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Résumé

L’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux est une en-
quéte d’intérét général menée par la Drees - service statistique des ministéres sanitaires
et sociaux. Au-dela des nombreuses informations qualitatives que cette enquéte apporte
sur ces ménages aux revenus trés modestes, son objectif central est de fournir une me-
sure approchée de leur “reste-a-vivre” et d’estimer leur éventuelle marge de manoeuvre
financiére. Pour mieux appréhender la qualité de cette enquéte, un travail de calcul de
précision des principaux estimateurs a été mené.

I’échantillon de I’enquéte a été obtenu via un tirage a trois degrés. A chaque degré de
tirage, des stratifications préalables ont été effectuées et des ajustements ont pu étre néces-
saires. Un systéme récursif basé sur la formule de RAJ a été mis en oeuvre pour estimer la
variance d’échantillonnage des principaux estimateurs retenus relatifs aux allocataires du
minimum vieillesse. Ces calculs de précision ont di étre ajustés pour prendre en compte
toute la complexité du plan de sondage et la réalité du tirage de ’échantillon. Dans un
second temps, afin d’intégrer le traitement de la non-réponse totale dans le calcul de pré-
cision, cette phase a été assimilée & un degré de sondage supplémentaire via la formule de
RAO. Et finalement, la méthode proposée par DEVILLE et SARNDAL a été mise en oeuvre
pour tenir compte du redressement de ’enquéte par calage sur marges.
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3. Cet article présente les travaux qui ont été menés dans le cadre du Master 2 de Statistique -
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Abstract

In 2012, the living conditions of beneficiaries of the minimum allowances have been in-
vestigated by the Drees, which is the statistical service of the French Minister for Social
Affairs, Health and Women’s Rights. This survey is a centrepiece of the French statisti-
cal system about people in financial difficulties. It provides much qualitative information
about beneficiaries of the government-guaranteed minimums, and leads in particular to
the estimation of their subsistence allowance.

This survey has been sampled using a three-stage sampling design, with stratified ran-
dom samplings at the first two stages and a systematic sampling at the third stage. This
article focuses on the analytical approach used to estimate the variance of estimators in
this survey. At first, a recursive formula based on the RAJ formula was used to estimate
the sampling variance. Then the weighting adjustment for non-response was taken into
account thanks to the RAO formula. Finally, following DEVILLE and SARNDAL, the use
of calibration techniques is taken into account by applying the variance formula to the
residuals, which are the result of a weighted least squares regression of the variable under
study on the calibration variables.

Mots-clés

Enquéte ménages, estimation de variance, sondage a plusieurs degrés, formule de RAJ,
formule de RAO.

Introduction

L’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux menée par
la Drees - service statistique des ministéres sanitaires et sociaux - s’inscrit dans le cadre
du dispositif d’observation statistique des situations des populations en difficultés. Elle
répond & une demande ministérielle et & des requétes du secteur associatif d’avoir des
éléments d’information permettant d’éclairer le débat public sur les minima sociaux et
leur montant.

Alors que le débat public a surtout porté depuis la fin des années 1990 sur l'incitation
au retour a l'emploi des bénéficiaires de minima sociaux d’age actif, les questions sur
leur niveau de vie reviennent sur le devant de la scéne ces derniéres années a la faveur
notamment des débats sur 1’évolution du pouvoir d’achat. Le poids grandissant des dé-
penses pré-engagées dans les revenus les plus modestes pose en effet la question de leur
capacité a “boucler leurs fins de mois”. Cette enquéte permettra & terme d’apporter une
mesure approchée du “reste-a-vivre” des bénéficiaires de minima sociaux et d’estimer leur
éventuelle marge de manoeuvre financiére. En attendant, elle donne de nombreuses infor-
mations qualitatives sur les conditions de vie de ces personnes aux revenus trés modestes.

Il s’agit de la troisiéme édition de cette enquéte, mais aucune estimation de la précision
des estimateurs construits a partir des données recueillies n’avait encore été réalisée jusque



la. Un tel travail parait d’autant plus nécessaire pour cette édition, que 1'un de ses prin-
cipaux objectifs est de fournir une quantification du reste-a-vivre des bénéficiaires. Il est
donc important de connaitre le degré de confiance que 1'on peut accorder aux résultats
ainsi obtenus.

1 Présentation de 'enquéte et de son plan de sondage

Pour introduire les travaux de calcul de précision qui ont été menés, il est nécessaire de
commencer par présenter le sujet de I’étude : I'enquéte 2012 sur les conditions de vie
des bénéficiaires de minima sociaux. Son plan de sondage, fondement de I’exercice d’es-
timation de la variance d’échantillonnage qui constitue ’objet de cet article, est ensuite
décrit plus en détails. Les données sur lesquelles a porté plus particuliérement le travail
réalisé sont ensuite exposées. En particulier, il convient de s’attarder quelque peu sur les
principales caractéristiques des allocataires du minimum vieillesse, qui forment la sous-
population d’étude dans le cadre de ces travaux.

1.1 L’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de
minima sociaux

L’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux est une en-
quéte ayant obtenu le label d’intérét général et de qualité statistique, sans obligation de
réponse. C’est une enquéte en face-a-face d’une durée d’une heure environ, qui a été réali-
sée au quatriéme trimestre 2012. Une centaine d’enquéteurs de TNS Sofres, mandatés par
la Drees, ont ainsi interrogé 8 450 personnes qui bénéficiaient, au 31 décembre 2011, d’un
minimum social [2]. Les personnes interrogées n’étaient donc plus forcément bénéficiaires
de ce minimum social au moment de ’enquéte.

Au total, 18000 fiches-adresses ont été nécessaires pour atteindre les objectifs fixés :

— 7400 fiches-adresses au titre du revenu de solidarité active (RSA) pour 3 850 répon-
dants (1450 du RSA socle non majoré, 1100 du RSA socle majoré et 1300 du RSA
activité seul)

— 3200 fiches-adresses au titre de I’allocation de solidarité spécifique (ASS) pour 1800
répondants

— 3200 fiches-adresses au titre de l'allocation aux adultes handicapés (AAH) pour
1400 répondants

— 4300 fiches-adresses au titre du minimum vieillesse (dont 1 000 provenant de I’échan-
tillon complémentaire) pour 1400 répondants

Par rapport aux précédentes enquétes réalisées aupreés des bénéficiaires de minima sociaux
en 2003 et en 2006, deux nouveaux publics ont été inclus dans le champ de cette enquéte :
les travailleurs pauvres, désormais en partie identifiables car percevant le RSA activité
seul, et les allocataires du minimum vieillesse.



Bases de sondage :

Pour le RSA, ’AAH et I’ASS, les unités enquétées font partie de la vague 2011 de I’Echan-

tillon national interrégimes d’allocataires de minima sociaux (Eniams) ?.

L’intégration des allocataires du minimum vieillesse dans le champ de cette troisiéme en-
quéte a nécessité d’utiliser une autre base de sondage que I’Eniams. Cet échantillon ne
contient en effet que des personnes d’age actif. Les bénéficiaires du minimum vieillesse
ont ainsi été directement sélectionnés dans les bases administratives des trois principales
caisses compétentes : la Caisse nationale de I'assurance vieillesse (Cnav), la Caisse cen-
trale de la mutualité sociale agricole (CCMSA) et le Service de 'allocation de solidarité
aux personnes agées de la Caisse des dépots (SASPA). Une méme personne ne pouvant
bénéficier d'une allocation que dans un seul régime, les trois bases de sondage sont bien
disjointes. Celles-ci regroupent au total environ 96% de I’ensemble des allocataires du
minimum vieillesse.

Cet article se concentre sur les allocataires du minimum vieillesse relevant de la Cnav
(Figure 1).
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FIGURE 1 — Identification de la population sur laquelle porte ’article parmi l’ensemble
des répondants

Les bases de sondage utilisées pour sélectionner les bénéficiaires du minimum vieillesse
sont en partie disjointes de la base de sondage dont on dispose pour les bénéficiaires d’age
actif ('Eniams). En effet, ’ASS et le RSA ne peuvent étre, pour des raisons d’age d’éli-
gibilité, cumulés avec le minimum vieillesse. En revanche, I’AAH et le minimum vieillesse

4. 1l s’agit d’'un panel annuel constitué par rapprochement de données administratives individuelles.
Depuis 2001, il permet de suivre, au 31 décembre de chaque année, la situation par rapport aux minima,
sociaux et a l'inscription & Pole emploi d’un échantillon de bénéficiaires de minima sociaux nés entre le
1" et le 14 octobre et agés de 16 & 64 ans.



sont cumulables dans quelques rares cas. Pour que les bases de sondage soient bien dis-
jointes, les personnes nées entre le 1" et le 14 octobre n’ont pas été sélectionnées dans les
bases de sondage des organismes verseurs du minimum vieillesse. Ce défaut de couverture
de notre échantillon, qui pourrait entrainer un probléme de biais de nos estimateurs, a
été corrigé par le calage de notre enquéte. Le calage sur marges a en effet été réalisé sur
le champ complet des allocataires du minimum vieillesse, et non pas sur ce champ privé
des individus nés entre le 1°" et le 14 octobre.

Unités statistiques :

[’Eniams contient les allocataires administratifs des différentes prestations, mais aussi
leurs éventuels conjoints dans le cas de prestations familialisées.

Dans le cas du RSA, la prestation étant attribuée a un foyer, I’éventuel conjoint bénéficie,
au méme titre que 'allocataire administratif, de tout le dispositif qui entoure cette pres-
tation, notamment son dispositif d’insertion. Ainsi, dans le cadre de ’enquéte 2012 sur
les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux, la personne enquétée au titre
du RSA peut étre I'allocataire administratif ou son éventuel conjoint.

En revanche, bien que I’AAH soit également attribuée en fonction des ressources du foyer,
le comité de pilotage de I'enquéte a décidé d’exclure du champ de ’enquéte les éventuels
conjoints des allocataires de ’AAH. Le droit & cette prestation est en effet conditionné
au handicap de l'allocataire, qui est une caractéristique personnelle.

Bien que I’ensemble des ressources du foyer soient prises en compte pour le calcul du droit
au minimum vieillesse, seul I'allocataire administratif est repérable dans les bases de don-
nées administratives des caisses. Pour lever le flou de I'unité statistique dans le cas d’une
personne en couple, une question supplémentaire avait été ajoutée dans le questionnaire
pour savoir si le conjoint de la personne enquétée était aussi allocataire de cette prestation.

Au final, pour I’ensemble de I'article, comme pour tous les résultats issus de I'enquéte
qui ont été publiés jusque 14, on utilise indifféeremment les termes de “bénéficiaires” et d’
“allocataires” des différentes prestations.

Zones géographiques :

La sélection des bénéficiaires du minimum vieillesse a été réalisée par les caisses elles-
mémes, suivant le plan de sondage fourni par la Drees et dans les zones géographiques
que la Drees a sélectionnées. Pour des raisons de coiits d’enquéte, ces derniéres sont les
mémes quelle que soit la prestation considérée. Pour des contraintes de calendrier des
caisses de retraite, la sélection de ces unités géographiques s’est faite a partir de la vague
2010 de I’Eniams (la vague 2011 n’étant pas encore disponible). Il n’a pas semblé génant
de procéder de la sorte, la répartition géographique des bénéficiaires de minima sociaux
évoluant en effet peu d’une année sur ’autre.

Par ailleurs, comme pour les enquétes précédentes, les DOM ne font pas partie des dé-
partements retenus dans la collecte. L’enquéte fournit donc uniquement des résultats
représentatifs sur les bénéficiaires résidant en France métropolitaine.



Enfin, les 2 départements que compte la Corse ont & nouveau d’emblée été exclus du tirage
des départements lors de cette enquéte en raison de contraintes logistiques®. Néanmoins,
les résultats obtenus peuvent raisonnablement étre extrapolés & I’ensemble de la France
métropolitaine, y compris la Corse, les dispositifs législatifs en vigueur étant les mémes.

Hors-champs :

Les personnes enquétées peuvent étre dans n’importe quelle situation de logement : en
logement de droit commun, dans un service d’hébergement, dans une habitation mobile,
sans abri. .. Seules sont exclues du champ les personnes vivant dans des institutions les
prenant presque entiérement en charge (maisons de retraite, foyers d’accueil médicalisés,
maisons d’accueil spécialisées). Ces bénéficiaires ont été retirés du champ de I'enquéte
par les enquéteurs lors de la phase de prise de contact, car cette information n’était pas
disponible en amont dans les bases de sondage.

Au total, les hors-champs représentent 2% de ’échantillon. Cette proportion est évidem-
ment trés variable d’'un minimum social 4 un autre. Ainsi, les prestations d’age actif (hors
AAH) comptent moins de 1% d’hors-champs, tandis que 17% des bénéficiaires du mini-
mum vieillesse relevant de la Cnav sont hors-champ (cette proportion dépasse méme les
30% parmi les bénéficiaires du minimum vieillesse relevant des autres organismes).

1.2 Le plan de sondage de I’enquéte

L’objectif du plan de sondage de cette enquéte a d’abord été de se rapprocher le plus
possible de la méthodologie de I'enquéte effectuée en 2006 pour faciliter la comparaison
des résultats. En raison de I’élargissement du champ de ’enquéte, il a tout de méme fallu
adapter le plan de sondage et procéder a quelques ajustements.

Pour faciliter le travail des enquéteurs et pour des raisons de coiit de collecte, les adresses
ne devaient pas étre trop dispersées. Le tirage a donc été effectué dans un nombre limité
de départements et, dans chaque département, concentré autant que faire se peut sur
certaines zones géographiques.

Comme en 2003 et en 2006, il s’agissait d’un tirage a trois degrés :

— 1¢" degré : les départements °
— 2¢ degré : les communes ou fractions de cantons

— 3¢ degré : les individus

1.2.1 1° degré de tirage : les départements

Préalablement au tirage des unités primaires, une stratification des départements en 5
strates a été effectuée, comme pour les enquétes réalisées en 2003 et en 2006 :

5. La TNS Sofres, prestataire en charge du terrain de cette enquéte et des précédentes, ne dispose pas
d’un véritable réseau d’enquéteurs en Corse.
6. Hors DOM et Corse



— 2 strates exhaustives
Strate 1 : la région parisienne (8 départements)

Strate 2 : les 6 plus gros départements en termes d’allocataires de minima sociaux
(tous minima confondus)

— 3 strates déterminées selon le taux d’urbanisation du département
Strate 3 : les départements trés urbains (taux d'urbanisation > 65%)
Strate 4 : les départements semi-urbains (50% < tauz d'urbanisation < 65%)

Strate 5 : les départements ruraux (taux d'urbanisation < 50%)

Dans chacune des strates 3, 4 et 5, 15 départements ont ensuite été sélectionnés, propor-
tionnellement & leur taille en termes d’allocataires de minima sociaux. En ajoutant a ces
45 unités primaires, les 14 issues des deux premiéres strates exhaustives, 'enquéte s’est
déroulée au final dans 59 départements (Figure 2).

1.2.2 2° degré de tirage : les communes et fractions de cantons

A

Comme pour les unités primaires, une stratification préalable des unités secondaires a été

réalisée avant le tirage. Ainsi, dans chaque département sélectionné, les communes ont été
classées en 3 strates :

— 1 strate exhaustive : les 4 plus grosses communes du département en termes de
bénéficiaires de minima sociaux.

— 2 strates de cantons :

Strate urbaine : elle est constituée des cantons dits “urbains”, ¢’est-a-dire regrou-
pant des communes appartenant a l'espace urbain d’aprés le zonage en unités
urbaines de I'Insee.

Strate rurale : elle est constituée des cantons dits “ruraux”, c’est-a-dire regrou-
pant les communes appartenant a l’espace rural.

Un méme canton peut étre présent dans les deux strates s’il regroupe des communes
urbaines et des communes rurales. Ainsi, on parle de “fractions urbaines” et de
“fractions rurales” de cantons.

Quel que soit le département, 6 fractions de cantons ont été tirées, proportionnellement a
leur taille en termes de bénéficiaires de minima sociaux : le nombre de fractions de can-
tons appartenant a la strate de cantons urbains et celui appartenant a la strate de cantons
ruraux varient en fonction du poids relatif de ces 2 strates dans chaque département .

7. 7 tranches ont été constituées selon le poids des bénéficiaires de minima sociaux appartenant &
I’espace urbain d’un département dans le total des bénéficiaires de ce département. Pour chaque dépar-
tement, en fonction de la tranche a laquelle appartient son taux d’urbanisation, on détermine le nombre
de fractions de cantons urbaines a tirer (de 0 & 6).
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FIGURE 2 — Répartition par strate des départements dans lesquels I’enquéte s’est déroulée



Adaptation de la procédure aux départements trés urbanisés :

Cette procédure de stratification des fractions de cantons entre “rural et urbain” a été
remise en cause dans quelques départements®. En effet, la régle permettant de déterminer
le nombre de fractions & tirer dans chacune des 2 strates conduisait & ne sélectionner que
des fractions de cantons urbaines, alors qu’il y avait tout de méme quelques bénéficiaires
appartenant & des fractions de cantons rurales dans ces départements.

Pour que chaque bénéficiaire ait effectivement une chance, méme infime, d’étre sélectionné,
la stratification des fractions de cantons entre “rural et urbain” n’a pas été effectuée dans
ce cas : 6 fractions de cantons ont été tirées dans l’ensemble du département (hors les 4
communes de la strate exhaustive), proportionnellement & leur taille en termes de béné-
ficiaires de minima sociaux.

Etape supplémentaire pour les minima sociaux d’age actif :

Pour les seuls minima sociaux d’age actif, 3 fractions de cantons rurales et 1 fraction de
canton urbaine supplémentaires ont été tirées dans chaque département, proportionnel-
lement & leur taille en termes de bénéficiaires de minima sociaux d’age actif?. La base
de sondage étant déja un échantillon, il était nécessaire d’augmenter le nombre d’unités
géographiques dans lesquelles il était possible de sélectionner les individus.

Pour les départements dans lesquels aucune stratification entre fractions de cantons ru-
rales et urbaines n’avait, été effectuée, ce sont simplement 4 fractions de cantons qui ont
été sélectionnées.

Ces nouvelles fractions de cantons ont été tirées parmi I’ensemble des fractions possibles,
les 6 fractions déja sélectionnées précédemment n’ayant pas été retirées de la base. Il a
donc fallu ensuite supprimer les éventuels doublons et procéder a un partage des poids
pour déterminer le poids des unités.

Au final :

14 unités secondaires ont au maximum été sélectionnées par département :

— les 4 plus grosses communes en termes de bénéficiaires de minima sociaux (y compris
minimum vieillesse)

— 6 fractions de cantons, généralement réparties entre “rural et urbain”, tirées propor-
tionnellement a leur taille en termes de bénéficiaires de minima sociaux (y compris
minimum vieillesse)

— un maximum de 4 fractions de cantons supplémentaires tirées proportionnellement
a leur taille en termes de bénéficiaires de minima sociaux d’age actif (généralement
3 fractions rurales et 1 urbaine)

8. 10 départements sont concernés : 78, 91, 95, 13, 59, 62, 69, 06, 67, 83.
9. A partir de la vague 2011 de ’Eniams cette fois.



Le cas des Alpes-de-Haute-Provence :

Ce deuxiéme degré de tirage a également dii étre adapté pour une unité primaire en parti-
culier : les Alpes-de-Haute-Provence. En effet, les bénéficiaires du RSA socle majoré et de
I’ASS n’étaient pas assez nombreux dans I’Eniams par rapport a I’estimation du nombre
de bénéficiaires qu’il aurait fallu sélectionner pour remplir 'objectif global de chaque mi-
nimum social '°,

Ainsi, dans ce département, tous les bénéficiaires du RSA socle majoré et de I’ASS pré-
sents dans I’Eniams ont d’office fait partie de ’échantillon. Par conséquent, la constitution
des 3 strates de communes de ce département, puis la sélection des 6 fractions de cantons,
ont été faites en excluant ces 2 minima sociaux. Seuls les bénéficiaires du RSA socle non
majoré, du RSA activité seul, de ’'AAH et du minimum vieillesse ont été pris en compte
dans ce degré de tirage pour la sélection des unités secondaires de ce département.

Le cas de Paris :

Paris a également été traité de facon spécifique, cette unité primaire étant aussi bien une
commune qu’un département. Les 20 arrondissements que compte la capitale constituent
autant d’unités secondaires. Ce 2¢ degré de tirage a ainsi consisté a en sélectionner 10,
proportionnellement & leur taille en termes d’allocataires de minima sociaux. Aucune stra-

tification préalable n’a donc été réalisée dans ce cas.

1.2.3 Un 2° degré de tirage pouvant étre composé de 2 phases

Par rapport au plan de sondage des deux enquétes précédentes, une nouvelle étape a di
étre mise en place cette fois-ci au moment du tirage des unités secondaires lors du 2¢ degré
de tirage, en raison de I’extension du champ de I’enquéte a des publics différents de ceux
qui avaient été enquétés jusque-la. En effet, la répartition géographique des bénéficiaires
de minima sociaux n’étant évidemment pas la méme d’une prestation a l'autre, la mul-
tiplicité de celles-ci peut conduire a retenir des unités géographiques regroupant peu de
bénéficiaires d’une prestation en particulier.

Pour chaque minimum social d’age actif et pour chacun des organismes en charge du
minimum vieillesse, un test a été effectué dans chaque unité primaire sélectionnée : la
prestation en question y est-elle un “critére rare” 7 Autrement dit, est-ce que plus de
50% des fractions de cantons de ce département sont vides pour le minimum social consi-
déré (hormis les 4 plus grosses communes du département regroupées dans la 1¢7¢ strate) ?

Le nombre de départements concernés est trés variable d’une prestation a une autre (Ta-
bleau 1).

10. Effectif attendu dans chaque département i (de probabilité d’inclusion 7;) pour un minimum social
MS donné :

taille de l'échantillon souhaitée pour ce MS

Effi= i*

xnombre de béné ficiaires du M .S dans i
m; nombre de bénéficiaires de ce MS dans la base de sondage /

10



non majoré | majors CNAV MSA SASPA,
Nombre de départemenis dans
lesquels le ertére st rare 0 23 0 0 1 G 13 7

TABLE 1 — Nombre d’unités primaires concernées par un 2¢ degré de tirage en 2 phases
selon le minimum social considéré

Au sein de ces départements, le tirage des individus pour une prestation donnée n’a plus
lieu dans toutes les fractions de cantons qui avaient été retenues jusque la.

Dans ces unités primaires, pour un minimum social donné, seules 2 fractions de cantons
ont été sélectionnées dans les strates urbaine et rurale parmi celles qui avaient été re-
tenues a 1’étape précédente. Si chacune de ces 2 strates était représentée initialement,
pour qu’elles continuent & ’étre dans 1’échantillon final, on sélectionnait forcément une
fraction de canton au sein de chaque strate (et ce méme si toutes les fractions de cantons
d’une strate donnée étaient vides pour le minimum social considéré). La sélection de ces
2 unités secondaires se faisait proportionnellement & leur taille en termes de bénéficiaires
du minimum social en question.

Au final, lorsque pour une caisse de retraite donnée, le minimum vieillesse est un critére
rare dans une unité primaire, seules 6 unités secondaires ont été retenues au maximum :
les 4 plus grosses communes du département en termes de bénéficiaires de minima sociaux,
auxquelles s’ajoutent un maximum de 2 fractions de cantons tirées spécifiquement parmi
les 6 qui avaient été sélectionnées au préalable pour I'ensemble des bénéficiaires. Pour
les minima sociaux d’age actif, la seule différence réside dans le nombre de fractions de
cantons au sein desquelles il était possible d’effectuer ce tirage : 10 fractions au maximum
au lieu de 6 pour le minimum vieillesse.

1.2.4 3¢ degré de tirage : les individus

Dans chaque unité secondaire préalablement sélectionnée, le tirage des individus a été
effectué prestation par prestation pour les minima sociaux d’age actif et organisme ges-
tionnaire par organisme gestionnaire pour le minimum vieillesse. Ces derniers ont d’ailleurs
été réalisés par les caisses elles-mémes selon les instructions fournies par la Drees.

Ce 3¢ degré de tirage est un tirage systématique d’allocataires dans chaque commune ou
fraction de canton retenue, sur un fichier trié par age et sexe. Le nombre d’unités a tirer
dans les différentes unités secondaires est calculé pour chaque minimum social ', suivant
la taille de I’échantillon final souhaitée et de fagon a tenir compte de I'inégalité d’effectifs
et de répartition sur le territoire des bénéficiaires.

11. Effectif a sélectionner dans chaque unité secondaire ¢ du département ¢ (de probabilités d’inclusion

respectives m,; et ;) pour un minimum social M.S donné :

1 taille de l'échantill haité MS
e ae b ecantiilion sounartec pour @ sxnombre de béné ficiaires du M .S dans

i * wy; nombre de béné ficiaires de ce M S dans la base de sondage

qli
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Par ailleurs, les bénéficiaires du RSA socle non majoré appartenant & une famille nom-
breuse ont été surpondérés a la demande de la Cnaf (d’un coefficient de 1,3), afin de
pouvoir mener des études spécifiques sur ce public par la suite.

Enfin, un échantillon principal a été tiré au sein de cet échantillon, de sorte qu’il soit
équilibré selon différentes variables (sexe, tranche d’age, département, rural/urbain). La
probabilité de faire partie de I’échantillon principal pour un bénéficiaire présent dans
I’échantillon global a été calculée pour chaque minimum social et était la méme pour tous
ses bénéficiaires 2. Les échantillons complémentaires obtenus permettaient de faire face en
cas de difficulté a atteindre les objectifs fixés en termes de répondants. Ces échantillons
étaient a débloquer par minimum social et devaient alors étre exploités complétement,
quitte a dépasser les effectifs prévus, afin d’éviter tout biais dans la collecte des réponses.
Seul ’échantillon complémentaire du minimum vieillesse a finalement été débloqué.

12. Pour chaque prestation, cette probabilité est égale au rapport entre la taille souhaitée de ’échantillon
principal et la taille de I’échantillon global qui a été sélectionné.

12



1.2.5 Conclusion sur la procédure de sélection des allocataires du minimum
vieillesse

Univers : France métropolitaine hors Corse

Stratification préalable : 5 strotes de départements

- exhaustif dans les 2 premiéres strates
TS(1) - proportionnel & leur taille en termes de
bénéficiaires de minima sociaux dans les 3
autres strates (de taille fixe n=15 dans chaque
strate)

Echantillon s; d’unités primaires : les départements

Stratification préalable : 3 strates de communes et fractions de cantons

- exhaustif dans la 1% strate (4 communes)

- proportionnel a leur taille en termes de

T5(2) bénéficiaires de minima sociaux dans les 2
autres (de taille d'échantillon variable dans

chague strate selon le département mais avec

Nurb|it I-|rur|i:6)

Echantillon siq d’unités secondaires : les communes et fractions de cantons

Stratification préalable par minimum social
Dans le cas du minimum vieillesse, stratification par organisme gestionnaire

Test dans chacun des départements :
« Est-ce gque le minimum social de I'organisme considéré y est un critére rare ? »

Introduction d'une phase de tirage

; . Aucune opération supplémentaire
supplémentaire. n’est nécessaire.

Dans le département considéré, hors strate exhaustive,
parmi les 6 communes ou fractions de cantons
sélectionnées dans les strates 2 et 3

Tirage de 2 communes ou
fractions de cantons (s
possible une dans chaque
strate) proportionnellement a
leur taille en termes de
bénéficiaires de la prestation
retenue

T5(2’)

Dans chague commune et fraction de cantons préalablement sélectionnée :

TS(3) Tirage systématique sur un fichier trié par dge et sexe

‘ Echantillon final : les bénéficiaires du minimum vieillesse relevant de chacun des organismes ‘

FIGURE 3 — Schéma résumant la procédure de sélection des allocataires du minimum
vieillesse
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1.3 Les données

Nous nous sommes concentrés, dans le cadre de ce travail, sur une population particuliére
de bénéficiaires de minima sociaux : les allocataires du minimum vieillesse (en particu-
lier ceux relevant de la Cnav). La premiére publication parue a partir des résultats de
I’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux leur avait
d’ailleurs été consacrée [3].

Par ailleurs, nous nous sommes particuliérement intéressés a un indicateur phare de ’en-
quéte : l'indicateur de pauvreté en conditions de vie. Il a lui aussi fait I'objet d’une
publication spécifique [4].

1.3.1 Le minimum vieillesse

Le minimum vieillesse permet aux personnes agées d’au moins 65 ans (60 ans en cas d’in-
aptitude au travail) d’atteindre un seuil minimal de ressources. Historiquement, il s’agit
du premier minimum social qui a été créé en France (I’allocation aux vieux travailleurs
date de 1941).

Au moment de I’enquéte, au 31 décembre 2012, le plafond de ressources mensuelles pour
pouvoir bénéficier du minimum vieillesse était de 777 euros par mois pour une personne
seule et de 1207 euros pour un couple. L’allocation est différentielle : elle correspond a la
différence entre ce plafond de ressources et le revenu mensuel du foyer. Le SASPA verse
le minimum vieillesse aux personnes qui ne percoivent aucune pension de retraite, sinon
ce sont les caisses de retraite (Cnav, CCMSA...) qui s’en chargent.

D’apreés les données administratives fournies par les caisses de retraite sur les allocataires
de notre échantillon, un allocataire du minimum vieillesse relevant du régime général
(Cnav) percoit en moyenne 317 euros par mois d’allocation (Table 2).

Organisme Moyenne Médiane Q1 Q3
CNAV 316,87 307,79 177,67 458,87
MSA Vieillesse 240,74 215,33 96,00 373,67
SASPA 664,33 737,10 652,14 742,27

Source : DREES, enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux.

TABLE 2 — Statistiques descriptives de la variable de montant mensuel de minimum
vieillesse percu

La plupart de ces allocataires ont déja travaillé par le passé. Néanmoins 28% d’entre eux
ont connu de longues périodes d’inactivité ou n’ont jamais travaillé d’aprés les résultats de
Penquéte. Parmi les allocataires relevant de la Cnav, cette proportion s’établit a 22%. Les
problémes de santé, d’invalidité ou de handicap semblent étre a 'origine de nombreuses
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carriéres écourtées.

Enfin, peu d’allocataires du minimum vieillesse disposent d’un patrimoine immobilier :
ils ne sont que 16% a étre propriétaires, accédants a la propriété ou usufruitiers. Avec
plus d’un tiers de personnes concernées, ce sont les allocataires du régime agricole qui en
détiennent le plus souvent un.

1.3.2 Un indicateur phare de I’enquéte : I’indicateur de pauvreté en condi-
tions de vie

Le role des minima sociaux est avant tout de garantir un revenu minimum décent a leurs
bénéficiaires. Grace a ’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima
sociaux, il est possible d’objectiver la situation de ces personnes. En attendant 1’étude
de la pauvreté monétaire '®, une autre forme de pauvreté a largement été analysée : la
pauvreté en conditions de vie.

En France, un ménage est dit pauvre en conditions de vie lorsqu’il cumule au moins 8
difficultés parmi les 27 retenues, regroupées en 4 grands domaines que sont les contraintes
budgétaires, les retards de paiement, les restrictions de consommation et les difficultés
lices au logement. Les résultats obtenus a partir de 'enquéte 2012 sur les conditions de
vie des bénéficiaires de minima sociaux sont parfaitement comparables avec ceux obtenus
en population générale par I'Insee via ’enquéte statistique sur les ressources et les condi-
tions de vie (dispositif SRCV).

A la fin 2012, 57% des bénéficiaires de minima sociaux qui résident en France métropoli-
taine sont pauvres en conditions de vie. Les revenus garantis par ces différentes prestations
et leurs conditions d’éligibilité dessinent la hiérarchie entre les minima. Comme le mini-
mum vieillesse garantit des revenus plus élevés que les minima sociaux dits d’insertion
(RSA et ASS)!, ses bénéficiaires sont un peu moins souvent pauvres en conditions de
vie. 47% d’entre eux sont tout de méme dans cette situation, soit bien plus que les plus
modestes en population générale. En se limitant aux allocataires du minimum vieillesse
relevant du régime général (Cnav), ce sont 141 784 allocataires qui sont pauvres en condi-
tions de vie.

Conclusion

Avant I’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux, deux
enquétes similaires avaient déja été menées par la Drees auprés des bénéficiaires de minima
sociaux (en 2003 et 2006). Afin que les résultats obtenus lors de cette nouvelle enquéte
soient comparables avec ceux des deux précédentes éditions, le plan de sondage devait se
rapprocher le plus possible de ceux mis en oeuvre a I’époque. Toutefois, il a été nécessaire
de 'adapter, en raison de l'intégration dans le champ de deux nouveaux publics : les

13. Les résultats des appariements entre l’enquéte et les données sociales et fiscales devraient étre
disponibles a la mi-2015.

14. Pour les minima sociaux dits d’insertion, 'objectif du législateur est d’éviter une désincitation au
retour & I’emploi en garantissant un revenu trop élevé. Comme les chances de sortir du minimum vieillesse
sont, quant & elles faibles, le revenu minimum garanti est plus éleveé.
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bénéficiaires du RSA activité seul d’une part et les allocataires du minimum vieillesse de
I’autre. Ces derniers sont au coeur de cet article.

Particuliéerement attendus, les résultats de l'enquéte sur les allocataires du minimum
vieillesse révélent un public confronté & de nombreuses difficultés. Bien que le revenu
garanti par le minimum vieillesse soit plus élevé que ceux garantis par les minima sociaux
dits d’insertion (RSA et ASS), prés de la moitié de ses bénéficiaires sont pauvres en condi-
tions de vie.

2 Estimation de la variance d’échantillonnage

Dans cette partie, le travail de calcul de précision a été réalisé sans prendre en compte
le traitement de la non-réponse et le calage sur marges. Il s’agit ainsi de déterminer un
estimateur de la variance d’échantillonnage des estimateurs relatifs aux allocataires du
minimum vieillesse relevant du régime général (Cnav), en considérant que ’ensemble des
individus faisant partie de I’échantillon ont répondu a l’enquéte. Pour résoudre le pro-
bléeme des valeurs manquantes pour les non-répondants a I’enquéte, des imputations ont
été réalisées.

sondages :

pour estimer sans biais son total ¢, :
t=S 2 _
ymr — - = WrYk
Tk
kes kes

avec 7 la probabilité d’inclusion d’ordre 1 et wy le poids d’échantillonnage.

On utilisera dans la suite de cet article les notations habituelles de la théorie des

La variable d’'intérét est notée Y et nous utilisons I’estimateur classique d’'Horvitz-Thomson

(1)

2.1 Estimation de la variance dans un plan de sondage & plusieurs
degrés : les formules de Rao et de Raj

Pour un plan de sondage a plusieurs degrés, on obtient un estimateur de variance sans

biais en utilisant un systéme récursif mis au point par DURBIN (1955), amélioré par RAJ

(1966), puis par RAO (1975).

Dans le cas d’un tirage a 2 degrés :

Soit une population U partitionnée en N; unités primaires {Uy, Us, ..., U;, ..., Uy, }=Uj.
— 1°" degré : un échantillon s de n, unités primaires est tiré de U; selon un plan de

sondage p;(.)
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— 2¢ degré : Vi € s, un échantillon s; d'unités secondaires est tiré de U; selon un plan
de sondage p;(.|s)

On s’intéresse a I'estimation du total ¢, d’une variable Y.

Condition d’indépendance. Les tirages au 2¢ degré sont indépendants d’une unité
primaire a l'autre.

On suppose que la condition d’indépendance est respectée et que le plan de sondage
conduit a des probabilités de sélection de 1° degré m; et a des estimateurs sans biais #;
du total ¢; dans I'unité primaire 7. On dispose ainsi de I'estimateur d’Horvitz-Thomson
t,» du total t, de la forme t,, = >, =1

] T

Considérons les estimateurs sans biais suivants :
- f(tAy) I’estimateur de la variance relative au 1°" degré de sondage en fonction des
vrais totaux ¢; de chaque unité primaire ¢ de la forme : f(t,) = >, @yl +
2 (ig)esizs GiiYidi
— V; Pestimateur de la variance de ¢; liée au 2¢ degré de sondage au sein de 'unité
primaire ¢

Proposition 1. La formule de RA0 fournit un estimateur sans biais de V() de la forme :

Vi) = 1)+ Y (= — )V

€S

(2)

Condition d’invariance. A chaque fois que 'unité primaire ¢ est tirée au 1°" degré, un
méme plan de sondage est utilisé au 2¢ degré, quelles que soient les autres unités primaires
sélectionnées. Ainsi, on a :

Vs, Vi, pi(-|s) = pi()

Proposition 2. Si la condition d’invariance est vérifiée, on peut appliquer la formule de

RAJ pour déterminer un estimateur sans biais de V (#,) :

~

Vil = 16) + 32

(3)

Cette formule peut étre facilement utilisée dans le cas des plans de sondage a plus de
2 degrés. 11 faut considérer le plan de sondage sous forme d’arborescence (Figure 3) et
partir du dernier degré, c’est-a-dire celui au cours duquel les individus sont sélectionnés.
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On applique alors de maniére récursive la formule de RAJ (3) en remontant I’arborescence
comme détaillé dans la figure 4. Au final, la derniére agrégation, au degré 1, donne 1’esti-
mation de la variance V (£,) du total t,.

Dans le cas du plan de sondage de I’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires
de minima sociaux, les conditions d’indépendance et d’invariance sont bien respectées a
chaque degré de tirage. Nous avons donc mis en oeuvre le systéme récursif qui vient d’étre
décrit pour calculer la précision des estimateurs de ’enquéte.

Univers : France métropolitaine hors Corse

V(E,) = F5OE) + ) w V(E)

TS(1) / ‘ \ vee £ S
1
et w; =_{—

Echantillon s; d’unités primaires : les départements

VE) = 7O )+ D wy (E,)

qES;
TS(2)
avec [, = Zqes; Waii

1
et W ; =—
ali Tqli

Echantillon siq d’unités secondaires : les communes et fractions de cantons

V(Tg) =T

TS(3) avec = E;.:aiq Wrig Vi
1
et Wk|1'q =

Tklig

Echantillon final : les bénéficiaires du minimum vieillesse relevant de chacun des organismes

FIGURE 4 — Démarche globale du calcul de la variance d’échantillonnage appliquée a
I’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux

2.2 Tirage systématique au 3° degré

Au 3¢ degré de tirage, au bout de ’arborescence du plan de sondage de I'enquéte, le tirage
des individus a été effectué, pour chaque prestation, suivant un sondage systématique dans
chacune des unités secondaires ¢q qui ont été selectionnées au préalable pour I’ensemble
des bénéficiaires de minima sociaux du champ de ’enquéte.
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Proposition 3. Un sondage systématique est la réalisation d’un sondage par grappe ot on
ne sélectionne qu’'une seule grappe. Il est impossible d’estimer sans biais la variance des esti-
mateurs pour ce type de tirage. Il est néanmoins possible de ’approximer, aprés s’étre assuré
que les individus sont bien triés dans le méme ordre que celui qui a prévalu au moment de
leur tirage.

On utilise la formule suivante, valable pour un tirage systématique a probabilités égales d'un
échantillon de taille n parmi une population N [6] :

i
L

- 1
Vty:) = N2<1 0

N) n(n—1) (Yr — yrr1)” (4)

1

i

Soit wyiq le poids de I'individu & qui réside dans la commune ou fraction de canton ¢ du
département 7. On note N;, le nombre d’allocataires du minimum vieillesse relevant de la
Cnav que compte I'unité secondaire iq et n;, le nombre de ceux qui ont été sélectionnés
pour faire partie de ’échantillon. Tous les individus appartenant & la méme unité secon-

. . . L . . N;
daire 7q ont la méme probabilité de sélection et donc le méme poids : wyy = 2.
iq

Aprés avoir trié le fichier selon I’age et le sexe des allocataires (comme cela avait été le
cas au moment de leur tirage), on obtient les estimateurs suivants :

tig = Z WkliqgYk (5)

kJESiq

~

V(tig) = 17 (yr)
1 1

wk|lq> Qniq(niq _ 1) (yk - yk+1)2 (6)

= (wk\z‘qnz‘q)2<1 -

Un traitement particulier a di étre effectué au niveau des unités secondaires, pour s’as-
surer qu’au final on ait bien, dans chaque unité géographique, plus d’un allocataire du
minimum vieillesse relevant de la Cnav qui fasse partie de 1’échantillon (2.4.1). Il faut en
effet que n;, soit supérieur a 1 pour que la formule (6) puisse étre appliquée.

2.3 Tirages a probabilités inégales aux 1°" et 2° degrés

Apreés stratification, les unités primaires et secondaires des strates non exhaustives ont
été sélectionnées proportionnellement a leur taille en termes de bénéficiaires de minima
sociaux.
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Proposition 4. Dans le cas des tirages a probabilités inégales, les formules de variance usuelles
du type Horvitz-Thomson s’appliquent mal, car elles font intervenir des probabilités d’inclusion
d’ordre 2, qui ne sont pas connues et sont difficilement calculables.

Il existe toutefois plusieurs formules approximatives ne faisant pas intervenir les probabilités
d’inclusion doubles. Nous utiliserons celle de DEVILLE (1993) [6] :

poa N (e 2akes(I M) T
Vitar) = 27 20 (- S ) (7)

2.3.1 Estimateur de la variance liée au 2°¢ degré

Soit #; 1’estimateur sans biais d’Horvitz-Thomson du total #; de la variable d’intérét YV
dans 'unité primaire 7.

ti = Z wait;q (8)

qes;

avec wyl; = ——

qli

L’estimateur sans biais de la variance de ¢; liée au 2¢ degré de sondage s’obtient & partir
de la formule de RAJ (3) :

V(£@) = 750 (tig) + Z wq\iV@;q) (9)

ges;

Si on exclut le cas de Paris, dans chaque département sélectionné i, une stratification
préalable au tirage des unités secondaires a été effectuée entre les 4 plus grosses communes
du département en termes de bénéficiaires de minima sociaux, les fractions de cantons
urbaines et les fractions de cantons rurales. Etant donné que les tirages sont indépendants
d’une strate a une autre, on dispose d'une décomposition de l’estimateur de variance
fTS(Q)(t;q) relatif au 2¢ degré de sondage que 'on aurait si les vrais totaux ¢;, de chaque
unité secondaire iq étaient connus :

~ ~

fTS(Z) (t;q) - fgrandescommunes (tzq) + ff?"actionsurbaines (t;q) + ffractionsrurales (tzq) (10)

avec fyrandescommunes(tiq) = 0 car il s’agit d’une strate exhaustive

1 ~
~ Tourbli 1 ~ qusurb\i wq|l(1 - wq‘i)tiq 2
ffractionsurbaines (tzq) - E 1 - — wq|itiq —

Noyrbli — 1 Wyqli _ 1
| qESurbl|i | qusurb\i 1 Wals

1
~ Npyr|i 1 A qusrmu w(I|l(1 o w_i>th 2
ffractionsrurales (tzq) = | Z <1 - —> (wqitiq — al

Nopurli — wqi _ 1
| qESrur|i | qusrur\i 1 Wqli
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D’aprés le document de DEVILLE et VITE SAN-PEDRO (1993), les approximations uti-
lisées pour déterminer les estimations de variance dans les strates urbaines et rurales
ou des tirages a probabilités inégales ont été effectués, nécessiteraient que la taille des
échantillons dans chacune de ces strates dépasse au moins 8. Dans le cas contraire, on
s’expose & une sous-estimation de la variance. Or, dans notre plan de sondage, pour le
minimum vieillesse, on a Nypp)i + Npurli = 615, Toutefois, pour des tailles d’échantillons
aussi petites, il n’existe pas de formule permettant d’estimer de maniére satisfaisante la
variance d’échantillonnage.

Par ailleurs, la stratification entre les fractions urbaines et les fractions rurales n’a pas
été prise en compte dans ’estimation de la variance pour les départements dans lesquels
la condition “n.p; > 1 et n.; > 17 n’était pas vérifiée (ainsi évidemment que pour
les départements trés urbains dans lesquels aucune stratification de ce type n’avait été
effectuée).

Cas de Paris :

Aucune stratification préalable n’a été réalisée dans ce département. La moitié des arron-
dissements que compte la capitale ont été sélectionnés via un tirage a probabilités inégales
(proportionnellement & leur taille en termes de bénéficiaires de minima sociaux) :

1 ~
R 10 1 R Zqu aris wq|i<1 - m)tiq 2
fParis(tiq) - E Z (1 - —) (wqitiq - ! | ) (13)

Weql4 _
qE€SPparis q‘ qusPam’s <1 wq‘l)

2.3.2 Estimateur de la variance liée au 1°" degré

Soit tAy I'estimateur sans biais d’Horvitz-Thomson du total ¢, de la variable d’intérét Y.

1€
avec w; = 7%

[’estimateur sans biais de la variance de tAy lice au 1°" degré de sondage s’obtient & nouveau
a partir de la formule de RAJ (3) :

V(ty) = [P0 () + ) wiV (h:) (15)
1€S
Une stratification préalable au tirage des unités primaires a également été effectuée. Etant
donné que les tirages sont indépendants d’une strate a une autre, on peut a nouveau
décomposer U'estimateur de variance f75M(4;) relatif au 1¢" degré de sondage que on
aurait si les vrais totaux ¢; de chaque unité primaire ¢ étaient connus :

fTS(l) (tAz) - fstratel (tAz) + fstrate2 (tAz) + fstrateB (fz) + fstrate4 (fz) + fstrate5 (tAz) (16)

15. Pour les minima sociaux d’age actif, 4 fractions de cantons supplémentaires avaient été sélectionnées.
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avec forate1(ti) = feratea(l;) = 0 car il s’agit de 2 strates exhaustives

@mam@mmmﬁmamMEJﬁ)ngégjg_jff(m

Dans les strates 3,4 et 5, le tirage des départements est de taille fixe égale & 15, ce qui
garantit le respect de la préconisation de DEVILLE et VITE SAN-PEDRO (1993) vue dans
la sous-partie précédente.

2.4 Ajustements

Pour tenir compte de toute la complexité du plan de sondage et de la réalité du tirage de
I’échantillon, et afin d’estimer au mieux la variance d’échantillonnage, il a fallu ajuster les
formules présentées jusqu’a maintenant.

2.4.1 Regroupement des unités secondaires de taille 1

Pour régler les problémes liés aux échantillons d’individus de taille 1 dans certaines unités
secondaires, ces derniéres ont été regroupées avec leur plus proche voisin lorsque cela s’est
avéré nécessaire.

On a évidemment essayé de respecter la stratification entre grandes communes, fractions
rurales et fractions urbaines.

En regroupant certaines unités secondaires, tous les individus d’'une méme nouvelle unité
secondaire ¢ n’ont donc plus forcément les mémes poids de sélection de I'unité secondaire.
Il convient donc d’adapter la formule d’estimation de la variance en conséquence.

La formule permettant d’estimer la variance liée au 2¢ degré de tirage (9) peut étre réécrite
de la facon suivante :

V(t) = fT(t,) + )V (gitiy) (18)

ges;

Soit ¢ une nouvelle unité secondaire qui regroupe « unités gq.

On considére les notations suivantes :
(07
= Mg = D g-1 Nig
(07
= Nig = D=1 NigWy)i

— (wgi)x le poids initial de I'unité secondaire ¢ qui a été intégrée dans l'unité ¢ et qui
contenait I'individu k

L’estimation de la variance liée au 3¢ degré de tirage (6) est donc désormais de la forme :
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Nig—

2
E \/ wq\ k Yk — 1/ wq|z k+1 yk+1
k=

1

NG ) 1
Nig/ 2ni5(nig —

V(g tq) (19)

(Ni)? (1-

2.4.2 Phase de tirage supplémentaire des unités secondaires dans le cas ot
le minimum vieillesse est un critére rare dans une unité primaire

Dans les unités primaires ot le minimum vieillesse relevant de la Cnav est un critére rare,
le 2¢ degré de tirage dans les strates urbaine et rurale est en réalité composé de 2 phases :
les unités secondaires finales ont été tirées au sein d’un échantillon d’unités secondaires
préalablement sélectionnées (1.3.3).

Etant donné la complexité de la prise en compte de cette 2° phase de sondage, il a été
décidé de procéder a des réplications d’échantillons d’unités secondaires dans les strates
urbaine et rurale de ces départements. L’objectif est de déterminer la probabilité de sé-
lection de ces fractions de canton. L’idée est en effet d’assimiler ce tirage en 2 phases a
un tirage en 1 phase avec des probabilités de tirage égales aux probabilités estimées par
réplication.

100 000 tirages 300 000 tirages
Diff érence maximale entre les | Probabilité d'inclusion de la| Différence maximale enfre les |Probabilité d'inclusion de la
probabilites d'inclusion estimées | fraction de canton associée |probabilités dinclusion estimées | fraction de canton associée
sur la 1&ére et la 2nde moitié des| (calculée sur'ensemble |surla 1ére et la 2nde moitié des| (calculée sur l'ensemble
tirages simulés des tirages simulés) tirages simulés des tirages simulgs)

Rural 1,2% 7.0% 0,3% 48%
Département 18

Urbain 25% 37.2% 0,4% 37,6%

Rural - . - s
Deépartement 28

Urbain 2.9% 14.0% 0,6% 26,6%

Rural 0,6% 11.7% 0,4% 11,9%
Deépartement 55

Urbain 3,6% 252% 0,4% 16,3%

Rural 1,5% 9.2% 0,7% 93%
Département 61

Urbain 2,7% 18,6% 0,8% 20,1%

Rural 1,2% 21,6% 0,4% 21,3%
Département 70

Urbain 37% 349% 0,2% 38,9%

Rural 2,0% 6,7% 0,7% 6,4%
Département 89

Urbain 34% 32,5% 0,3% 12.7%

TABLE 3 — Appréciation de la convergence de la probabilité empirique de sélection d’une
fraction de canton dans le cas ou le minimum vieillesse relevant de la Cnav est un critére
rare

Au total, 300 000 tirages ont été simulés pour obtenir une estimation suffisamment précise.
Cette précision est évaluée au regard de la différence maximale de probabilités d’inclusion
qui existe entre une estimation obtenue sur la premiére moitié des tirages simulés et une
autre obtenue sur la seconde moitié (Table 3). La probabilité d’inclusion d’une fraction de
canton est calculée comme le rapport du nombre d’échantillons dans lesquels elle apparait
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par le nombre de tirages simulés au total.

Si le minimum vieillesse relevant de la Cnav est un critére rare dans le département i,
alors, dans la formule d’estimation de la variance liée au 2¢ degré (9), le poids w,; de la
fraction de canton ¢ est égal a I'inverse de la probabilité de sélection empirique que I'on
vient de calculer.

2.5 Reésultats

On a considéré jusqu’a présent qu’il y avait absence de non-réponse totale. Les formules
de calcul de variance ont ainsi été appliquées a I’ensemble des individus de 1’échantillon
s. L’estimation de la variance d’échantillonnage des estimateurs de variables d’intérét de
I’enquéte a donc nécessité d'imputer des réponses aux non-répondants a 'enquéte.

Les calculs de précision ont également porté sur une variable quantitative de la base de
sondage 6. Pour son estimateur, aucun effet parasite lié¢ aux imputations effectuées pour
pallier la non-réponse totale ne vient perturber la mesure de sa qualité.

linéarisée, obtenue grace a la formule de Taylor de développement en série.

Proposition 5. Lorsque le paramétre d’intérét est une fonction non linéaire de totaux, il
n’existe pas de formule générale pour calculer la variance de son estimateur. Il est cependant
possible d’approcher cette variance par la variance de l’estimateur du total de sa variable

linéarisée, qui est de la forme :

1€8 ;"

a_& A~ 1
avec Y = et ty =

Une proportion est simplement la moyenne d’une variable dichotomique.

Proposition 6. Dans le cas ou la taille totale de la population N est inconnue, la moyenne
ity de la variable Y est un cas particulier de ratio de cette variable par la variable constante
égale a 1. Pour en estimer la variance, on se raméne a I’estimation de la variance de sa variable

(20)

Le montant mensuel moyen de minimum vieillesse percu :

On s’intéresse dans un premier temps a la moyenne du montant mensuel de minimum
wieillesse percu, variable issue de la base de sondage.

16. Les seules variables quantitatives & disposition au moment de la rédaction de cet article sont celles
de la base de sondage. En effet, les variables quantitatives de I’enquéte ne seront diffusées qu’une fois que
I’appariement avec les données sociales et fiscales aura été réalisé, au 1¢" semestre 2015.
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Pour estimer sa variance et les autres indicateurs d’erreur d’échantillonnage, il convient de
se placer dans le cas ot la taille de la population N est inconnue. En effet, N correspond
a la taille de la population du champ de ’enquéte, c’est-a-dire celle dont on a exclu les
bénéficiaires vivant dans des institutions les prenant presque entiérement en charge. La
proportion de hors-champs n’étant pas connue, on ne peut utiliser qu'une estimation de
N a partir des résultats de I’enquéte pour nos calculs de précision.

Les résultats des calculs de précision obtenus pour cette variable sont présentés dans le
tableau 4.

I, V (ity) Vsas (Hsas) cv Infc Sup;c
316.903 14.016 10.319 0.0118 309.566 324.241

TABLE 4 — Précision de l'estimateur de montant mensuel moyen de minimum vieillesse
pergu

L’estimateur du coefficient de variation (C’AV) d’un estimateur est un bon indicateur per-
mettant d’évaluer Perreur d’échantillonnage. Dans la littérature [5], on considére qu’'un
“bon” estimateur a un coefficient de variation inférieur a 5%. Cet indicateur est géné-
ralement utilisé pour comparer différents estimateurs entre eux. Il est défini de la facon
suivante :

~

vV = VYl (21)

~

My

Le coefficient de variation estimé du montant mensuel moyen de minimum vieillesse percu
se révele trés bon : il n’est que de 1,2%.

Par ailleurs, Inf ¢ et Sup;. sont les estimateurs des bornes inférieures et supérieures de
I'intervalle de confiance d’un estimateur & 95%. Celui-ci est de la forme :

Ic = (ny —1,96\/V(siy) 5 4y + 1,964/ V(u@)) (22)

Les variables d’intérét de ’enquéte :

On s’intéresse maintenant aux variables d’intérét de I’enquéte. Les résultats des calculs
de précision menés jusque la pour ces variables sont a prendre avec précaution, car ils
cachent un effet “imputation” lié au traitement qui a été réalisé pour les non-répondants
a l'enquéte.

On a étudié dans un premier temps la précision du nombre total d’allocataires du mi-

nimum vieillesse relevant de la Cnav pauvres en conditions de vie. On constate que son
coefficient de variation est plus élevé que celui du montant mensuel de minimum vieillesse
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percu, mais il reste correct : 3,7%. (Table 5).

ty 4 (f;) Vsas (tsas) cv Infc Sup;c
158 294.84 | 34038 891.71 | 8 752497.41 0.0369 146 859.64 | 169 730.04

TABLE 5 — Précision de 'estimateur du nombre total d’allocataires du minimum vieillesse
relevant de la Cnav pauvres en conditions de vie

On s’est également intéressé a la proportion d’allocataires disposant d’un patrimoine im-
mobilier. Cette variable posséde le moins bon coefficient de variation des trois variables
étudiées jusque 1a : 4,95%. Celui-ci est tout de méme encore inférieur a 5% (Table 6).

by V (py) Vsas (tsas) cv Infc Supyc
0.1474 0.000 053 0.000 044 0.0495 0.1331 0.1616

TABLE 6 — Précision de 'estimateur de la proportion d’allocataires disposant d’un patri-
moine immobilier

L’estimation de D’effet de sondage :

Un sondage complexe, a plusieurs degrés, a de bonnes propriétés pratiques (en particulier
une concentration des individus dans des zones géographiques controlées), mais il est en
revanche forcément moins précis qu'un sondage aléatoire simple de méme taille. Il est
intéressant de quantifier cette perte de précision.

Le rapport entre ’estimation de la variance obtenue et celle que 1’on aurait obtenue en
supposant un plan de sondage aléatoire simple est appelé [’effet de sondage (noté Deff).
Cette estimation permet d’apprécier I'efficacité du plan de sondage mis en oeuvre.

Soit tgas l'estimateur du total t, d'une variable ¥ pour un plan de sondage aléatoire
simple sans remise de taille fixe égale a celle de ’échantillon et Vg As(tg;lg) un estimateur
approximativement sans biais de sa variance.

On a donc :

sas(tsas) (23)

Sous un plan de sondage complexe, VSAAS(tSAS) differe de I'estimateur traditionnel obtenu
pour un sondage aléatoire simple. La formule retenue est de la forme [6] :

Vsas(tsas) = %(1 - JTQLT_ 11> (NZ WiYp — (Z wkyk>2 + V(t;)) (24)
B kes kes
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En reprenant les notations utilisées jusque la, on a wy = wy)iq * wg); * w;. Et pour estimer
la taille de la population N, on applique la formule classique : N =) _wy,.

Quelle que soit la variable considérée, I'estimation de I'effet de sondage associé est supé-
rieure & 1. Cela traduit bien le fait que la mise en oeuvre du plan de sondage complexe de
I’enquéte engendre un accroissement de ’erreur de sondage par rapport a un sondage aléa-
toire simple. Néanmoins, la perte de précision pour ces paramétres n’est pas trés grande
(Table 7).

L’effet de sondage associé au montant mensuel moyen de minimum vieillesse per¢u est
estimé a 1,4. Il y a donc trés peu de perte de précision pour ce parameétre par rapport a un
sondage aléatoire simple de méme taille. L’estimation de I'effet de sondage de la propor-
tion d’allocataires disposant d’un patrimoine immobilier est du méme ordre de grandeur.

[’estimation de l'effet de sondage associé au nombre total d’allocataires pauvres en condi-
tions de vie est ici bien plus élevée : 3,9. L’estimation de ce total a donc une variance
d’échantillonnage prés de 4 fois plus grande que celle de I'estimateur obtenu en considé-
rant un sondage aléatoire simple de méme taille.

Variable d’intérét Deff

Montant mensuel moyen de minimum vieillesse percu 1.358
Total d'allocataires pauvres en conditions de vie 3.889
Proportion d’allocataires disposant d'un patrimoine immobilier 1.205

TABLE 7 — Estimation de 'effet de sondage

Conclusion

Les calculs menés dans cette deuxiéme partie conduisent a des premiéres estimations de
la précision des principaux estimateurs de I'enquéte 2012 sur les conditions de vie des
bénéficiaires de minima sociaux. Ces travaux ont été réalisés pour les seuls allocataires du
minimum vieillesse relevant de la Cnav.

Les formules mises en oeuvre tiennent compte de nombreux éléments :
— le plan de sondage a 3 degrés de I'enquéte : tirage des départements, puis des com-
munes ou fractions de cantons, et enfin des individus

— le tirage des allocataires au 3° degré par sondage systématique ordonné suivant leur
age et leur sexe

— le tirage des unités géographiques a probabilités inégales aux 1°" et 2¢ degrés
— le regroupement des unités secondaires dans le cas des échantillons de taille 1

— la 2¢ phase de tirage des unités secondaires dans certains départements (cas ou le
minimum vieillesse est un critére rare)
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Dans cette partie, la pondération utilisée correspond au poids de sélection initial des al-
locataires (poids avant traitement de la non-réponse et calage sur marges).

D’apreés les résultats obtenus, I'enquéte semble étre de bonne qualité. Les coefficients de
variation estimés sont en effet relativement faibles (toujours inférieurs a 5%), tout comme
les estimations de 'effet de sondage associées.

3 Prise en compte de la non-réponse totale et du calage
dans le calcul de la précision

Comme pour toute enquéte, 'enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de
minima sociaux est confrontée au probléme de la non-réponse, qu’elle soit totale ou par-
tielle. Seule la non-réponse totale a été prise en compte pour ’évaluation de la variance de
nos estimateurs. En effet, comme les variables d’intérét étudiées devaient obligatoirement
étre renseignées pour pouvoir passer a la suite du questionnaire, nous n’avons pas été
confronté a la non-réponse partielle.

Le taux de réponse a I'enquéte des bénéficiaires de minima sociaux d’age actif est de 50%
en moyenne. Il est plus faible pour les allocataires du minimum vieillesse, notamment
parce que les personnes ne pouvant étre enquétées pour des raisons de santé ou car elles
sont entiérement prises en charge par une institution sont plus nombreuses. Le taux de
réponse des allocataires du minimum vieillesse est ainsi de 33%.

Pour compenser cette non-réponse totale, une méthode de repondération utilisant des
groupes de réponse homogéne a été mise en oeuvre, prestation par prestation. Le poids
d’échantillonnage des répondants a ainsi été augmenté. Dans une premiére sous-partie, on
s'attache a intégrer ce traitement de la non-réponse totale dans le calcul de I'estimateur
de la variance obtenu jusqu’a présent.

Par ailleurs, 'enquéte a également été redressée, prestation par prestation (et organisme
par organisme dans le cas du minimum vieillesse), sur un certain nombre de marges de
calage. L’intégration de cette information auxiliaire dans les estimateurs permet de res-
pecter les totaux connus sur l’ensemble de la population et de diminuer la variance des
estimateurs obtenue apreés calage pour les variables d’intérét corrélées aux variables de ca-
lage. La deuxiéme sous-partie traite de ce redressement et de son impact sur notre calcul
de précision.

3.1 Modélisation de la non-réponse totale et calcul de précision

La non-réponse totale peut étre modélisée par une phase de sondage supplémentaire :

— 17¢ phase : tirage de ’échantillon s selon notre plan de sondage avec des probabilités
de tirage m = Tyjiq * Tqi * T

— 2¢ phase : tirage de I’échantillon des répondants r, au sein de I’échantillon s préalable-
ment sélectionné, selon un plan de sondage poissonnien ou chaque unité répondante
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k est sélectionnée de fagon indépendante dans s selon sa probabilité de réponse p,¢,

Si la probabilité de réponse p,¢, était connue pour chaque individu &, on pourrait estimer
sans biais le total de n’importe quelle variable Y a laide de l'estimateur en expansion '’
suivant :

. 1
tyonr =Y ——— i (25)

7T 7
ker kE Pkrép

Malheureusement, les probabilités de réponses py ¢, ne sont pas connues. Il a donc fallu
les estimer. Pour ce faire, nous avons procédé & une modélisation du mécanisme de
non-réponse prestation par prestation, en analysant le critére “répond / ne répond pas”
en fonction de variables connues pour les répondants et les non-répondants a ’aide d’une
régression logistique. Nous avons ainsi déterminé les variables auxiliaires les plus explica-
tives de la non-réponse pour les allocataires du minimum vieillesse, a savoir :

— le montant mensuel de minimum vieillesse per¢u (en 3 tranches)
— le type d’allocation du minimum vieillesse perqu (ASPA ou ASV '8)

— étre en couple ou isolé

Les groupes de réponse homogéne (GRH) ont alors été définis par croisement de toutes
les modalités de ces trois variables explicatives. Les 12 GRH ainsi obtenus contenaient
suffisamment d’allocataires du minimum vieillesse pour assurer une certaine stabilité des
estimations de probabilités de réponse : la probabilité de réponse est considérée constante
au sein d’'un méme GRH. De plus, cette probabilité de réponse est supposée indépendante
d’un GRH a l'autre.

La probabilité de réponse d’un individu k£ donné appartenant au GRH ¢ est alors estimée
par le taux de réponse pondéré!® observé dans ce GRH :

> ker Williegra,
Zke(r-ﬁ-nr) W ]IkeGRHg

ﬁk,rép - (26)

Au final, comme le fait de répondre a I’enquéte est indépendant entre les individus, condi-
tionnellement au fait que ces individus appartiennent bien a I’échantillon de I'enquéte,
on peut voir la phase de non-réponse comme un degré de sondage supplémentaire : au
sein de chaque individu £ de I’échantillon, un tirage bernoullien de 0 ou 1 unité est effec-
tué selon une probabilité de tirage correspondant a sa probabilité de réponse estimée py, ¢p.

Les tirages sont indépendants entre les individus. En revanche, la condition d’invariance
n'est pas vérifiée, puisque les py,¢ dépendent de I'échantillon s. On applique donc la
formule de RAO (2) pour prendre en compte, dans 'estimation de la précision, ce degré
de sondage supplémentaire par rapport au plan de sondage initial sans traitement de la

17. Estimateur classique dans le cadre des sondages en plusieurs phases.
18. En 2007, lallocation de solidarité aux personnes agées (ASPA) se substitue a I’allocation supplé-
mentaire vieillesse (ASV) pour les nouveaux entrants.
1

19. Par les poids de sondage initiaux wy = s
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non-réponse.

Soit f la forme quadratique permettant d’estimer la variance de ¢, en ’absence de non-
réponse. La variance avec prise en compte de la non-réponse s’estime donc par :

Vo) =(350) + 3 ((2) - a)o-pa (B2=) e

rép k,rép

avec q le coefficient associé aux termes diagonaux de la forme quadratique f

Identification du coefficient ¢, associé a la forme quadratique permettant
d’estimer la variance relative au 3¢ degré :

Apreés avoir trié le fichier des répondants a ’enquéte dans le méme ordre que celui qui pré-
valait au moment du tirage systématique des allocataires du minimum vieillesse relevant
de la Cnav, la formule (6) donne les coefficient gy, suivants :

— pour le premier et le dernier individu de chaque unité secondaire iq :

= (1 ) () s

Wk|iq Nig — 1)

— pour tous les autres individus de 'unité uq :

1 1
=2 i 2(1 - ) < ) 29
Telia ’ <wk| ) Wklig 2n4q(nig — 1) (29)

Identification du coefficient ¢,; associé a la forme quadratique permettant d’es-

timer la variance relative au 2° degré :

Dans le cadre de la formule de DEVILLE (2.3.1), les coefficient, g,; s’obtiennent de la facon
suivante [8] :

1 — (L)
1 wy);
ap = —— wi (1- —)(1- . (30)
n—1 1 Wy D <1 _ L)
ges; ;
avec :

— M = Ny,yp); Si la fraction de canton ¢ du département 7 appartient a la strate urbaine
— N = Ny Sielle appartient a la strate rurale

— n = 6 sila condition “ny,.p; > 1 et n,,,.; > 17 n’est pas vérifiée dans le département ¢
ou si aucune stratification entre les fractions urbaines et les fractions rurales n’avait
été effectuée dans ce département

— n = 10 dans le cas de Paris

Identification du coefficient ¢; associé a la forme quadratique permettant d’es-
timer la variance relative au 1°" degré :

30



Comme dans le cas du 2¢ degré et d’aprés la formule (17), les coefficient ¢; sont de la

forme :
g = g w1~ wi) (1 = Z;;(l(wl)l)) (31)

w;

Au final :

Dans le cas d’un plan de sondage & 2 degrés, si on note :

— fi(;) lestimateur de la variance relative au 1" degré de sondage en fonction des
vrais totaux t; de chaque unité primaire 7, tel que :

~ ~92 ~ A
Jilts) = i quiti™ + 2o jyes inj Diglity
— fo(y) Pestimateur de la variance relative au 2¢ degré de sondage, tel que :
foly) = Zkesi qakuyi + Z(k,l)esi,k;ﬁl 42,k1|iYkYi

Alors le coefficient g associé a ’estimateur de la variance totale V(t;/) se calcule & partir
des coefficients q;; et g 1); via la formule de RAJ (3) de la fagon suivante :

4k = wiuﬂh,x‘ + Wiqa ki (32)

Dans le cas de notre plan de sondage a 3 degrés, il convient d’itérer la formule de RAJ
pour déterminer le coefficient g, de la formule (27). On obtient ainsi :

Gk = (WqWrjig)* @i + (Witi;,)dgii + (Wit qrjiq (33)

3.2 Précision obtenue en tenant compte de la correction de la
non-réponse

En comparant la précision des estimateurs obtenus dans cette premiére sous-partie avec
ceux obtenus dans la partie précédente, on mesure 'effet de la repondération liée a la cor-
rection de la non-réponse totale. Pour se cantonner a cet effet, il convient de travailler sur
une variable de la base de sondage, de telle sorte qu’on ne prenne pas en compte 'effet lié
a I'imputation qui a été réalisée dans la partie précédente pour les non-répondants a 1’en-
quéte. On s’intéresse ainsi & nouveau au montant mensuel moyen de minimum vieillesse
PETCU.

Par rapport a la partie précédente o1t on considérait qu’il y avait absence de non-réponse
totale, la variance estimée de cet estimateur est 3 fois plus élevée (Table 8). Ce résultat
est tout a fait cohérent avec le taux de réponse d’un tiers observé parmi les allocataires

du minimum vieillesse 2°.

20. Avec un taux de réponse d’un tiers, la taille de I’échantillon exploitable est divisée par 3. Or, en
1¢7¢ approximation, I’évolution de la variance est inversement proportionnelle & la taille de ’échantillon.
Il est donc logique d’observer une multiplication de la variance par un facteur proche de 3 avec un tel
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Dans le méme temps, ’estimateur de son coefficient de variation est logiquement moins
bon : 2% contre 1,2%. De la méme maniére, I’estimation de son intervalle de confiance est
plus large.

Hy V(i) Vsas (Hsas) cv Infyc Supye Deff
319.291 41.874 31.182 0.0203 306.608 331.974 1.343

TABLE 8 — Précision de l'estimateur de montant mensuel moyen de minimum vieillesse
percu et effet de sondage associé dans le cas de la prise en compte du traitement de la
non-réponse

Il est & nouveau intéressant d’estimer & ce stade l’effet de sondage (Déff) qui lui est
associé.

Par rapport & la formule (24), Pestimateur sans biais de Vsag(tsas) doit étre ajusté a
la marge pour tenir compte du fait qu’on se restreint désormais aux seuls répondants a
I’enquéte :

A A 1 r—1 - 2 ..
VSAS@SAS,CNR) = ;(1 — N 1) (Nzwk,CNR yi - (Zwk,CNR yk> + V(ty,CNR))
B ker ker

(34)

En reprenant les notations utilisées jusque 1a, on obtient le poids d'un individu £ répon-

dant a I’enquéte de la maniére suivante : wyonp = pw—’“ Et pour estimer la taille de la
rép

population N, on applique la formule : N = >, Wk CNER-

L’effet de sondage associé au montant mensuel moyen de minimum vieillesse per¢u est
désormais estimé a 1,3. Il est ainsi légérement plus faible que celui obtenu dans la partie
précédente. En y regardant de plus prés, on constate que les estimations de variance V(ﬂy)
et VSAAS(;}S 4s) augmentent bien toutes les deux lorsqu’on tient compte de la présence de
non-réponse. Ce qui fait diminuer l'effet de sondage a ce stade, c’est que cette augmen-
tation de variance est proportionnellement un peu moins forte quand on considére une
modé¢lisation de la non-réponse avec des groupes homogénes de réponse, comme c’est le
cas avec notre véritable plan de sondage, que quand on traite la non-réponse de maniére
globalement uniforme en passant d’un sondage aléatoire simple de taille n & un sondage
aléatoire simple de taille 7.

3.3 Estimation finale de la variance aprés prise en compte du
calage

Le calage sur marges permet de redresser un échantillon, par repondération des individus,
en utilisant une information auxiliaire disponible sur un certain nombre de variables. Les

taux de réponse.
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pondérations produites par la méthode assurent le calage de ’échantillon sur des totaux
connus sur ’ensemble de la population.

Dans notre enquéte, le calage sur marges a été réalisé prestation par prestation, voire
organisme par organisme dans le cas du minimum vieillesse. Les résultats de I’enquéte
obtenus auprés des allocataires du minimum vieillesse relevant de la Cnav ont été redressés
sur un total de neuf variables :

— P’age (en 6 tranches)

— le sexe

— étre en couple ou isolé

— étre né en France ou a I’étranger

— le type d’allocation du minimum vieillesse percu

— étre au minimum vieillesse depuis moins de 10 ans ou depuis 10 ans ou plus

— le montant mensuel de minimum vieillesse per¢u (en 3 tranches)

— le type de droit percu (droit propre, droit dérivé ou les 2)

— la strate de département a laquelle appartient la commune de résidence

D’aprés DEVILLE et SARNDAL |7], pour prendre en compte ce calage dans notre calcul de
précision, il suffit d’approximer notre estimateur de variance de la facon suivante :

~ ~

V<ty,calé> ~ V<t€,CNR> (35)

¢ est la variable de résidu de la régression de Y sur les variables de calage X pondérée par
le poids de non-réponse wy, cng. Cette régression s’effectue sur les répondants a 'enquéte
et les hors-champs, comme cela avait été le cas lors du calage sur marges. On a ainsi la
formule suivante :

e=Y — X3 (36)

avec Y le vecteur des y
X la matrice des variables de calage
et = (X'DX)"'X'DY avec D la matrice diagonale des poids de non-réponse

Au final, on a donc :

V(fy,cazé) = f(;sﬂr) + Z ((%)2 — Qk) (1 — Prrep) (5;]12@)2 (37)
kes

rép k,rép

3.4 Précision des principaux estimateurs en tenant compte du
calage

Au final, en plus de la variable de montant mensuel moyen de minimum vieillesse percu
issue de la base de sondage, on s’est intéressé a 4 variables d’intérét de I'enquéte :

— le nombre total d’allocataires pauvres en conditions de vie
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— la proportion d’allocataires qui ont connu de longues périodes d’activité ou qui n’ont
jamais travaillé
— la proportion d’allocataires qui se déclarent en mauvaise santé

— la proportion d’allocataires disposant d’un patrimoine immobilier

Pour mesurer a quel point le redressement effectué par calage a amélioré la précision des
estimateurs de nos différentes variables, on peut calculer, pour chacune d’entre elles, [’effet
de calage. Cet indicateur est défini comme le rapport entre la variance apreés calage et la
variance avant calage, obtenue aprés prise en compte de la non-réponse.

Pour toutes les variables étudiées, l'effet de calage est inférieur a 1 (Table 9) : le fait
d’avoir redressé I’échantillon a augmenté la précision de I’ensemble des variables étudiées.

Estimation de

Variable d’intérét
ariable diintere I'effet de calage

Montant mensuel moyen de minimum vieillesse pergu 0.17

Total d'allocataires pauvres en conditions de vie 0.41

Proportion d‘allocat]aires ayant connu de Iongl{es périodes 073
d’activité ou n'ayant jamais travaillé

Proportion d’allocataires qui se déclarent en mauvaise santé 0.85

Proportion d’allocataires disposant d’un patrimoine immobilier 0.80

TABLE 9 — Estimation de 'effet de calage des principales variables d’intérét

Plus Deffet de calage est grand, moins le gain de précision di au calage est important.
L’effet de calage est ainsi maximal pour le montant mensuel moyen de minimum vieillesse
percu. Ce résultat était attendu, car cette variable, une fois discrétisée en 3 modalités,
fait partie des variables sur lesquelles les résultats de I’enquéte sont calés. Avec un effet
de calage estimé a 0,41, le redressement a permis d’estimer le nombre total d’allocataires
du minimum vieillesse relevant de la Cnav pauvres en conditions de vie avec une préci-
sion égale a celle que 'on aurait eu sans redressement sur un échantillon de taille 2,4 fois
plus grande. Il s’agit de la variable d’intérét étudiée pour laquelle le calage a été le plus
bénéfique. Pour les autres, I’effet de calage est compris entre 0,7 et 0,9.

Par ailleurs, outre les indicateurs habituels d’erreur d’échantillonnage que nous avons
étudiés (variance, coefficient de variation, intervalle de confiance), 'estimation finale de
’effet de sondage (Dé ff) peut anouveau étre analysée, en considérant cette fois le rapport
entre ‘A/(.Ey7calé) et VSAAS(fS AS.calé), avec comme écriture pour cette derniére :

A A 1 r—1 N N
Vsas(tsas cae) = - <1 — m) (NZ Wi calé € — <Z W, calé 5k> + V(ty,calé)) (38)

ker ker

avee Wy calé = Dfinal €6 N = Y Wy cale-
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Le montant mensuel moyen de minimum vieillesse percu :

Dans un premier temps, on s’intéresse a la précision de ’estimateur de notre variable de
montant mensuel moyen de minimum vieillesse percu, renseignée pour tous les individus
de la base de sondage.

[’estimateur de son coefficient de variation est désormais de 0,8% (Table 10). Avec le ca-
lage sur marges, on aboutit donc au meilleur estimateur de cette variable. Son intervalle
de confiance est également le plus resserré.

ﬁ}" 4 (ﬁ}) Vsas (fsas) cv Inf¢ Sup;c Deff
316.868 7.108 6.508 0.0084 311.642 322.094 1.092

TABLE 10 — Précision finale de I'estimateur de montant mensuel moyen de minimum
vieillesse percu et effet de sondage associé aprés prise en compte du calage

Le graphique (5) récapitule les estimateurs obtenus pour cette variable lors des différentes
étapes du calcul de précision.
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FIGURE 5 — Intervalles de confiance estimés du montant mensuel moyen de minimum
vieillesse percu aux différentes étapes du calcul de précision

L’effet de sondage associé a cette variable est quant a lui désormais estimé a 1,1. En com-
paraison avec l'effet de sondage obtenu précédemment lorsqu’on s’arrétait & la prise en
compte de la non-réponse (Table 8), cette estimation est bien plus faible. En y regardant
de plus prés, on constate que les estimations de variance V(,&%CNR) et VSAAS(/lSASCNR)
diminuent toutes les deux considérablement lorsqu’on tient compte du calage sur marges,
ce qui est bien en conformité avec I’effet recherché lorsqu’on effectue un tel redressement.
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Ce qui fait diminuer I'effet de sondage au global, c’est que ce gain de précision est propor-
tionnellement plus marqué quand on considére notre véritable plan de sondage que dans
le cas d’un sondage aléatoire simple.

Au final, cette estimation de I'effet de sondage est trés proche de 1. On en conclut donc que
le plan de sondage mis en oeuvre est de trés bonne qualité pour cette variable, puisqu’il
n’engendre quasiment pas de perte de précision par rapport a un sondage aléatoire simple.

Les variables d’intérét de ’enquéte :

Les estimateurs des coefficients de variation sont plutdot bons pour les estimateurs du
nombre total d’allocataires pauvres en conditions de vie et de la proportion d’allocataires
qui se déclarent en mauvaise santé. Le coefficient de variation estimé de la proportion
d’allocataires disposant d’un patrimoine immobilier est le plus mauvais, mais il reste tout
de méme sous le seuil des 10%.

Par ailleurs, quelle que soit la variable considérée, on a toujours un effet de sondage as-
socié trés proche de 1 (Table 11). L’accroissement de 'erreur de sondage dii a notre plan
de sondage complexe plutot qu’un sondage aléatoire simple de méme taille, est donc re-
lativement limité.

, : Proportion d'allocataires Proportion ) \ :
Total d’allocataires . . . Proportion d'allocataires
ayant connu de longues d'allocataires qui se ) \ T
pauvres en L. N . disposant d'un patrimoine
- ) périodes d'activité ou déclarent en ) o
conditions de vie ) A . o ) . immobilier
n’ayant jamais travaillé mauvaise santé
Estimateur 141 783.64 0.2228 0.4660 0.1425
V 24 651 594.02 0.000 149 0.000 258 0.000 154
Vsas 20037 963.84 0.000 138 0.000 238 0.000 115
v 0.0350 0.0547 0.0345 0.0872
nfic 132 052.17 0.1989 0.4345 0.1182
Supyc 151515.11 0.2467 0.4976 0.1669
Deff 1.230 1.079 1.087 1.340

TABLE 11 — Précision finale des estimateurs de différentes variables d’intérét et effet de
sondage associé

Conclusion

A Tissue de cette troisiéme partie, on obtient de bonnes estimations de la précision des
principaux estimateurs de I’enquéte pour les allocataires du minimum vieillesse relevant
de la Cnav. Les formules tiennent désormais compte du traitement de la non-réponse to-
tale et du calage sur marges.

Par rapport a la partie précédente, on ne travaille plus sur I’ensemble de I’échantillon,

mais uniquement sur les répondants a I’enquéte (ainsi que sur les hors-champs au mo-
ment du calcul des résidus € lors de la prise en compte du calage).
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Comme le montrent les résultats obtenus, la non-réponse se traduit par une diminution
de la précision des estimateurs, qui est ici plus que compensée par le gain de précision
apporté par le calage. En effet, ce dernier a été particuliérement bénéfique pour nos prin-
cipales variables d’intérét, eu égard a la faiblesse des estimations de I'effet de calage.

Au final, les coefficients de variation estimés sont faibles et les estimations de I'effet de
sondage trés proches de 1. L’enquéte 2012 sur les conditions de vie des bénéficiaires de
minima sociaux semble donc étre de trés bonne qualité.

Conclusion générale

Les résultats de ce travail de calcul de précision réalisé pour ’enquéte 2012 sur les condi-
tions de vie des bénéficiaires de minima sociaux sont encourageants : les estimateurs
obtenus semblent étre de trés bonne qualité.

De nombreux enseignements peuvent d’ores et déja étre tirés pour les enquétes futures me-
nées par la Drees aupreés des bénéficiaires de minima sociaux. En effet, certaines contraintes
lices au plan de sondage pésent sur la qualité des estimateurs obtenus et il est intéressant
de les identifier précisément :

— La multiplicité des minima sociaux étudiés via cette enquéte pose des difficultés au
moment du 3¢ degré de tirage. En effet, la répartition géographique des bénéficiaires
peut étre assez différente d’une prestation a une autre. Ainsi, au moment du tirage
des individus, on peut étre confronté a des échantillons de taille 1.

— L’échelon retenu pour les unités secondaires peut également poser probléme, notam-
ment pour le minimum vieillesse. Le découpage en fractions de cantons a été réalisé
pour garantir une représentativité suffisante du milieu rural dans notre échantillon,
mais ce niveau peut s’avérer trop fin dans certains cas. En effet, dans plusieurs dé-
partements, pour une prestation donnée, plus de 50% des fractions de cantons sont
vides : la prestation en question est un critére rare.

— Le nombre d’unités secondaires sélectionnées dans chacune des strates de fractions
de cantons urbaines et rurales est trés faible : leur somme n’excéde pas 10 (6 pour le
minimum vieillesse). Travailler sur de trop petits échantillons conduit & augmenter
la variance liée a ce 2¢ degré de tirage. Néanmoins, a budget d’enquéte constant,
cette restriction d’unités secondaires tirées permet de tirer plus d’unités primaires,
ce qui est bon pour la précision globale des estimateurs de 1’enquéte.

Par ailleurs, plusieurs pistes de travaux complémentaires peuvent étre envisagées pour
approfondir ces premiers résultats :

— Les travaux réalisés dans le cadre de cet article n’ont été effectués que sur les allo-
cataires du minimum vieillesse relevant de la Cnav. Il serait intéressant d’étendre
ces calculs aux autres bénéficiaires de minima sociaux enquétés. Ce travail est loin
d’étre immeédiat. La base de sondage qui a servi a sélectionner les bénéficiaires d’age
actif n’étant qu’un échantillon, il s’agit de traiter en réalité un tirage en deux phases.

— Les calculs de précision n’ont été effectués que pour un nombre restreint de variables.
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Il reste de nombreuses thématiques a explorer, en particulier toutes les nouvelles
variables permettant d’estimer le reste-a-vivre des bénéficiaires de minima sociaux.
Ces travaux pourront étre menés dés lors que les résultats des appariements avec
les données sociales et fiscales seront disponibles, a la mi-2015.
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Annexe 1 : Plan du questionnaire de I’enquéte 2012 sur
les conditions de vie des bénéficiaires de minima sociaux

Fiche contact pour cONNEXIiON ENQUETEUN ........eeeeeeeseees crcrrrsrsnsasasnsas sssssssssssssssssss srssssssssssssssanas sasn 4
Partie A : renseignements SignalétiqUes. ........ccccviriisesrsrsssssssssssss ssssssssssssssas sesssssssasssssasess snssn 8
Sous-partie A - situation de oG ement e e e 8
Sous-partie B - tableau des habitants du logement 12
Sous-partie C : modification de la composition familiale ... e 21
Sous-partie D : situation du ménage vis-a-vis dutravail ... e 21
Partie B : situation de "alloCataire .........c. e sercrcscnsns s s s s r s r s s rararanaran s 23
Lo LWL o = Ty (L Ny a0 Lo Mo Lo o] oL 23
Sous-partie B - recherche demplol 27
Sous-partie C - situation en décembre 201 30
Sous-partie D vie Professionnelle . e e e e e e 34
Sous-partie E © passé dans 1es minima SOCIAUK . 37
PAITIE € . FOS S OUIC O 1 i iusunsas sassnssnsansmnsssss sanmsnsssasassssssns asssssnssnssasssssss f2asassasssssnssnes ssnsnnssnssnssasnnnsas 46
Sous-partie A revenus MensUelS 46
Sous-partie B - aldes financieres reCUesS 52
Partie D : 10gement .. ... e isessassnsinssis srssnssssssssasans s sssssasssssasssasas sasssssasssssassnsss snnsanssnssnsssnnns s 54
Sous-partie A - conditionsde logement a4
Sous-partie B . depenses de I0gemient e e e e e e 57
Sous-partie C - dépenses d Energie 66
Partie E : QULres dPeNSES......cocviiiriiiisnssesssssssssssssssssasssasssssasssssas sasssssasssssasssssn sensasssasssssasass ses 73
Sous-partie A - emprunts el SemViCe s fINaNCIEIS .. e e e e e e 73
Sous-partie B o mpots. T
Lo WL o = L (L O = 4 L o Lo i = a1
sous-partie D - couverture Sante el @S SUIaNCES .. e e e e e e e e 84
Sous-partie E - télephone, Internet 89
Lo LWL o = L (L = o 91
Sous-partie G :transferts vers 0 autre s MBNa0E S . o e e e e e e e e 98
sous-partie H - autres depenses 100
Sous-partie | : habitudes de CoONSOMIMATION e e e e e e 102
Partie F : situation fINANCIEre.......ccociiiieisirrrssssssssssssss sasssssssssssssssas ssssssasasssasasssn sensasssasasssasasas 106
Partie G : relations avec les organismes et acCOmMpPagnNemMERNt ........cccccecerirnnnrsssrsssrssasasnnes 112
Partie H : situation persSonNelle.... .. e sersrsr s s s asasasasasasasasas 115
Sous-partie A - études, diplomes et FommMatio NS . .. e e e e 115
Sous-partie B - vie sociale 118
Sous-partie C - santé, handicap 123
Partie | : opinion et perception du travail, du chdmage et des minima sociauX......c.uaseanas 126
Lo LT e (o T 129
Observations de PeNQUELEUI ........ccmimiiin srrmsmisssssssassnns sssssansmnsssssnsss sesssssssssasanssnss ssnsasasssssasannsns 130
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