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PRECISION DE L’'ENQUETE PATRIMOINE 2010

Résumé

Ce document de travail présente les résultatsremetede précision pour les principaux indicateatswés sur
'enquéte Patrimoine 2010. Cette enquéte a bégéditin certain nombre d’innovations méthodologiqgas

ont permis de mieux capter la forte concentratiorpdtrimoine dans le haut de la distribution. Gedil offre

une évaluation de ces innovations en termes de dgiprécision et analyse les écarts observés 2004 et

2010. Par ailleurs, la précision de I'enquéte acéléulée de maniére analytique, par une déconiposies

sources d'imprécision due aux différents degréssaledage. Un calcul par poids répliqués a égalerdtnt
réalisé, ce qui permet de mettre a dispositionutiéisateurs de I'enquéte 'information liée a leépision des
estimateurs. Ce calcul est validé empiriquement@nparant les résultats obtenus par le calcul gady et

ceux donnés par les poids répliqués. Enfin, I'infation contenue dans les poids répliqués est caelarnec les
imputations multiples réalisées dans le cadre dprdauction de I'enquéte afin d’obtenir une estioratde

l'incertitude globale.

Mots-clés: Bootstrap, poids répliqués, variance, plan delage, patrimoine.

Abstract

In this paper we show results for the precisiontfa@ main indicators estimated on the French Wealttvey
2010 (“Enquéte Patrimoine 2010"). The 2010 wavéhid survey benefited from several significant imations
that aimed at improving the measurement of highcentrated wealth at the top of the distributione3é
innovations are therefore assessed with respebetgain of precision and the statistical signiiica of the gaps
between waves 2004 and 2010 of the French Wealthe$us evaluated. Moreover this work exhibits two
different methods for estimating the precision lod survey: the first one is obtained thanks to raalygical
approach involving confidential information. Thecead one is given thanks to replicate weights winay be
disseminated among users. The results with repliegights are compared with the ones given by tiadytical
method, thereby validating the bootstrap methodl dse computing the replicate weights. Finally,arrhation
provided through replicate weights in terms of &nde due to sampling is combined with multiple itagions
in order to evaluate the global uncertainty, sinyléo what is done on the Household Finance andsGmption
Survey, the European counterpart of the French Wé&alrvey.

Keywords: Bootstrap, replicate weights, variance, samptiagign, wealth.
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1 Motivation

Le but de ce document de travail est multiple. Tout d’abord, il vise & présenter de maniére
synthétique les choix méthodologiques qui ont guidé la constitution de I’échantillon de la der-
niére enquéte Patrimoine dont la collecte s’est déroulée entre la fin de 'année 2009 et le début
de I'année 2010. Ces choix ont été guidés par un certain nombre d’innovations motivées a la fois
par les expériences a ’étranger et les résultats des précédentes vagues de 'enquéte francaise. Il a
été en particulier possible de sur-représenter les ménages appartenant au haut de la distribution
de patrimoine, ce qui doit théoriquement mener a une amélioration de la précision de la mesure.
Dans un second temps, nous présentons les principaux résultats en matiére de précision obte-
nus pour cette enquéte. Nous nous concentrons en particulier sur les indicateurs les plus usités
dans I'enquéte et cherchons & la fois a déterminer leur précision et d’évaluer 'impact des modi-
fications méthodologiques sur cette précision. Ces résultats sont établis a I'aide d’une méthode
analytique basée sur la décomposition de la variance entre les différentes étapes du sondage.
L’implémentation de cette méthode nécessite que I'on ait sa disposition les données relatives au
plan de sondage, qui en général ne sont pas diffusées pour des raisons de confidentialité. En effet,
fournir une telle information rendrait potentiellement identifiables les ménages ayant répondu a
I’enquéte. Dans un troisiéme temps, nous développons une méthode de bootstrap ad hoc qui doit
permettre I’évaluation de la précision de 'enquéte a I’aide de poids dit répliqués. Cette méthode
permet ainsi de mettre a disposition de l'utilisateur les données de l’enquéte relative a la préci-
sion sans toutefois dévoiler d’informations confidentielles. Dans un dernier temps, nous utilisons
ces poids répliqués ainsi que différents jeux d’imputation des mémes observations pour traiter
de maniére globale la question de l'incertitude de la mesure, qui recouvre ainsi non seulement
I'imprécision due a I’échantillonnage et & la non-réponse totale, mais également I'incertitude liée
a la non-réponse partielle.

2 Plan de sondage

L’échantillon de I'enquéte Patrimoine a été tiré dans les fichiers de la Taxe d’Habitation ainsi
que d’autres fichiers fiscaux pour les ménages vivant en France métropolitaine et & la Réunion,
ainsi que pour les ménages « hauts patrimoines » des Antilles, et dans les Enquétes Annuelles
de Recensement pour les autres ménages habitant dans les Antilles.

2.1 Tirage dans la Taxe d’Habitation
2.1.1 Tirage de 1°* degré

Le tirage réalisé pour la partie France métropolitaine et Réunion est un tirage a deux degrés.

Le premier degré concerne la sélection des Zones d’Action Enquéteur (ZAE), qui est commun
a l’ensemble des enquétes ménages de 'INSEE. Ce tirage est un tirage proportionnel a la taille,
stratifié par région'. Certaines ZAE ont une probabilité de tirage supérieure ou égale a 1, ce
qui est le cas de 37 d’entre elles (toutes sont évidemment de grandes agglomérations regroupant
un grand nombre de logements principaux) ; elles sont alors automatiquement sélectionnées et
le tirage n’est réalisé que sur les unités primaires ayant une probabilité de tirage strictement
inférieure & 1. Par ailleurs, le tirage des ZAE est équilibré sur un certain nombre de totaux
régionaux :

e nombre de résidences principales de la ZAE

e revenu fiscal total de la ZAE

1. sauf pour I'Ile-de-France, pour laquelle une stratification petite couronne/grande couronne a été retenue



e en lle-de-France : age de la personne de référence, type de ménage, habitat collectif ou
individuel, statut d’occupation, nombre d’étrangers...
Au total, 525 ZAE ont été sélectionnées en France métropolitaine, ce qui représente 11,6
millions de ménages sélectionnables au moment du second degré de tirage. La Réunion a été
considérée comme une seule et unique ZAE.

2.1.2 Tirage de 27? degré

Pour le second degré du tirage, la population a été séparée en deux strates distinctes : les
« hauts patrimoines » 2 (pour laquelle le tirage sur les fichiers de la Taxe d’Habitation est réalisé
sur Pensemble du territoire, ¢’est-a-dire métropole, Réunion et Antilles), et les ménages dits
« standards ». Au sein de chacune des strates et pour chaque ZAE, un tirage systématique a été
réalisé apreés allocation par ZAE selon la taille de I’échantillon définie pour chaque strate. Pour ce
qui concerne ’échantillon dit « standard », 6 strates ont été définies en France métropolitaine :

e la strate Agriculteurs : ménages dont au moins un des membres est exploitant agricole.

e la strate Hauts indépendants : ménages dont la personne de référence a 65 ans ou moins,
déclarant au moins 5000 euros de revenus annuels d’indépendants non agricoles et n’ap-
partenant pas a la strate Agriculteurs.

e la strate Cadres : ménages dont la personne de référence a 65 ans ou moins, déclarant
soit des gains de levées d’option, soit de hauts salaires (plus de 36000 euros de salaires
annuels pour une personne seule, 72000 pour un couple) et n’appartenant pas aux strates
précédentes.

e la strate Revenus du patrimoine : ménages dont la personne de référence a 65 ans ou
moins, dont un type de revenus financiers déclaré est conséquent, a savoir plus de 1000
euros annuels de revenus de valeurs mobiliéres (soumises ou non a prélévement libératoire)
et n’appartenant pas aux strates précédentes.

e la strate Agés : ménages dont la personne de référence a 60 ans ou plus, et qui ne relévent
pas des strates précédentes.

e la strate Reste : tous les autres ménages.

A la Réunion, les agriculteurs réunionnais ont été reversés dans la strate « Reste ». Pour les
autres ménages, les strates définies pour la France métropolitaine ont été conservées.

Pour la partie « hauts patrimoines », 4 strates, communes a la France entiére, ont été définies
de la facon suivante :

e la strate Riches Urbains : ménages résidants dans I'une des 37 ZAE exhaustives et dont
le patrimoine brut est supérieur a 3 millions d’euros.

e la strate Patrimoine & dominante mobiliére : ménages dont le patrimoine brut est supérieur
a 1,8 million d’euros et dont le patrimoine mobilier est a la fois strictement supérieur a
leur patrimoine immobilier et supérieur a 200 000 euros.

e la strate Patrimoine & dominante immobiliére : ménages dont le patrimoine brut est su-
périeur & 1,1 million d’euros et dont le patrimoine immobilier est a la fois strictement
supérieur a leur patrimoine mobilier et supérieur & 200000 euros.

e la strate Patrimoine plus faible : tous les autres ménages de la strate « hauts patrimoines ».

2.2 Tirage dans les Enquétes Annuelles de Recensement

Pour la Guadeloupe, 1500 ménages ont été sélectionnés dans les Enquétes Annuelles de
Recensement. Il s’agit d’un tirage systématique, pour assurer la représentativité des micro-régions

2. Pour plus de précision sur la construction et la motivation de cette stratification, se reporter a la partie 2.3.



Strates France métropolitaine Réunion
Nombre Tawx de Nombre Taux de
sondage sondage
Echantillon standard — Agriculteurs 1150 4,48 % - -
Hauts indépendants 1141 0,36 % 153 1,40 %
Cadres 796 0,17% 107 0,93%
Revenus du patrimoine 1310 0,24 % 113 0,93%
Ages 4762 0,18% 416 0,70 %
Reste 5071 0,04 % 711 0,47 %

TABLE 1 — Nombre de ménages échantillonnés et taux de sondage pour la strate « standard »

Strates France entiére
Nombre Tawx de
sondage
Echantillon Riches urbains 497 2,37 %
« Hauts Patrimoines »  Patrimoine & dominante mobiliére 916 0,89 %
Patrimoine a dominante immobiliére 921 0,89 %
Patrimoine plus faible 902 0,29%

TABLE 2 — Nombre de ménages échantillonnés et taux de sondage pour la strate « hauts patri-
moine »

guadeloupéennes. La stratification adoptée pour cet échantillonnage s’inspire de celle adoptée
pour ’échantillon « standard » de la métropole et de la Réunion :
e la strate Agés : ménage dont la personne de référence a 60 ans ou plus
e la strate Indépendants Actifs : ménages dont la personne de référence a moins de 60 ans
et est un indépendant actif
e la strate Cadres : ménages dont la personne de référence a moins de 60 ans et est cadre
e la strate Reste : tous les autres ménages.

L’échantillon martiniquais est d’une taille beaucoup plus modeste : 80 ménages ont été sélec-
tionnés pour cette partie du territoire frangais. La stratification adoptée est alors beaucoup plus
frustre, puisque seules deux strates ont été retenues pour la constitution de I’échantillon :

e la strate Cadres, non salariés et retraités de ces professions
e la strate Reste, c’est-a-dire tous les autres ménages

Strates Nombre Taux de sondage

Guadeloupe  Agés 486 0,93 %
Indépendants actifs 241 2,36 %
Cadres 145 2,66 %
Reste 628 0,76 %

Martinique  Cadres, non salariés et retraités de ces professions 27 0,15%
Reste 53 0,04 %

TABLE 3 — Nombre de ménages échantillonnés et taux de sondage pour les Antilles



2.3 Pourquoi sur-représenter les hauts patrimoines ?

La sur-représentation des hauts patrimoines dans ’enquéte fait partie des nouveautés mé-
thodologiques introduites en 2009. L’idée de la sur-représentation de ménages les mieux dotés
en patrimoine repose sur le constat de ’extréme concentration du patrimoine dans le haut de la
distribution.

Evolution du coefficient de variation selon le vingtile de patrimoine
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FI1GURE 1 — Coefficient de variation du patrimoine selon le vingtile de patrimoine brut, en 2004
et en 2010

La sur-représentation des hauts patrimoines est une méthodologie qui a par ailleurs fait ses
preuves, en particulier aux Etats-Unis, pour I'enquéte américaine SCF3. La figure 1 montre
explicitement que les parties les plus hétérogénes se situe dans le haut de la distribution; en
effet, le haut de la distribution présente déja naturellement une variance élevée, par un simple
effet d’échelle. Une fois que I'on controle de cet effet d’échelle, grace au calcul d’'un coefficient
de variation, les 5% des ménages les mieux dotés en patrimoine présentent toujours une hétéro-
généité trés élevée, révélatrice de la trés forte concentration du patrimoine. L’observation faite
en 2004 de la distribution du patrimoine au sein de la population des ménages montrait déja
une forte concentration du patrimoine; la figure 1 semble suggérer un accroissement de cette
concentration, et partant un accroissement des inégalités de patrimoine. Pour autant, il n’est pas
complétement possible de conclure, puisque la mesure de I’hétérogénéité du patrimoine dans le
haut de la distribution a été substantiellement améliorée grace a la sur-représentation des hauts
patrimoines ainsi que les différentes améliorations du processus d’estimation des montants. II est
possible de neutraliser 'effet dii & I’amélioration de I'estimation des montants en estimant des
montants pour 2010 avec une méthodologie comparable & celle employée en 2004. C’est ce que
représentent les barres grises du graphique 1. On constate ainsi qu’une fois que ’on tient compte
de Deffet de cette modification, la mesure de la concentration du patrimoine dans le haut de la
distribution reste trés élevé. Cependant, cet accroissement peut étre di soit a un accroissement

3. Pour plus de précision sur la sur-représentation des hauts patrimoines dans ’enquéte américaine, on pourra
se reporter au lien suivant http://www.federalreserve.gov/econresdata/scf/files/isi2007.pdf
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de la concentration, soit & une meilleure mesure consécutive a la sur-représentation des hauts
patrimoines. Il faut par conséquent réaliser un calcul de précision pour distinguer ce qui réléve
de Yamélioration de la mesure, et ce qui réléve d’un réel accroissement des inégalités.

3 Non-réponse

3.1 Qui sont les répondants ?

Les ménages considérés comme répondants a ’enquéte Patrimoine 2010 sont les ménages ayant
accepté de répondre au questionnaire et ayant répondu & un nombre minimal de questions : on
estime que les ménages ayant répondu a minima au Tronc Commun des Ménages et a la partie
de recensement des actifs sont des ménages répondants. Il aurait été possible de réaliser le calage
et le traitement de la non-réponse en méme temps. L’autre option, retenue ici, était de réaliser
d’abord le traitement de la non-réponse, puis de caler dans un second temps. Ce choix a été fait
en particulier parce que la base de sondage contient un grand nombre de variables qui permettent
de construire des modéles satisfaisants pour expliquer la non-réponse.

On considére que la non-réponse est le résultat d’un processus poissonnien, pour lequel la
probabilité de répondre varie en fonction des caractéristiques observables des ménages. La mé-
thode des scores a été retenue pour corriger la non-réponse : dans un premier temps, on modélise
la probabilité de répondre grace & un modéle logit, puis on construit des groupes homogénes de
réponse. Dans chacun de ces groupes ainsi constitués, on multiplie alors le poids des répondants
par l'inverse du taux de réponse du groupe.

De maniére globale, le taux de réponse se situe a 69 % des ménages sélectionnés. Cependant,
ce taux de réponse peut varier de maniére assez significative d’'une strate a l'autre, comme le
montrent les chiffres du tableau 4.

Strate Taux de réponse
Agriculteurs 79%
Hauts indépendants 65 %
Cadres 63 %
Revenus du patrimoine 1%
Ageés 69 %
Reste 74 %
Riches urbains 46 %
Patrimoine a dominante mobiliére 55 %
Patrimoine & dominante immobiliére 60 %
Patrimoine plus faible 65 %

TABLE 4 — Taux de réponse en fonction de la strate d’appartenance des ménages

Les comportements de réponse varient également en fonction de 1’age des personnes interro-
gées. Le taux de réponse se situe globalement autour de 70 % pour les ménages de moins de 75
ans, il diminue ensuite pour atteindre 61 % pour les ménages plus agés. Le taux de réponse peut
également varier en fonction de la composition du ménage : les personnes seules sont les plus
susceptibles de ne pas répondre a I'enquéte, avec un taux de réponse de I'ordre de 63 %.

Par ailleurs, il existe des différences selon le type de territoire dans lequel vivent les ménages
sélectionnés. Ainsi, les zones rurales présentent des taux de réponse importants, de l'ordre de
72 %. A T'inverse, 'unité urbaine de Paris est la zone dans laquelle il est le plus difficile d’obtenir
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des réponses : le taux de réponse y est de 57 %. Enfin, on constate une forte hétérogénéité dans
le comportement de réponse selon le type de logement dans lequel vivent les ménages. Comme
le montre le tableau 5, les taux de réponse sont plus faibles pour les ménages vivant dans des
immeubles de grande taille; 'accés a ces immeubles est souvent plus difficile, et cette difficulté
peut expliquer, au moins en partie, les différences constatées selon la taille d’unité urbaine.

Strates Taux de réponse
Une ferme, un pavillon ou une maison indépendante 2%
Une maison de ville mitoyenne, jumelée... 70 %
Un appartement dans un immeuble de deux logements 65 %
Un appartement dans un immeuble de trois a neuf logements 67 %
Un appartement dans un immeuble de 10 logements ou plus 62 %
Une habitation précaire 83 %
Un autre type de logement 58 %

TABLE 5 — Taux de réponse en fonction du type de logement occupé par le ménage

3.2 Modélisations de la non-réponse

Les tableaux 14 et 15 en annexe A montrent les résultats obtenus pour expliquer le mécanisme
de non-réponse dans les strates « standard » et « hauts patrimoines ». Ces résultats apportent
un certain nombre d’éclairage sur les déterminants de ’obtention de la réponse de la part des
ménages, mais ils présentent cependant certaines limites. En effet, les caractéristiques disponibles
dans le fichier concernent les ménages au moment de la constitution de la base de sondage. Ces
derniers peuvent avoir déménagé, et dans ce cas de figure, le ménage les ayant remplacés est
interrogé. Ceci étant dit, les données employées pour ’échantillonnage sont suffisamment récentes
pour garantir que ce phénoméne reste relativement mineur. En ce sens, les variables doivent
étre vues comme des variables proxy. Cependant, les résultats semblent indiquer que I’age et la
composition du ménage sont des éléments déterminants qui expliquent le phénoméne de non-
réponse dans ’enquéte. En particulier, les personnes seules sont, & caractéristiques identiques,
moins susceptibles d’avoir répondu & I’enquéte : en effet, la présence de plusieurs personnes dans
le ménage augmente les possibilités de contact pour I’enquéteur. Enfin, la variable renseignant
la région de gestion de ’enquété est également pertinente pour expliquer le mécanisme de non-
réponse a ’enquéte.

3.2.1 Reésultats propres a I’échantillon standard

Par ailleurs, pour I’échantillon standard, les spécificités du protocole de collecte peuvent
expliquer en partie les écarts de probabilité de réponse a ’enquéte. La taille d’unité urbaine peut
également constituer un élément explicatif du processus de réponse, pour les raisons invoquées
ci-dessus. Cependant, il n’est pas possible d’isoler un effet uniforme de la variable, bien que
I’hypotheése de nullité globale des coefficients soient clairement rejetée. Par ailleurs, a taille d’unité
urbaine donnée, le type de logement (maison ou appartement) ne semble pas avoir d’effet sur
le comportement de réponse, ce qui invalide '’hypothése formulée précédemment selon laquelle
le type de logement pouvait avoir un impact sur I’accessibilité du ménage par ’enquéteur. En
revanche, et ce & revenu constant,la taille du logement influe positivement sur la probabilité de
réponse du ménage, captant ainsi probablement en partie I'effet attendu.
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La strate de tirage a un effet significatif sur la probabilité de répondre a ’enquéte, ce qui
refléte une hétérogénéité entre les ménages dont permet de tenir compte la stratification. Ainsi,
par rapport aux ménages appartenant a la strate dite « Reste », et qui peut s’interpréter comme
la strate regroupant les ménages ne présentant pas de caractéristique particuliére du point de vue
du patrimoine, les agriculteurs ont une probabilité plus élevée de répondre a I’enquéte, quand les
cadres et les indépendants sont pour leur part moins susceptibles de répondre. Ce résultat est
cohérent avec les statistiques données par le tableau 4.

Enfin, les variables de revenu peuvent expliquer également la non-réponse, sans qu’il soit
possible de tirer des conclusions claires de la modélisation. En effet, du coté des revenus d’activité,
les effets ne sont pas monotones : ainsi, les ménages appartenant au milieu de la distribution
des revenus d’activité ont une probabilité plus forte de répondre & I'enquéte que les ménages
les moins aisés. En revanche, les ménages appartenant aux 20 % les mieux dotés n’ont pas une
probabilité statistiquement plus grande de répondre par rapport a leurs homologues du bas de
la distribution.

3.2.2 Reésultats propres a ’échantillon « hauts patrimoines »

Du coté des ménages « hauts patrimoines », le type de logement a un effet significatif sur le
processus de réponse : les ménages vivant dans une maison sont plus accessibles que les ménages
vivant dans des immeubles. En revanche, si les revenus d’activité ont un effet positif sur la
probabilité de répondre a 'enquéte, les variables de patrimoine ne semblent pas significativement
influer les comportements de réponse au sein de la strate « Hauts Patrimoines ». Ceci peut
s’expliquer par le fait que la stratification est trés fortement corrélée au niveau de patrimoine
brut, par ailleurs présent comme variable explicative dans le modéle.

3.3 Meéthode de repondération

La méthode de repondération se base sur les travaux de Beaumont et Haziza (2007). Il s’agit
d’un développement de la méthode des scores, qui se base donc sur l'estimation de la probabilité
de réponse grace & un modéle logit ou probit. La méthode est un arbitrage entre biais et variance ;
en effet, 'estimation de probabilité de réponse individuelle, & condition que le modéle soit cor-
rectement spécifié et que I’ensemble des variables explicatives de la non-réponse soient incluses,
doit théoriquement permettre une repondération la plus précise possible, et qui par conséquent
permet le plus de réduire le biais dt & la non-réponse. Cependant, une telle méthode a le désa-
vantage d’augmenter la dispersion des poids finaux, et par conséquent, d’accroitre de maniére
substantielle 'imprécision liée & I’estimation. Par ailleurs, il n’est pas évident que I’hypothése de
correcte spécification du modéle soit vérifiée, en particulier s’agissant de probabilités. L’idée de
la méthode des scores est donc de créer des groupes homogénes en termes de non-réponse, pour
lesquels on applique une repondération uniforme. Si cette méthode réduit la dispersion des poids
et permet de s’abstenir de faire des hypothéses trop contraignantes sur la forme fonctionnelle des
probabilités que ’on souhaite modéliser, elle introduit cependant du biais. Tout ’enjeu de cette
méthode est donc de construire les classes de repondération les plus pertinentes possibles afin de
réduire la variance sans introduire trop de biais.

La méthode proposée par Beaumont et Haziza (2007) consiste en I'estimation d’une proba-
bilité de réponse ¥ pour chaque ménage i par un modéle probit, puis de créer des classes de
réponse grace a une méthode d’analyse de données. Pour I’enquéte Patrimoine 2010, les classes de
réponse ont été constituées grace a un algorithme de centres mobiles (procédure FASTCLUS en
SAS) qui tourne jusqu’a stabilisation des classes. Le nombre de classes est quant a lui déterminé
par un arbitrage entre nombre de classes et écart avec la probabilité individuelle de réponse 7 :
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pour chaque échantillon (standard ou « hauts patrimoines » ), on sélectionne le plus petit nombre
de classes entre 2 et 20 qui permet d’avoir le moins d’écart possible (R? supérieur a 0,99 pour
une régression de w2 sur les classes de réponse).

La méthode permet effectivement de réduire la variance. Le calcul est possible en estimant
lajout de variance propre a la phase de non-réponse grace a la formule (présentée dans la section
5) :

o Vi 2
(1) =30 - (2)
i€ES DPi
avec p; la pondération finale du ménage i. On montre grace a cette formule que la méthode des
scores a permis de réduire la variance liée a la non-réponse de 35 % et, par conséquent, la variance
totale d’environ 17 % par rapport au résultat obtenu directement par les probabilités estimées.

4 Calage

Les poids de I'enquéte Patrimoine 2010 ont également été calés a I’aide de la macro CALMAR2.
Les poids sont calés sur les champs suivants : France métropolitaine, Réunion et Antilles. Pour
la France métropolitaine, les variables de calage sont les suivants :

e nombre de personnes par sexe * age (12 catégories)
age de la personne de référence (6 catégories)
tranche d’unité urbaine (5 catégories)
diplome de la personne de référence (4 catégories)
ZEAT (3 catégories)
type de ménage (6 catégories)
catégorie socioprofessionnelle de la personne de référence (7 catégories)
masse de revenus d’activité déclarés en 2007
masse de revenus du patrimoine déclarés en 2007
masse de patrimoine net pour les « hauts patrimoines »

En ce qui concerne la Réunion, les marges de calage sont les suivantes :
nombre de personnes par sexe * age (10 catégories)

taux de propriétaires de leur résidence principale

catégorie socioprofessionnelle de la personne de référence (8 catégories)
lieu de naissance de la personne de référence (3 catégories)

nombre de piéces du logement (6 catégories)

micro-région (4 catégories)

masse des revenus d’activité

masse des revenus du patrimoine

3]
=)
=N
=]

, pour la partie de I’échantillon sélectionné dans les Antilles, les variables de calage sont :
age de la personne de référence (3 catégories)
catégorie socioprofessionnelle de la personne de référence (4 catégories)
type de bati (3 catégories)
type de logement, i.e. individuel ou collectif
nombre total de logements
nombre de ménages propriétaires de leur résidence principale
nombre d’individus par tranches d’age
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La fonction de lien utilisée pour le calage est le sinus hyperbolique 4, de la forme :

1 1
G(x)f/l ismh (at—at) dt

en fixant o > 1. Ici on a fixé d’emblée o = 1, ce qui permet de réduire la limite supérieure des
poids apreés calage obtenus par exemple pour les méthodes logit ou linéaire tronquée.
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FIGURE 2 — Poids des ménages métropolitains avant et aprés calage

5 Calcul analytique de la précision de ’enquéte Patrimoine
2010

5.1 Principe du calcul
5.1.1 Estimation de ’écart-type associé a I’estimateur

La méthode principale d’estimation de l'aléa de sondage est une méthode analytique, qui
repose sur des formules de calcul de la variance. Cette méthode a I’avantage de reposer sur des
formules établies sans recours a des hypothéses lourdes. Le seul défaut de cette méthode est qu’elle
est difficilement diffusable de maniére exhaustive, puisque pour réaliser les calculs de précision, il
faut disposer de la routine permettant le calcul et de I’ensemble des informations pertinentes de

4. d’ou l'usage de la macro CALMARZ2, qui rend possible 'usage de cette fonction.
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la base de sondage ayant servi & la sélection des ménages. D’autres méthodes existent, comme par
exemple le bootstrap, mis en ceuvre dans la partie 6. Cette méthode présente ’avantage d’étre
facilement diffusable, puisqu’il est possible de fournir aux utilisateurs un jeu de poids bootstrap,
ou poids répliqués.

Les résultats présentés dans cette partie sont issus des calculs analytiques mis en oeuvre par
une macro SAS ad hoc reprenant la démarche du logiciel POULPE (¢f. sur ce sujet par exemple
Caron, Deville et Sautory (1998)). Comme décrit dans la partie 2, le plan de sondage de I’enquéte
Patrimoine 2009 peut étre vu comme un plan en deux phases. La premiére phase concerne la
sélection des ménages interrogés; la seconde phase décrit le mécanisme de sélection propre au
phénomeéne de non-réponse. Il faut également tenir compte du processus de calage sur marges.
Selon la méthode récursive développée par Durbin (1953), Raj (1966), Rao et Lanke (1984), la
variance due au sondage de l'estimation se décompose alors de la maniére suivante?® :

VYs) = V(V1) + E [V(Yz\sl)} +E {V(Y?,\Sz)}

ot Y, est l'estimateur du total de la variable d’intérét y, et fonction du degré de tirage n.
Ainsi, Y, représente 'estimateur du total de la variable y aprés sélection des ZAE, calculé sur
I’ensemble des logements appartenant aux ZAE sélectionnées. Par ailleurs, s; et so symbolisent
respectivement 1’échantillon de ZAE sélectionnées et 1’échantillon de logements sélectionnés. De
la méme maniére, sz symbolise I’échantillon de ménages répondants.

Comme vu précédemment, le tirage des ZAE est un tirage proportionnel a la taille, stratifié
par région. Pour une région donnée, 'estimation du premier terme se fait grace a la formule
suivante (Caron, Deville et Sautory (1998)) :

(k)\ Yk
N 1_ﬂ. ) s
. n o[ Vi Zowes (T - M)
V(1) = S (1 -ai") o

— %
n —1 i€s1 Ty Dokes, (1 — 7T§ ))

gl) représente la probabilité d’inclusion de la ZAE i, nqi le nombre de ZAE sélec-
tionnées et Y; le total pour la variable d’intérét y estimé pour la ZAE 1.

Pour la suite, le tirage de deuxiéme degré pouvant étre assimilé & un sondage aléatoire
simple stratifié, il est simple d’exprimer I'estimation du terme de variance associée a ce tirage de

deuxiéme degré :

pour laquelle 7

avec

et

2
(v nih 1 1 Yij i
V(YQ,h) = Ni,h2(1 - ) E (ng - Y2,h>

Nip nipngn—1 .
Bl TR TR T jesaongiy N

De maniére générale, les deux premiers n’estiment pas sans biais les variances liées & I’échan-
tillon de 1 et de 27d degrés. En effet, V(Y7) sur-estime la variance liée au premier degré de

5. La formule présentée n’est pas complétement juste, dans le sens ot elle omet un terme liée au processus de
non-réponse. Pour des raisons de simplification, nous ne présentons pas ici le calcul de ce dernier terme, bien qu’il
soit pris en compte dans le calcul analytique réalisé.
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sondage, quand le terme 1) [V(f/ﬂsl)} sous-estime la variance liée au second degré de sondage.

Au final, la somme des deux termes évalue sans biais la variance liée aux deux premiers degrés
de sondage.

Enfin, il reste a estimer le dernier terme, E [V(?3|52)}. Comme expliqué dans la section 3, le

processus de sélection lié au mécanisme de non-réponse est traditionnellement modélisé comme un
processus poissonnien, pour lequel la probabilité de réponse varie en fonction des caractéristiques
des ménages. La non-réponse a été traitée par groupes homogénes. On a par conséquent fait ici
I’hypothése que les ménages appartenant a un groupe possédaient tous la méme probabilité de
répondre & I’enquéte, sachant qu’ils appartenaient a ss, que I’on note 77,15. Cette hypothése est par
conséquent conservée dans le calcul de la variance. Le tirage poissonnien a ceci de particulier qu’il
postule I'indépendance du tirage entre deux éléments distincts. Par conséquent, il est possible
d’écrire de maniére simple la variance due a la phase de non réponse de la maniére suivante :

2

4’ _ _ R Yj
V(Yé|82) - Z(l 7Tg ) () _R
j€Ess 1T ™

avec wgﬁ la probabilité de sélection des ménages au deuxiéme degré du tirage, sachant qu’ils
ny,
N,
d’exprimer trés simplement cette probabilité puisqu’il s’agit ici d’un tirage aléatoire sans remise
(en considérant chaque strate de maniére isolée, la variance étant additive par strate).

appartiennent a une ZAE sélectionnée (égale par ailleurs au terme —2). Il est d’ailleurs possible

5.1.2 Calcul des intervalles de confiance

Pour les totaux et les moyennes :

On utilise pour ces estimateurs les résultats classiques du théoréme central-limite, pour faire
I’hypothese qu’ils suivent une loi normale centrée autour de la valeur estimée g et d’écart-type &
I'écart-type estimé en utilisant la méthode décrite dans dans la partie 5.1.1. En notant ¢, le
quantile d’ordre 1 — 5 de la loi normale centrée réduite, il est donc possible d’écrire I'intervalle
de confiance de niveau a de la fagon suivante :

d

1C, = é—ql_%&;é—i—ql_

[N

Pour les quantiles :

L’écriture d’un intervalle de confiance pour les quantiles est plus compliquée. En particulier,
il est possible de montrer que I'estimateur d’un quantile donné suit asymptotiquement une loi
normale, mais il faut alors se baser sur des hypothéses beaucoup plus restrictives. En particulier,
il faut alors supposer que la fonction de densité f de la variable observée est continue. Une
estimation de cette fonction de densité par kernel montre que, pour des montants trés élevés
de patrimoine par exemple, la valeur de cette densité est trés faible, ce qui a pour conséquence
directe de faire exploser la taille de 'intervalle de confiance associé a l’estimation des quantiles
tres élevés (P90, P95, P99 par exemple).

Le choix d’une méthode non paramétrique s’impose alors. En notant (ac(l), . x(n)) la statis-
tique d’ordre pour la variable x définie sur les n observations de ’enquéte, on peut construire un
intervalle de confiance basé sur les observations « voisines » du quantile d’ordre 7 et la statistique
Se(@1,.yan) = >0 Liz<q.1- En notant ¢1_q /o le quantile d’ordre 1 — /2 de la loi N(0,1),
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on définit ainsi les entiers i, = {m— Q-2 V(ST)—‘ et j, = ’7717'4’(]1_0(/2 V(ST)—‘, avec

V(S.r) Iestimateur de la variance de la statistique S,. Pour n assez grand, ces deux entiers sont
compris entre 1 et n, et il est possible de montrer que I'intervalle [z(; );(;,)] est un intervalle
de confiance pour ¢, de niveau asymptotique «. Pour une démonstration de ce résultat, on se
reportera a ’annexe B.

5.2 Reésultats
5.2.1 Précision des principaux indicateurs de I’enquéte

Le patrimoine brut moyen est de 259 000 euros, et le calcul de précision montre que l'erreur
de mesure associée a cet estimateur est de I'ordre de 2% de ce montant (tableau 6). Le véritable
montant moyen de patrimoine brut se situe avec une probabilité de 95 % entre 249 500 et 268 500
euros.

Indicateurs Estimation Ecart-type CV  Borne inférieure  Borne supérieure
Moyenne 259 000 5756  22% 249 500 268 500
P99 1 885 200 62526  3.3% 1 795 800 1 987 000
P95 841 200 15214  1,8% 810 400 867 300
P90 552 300 9674 18% 534 500 570 900
Q3 307 500 3623 12% 301 800 314 700
Médiane 150 200 3042 20% 144 700 154 300
Q1 12 100 937 T,7% 10 800 14 100
P10 2 700 732 27,1% 2 500 2 900
P5 1 300 520 40,0% 1200 1 400
D9/D1 205 55 26,8% 114 295
Q3/Q1 25 2 8,0% 22 29
Part détenue par...

Les 1% les plus riches 17,2 1,8 10,4% 14,3 20,2
Les 10 % les plus riches 48,0 1,3 2,7% 45.9 50,2
Les 20 % les plus riches 65,1 09 14% 63,6 66,6
Les 20 % les plus pauvres 0,2 0,0 39% 0,2 0,2
Les 10 % les plus pauvres 0,1 0,0 48% 0,1 0,1

TABLE 6 — Précision des principaux estimateurs sur le patrimoine brut & partir de 'enquéte
Patrimoine 2010

Les masses détenues par les déciles et les centiles de ménages sont mesurées avec un peu
d’incertitude (tableau 6). La part détenue par le haut de la distribution est estimée avec une
précision trés satisfaisante (pour le dernier quintile et le dernier décile), beaucoup plus satis-
faisante que pour le bas de la distribution. En revanche, la part détenue par le trés haut de
la distribution (le dernier centile) est estimée de maniére beaucoup moins précise. Les rapports
de masses (M9/M1 et M8/M2) sont assez instables, ce qui vient essentiellement du fait que la
petitesse des dénominateurs rend trés sensibles les ratios & une trés faible variation de ceux-ci.
De fait, ce constat justifie largement le choix d’afficher surtout des rapports de masses avec
pour dénominateur la masse détenue par les 50 % des ménages les moins bien dotés. Du coté
de la distribution du patrimoine, la précision des estimateurs semble suivre une courbe en U.
La surreprésentation des hauts patrimoines a permis d’estimer trés précisément le haut de la
distribution, et lerreur commise sur le dernier centile n’est ainsi que de 3% (tableau 6), ce qui
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est un excellent résultat au vu de la forte variabilité propre au haut de la distribution de patri-
moine. Les estimations de quantiles sont également trés précises dans le milieu de la distribution :
ainsi Ierreur commise sur le 3°™¢ quartile est de l'ordre de 1%. Enfin, les résultats sont moins
bons sur le bas de la distribution, pour laquelle le faible nombre de ménages interrogés l’em-
porte visiblement sur ’homogénéité de cette partie de la population : en effet, ’erreur commise
est de 'ordre d’un tiers pour le premier décile (tableau 6), ce qui n’est pas négligeable. De ce
point de vue, le choix d’afficher des montants arrondis & la centaine d’euros prés est judicieux,
puisqu’il a plus d’effet sur les petits montants (cet arrondi « forfaitaire »a la centaine d’euros
représente une approximation plus grande pour les montants faibles). Par ailleurs, le calcul des
intervalles de confiance montre que I'imprécision en bas de distribution est moins élevée que ne
le suggere Pécart-type. En effet, ici, le fait d’utiliser une méthode non paramétrique (dans le sens
ot l'on ne fait 'hypothese de normalité de l'estimateur du quantile) d’estimation de l'intervalle
de confiance donne des intervalles de confiance beaucoup plus petits qu’ils ne 'auraient été en
faisant I'hypothése de normalité et en linéarisant I'estimateur, deux approximations dont on se
dispense dans la méthode adoptée. Les résultats obtenus suggérent ainsi plutot un coefficient de
variation de 'ordre de 4 % pour le premier décile, tendant & montrer que 'lhomogénéité dans la
bas de la distribution 'emporte sur le petit nombre de ménages sélectionnés.

Indicateurs | Estimation Ecart-type CV  Borne inférieure  Borne supérieure
Moyenne 229 300 5698 25% 218 100 240 400
P99 1 761 800 66 123 38% 1 626 700 1 870 600
P95 755 800 15798  2,1% 819 900 878 400
P90 501 600 7427  15% 484 900 521 200
Q3 275 900 3276 12% 267 100 283 600
Meédiane 113 500 3377 3,0% 108 300 118 000
Q1 9 500 924  9.7% 8 600 10 400
P10 1 600 574  359% 1400 1 800
P5 300 219 84,2% 100 400

TABLE 7 — Précision des principaux estimateurs sur le patrimoine net & partir de 'enquéte
Patrimoine 2010

Les calculs de précision réalisés sur les estimations de patrimoine net apportent des résultats
sensiblement identiques (tableau 7). La variabilité de la mesure du patrimoine net moyen est ainsi
de ordre de 2,5 %, de méme ampleur que pour le patrimoine brut. Les constats sur la précision
de la mesure de la distribution de patrimoine au sein des ménages francais restent également
valables une fois que I'on corrige de I’endettement : ainsi le haut de la distribution est mesuré de
maniére précise, quand le bas est nettement dégradé.

5.2.2 Evaluation de I’efficacité du plan de sondage

On s’intéresse maintenant a l'efficacité relative du plan de sondage. L’objectif est de mesurer
a quel point le plan de sondage permet, dans un contexte de contrainte sur la taille globale de
I’échantillon, de mesurer le plus précisément possible la répartition du patrimoine au sein de
la population francgaise. Pour cela, on compare le résultat obtenu en termes de précision des
estimateurs avec ceux qui auraient été obtenus pour un plan de sondage trés simple, & savoir un
sondage aléatoire simple sans remise. Un tel plan de sondage sert ainsi de benchmark pour juger
de Vefficacité des choix méthodologiques en matiére de précision de la mesure.
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La formule du design effect est donc la suivante :

DEFF = L
Vsas

Les résultats obtenus, présentés sur la table 8, montrent ainsi que la surreprésentation des
hauts patrimoines a bien permis I’amélioration de la précision des estimations sur le patrimoine
des ménages. Ainsi, signe que 'effet du plan de sondage est globalement positif, le design effect
sur le montant moyen de patrimoine brut ou de patrimoine net est inférieur & 1. Assez corrélé
avec le patrimoine, puisqu’il est un moyen d’en acquérir, I’endettement est lui aussi mesuré plus
précisément avec le plan de sondage de ’enquéte Patrimoine qu’il ne 'aurait été avec un sondage
aléatoire simple : le design effect associé a ’endettement moyen est de 0,74, 1égérement plus élevé
que l'estimation des patrimoines net et brut moyens. Le plan de sondage s’avére particuliérement
efficace pour capter les montants de patrimoine financier ; le design effect associé au montant de
patrimoine financier moyen est de 0,31, ce qui révéle que la stratégie de surreprésentation des
hauts patrimoines est particuliérement payant pour les éléments patrimoniaux trés concentrés,
comme le patrimoine financier par exemple. En revanche, sur des éléments beaucoup moins
concentrés, comme 'immobilier par exemple, le plan de sondage est beaucoup moins efficace.

De la méme maniére, le plan de sondage retenu permet de mesurer plus précisément les
inégalités : ainsi, le coefficient de Gini a un design effect de 0,73. On constate également que la
surreprésentation des hauts patrimoines a permis de mieux estimer la part que ceux-ci détiennent
dans la masse totale de patrimoine : le design effect associé a la part du dernier centile est de
0,65, celui associé a la part du dernier décile de 0,75. En revanche, la situation est dégradée pour
le bas de la distribution, pour laquelle la perte de précision consécutive a la surreprésentation
des hauts patrimoine est assez élevée.

Indicateurs | Patrimoine brut Patrimoine net Endettement Patrlmfn.ne Patrlmglne
immobilier financier
Moyenne 0,65 0,69 0,74 0,74 0,31
P99 0,72 0,73 1,10 0,83 0,75
P95 1,23 1,21 1,38 1,56 1,28
P90 1,32 1,36 1,49 1,70 1,47
Q3 1,50 1,41 1,43 1,72 1,56
Médiane 1,41 1,35 1,47 1,51 1,58
Q1 1,68 1,72 1,47 1,37 1,79
P10 2,00 1,91 1,47 1,37 1,88
P5 1,86 1,97 1,47 1,37 1,88

TABLE 8 — Design effects pour les principaux estimateurs sur le patrimoine brut a partir de
I'enquéte Patrimoine 2010

Le calcul des design effects permet de mesurer ce qu’aurait été la précision de ’enquéte
Patrimoine sans surreprésentation des hauts patrimoines. Ainsi, en reprenant les strates ayant
servi a construire le plan de sondage et en calculant strate par strate 'effet de sondage, il est
possible de reconstruire, pour un estimateur donné, la variance obtenue si la surreprésentation
d’une strate était moins forte. Au lieu des 1766 ménages dits « hauts patrimoines », ’échantillon
sans surreprésentation n’aurait contenu que 265 ménages appartenant a cette strate. Ainsi, en
utilisant les design effects calculés par strate et en recomposant I’échantillon tel qu’il aurait été
sans sur-représentation, on trouve que la variance totale relative & ’estimation du patrimoine
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brut moyen aurait été 28 % plus élevée, et 1’écart-type aurait été accru de 800 euros©.

5.2.3 Faire la part entre accroissement des inégalités et amélioration de la mesure

L’un des enjeux du calcul de précision des enquétes est de pouvoir se faire une idée de la
significativité des évolutions constatées d’une enquéte a 'autre. L’idée, qui peut étre formalisée
par l'utilisation de tests statistiques, est de vérifier la disjonction des intervalles de confiance
entre les différentes estimations. Pour cela, il faut non seulement disposer des estimations de
précision pour les différentes enquétes, mais également s’assurer que 1’on procéde a méthodologie
constante.

Or, parmi les nombreuses innovations qui ont marqué 'enquéte Patrimoine 2010, certaines
ont pu modifier la nature de l'estimation réalisée grace a l’enquéte. Ainsi, la couverture des
DOM en 2010, contrairement a 2004, a pu avoir un impact sur la mesure. Il convient donc de
procéder & champ constant et de comparer les chiffres de 2004 et 2010 obtenus sur la France
métropolitaine. De la méme maniére, un certain nombre de modifications sur la fagon dont ont
été captés les montants des actifs recensés dans ’enquéte ont pu eux aussi altérer la mesure :
introduction de tranches supplémentaires pour les ménages déclarant la tranche la plus élevée,
possibilité offerte aux ménages de déclarer un montant directement en clair, mesure d’un patri-
moine dit « résiduel ». Le patrimoine « résiduel » désigne les objets de valeur (bijoux,...), les biens
durables (meubles, biens d’équipement, voitures...) qui ne sont pas comptabilisés dans les actifs
financiers, les actifs immobiliers ou les actifs professionnels, mais qui cependant ont une valeur
patrimoniale, en ce sens qu’ils constituent un élément de richesse, parfois non négligeable, pour
les ménages. Ces nouveautés ont modifié la nature de I'imputation réalisée, en modifiant le calcul
des coefficients des modeéles d’imputation. La encore, on procéde a méthodologie constante, en
établissant un jeu de simulations de montants en clair établis comme si le ménage avait répondu
avec la méthodologie de 2004 ; en substance, les montants en clair ou les hauts de tranche ont
été reversés dans les jeux de tranches proposés en 2004, et les modéles d’imputation ont été ainsi
recalculés. On exclut également du calcul du patrimoine brut tout ce qui concerne le patrimoine
« résiduel », ce qui a pour conséquence notable de diminuer trés nettement le patrimoine des
ménages les moins bien dotés.

Pour juger si les inégalités se sont accrues entre 2004 et 2010, il faut retenir les indicateurs
susceptibles de renseigner sur le sujet. Naturellement, I'indice de Gini est le premier candidat
naturel. Cependant, le recours a cet indice n’est pas concluante, et ce pour plusieurs raisons :

e Tout d’abord, la construction d’un intervalle de confiance pour 'indice de Gini repose
sur I’hypothése que l'estimateur du Gini suit une loi normale, ce qui n’est a priori pas
évident. Nous verrons dans la section 6 qu’il est possible de se passer de cette hypotheése.

e L’analyse des coefficients de variation, sans méme calculer d’intervalle de confiance, laisse
a penser que I’évolution entre 2004 et 2010 du Gini n’est pas statistiquement significative.
En effet, le coefficient de Gini en 2004 est estimé avec une imprécision de 'ordre de 0,01
pour un niveau a 0,64. En 2010, I'indice de Gini se situe & 0,65, avec une imprécision la
aussi de l'ordre de 0,01.

e Cependant, les inégalités peuvent tout & fait avoir cri de maniére importante sans que
Iindice de Gini en soit affecté. Ainsi, dans un cas extréme ou la totalité du patrimoine
serait répartie de maniére complétement uniforme pour une moitié de la population, un
doublement du niveau de celui-ci traduirait une hausse de ’écart entre les deux moitiés de
la population, sans que cela ne se refléte sur 'indice de Gini. Ce cas extréme permet ainsi

6. en calculant la variance du patrimoine moyen brut sur un échantillon fictif en s’aidant des design effects
calculés par strate, on trouve une variance 28 % plus élevée, et un écart-type de 6 500, soit 800 euros de plus que
celui réellement observé.
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d’illustrer les phénomeénes entre 2004 et 2010 : 58 % des ménages, propriétaires de leur
logement, ont bénéficié de la hausse importante des prix de 'immobilier entre 2004 et 2010,
quand les ménages les moins bien lotis ont vu leur patrimoine, constitués essentiellement
de biens durables et d’actifs financiers peu risqués, évoluer beaucoup plus lentement.
Pour plus de détail, on peut se reporter a I'Insee Références consacré aux revenus et au
patrimoine des ménages, édition 2012 (Lamarche et Salembier (2012)).

Un autre indicateur couramment utilisé pour étudier les inégalités est le rapport inter-
quantiles. Nous choisissons ici de regarder le rapport inter-quartile Q3/Q1. Ici non plus, il faut
supposer que l'estimateur de ce ratio suit une loi normale si 'on veut pouvoir construire un
intervalle de confiance. Cependant, en 2004, le rapport entre le 1° quartile et le 3™ quartile
se situait a 27, pour un écart-type de l'ordre de 1. En 2010, le rapport interquartile se situait,
pour la France métropolitaine et & méthodologie constante, a 40, pour un écart-type de
Iordre de 4. Ici, en revanche, il fait peu de doute que I'accroissement de 1’écart entre peu et bien
dotés en patrimoine est significatif.
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FIGURE 3 — Evolution des patrimoines bruts FIGURE 4 — Evolution des patrimoines bruts
moyens pour les 4 premiers déciles moyens pour les 6 derniers déciles

Les figures 3 et 4 sont sans ambiguité sur ’accroissement des inégalités entre 2004 et 2010.
Ainsi, comme on peut le voir sur la figure 3, le patrimoine moyen détenu par les 30 % des
ménages les moins bien dotés n’a pas évolué de maniére significative entre 2004 et 2010, puisque
les intervalles de confiance se recouvrent totalement. Mais & partir du 4°=¢ décile de patrimoine
brut, on assiste bien & une disjonction compléte des intervalles de confiance. Ainsi, les patrimoines
moyens se sont considérablement accrus entre 2004 et 2010 pour cette partie de la population. Ceci
traduit bien un accroissement des inégalités de patrimoine sur la période considérée, puisqu’une
partie de la population voit son patrimoine croitre nettement quant I'autre partie constate une
stagnation du montant des actifs qu’elle posséde.

6 Meéthodes de bootstrap appliquée a ’enquéte Patrimoine
2010

Les calculs de précision réalisés de maniére analytique ont donc permis d’établir un certain
nombre de résultats statistiques intéressants. Cependant, ils nécessitent de connaitre en détail
le plan de sondage de ’enquéte, et de disposer de toutes les informations pertinentes dans les
données. Précisément, pour des raisons de confidentialité, ces données ne sont en général pas
diffusées, et la plupart des utilisateurs n’ont par conséquent pas la possibilité concréte de calculer
la précision des estimations réalisées a partir de I’enquéte.
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Pour autant, il est possible de donner la possibilité aux utilisateurs de calculer eux-mémes
leurs intervalles de confiance, sans avoir recours aux données de plan de sondage. Les méthodes
de bootstrap et de poids répliqués permettent ainsi de diffuser 'information relative & la précision
sans passer par les données de sondage. La méthode que nous présentons ici a permis le calcul de
tels poids répliqués pour ’enquéte Patrimoine 2010. Cette méthode s’inspire des travaux menés
par exemple par Chauvet (2007), mais elle s’appuie également sur une validation empirique
comparant les résultats donnés par les calculs analytiques avec les chiffres fournis par le bootstrap.

6.1 France métropolitaine et Réunion

Pour réaliser le bootstrap, nous distinguons les logements appartenant aux Zones d’Actions
Enquéteur dites exhaustives et les autres. Pour les premiéres, elles ont une probabilité de sélection
égale a 1 et par conséquent, il n’y a pas de premier degré de tirage. Pour les autre, la probabilité
de tirage est strictement inférieure a 1 et on considére donc qu’un tirage & deux degrés a été
concrétement mis en ceuvre. Nous appliquons a I’échantillon de ménages répondants vivant dans
une Zone d’Action Enquéteur non exhaustive, I’algorithme de Gross. Pour les autres, on applique
un simple tirage avec remise. On effectue les opérations suivantes 999 fois, afin d’obtenir un jeu
de 1000 poids permettant d’estimer la précision de I’enquéte.

6.1.1 Pour les ZAE non exhaustives

On considére donc ici toutes les Zones d’Action Enquéteurs (ZAE) ¢ de France métropolitaine
ayant une probabilité d’inclusion 7; strictement inférieure & 1 et effectivement tirée dans ’enquéte
Patrimoine. On procéde comme suit :

Etape 1 : Duplication des ZAE |1/m; — 1/2] fois, ot |.| désigne I’entier le plus proche.

Etape 2 : Tirage a probabilités inégales d’un échantillon supplémentaire de ZAE de taille N —N*,
selon les probabilités d’inclusion o; = 1/m; — |1/m; — 1/2]. Ici, N = 3 1/m; = 3610,
N*=3"1/m; —1/2=3372 et N — N* = 238.

Etape 3 : On regroupe les ZAE dupliquées et le tirage supplémentaire de ZAE.

Etape 4 : Dans cette base, on tire selon un sondage proportionnel a la taille, stratifié par région,
un échantillon de 488 ZAE, 488 étant le nombre de ZAE non exhaustives effectivement
tirées dans I'enquéte Patrimoine. Certaines ZAE sont donc tirées plusieurs fois.

Etape 5 : Pour chaque ZAE i tirée a I’étape précédente, on récupére I’échantillon originel de
ménages sélectionnés et répondants.

Etape 6 : On sélectionne un échantillon de ménages tirés avec remise, en respectant 1’allocation
par strate définie au niveau de chaque ZAE. Certains ménages sont donc tirés plusieurs
fois.

Etape 7 : On simule un mécanisme de non-réponse : on effectue un tirage poissonnien sur les
ménages auxquels on attribue une probabilité 7 de répondre a lenquéte, ot 7t est la
probabilité de réponse du ménage k, calculée selon la méthode des scores au moment
du traitement de la non-réponse de I’enquéte Patrimoine.

Etape 8 : A cette étape, on calcule un premier jeu de poids, qui correspondent aux poids avant
calage. Le poids avant calage se calcule de la maniére suivante :
1 1 1

pdp = — X X —
T T T
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Etape 9 : Ces poids sont sommeés pour les ménages sélectionnés a plusieurs reprises; les autres
ménages répondants mais non sélectionnés lors de la procédure de rééchantillonnage
ont un poids nul.

6.1.2 Pour les ZAE exhaustives et la Réunion

Pour les ZAFE dont la probabilité de sélection est égale a 1 et pour la Réunion, I’algorithme est
simplifié. En effet, les étapes 1 a 4 sont inutiles, et on passe directement a I’étape 5. On procéde
ensuite comme indiqué ci-dessus.

6.1.3 Calage

Une fois ces différentes opérations réalisées, on regroupe les ménages tirés en un unique
échantillon pour la France métropolitaine, puis on cale les poids pdy sur les marges de calage
utilisées lors de la production de I'enquéte. De la méme maniére, on réalise un calage pour
I’échantillon réunionnais.

6.2 Guadeloupe et Martinique

Il s’agit d’'un sondage a un degré, les quatre premiéres étapes de ’algorithme métropolitain
ne sont donc pas nécessaires. Pour chaque Dom, on effectue les opérations suivantes 999 fois, afin
d’obtenir un jeu de 1 000 poids permettant d’estimer la précision de ’enquéte.

Etape 1 : On duplique chaque ménage ultra-marin k ayant répondu a I’enquéte Patrimoine 2010
|1/m, — 1/2] fois, avec 7, la probabilité d’inclusion du ménage k dans I’échantillon.
Etape 2 : On effectue un tirage a probabilités inégales d’un échantillon supplémentaire de mé-
nages de taille N—N*, respectant les probabilités d’inclusion oy, = 1/mp—|1/7, — 1/2].
Pour la Guadeloupe : N = 109871, N* = 109352, N — N* = 519.
Pour la Martinique : N = 120171, N* =120130, N — N* = 41.

Etape 3 : On tire un échantillon de ménages de facon aléatoire, selon le plan de sondage initial.
Les ménages peuvent étre tirés plusieurs fois, du fait de la duplication.

Etape 4 : On simule un mécanisme de non-réponse : on duplique Ll / ﬂ,fJ fois les ménages tirés
a I'étape précédente, ot 7t désigne la probabilité de réponse du ménage k, calculée
selon la méthode des scores au moment du traitement de la non-réponse de I'enquéte
Patrimoine. Puis on effectue un tirage poissonnien sur la base ainsi constituée.

Etape 5 : Les poids finaux de chaque ménage k de notre échantillon valent :

1
poidsfinaly = — X —
Tk Uys

Etape 6 : Ces poids sont sommeés pour les ménages sélectionnés a plusieurs reprises; les autres
ménages répondants, mais non sélectionnés lors de la procédure de rééchantillonnage
ont un poids nul.

Etape 7 : On applique ensuite la procédure de calcul des poids de sorte a obtenir une représen-
tativité sur 'ensemble Antilles + Guyane.

On regroupe les échantillons finaux de Guadeloupe et de Martinique. On effectue enfin le
calage sur marges et la prise en compte de la Guyane & partir de cet échantillon final, selon les
marges définies lors du calage de I’enquéte Patrimoine. On aboutit & un jeu de poids représentatif
des Antilles.
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6.3 Reésultats

On s’intéresse maintenant aux résultats obtenus en termes de variance grace aux poids boos-
trap. Pour avoir une idée de la qualité de I’estimation de la variance « bootstrap », on compare
les chiffrages obtenus avec ceux donnés par le calcul analytique décrit dans la section 5.

6.3.1 Estimation de moyennes

Tout d’abord, on examine les résultats de précision obtenus sur les estimateurs de moyennes.
Les estimateurs présentés dans cette section peuvent s’apparenter a des estimateurs linéaires,
dans la mesure ot le dénominateur a été calé (et par conséquent I'incertitude liée au sondage est
nulle). La question de la linéarisation du ratio ne se pose pas dans le cadre du bootstrap puisque
la variance bootstrap de I’estimateur est estimée de la maniére suivante :

V(i) = 5 S — 5 i)’
b=1

b=1

ot /i est I'estimateur de la moyenne pour la b®™e itération bootstrap.

Les estimations obtenues en utilisant les poids bootstrap sont globalement proches de celles
données par le calcul analytique (c¢f. tableau 9). En effet, la précision de estimation du patrimoine
brut moyen sur ’ensemble du territoire frangais est de 2,3 % pour le calcul analytique, et de 2,4 %
pour le calcul par bootstrap. La légére surestimation de la variance par la méthode bootstrap
que 'on observe pourrait provenir du fait que l'on effectue une hypothése forte dans le calcul
des poids bootstrap en assimilant le tirage systématique réalisé sur les logements & un sondage
aléatoire simple (SAS).

En effet, le calcul de variance analytique est en réalité le fruit d’une moyenne de deux esti-
mations, 'une par la méthodes des différences systématiques, 'autre se basant sur les formules
classiques de variance pour un SAS. La méthode de différences systématiques utilisée dans la cal-
cul analytique permet de mieux tenir compte de la réduction de 'imprécision que permet le tirage
systématique, et a pour effet de sous-estimer la variance réelle de 'enquéte. L’hypothése d'un
sondage aléatoire simple a au contraire pour conséquence de surestimer la variance de I’enquéte.
Par ailleurs, les simulations réalisées par ’Unité des Méthodes Statistiques de I'Insee montrent
une variabilité de ’estimation des coefficients de variation de I'ordre de 0,07 point.

Le constat par zone est relativement identique. La France métropolitaine, qui compte pour
beaucoup dans ’estimation totale, obtient des résultats similaires. La Réunion est un cas parti-
culier, puisqu’on constate une trés nette sous-estimation de la variance par les poids bootstrap.
Cette tres nette sous-estimation semble provenir du calage, sans qu’il soit possible d’expliquer le
phénomeéne. En effet, les calculs théoriques, qui ne tiennent pas compte de la perte de précision
di & la non-réponse, donnent un écart-type associé a 'estimateur de patrimoine brut moyen de
lordre de 12000. Pour réaliser cette estimation, on applique sur les répondants réunionnais la

formule suivante :
H

~ Nh np S}%
Voas =Y W( - E)E
h=1

Ce résultat est confirmé par le calcul analytique, qui affiche avant calage un écart-type compris
entre 13770 et 13 860. Par ailleurs, les poids bootstrap non calés donnent un écart-type de 13 419.
En revanche, les résultats aprés calage divergent fortement. Pour le calcul par linéarisation, on
trouve un écart-type compris entre 12470 et 12486, quand le résultat bootstrap indique un gain
substantiel de précision di au calage, puisque I'écart-type est estimé a 7802. Dans le premier
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Ecart-type (A%
Champ linéaire bootstrap linéaire bootstrap
Patrimoine brut 5 903 6 181 2.3% 2.4 %
Patrimoine net 5 843 6 057 2,5% 2,6 %
France métropolitaine | Endettement 765 1103 2,5% 3.7%
Patrimoine immobilier | 2 096 2 246 1,3% 1,4%
Patrimoine financier 1150 1348 2,2% 2,6 %
Patrimoine brut 12 348 7 802 6,1 % 3.9%
Patrimoine net 10 580 7 203 5.8% 4,0%
Réunion Endettement 2 207 1449 11,2% 7,4 %
Patrimoine immobilier | 3 993 4 377 2,7% 3.0%
Patrimoine financier 1722 1622 11,0% 10,3 %
Patrimoine brut 6 965 8 898 4,6 % 5,9%
Patrimoine net 6 838 8 688 50% 6,3 %
Antilles Endettement 813 822 6,4 % 6,4 %
Patrimoine immobilier | 3 176 2 564 3,0% 2.4 %
Patrimoine financier 5 109 7137 30,6 % 42, 7%
Patrimoine brut 5 764 6 039 2,2% 2,3%
Patrimoine net 5 705 5918 2,5% 2,6 %
France entiére Endettement 747 1078 2.5% 3.6%
Patrimoine immobilier | 2 047 2 194 1,3% 1,4%
Patrimoine financier 1125 1322 2.2% 2,6 %

TABLE 9 — Principaux résultats du calcul de précision par zone selon les deux méthodes de calcul

cas, on obtient un gain de précision de 'ordre de 0,01 point sur le coefficient de variation. En
revanche, dans le second cas, le gain est de 'ordre de 2,8 points.

Sur la figure 5, on représente la distribution des estimations obtenus & partir des poids ré-
pliqués pour le patrimoine moyen. En effet, le fait d’avoir & sa disposition un jeu de 1000 poids
permet de calculer 1000 estimations différentes, pour laquelle on peut ensuite calculer une dis-
tribution. Dans I’hypothése ot 'estimation suit une loi normale, la distribution n’apporte pas
plus d’information que ceux déja fournis par le calcul analytique.

6.3.2 Estimation de quantiles

Il est maintenant intéressant de s’attarder sur les estimateurs de quantiles qui sont fréquem-
ment utilisés dans les études liées au patrimoine. Les résultats sur la précision de ces estimateurs
sont essentiels pour juger de la qualité du plan de sondage, en particulier pour vérifier que la
sur-représentation des hauts patrimoines a permis d’estimer plus précisément la distribution du
patrimoine en France. L’estimation par bootstrap de cette variance se fait pour les quantiles de
maniére analogue & celle pour les moyennes :

B
b=

B
o1& 1 &
VB(qr):§§(q3—E§ qt)?

b=1

1 =

oil ¢% est l'estimateur du quantile d’ordre 7 de la variable 2 pour la b®™® itération bootstrap.
Pour lestimation analytique de variance, il est impératif de linéariser les estimateurs des



T T T T T T T 1
250000 255000 260000 265000 270000 275000 280000 285000

Estimations

FIGURE 5 — Distribution de l'estimateur de patrimoine brut moyen en France

quantiles, en appliquant la formule de linéarisation suivante :

. 1
Vi) Sy wifg, (@) (resary =7)

Les résultats obtenus sont globalement assez proches, en particulier pour le haut de la dis-
tribution (cf. tableau 10). En effet, I’écart d’estimation de la précision que l’on observe sur les
quantiles situés entre la médiane et le 99°™¢ centile est trés faible. En revanche, sur le bas de la
distribution, cet écart peut s’avérer trés important : ainsi, pour le premier décile, ’estimation
par linéarisation donne un coefficient de variation de 27 %, quand le bootstrap affiche une im-
précision de lordre de 4 %. De fagon similaire a précédemment, la figure 6 donne une idée de la
distribution de I'estimateur du patrimoine médian en France.

. . . Ecart-type CcvV
Quantiles | Estimation linéaire bootstrap linéaire bootstrap
P99 1885200 62 526 57146 3,3% 3,0%
P95 841200 15214 16125 1,8% 1,9%
D9 552300 9674 11356 1,8% 2,1%
Q3 307 500 3623 3660 1,2% 1,2%
P50 150200 3042 3109 2,0% 2,1%
Q1 12100 937 874 7,7 % 7.2%
D1 2700 732 115 271 % 42%
P5 1300 520 70 40,0 % 5.2%

TABLE 10 — Précision de 'estimation de la distribution du patrimoine brut en France

Pour autant, ce constat n’est pas confirmé lorsqu’on s’intéresse aux intervalles de confiance,
pour lesquels les résultats obtenus pour les deux méthodes sont assez proches (c¢f. tableau 11).
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FIGURE 6 — Distribution de l'estimateur de patrimoine brut médian en France

En effet, le résultat de normalité asymptotique sur lequel se base en général la construction
des intervalles de confiance pour les estimateurs de moyenne est valable pour les estimateurs de
quantiles a la condition que la variable étudiée posséde une densité continue. Cette hypothése
n’étant pas forcément vérifiée, le choix est fait de construire des intervalles de confiance de
maniére non paramétrique, comme décrit précédemment dans la partie 5.1.2.

IC analytique

IC bootstrap

Indicateur | Estimation P L. P L.
Borne inférieure  Borne supérieure  Borne inférieure  Borne supérieure

Moyenne 259 000 249 500 268 500 247100 270800
P99 1885200 1795800 1987000 1819000 2008 800
P95 841200 810400 867 300 822700 881400
D9 552 300 534 500 570900 537200 579900
Q3 307 500 301 800 314700 299 800 315100
P50 150200 144700 154 300 144500 156 600
Q1 12100 10800 14100 10500 13600
D1 2700 2500 2900 2400 2900
P5 1300 1200 1400 1200 1500

TABLE 11 — Intervalles de confiance de I'estimation de la distribution du patrimoine brut en

France

Les intervalles de confiance bootstrap sont calculés avec la méthode du percentile, ce qui per-
met également d’éviter de faire une hypothése de normalité asymptotique. De maniére générale,
les intervalles obtenus, méme s’ils ne se recouvrent pas, sont d’ampleur équivalente. Cela souligne
une certaine cohérence des résultats sur la précision entre calcul analytique et bootstrap.
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6.3.3 Estimation d’indicateurs d’inégalités

On s’intéresse maintenant a la précision obtenue pour des indicateurs d’inégalités, qui sont des
estimations centrales pour ’enquéte Patrimoine. Ainsi, le rapport interdécile D9/D1 ou encore
le coefficient de Gini sont des indicateurs-clés de I’enquéte.

Ces indicateurs doivent étre linéarisés pour pouvoir calculer analytiquement la variance asso-
ciée & leur estimation. Pour autant, une fois connu leur écart-type, il n’est pas forcément évident
d’obtenir un intervalle de confiance, puisque I'hypothése de normalité est 1a encore peu évidente.

. . . Ecart-type CV
Indicateurs Estimation linéaire bootstrap linéaire bootstrap
D9/D1 205 55 10 26,8 % 40,8 %
Q3/Q1 25 2 2 8,0% 8,0%
Part détenue par...

... les 1% les plus riches 17,24 0,02 0,02 10,4 % 9,3%
... les 10 % les plus riches 48,03 0,01 0,01 2,7% 2,6 %
... les 20% les plus riches 65,08 0,01 0,01 1,4% 1,5%
... les 20 % les plus pauvres 0,23 0,00 0,00 3,9% 4,3%
... les 10 % les plus pauvres 0,05 0,00 0,00 4,8% 5.3%
Indice de Gini

Sur I’ensemble des ménages 0,65 0,01 0,01 1,2% 1,2%
Sur les 10 % les plus riches 0,38 0,03 0,02 8,5% 59%

TABLE 12 — Précision de 'estimation de la distribution du patrimoine brut en France

Le calcul de linéarisation fait état, pour 'indice de Gini, d’un écart-type de 0,0077 pour une
estimation a 0,65391, soit un coefficient de variation de 1,17 % (¢f. tableau 12). Le bootstrap donne
quant & lui un écart-type de 0,0079, pour un coefficient de variation de 1,19 %. Les intervalles
de confiance obtenus par bootstrap donnent pour l'indice de Gini des résultats trés proches
des intervalles de confiance construits sur 'hypothése de normalité asymptotique. Il donne en
revanche un chiffrage plus important pour l'incertitude liée & 'estimation du rapport D9/D1.
Dans tous les cas, ce coefficient est estimé avec une précision assez faible, ce qui milite pour
l'usage d’indicateurs alternatifs.

7 Estimation de la variance due a I'imputation des montants

7.1 Rappel sur la méthode des résidus simulés

L’enquéte Patrimoine s’appuie sur une méthodologie d’imputation des montants propre a la
problématique de la mesure du patrimoine et développée depuis le début des enquétes portant
sur ce théme, en 1986. L’idée est qu’il est difficile de capter un montant précis correspond a la
valeur des actifs déclarés par les ménages; pour aider les ménages, ceux-ci sont invités a fournir
des montants en tranches quand ils ne peuvent pas fournir de montant précis. Sauf a sommer
les bornes supérieures et inférieures des montants déclarés (ce qui ne résout pas le probléme des
tranches supérieures) au prix d’une trés forte imprécision, la solution retenue est de générer un
montant dans la tranche déclarée par les ménages a ’aide de la méthode dite des résidus simulés.
Cette méthode a été décrite par Gourieroux, Monfort, Renault et Trognon (1987), et reprise par
Lollivier et Verger (1988).

Elle s’appuie sur un modéle de durée ; en effet, la déclaration d’un montant en tranche peut
se voir comme une censure a gauche et une censure & droite. Ainsi, pour un actif 7 dont la valeur
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In(y;) est positionnée dans la tranche [m; M] et peut s’écrire comme suit :

In(y;) = Xifp + ou;

avec X; les descripteurs de 'actif 7, u; un résidu de loi normale centrée réduite, on peut écrire la
vraisemblance comme suit :

M-XiB) g om=Xif

g g

)

Il est alors possible de calculer la vraisemblance globale sur les données et d’estimer, par un
algorithme de maximisation, le cofficient 5 du modéle. On dispose alors d’une estimation X;f
du montant In(y;) de l'actif 4, et on génére un résidu 4; selon une loi normale pour obtenir

une prédiction In(y;) du montant. Ici on initialise un algorithme d’acceptation-rejet, pour lequel
on réitére la génération du résidu u; jusqu’a ce qu'un certain nombre de contraintes prédéfinies
soient respectées (par exemple que le montant In(y;) soit inclus dans la tranche [m; M], ce que
le modéle ne garantit pas).

7.2 Meéthode d’évaluation de la variance d’imputation

Cette méthode a l'avantage de respecter 'information délivrée par le ménage, en tenant
compte du résultat de la modélisation. Comme il s’agit d’'une imputation de nature stochas-
tique, elle génére une incertitude supplémentaire sur I’évaluation du patrimoine dans I’enquéte.
Pour autant, il est possible d’évaluer cette imprécision, grace a la méthode décrite par exemple
par Rubin (1996). Cette méthode permet de prendre en compte a la fois la variance due a
léchantillonnage (& la description de laquelle nous nous sommes attachés jusqu’a présent), mais
également la variance due a 'imputation. Pour cela, il faut produire non pas une imputation,
mais M imputations. Pour chaque imputation 6,, de 'estimateur 6, il est possible de calculer
la variance due au sondage que nous noterons U,,, par 'un ou 'autre des méthodes présentées
ci-avant. On obtient alors la formule de la variance totale T' suivante :

1
T=W+ |1+ —
(1)
o W = ﬁzxle Uy, est la variance intra-imputation, et Q = 7/ Z%zl(ém —0)? est la
variance inter-imputation.

7.3 Reésultats sur ’enquéte Patrimoine 2010

Les résultats obtenus montrent que la prise en compte de la variance due a 'imputation n’ac-
croit pas substantiellement 'imprécision de la mesure du patrimoine dans enquéte (c¢f. tableau
13). On constate que la prise en compte de la variance due a 'imputation ne modifie globalement
pas l'incertitude liée a 'estimation des montants de patrimoine brut ou net. En effet, 'erreur
commise sur I'estimation du patrimoine brut moyen est de 2,8 %, soit 0,4 points de plus. La prise
en compte de I'imputation n’a par ailleurs que trés peu d’effet sur la distribution : 'incertitude
associé a 'estimation du patrimoine médian n’a pas varié. Les estimations les plus sensibles aux
imputations sont liées au patrimoine financier : ainsi, ’erreur commise sur le patrimoine financier
est de l'ordre de 10 %, une fois prise en compte l'incertitude due a 'imputation. En revanche, la
distribution n’est la non plus affectée par I’erreur due a 'imputation.
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(A
Variables Moyenne Meédiane
Patrimoine brut 2.8% 2.1%
Patrimoine net 3.1% 3.4%
Endettement 3.6% 0,0%
Patrimoine immobilier 1,4% 3,1%
Patrimoine financier 9,9% 4.2%

TABLE 13 — Coefficient de variation pour les principales mesures du patrimoine

8 Conclusion

Dans une enquéte telle que 'enquéte Patrimoine 2010, les sources d’imprécision statistique
sont de deux ordres : la premiére est liée au fait que I'on interroge qu’'une trés petite proportion
de la population (et qu’en particulier, une partie des ménages sélectionnés refusent de répondre a
Pensemble du questionnaire), la seconde est liée au fait que les ménages qui acceptent de répondre
fournissent cependant une information imprécise ou pas d’information du tout & une partie des
questions qui leur sont posées. Les résultats présentés dans la derniére partie montrent clairement
que la seconde source joue un role relativement mineur dans I'incertitude générale liée a I'enquéte.
Cela valide a posteriori le choix initial de chercher & améliorer substantiellement le plan de
sondage de I’enquéte au travers de la sur-représentation du haut de la distribution. Les résultats
exposés confirment que les choix méthodologiques qui ont été adoptés ont considérablement
ameélioré la précision de I'enquéte. Enfin, I'objet de ce document de travail est également de
présenter une caractéristique additionnelle de I’enquéte, pour laquelle des poids répliqués ont
été calculés. Ces poids répliqués donnent ainsi la possibilité a 'utilisateur d’avoir une idée pour
toute estimation effectuée sur les données de I'enquéte de la précision de cette estimation. En
ce sens, la mise a disposition de ce type de variables dans les fichiers de I'enquéte, bien que trés
expérimental, constitue un progrés pour l'utilisateur.
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Annexes

Annexe A

Constante

Age

Age au carré

Commune rurale

UU de moins de 5 000 hab.

UU de 5 000 & 9 999 hab.

UU de 10 000 & 19 999 hab.
UU de 20 000 & 49 999 hab.
UU de 50 000 & 99 999 hab.
UU de 100 000 & 199 999 hab.
UU de 200 000 & 1 999 999 hab.
Ménage occupant une maison
Logement occupé par le propriétaire
Logement vacant

Logement HLM

Protocole spécifique

Echantillon de réserve

0.01
(0.14)
0.027*
(0.00)
0.00**
(0.00)
—0.01
(0.06)
0.11
(0.08)
0.04
(0.08)
0.13
(0.07)
0.00
(0.07)
—0.13
(0.07)
—0.03
(0.08)
0.06
(0.07)
0.02
(0.03)
—0.01
(0.03)
—0.05
(0.25)
0.10*
(0.04)
—0.24**
(0.09)
—0.12%"
(0.03)

*

"p < 0.001, p < 0.01, "p < 0.05
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Strate agriculteur 0.13*

(0.05)
Strate agés 0.04
(0.05)
Strate hauts indépendants —0.18***
(0.04)
Strate Revenus du patrimoine —0.02
(0.05)
Strate cadres —0.15**
(0.06)
Logement de moins de 40 m? —0.31**
(0.10)
Logement de 40 & moins de 60 m? —0.16*
(0.07)
Logement de 60 & moins de 80 m? —0.11*
(0.05)
Logement de 80 & moins de 100 m? —0.03
(0.05)
Logement de 100 & moins de 120 m? 0.02
(0.04)
Ménage complexe 0.02
(0.04)
Personne seule —0.11**
(0.03)
Couple avec enfant 0.03
(0.03)
Famille monoparentale —0.11*
(0.05)
2eme quintile de revenus d’activité 0.07*
(0.03)
3eme quintile de revenus d’activité 0.09*
(0.04)
4eme quintile de revenus d’activité 0.06
(0.04)
5eme quintile de revenus d’activité 0.05
(0.05)
ler quintile de revenus du patrimoine —0.04
(0.07)
4eme quintile de revenus du patrimoine —0.04
(0.03)
5eme quintile de revenus du patrimoine —0.10*
(0.04)
Revenus d’activité > 100000 euros annuels —0.16*
(0.07)
Revenus du patrimoine > 100000 d’euros annuels —-0.37

Les régions de gestion sont également des variables de controle.
"p <0.001, p < 0.01, "p < 0.05

TABLE 14 — Résultats du modéle probit sur I’échantillon standard, France métropolitaine
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Constante

Age

Age au carré

Ménage occupant une maison
Strate riches urbains

Strate dominante mobiliére
Strate dominante immo.

Log du patrimoine brut

Log du patrimoine brut au carré
Ménage complexe

Personne seule

Couple avec enfant

Famille monoparentale

8.09
(12.15)
0.05**
(0.02)
0.00**
(0.00)
0.15*
(0.06)
—0.04
(0.14)
—0.13
(0.10)
—0.09
(0.07)
~1.25
(1.62)
0.04
(0.05)
—0.10
(0.08)
—0.25%"
(0.07)
—0.14
(0.08)
—0.12
(0.18)

*

"p < 0.001, p < 0.01, "p < 0.05
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2eme quintile de revenus d’activité 0.07

(0.11)
3eme quintile de revenus d’activité 0.05
(0.10)
4eme quintile de revenus d’activité 0.26%*
(0.09)
5eme quintile de revenus d’activité 0.33"**
(0.09)
ler quintile de revenus du patrimoine 0.27
(0.17)
4eme quintile de revenus du patrimoine 0.23
(0.15)
5eme quintile de revenus du patrimoine 0.19
(0.13)
Revenus d’activité > 100 000 euros annuels —-0.11
(0.07)
Revenus du patrimoine > 100000 euros annuels —0.16
(0.09)
Revenus du patrimoine > 1 million d’euros annuels —-0.17
(0.14)
Revenus du patrimoine > 10 million d’euros annuels —0.32
(0.25)
Ménage propriétaire du logement 0.10
(0.18)

Les régions de gestion sont également des variables de controle.
p < 0.001, p < 0.01, "p < 0.05

TABLE 15 — Résultats du modele probit sur I’échantillon hauts patrimoines, France métropolitaine
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Annexe B

Soit 7 € ]0; 1[, et 2+ le quantile d’ordre 7 de la variable d’intérét x, et (X(1y, ..., X(5,)) sa statistique
d’ordre. On note également ¢;_ /o le quantile d’ordre 1—a/2 de la loi N'(0, 1). Plutot que de s’in-
téresser a la statistique z,, on s’intéresse plutot a la statistique S (21, ...,2n) = Y1 g Liz,<a. -
On introduit également V (S7) l'estimateur de la variance de la statistique S7.

D’aprés le théoréme central-limite, la suite (Z,,,n > 1) converge

On pose alors Z,, = \f W

en loi vers Z de loi normale centrée réduite.
Par conséquent, si I'on considére les entiers i, = |7 — q1_q/2 V(S,Tl)-‘ et j, = {nT +qi—a/2 V(S,TL)-‘ ,

on a :

P(Xi,y <zr < X)) = Plin <S) <jn)

\/ﬁ’"iim— < Z, < \/Eu
\VV(S7) VV(S7)
Or pour n < ng < 1, et en utilisant le fait que i, < n7T — q1_q/2 V(S};) et jp, < nT +

q1—a/2 V(Sﬁ) :

Jn —nT 1
P(—qi—a/2 < Zn < qiap — ——F—)

\/EM_Z > _ < < q_
\/V(Sg)< \/ (S7) - Vo V(Sz,)

— 1
—F—< 2, <\F P(=q1—a/p — ———F——=<Zn < qi—ay2)

V(S5 VV(S7) Ty /V(sg,)

En faisant tendre n et ng vers +oo, on a :

—ng < rdn T ) b (~iapp S Z < qiiap)=1-a
St VV(ST)

Par conséquent, I'intervalle de confiance [X (in) (jn)] est bien défini et de niveau a pour z,.
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