant traitement de la non-réponse et 
alage sur marges).D'après les résultats obtenus, l'enquête semble être de bonne qualité. Les 
oe�
ients devariation estimés sont en e�et relativement faibles (toujours inférieurs à 5%), tout 
ommeles estimations de l'e�et de sondage asso
iées.3 Prise en 
ompte de la non-réponse totale et du 
alagedans le 
al
ul de la pré
isionComme pour toute enquête, l'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires deminima so
iaux est 
onfrontée au problème de la non-réponse, qu'elle soit totale ou par-tielle. Seule la non-réponse totale a été prise en 
ompte pour l'évaluation de la varian
e denos estimateurs. En e�et, 
omme les variables d'intérêt étudiées devaient obligatoirementêtre renseignées pour pouvoir passer à la suite du questionnaire, nous n'avons pas été
onfronté à la non-réponse partielle.Le taux de réponse à l'enquête des béné�
iaires de minima so
iaux d'âge a
tif est de 50%en moyenne. Il est plus faible pour les allo
ataires du minimum vieillesse, notammentpar
e que les personnes ne pouvant être enquêtées pour des raisons de santé ou 
ar ellessont entièrement prises en 
harge par une institution sont plus nombreuses. Le taux deréponse des allo
ataires du minimum vieillesse est ainsi de 33%.Pour 
ompenser 
ette non-réponse totale, une méthode de repondération utilisant desgroupes de réponse homogène a été mise en oeuvre, prestation par prestation. Le poidsd'é
hantillonnage des répondants a ainsi été augmenté. Dans une première sous-partie, ons'atta
he à intégrer 
e traitement de la non-réponse totale dans le 
al
ul de l'estimateurde la varian
e obtenu jusqu'à présent.Par ailleurs, l'enquête a également été redressée, prestation par prestation (et organismepar organisme dans le 
as du minimum vieillesse), sur un 
ertain nombre de marges de
alage. L'intégration de 
ette information auxiliaire dans les estimateurs permet de res-pe
ter les totaux 
onnus sur l'ensemble de la population et de diminuer la varian
e desestimateurs obtenue après 
alage pour les variables d'intérêt 
orrélées aux variables de 
a-lage. La deuxième sous-partie traite de 
e redressement et de son impa
t sur notre 
al
ulde pré
ision.3.1 Modélisation de la non-réponse totale et 
al
ul de pré
isionLa non-réponse totale peut être modélisée par une phase de sondage supplémentaire :� 1re phase : tirage de l'é
hantillon s selon notre plan de sondage ave
 des probabilitésde tirage πk = πk|iq ∗ πq|i ∗ πi� 2e phase : tirage de l'é
hantillon des répondants r, au sein de l'é
hantillon s préalable-ment séle
tionné, selon un plan de sondage poissonnien où 
haque unité répondante28



k est séle
tionnée de façon indépendante dans s selon sa probabilité de réponse prépSi la probabilité de réponse prép était 
onnue pour 
haque individu k, on pourrait estimersans biais le total de n'importe quelle variable Y à l'aide de l'estimateur en expansion 17suivant :
t̂y,CNR =

∑

k∈r

1

πk pk,rép
yk (25)Malheureusement, les probabilités de réponses pk,rép ne sont pas 
onnues. Il a don
 fallules estimer. Pour 
e faire, nous avons pro
édé à une modélisation du mé
anisme denon-réponse prestation par prestation, en analysant le 
ritère �répond / ne répond pas�en fon
tion de variables 
onnues pour les répondants et les non-répondants à l'aide d'unerégression logistique. Nous avons ainsi déterminé les variables auxiliaires les plus expli
a-tives de la non-réponse pour les allo
ataires du minimum vieillesse, à savoir :� le montant mensuel de minimum vieillesse perçu (en 3 tran
hes)� le type d'allo
ation du minimum vieillesse perçu (ASPA ou ASV 18)� être en 
ouple ou isoléLes groupes de réponse homogène (GRH) ont alors été dé�nis par 
roisement de toutesles modalités de 
es trois variables expli
atives. Les 12 GRH ainsi obtenus 
ontenaientsu�samment d'allo
ataires du minimum vieillesse pour assurer une 
ertaine stabilité desestimations de probabilités de réponse : la probabilité de réponse est 
onsidérée 
onstanteau sein d'un même GRH. De plus, 
ette probabilité de réponse est supposée indépendanted'un GRH à l'autre.La probabilité de réponse d'un individu k donné appartenant au GRH g est alors estiméepar le taux de réponse pondéré 19 observé dans 
e GRH :

p̂k,rép =

∑

k∈r wk1Ik∈GRHg
∑

k∈(r+nr)wk1Ik∈GRHg

(26)Au �nal, 
omme le fait de répondre à l'enquête est indépendant entre les individus, 
ondi-tionnellement au fait que 
es individus appartiennent bien à l'é
hantillon de l'enquête,on peut voir la phase de non-réponse 
omme un degré de sondage supplémentaire : ausein de 
haque individu k de l'é
hantillon, un tirage bernoullien de 0 ou 1 unité est e�e
-tué selon une probabilité de tirage 
orrespondant à sa probabilité de réponse estimée p̂k,rép.Les tirages sont indépendants entre les individus. En revan
he, la 
ondition d'invarian
en'est pas véri�ée, puisque les p̂k,rép dépendent de l'é
hantillon s. On applique don
 laformule de Rao (2) pour prendre en 
ompte, dans l'estimation de la pré
ision, 
e degréde sondage supplémentaire par rapport au plan de sondage initial sans traitement de la17. Estimateur 
lassique dans le 
adre des sondages en plusieurs phases.18. En 2007, l'allo
ation de solidarité aux personnes âgées (ASPA) se substitue à l'allo
ation supplé-mentaire vieillesse (ASV) pour les nouveaux entrants.19. Par les poids de sondage initiaux wk =
1

πk

. 29



non-réponse.Soit f la forme quadratique permettant d'estimer la varian
e de t̂y en l'absen
e de non-réponse. La varian
e ave
 prise en 
ompte de la non-réponse s'estime don
 par :
V̂ (t̂y,CNR) = f

(ty1Ir
p̂rép

)

+
∑

k∈s

(

( 1

πk

)2

− qk

)

(1− p̂k,rép)

(

yk1Ii∈r
p̂k,rép

)2 (27)ave
 qk le 
oe�
ient asso
ié aux termes diagonaux de la forme quadratique fIdenti�
ation du 
oe�
ient qk|iq asso
ié à la forme quadratique permettantd'estimer la varian
e relative au 3e degré :Après avoir trié le �
hier des répondants à l'enquête dans le même ordre que 
elui qui pré-valait au moment du tirage systématique des allo
ataires du minimum vieillesse relevantde la Cnav, la formule (6) donne les 
oe�
ient qk|iq suivants :� pour le premier et le dernier individu de 
haque unité se
ondaire iq :
qk|iq = (wk|iqniq)

2
(

1− 1

wk|iq

)( 1

2niq(niq − 1)

) (28)� pour tous les autres individus de l'unité iq :
qk|iq = 2 ∗ (wk|iqniq)

2
(

1− 1

wk|iq

)( 1

2niq(niq − 1)

) (29)Identi�
ation du 
oe�
ient qq|i asso
ié à la forme quadratique permettant d'es-timer la varian
e relative au 2e degré :Dans le 
adre de la formule de Deville (2.3.1), les 
oe�
ient qq|i s'obtiennent de la façonsuivante [8℄ :
qq|i =

n

n− 1
w2

q|i

(

1− 1

wq|i

)

(

1−
1− ( 1

wq|i
)

∑

q∈si

(

1− 1
wq|i

)

) (30)ave
 :� n = nurb|i si la fra
tion de 
anton q du département i appartient à la strate urbaine� n = nrur|i si elle appartient à la strate rurale� n = 6 si la 
ondition �nurb|i > 1 et nrur|i > 1� n'est pas véri�ée dans le département iou si au
une strati�
ation entre les fra
tions urbaines et les fra
tions rurales n'avaitété e�e
tuée dans 
e département� n = 10 dans le 
as de ParisIdenti�
ation du 
oe�
ient qi asso
ié à la forme quadratique permettant d'es-timer la varian
e relative au 1er degré :
30



Comme dans le 
as du 2e degré et d'après la formule (17), les 
oe�
ient qi sont de laforme :
qi =

15

14
w2

i

(

1− 1

wi

)

(

1−
1− ( 1

wi
)

∑

i∈s

(

1− 1
wi

)

) (31)Au �nal :Dans le 
as d'un plan de sondage à 2 degrés, si on note :� f1(t̂i) l'estimateur de la varian
e relative au 1er degré de sondage en fon
tion desvrais totaux ti de 
haque unité primaire i, tel que :
f1(t̂i) =

∑

i∈s q1,it̂i
2
+
∑

(i,j)∈s,i 6=j q1,ij t̂it̂j� f2(y) l'estimateur de la varian
e relative au 2e degré de sondage, tel que :
f2(y) =

∑

k∈si
q2,k|iy

2
k +

∑

(k,l)∈si,k 6=l q2,kl|iykylAlors le 
oe�
ient qk asso
ié à l'estimateur de la varian
e totale V̂ (t̂y) se 
al
ule à partirdes 
oe�
ients q1,i et q2,k|i via la formule de Raj (3) de la façon suivante :
qk = w2

k|iq1,i + wiq2,k|i (32)Dans le 
as de notre plan de sondage à 3 degrés, il 
onvient d'itérer la formule de Rajpour déterminer le 
oe�
ient qk de la formule (27). On obtient ainsi :
qk = (wq|iwk|iq)

2qi + (wiw
2
k|iq)qq|i + (wiwq|i)qk|iq (33)3.2 Pré
ision obtenue en tenant 
ompte de la 
orre
tion de lanon-réponseEn 
omparant la pré
ision des estimateurs obtenus dans 
ette première sous-partie ave

eux obtenus dans la partie pré
édente, on mesure l'e�et de la repondération liée à la 
or-re
tion de la non-réponse totale. Pour se 
antonner à 
et e�et, il 
onvient de travailler surune variable de la base de sondage, de telle sorte qu'on ne prenne pas en 
ompte l'e�et liéà l'imputation qui a été réalisée dans la partie pré
édente pour les non-répondants à l'en-quête. On s'intéresse ainsi à nouveau au montant mensuel moyen de minimum vieillesseperçu.Par rapport à la partie pré
édente où on 
onsidérait qu'il y avait absen
e de non-réponsetotale, la varian
e estimée de 
et estimateur est 3 fois plus élevée (Table 8). Ce résultatest tout à fait 
ohérent ave
 le taux de réponse d'un tiers observé parmi les allo
atairesdu minimum vieillesse 20.20. Ave
 un taux de réponse d'un tiers, la taille de l'é
hantillon exploitable est divisée par 3. Or, en

1
ère approximation, l'évolution de la varian
e est inversement proportionnelle à la taille de l'é
hantillon.Il est don
 logique d'observer une multipli
ation de la varian
e par un fa
teur pro
he de 3 ave
 un tel31



Dans le même temps, l'estimateur de son 
oe�
ient de variation est logiquement moinsbon : 2% 
ontre 1,2%. De la même manière, l'estimation de son intervalle de 
on�an
e estplus large.
Table 8 � Pré
ision de l'estimateur de montant mensuel moyen de minimum vieillesseperçu et e�et de sondage asso
ié dans le 
as de la prise en 
ompte du traitement de lanon-réponseIl est à nouveau intéressant d'estimer à 
e stade l'e�et de sondage ( ˆDeff) qui lui estasso
ié.Par rapport à la formule (24), l'estimateur sans biais de VSAS( ˆtSAS) doit être ajusté àla marge pour tenir 
ompte du fait qu'on se restreint désormais aux seuls répondants àl'enquête :

ˆVSAS(t̂SAS,CNR) =
1

r

(

1− r − 1

N̂ − 1

)

(

N̂
∑

k∈r

wk,CNR y2k −
(

∑

k∈r

wk,CNR yk

)2

+ V̂ (t̂y,CNR)

)(34)En reprenant les notations utilisées jusque là, on obtient le poids d'un individu k répon-dant à l'enquête de la manière suivante : wk,CNR = wk

p̂rép
. Et pour estimer la taille de lapopulation N , on applique la formule : N̂ =

∑

r wk,CNR.L'e�et de sondage asso
ié au montant mensuel moyen de minimum vieillesse perçu estdésormais estimé à 1,3. Il est ainsi légèrement plus faible que 
elui obtenu dans la partiepré
édente. En y regardant de plus près, on 
onstate que les estimations de varian
e V̂ (µ̂y)et ˆVSAS(µ̂SAS) augmentent bien toutes les deux lorsqu'on tient 
ompte de la présen
e denon-réponse. Ce qui fait diminuer l'e�et de sondage à 
e stade, 
'est que 
ette augmen-tation de varian
e est proportionnellement un peu moins forte quand on 
onsidère unemodélisation de la non-réponse ave
 des groupes homogènes de réponse, 
omme 
'est le
as ave
 notre véritable plan de sondage, que quand on traite la non-réponse de manièreglobalement uniforme en passant d'un sondage aléatoire simple de taille n à un sondagealéatoire simple de taille r.3.3 Estimation �nale de la varian
e après prise en 
ompte du
alageLe 
alage sur marges permet de redresser un é
hantillon, par repondération des individus,en utilisant une information auxiliaire disponible sur un 
ertain nombre de variables. Lestaux de réponse. 32



pondérations produites par la méthode assurent le 
alage de l'é
hantillon sur des totaux
onnus sur l'ensemble de la population.Dans notre enquête, le 
alage sur marges a été réalisé prestation par prestation, voireorganisme par organisme dans le 
as du minimum vieillesse. Les résultats de l'enquêteobtenus auprès des allo
ataires du minimum vieillesse relevant de la Cnav ont été redresséssur un total de neuf variables :� l'âge (en 6 tran
hes)� le sexe� être en 
ouple ou isolé� être né en Fran
e ou à l'étranger� le type d'allo
ation du minimum vieillesse perçu� être au minimum vieillesse depuis moins de 10 ans ou depuis 10 ans ou plus� le montant mensuel de minimum vieillesse perçu (en 3 tran
hes)� le type de droit perçu (droit propre, droit dérivé ou les 2)� la strate de département à laquelle appartient la 
ommune de résiden
eD'après Deville et Särndal [7℄, pour prendre en 
ompte 
e 
alage dans notre 
al
ul depré
ision, il su�t d'approximer notre estimateur de varian
e de la façon suivante :
V̂ (t̂y,calé) ≈ V̂ (t̂ε,CNR) (35)

ε est la variable de résidu de la régression de Y sur les variables de 
alage X pondérée parle poids de non-réponse wk,CNR. Cette régression s'e�e
tue sur les répondants à l'enquêteet les hors-
hamps, 
omme 
ela avait été le 
as lors du 
alage sur marges. On a ainsi laformule suivante :
ε = Y −Xβ (36)ave
 Y le ve
teur des yk

X la matri
e des variables de 
alageet β = (X ′DX)−1X ′DY ave
 D la matri
e diagonale des poids de non-réponseAu �nal, on a don
 :
V̂ (t̂y,calé) = f

(tε1Ir
p̂rép

)

+
∑

k∈s

(

( 1

πk

)2

− qk

)

(1− p̂k,rép)

(

εk1Ii∈r
p̂k,rép

)2 (37)
3.4 Pré
ision des prin
ipaux estimateurs en tenant 
ompte du
alageAu �nal, en plus de la variable de montant mensuel moyen de minimum vieillesse perçuissue de la base de sondage, on s'est intéressé à 4 variables d'intérêt de l'enquête :� le nombre total d'allo
ataires pauvres en 
onditions de vie33



� la proportion d'allo
ataires qui ont 
onnu de longues périodes d'a
tivité ou qui n'ontjamais travaillé� la proportion d'allo
ataires qui se dé
larent en mauvaise santé� la proportion d'allo
ataires disposant d'un patrimoine immobilierPour mesurer à quel point le redressement e�e
tué par 
alage a amélioré la pré
ision desestimateurs de nos di�érentes variables, on peut 
al
uler, pour 
ha
une d'entre elles, l'e�etde 
alage. Cet indi
ateur est dé�ni 
omme le rapport entre la varian
e après 
alage et lavarian
e avant 
alage, obtenue après prise en 
ompte de la non-réponse.Pour toutes les variables étudiées, l'e�et de 
alage est inférieur à 1 (Table 9) : le faitd'avoir redressé l'é
hantillon a augmenté la pré
ision de l'ensemble des variables étudiées.

Table 9 � Estimation de l'e�et de 
alage des prin
ipales variables d'intérêtPlus l'e�et de 
alage est grand, moins le gain de pré
ision dû au 
alage est important.L'e�et de 
alage est ainsi maximal pour le montant mensuel moyen de minimum vieillesseperçu. Ce résultat était attendu, 
ar 
ette variable, une fois dis
rétisée en 3 modalités,fait partie des variables sur lesquelles les résultats de l'enquête sont 
alés. Ave
 un e�etde 
alage estimé à 0,41, le redressement a permis d'estimer le nombre total d'allo
atairesdu minimum vieillesse relevant de la Cnav pauvres en 
onditions de vie ave
 une pré
i-sion égale à 
elle que l'on aurait eu sans redressement sur un é
hantillon de taille 2,4 foisplus grande. Il s'agit de la variable d'intérêt étudiée pour laquelle le 
alage a été le plusbéné�que. Pour les autres, l'e�et de 
alage est 
ompris entre 0,7 et 0,9.Par ailleurs, outre les indi
ateurs habituels d'erreur d'é
hantillonnage que nous avonsétudiés (varian
e, 
oe�
ient de variation, intervalle de 
on�an
e), l'estimation �nale del'e�et de sondage ( ˆDeff) peut à nouveau être analysée, en 
onsidérant 
ette fois le rapportentre V̂ (t̂y,calé) et ˆVSAS(t̂SAS,calé), ave
 
omme é
riture pour 
ette dernière :
ˆVSAS(t̂SAS,calé) =

1

r

(

1− r − 1

N̂ − 1

)

(

N̂
∑

k∈r

wk,calé ε
2
k −

(

∑

k∈r

wk,calé εk

)2

+ V̂ (t̂y,calé)

) (38)ave
 wk,calé = pfinal et N̂ =
∑

r wk,calé.
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Le montant mensuel moyen de minimum vieillesse perçu :Dans un premier temps, on s'intéresse à la pré
ision de l'estimateur de notre variable demontant mensuel moyen de minimum vieillesse perçu, renseignée pour tous les individusde la base de sondage.L'estimateur de son 
oe�
ient de variation est désormais de 0,8% (Table 10). Ave
 le 
a-lage sur marges, on aboutit don
 au meilleur estimateur de 
ette variable. Son intervallede 
on�an
e est également le plus resserré.
Table 10 � Pré
ision �nale de l'estimateur de montant mensuel moyen de minimumvieillesse perçu et e�et de sondage asso
ié après prise en 
ompte du 
alageLe graphique (5) ré
apitule les estimateurs obtenus pour 
ette variable lors des di�érentesétapes du 
al
ul de pré
ision.

Figure 5 � Intervalles de 
on�an
e estimés du montant mensuel moyen de minimumvieillesse perçu aux di�érentes étapes du 
al
ul de pré
isionL'e�et de sondage asso
ié à 
ette variable est quant à lui désormais estimé à 1,1. En 
om-paraison ave
 l'e�et de sondage obtenu pré
édemment lorsqu'on s'arrêtait à la prise en
ompte de la non-réponse (Table 8), 
ette estimation est bien plus faible. En y regardantde plus près, on 
onstate que les estimations de varian
e V̂ (µ̂y,CNR) et ˆVSAS(µ̂SAS,CNR)diminuent toutes les deux 
onsidérablement lorsqu'on tient 
ompte du 
alage sur marges,
e qui est bien en 
onformité ave
 l'e�et re
her
hé lorsqu'on e�e
tue un tel redressement.35



Ce qui fait diminuer l'e�et de sondage au global, 
'est que 
e gain de pré
ision est propor-tionnellement plus marqué quand on 
onsidère notre véritable plan de sondage que dansle 
as d'un sondage aléatoire simple.Au �nal, 
ette estimation de l'e�et de sondage est très pro
he de 1. On en 
on
lut don
 quele plan de sondage mis en oeuvre est de très bonne qualité pour 
ette variable, puisqu'iln'engendre quasiment pas de perte de pré
ision par rapport à un sondage aléatoire simple.Les variables d'intérêt de l'enquête :Les estimateurs des 
oe�
ients de variation sont plut�t bons pour les estimateurs dunombre total d'allo
ataires pauvres en 
onditions de vie et de la proportion d'allo
atairesqui se dé
larent en mauvaise santé. Le 
oe�
ient de variation estimé de la proportiond'allo
ataires disposant d'un patrimoine immobilier est le plus mauvais, mais il reste toutde même sous le seuil des 10%.Par ailleurs, quelle que soit la variable 
onsidérée, on a toujours un e�et de sondage as-so
ié très pro
he de 1 (Table 11). L'a

roissement de l'erreur de sondage dû à notre plande sondage 
omplexe plut�t qu'un sondage aléatoire simple de même taille, est don
 re-lativement limité.

Table 11 � Pré
ision �nale des estimateurs de di�érentes variables d'intérêt et e�et desondage asso
ié
Con
lusionA l'issue de 
ette troisième partie, on obtient de bonnes estimations de la pré
ision desprin
ipaux estimateurs de l'enquête pour les allo
ataires du minimum vieillesse relevantde la Cnav. Les formules tiennent désormais 
ompte du traitement de la non-réponse to-tale et du 
alage sur marges.Par rapport à la partie pré
édente, on ne travaille plus sur l'ensemble de l'é
hantillon,mais uniquement sur les répondants à l'enquête (ainsi que sur les hors-
hamps au mo-ment du 
al
ul des résidus ε lors de la prise en 
ompte du 
alage).36



Comme le montrent les résultats obtenus, la non-réponse se traduit par une diminutionde la pré
ision des estimateurs, qui est i
i plus que 
ompensée par le gain de pré
isionapporté par le 
alage. En e�et, 
e dernier a été parti
ulièrement béné�que pour nos prin-
ipales variables d'intérêt, eu égard à la faiblesse des estimations de l'e�et de 
alage.Au �nal, les 
oe�
ients de variation estimés sont faibles et les estimations de l'e�et desondage très pro
hes de 1. L'enquête 2012 sur les 
onditions de vie des béné�
iaires deminima so
iaux semble don
 être de très bonne qualité.Con
lusion généraleLes résultats de 
e travail de 
al
ul de pré
ision réalisé pour l'enquête 2012 sur les 
ondi-tions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux sont en
ourageants : les estimateursobtenus semblent être de très bonne qualité.De nombreux enseignements peuvent d'ores et déjà être tirés pour les enquêtes futures me-nées par la Drees auprès des béné�
iaires de minima so
iaux. En e�et, 
ertaines 
ontraintesliées au plan de sondage pèsent sur la qualité des estimateurs obtenus et il est intéressantde les identi�er pré
isément :� La multipli
ité des minima so
iaux étudiés via 
ette enquête pose des di�
ultés aumoment du 3e degré de tirage. En e�et, la répartition géographique des béné�
iairespeut être assez di�érente d'une prestation à une autre. Ainsi, au moment du tiragedes individus, on peut être 
onfronté à des é
hantillons de taille 1.� L'é
helon retenu pour les unités se
ondaires peut également poser problème, notam-ment pour le minimum vieillesse. Le dé
oupage en fra
tions de 
antons a été réalisépour garantir une représentativité su�sante du milieu rural dans notre é
hantillon,mais 
e niveau peut s'avérer trop �n dans 
ertains 
as. En e�et, dans plusieurs dé-partements, pour une prestation donnée, plus de 50% des fra
tions de 
antons sontvides : la prestation en question est un 
ritère rare.� Le nombre d'unités se
ondaires séle
tionnées dans 
ha
une des strates de fra
tionsde 
antons urbaines et rurales est très faible : leur somme n'ex
ède pas 10 (6 pour leminimum vieillesse). Travailler sur de trop petits é
hantillons 
onduit à augmenterla varian
e liée à 
e 2e degré de tirage. Néanmoins, à budget d'enquête 
onstant,
ette restri
tion d'unités se
ondaires tirées permet de tirer plus d'unités primaires,
e qui est bon pour la pré
ision globale des estimateurs de l'enquête.Par ailleurs, plusieurs pistes de travaux 
omplémentaires peuvent être envisagées pourapprofondir 
es premiers résultats :� Les travaux réalisés dans le 
adre de 
et arti
le n'ont été e�e
tués que sur les allo-
ataires du minimum vieillesse relevant de la Cnav. Il serait intéressant d'étendre
es 
al
uls aux autres béné�
iaires de minima so
iaux enquêtés. Ce travail est loind'être immédiat. La base de sondage qui a servi à séle
tionner les béné�
iaires d'âgea
tif n'étant qu'un é
hantillon, il s'agit de traiter en réalité un tirage en deux phases.� Les 
al
uls de pré
ision n'ont été e�e
tués que pour un nombre restreint de variables.37



Il reste de nombreuses thématiques à explorer, en parti
ulier toutes les nouvellesvariables permettant d'estimer le reste-à-vivre des béné�
iaires de minima so
iaux.Ces travaux pourront être menés dès lors que les résultats des appariements ave
les données so
iales et �s
ales seront disponibles, à la mi-2015.
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Annexe 1 : Plan du questionnaire de l'enquête 2012 surles 
onditions de vie des béné�
iaires de minima so
iaux
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