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L’estimation d’un indice mensuel utilisant
des données trimestrielles

JOHN G. KOVAR!

RESUME

On examine le probléme de I'estimation des mouvements mensuels des loyers a partir de données recueillies
tous les quatre mois. Cing estimateurs composites différents de ’indice des loyers sont présentés et expli-
qués tant du point de vue intuitif que théorique. La communication présente et résume une étude empiri-
que qui teste et compare les méthodes proposées. L’auteur expose des recommandations.

MOTS CLES: Nombres indices; échantillons avec renouvellement; estimation composite.

1. INTRODUCTION

La composante des loyers de I'indice des prix 4 la consommation utilise des données recueillies
sur une base de renouvellement de six mois lors d’une enquéte supplémentaire 4 ’enquéte sur
la population active. Comme les variations des loyers se produisent en général sur une base
annuelle, la taille effective de 1’échantillon du plan de sondage de 1'enquéte sur la population
active s’en trouve réduite. De plus, des repéres annuels spéciaux, obtenus par une revue de
I’échantillon des logements de juin un an plus tard, révélent que la composante des loyers peut
étre affectée par un biais plus ou moins grand (Dolson 1982). Afin d’améliorer la situation,
plusieurs plans de collecte des données ont été proposés afin de combiner les données men-
suelies avec reperes annuels d’une maniére continue et courante. Une de ces méthodes, qui
reccueille des données tous les quatre mois, a été retenue pour une application pratique.

Le plan proposé consiste en quatre ensembles de quatre groupes de renouvellement de
logements loués, et chaque ensemble fait I’objet d'une enquéte au cours d’un de quatre mois
consécutifs, par renouvellement. Chaque mois, un groupe est enquété pour la premiére fois,
et les trois autres sont ceux qui ont été renouvelés quatre, huit et douze mois plus tt respec-
tivement. Chaque groupe sera donc enquété quatre fois au cours d’une période de treize mois,
avant le renouvellement de 1’échantillon. Chagque mois, on obtient les données sur les loyers
courants et les loyers appariés recueillis quatre mois plus tGt a4 partir de trois groupes de
renouvellerent exactement (le quatriéme groupe est nouveau, et donc n’a pas de lovers ‘‘en
retard” appariés). Il est possible de calculer les repéres annuels sur base mensuelle a partir
d’un groupe de renouvellement. On examine ici plusieurs méthodes d’estimation d’indices men-
suels basées sur les données trimestrielles de ce genre.

Lors de Pestimation des indices, il ne faut pas oublier les contraintes de la politique de
publication de I’indice des prix a la consommation. En d’autres termes, il doit étre 4 la fois
possible sur le plan pratique et technique de produire les indices sur une base mensuelle pour
chacune des villes. Les estimations doivent étre fraiches, et ne doivent pas sortir aprés le milieu
du mois suivant le mois de référence. De plus, aucune révision ne peut étre apportée une fois
que les indices ont été publiés. Bien que cela ne soit pas vraiment essentiel, il serait souhaitable
que chagque estimateur proposé soit en mesure d’appréhender des variations soudaines (réelles)

! John G. Kovar, Division des méthodes d’enquétes-entreprises, Statistique Canada, 11¢ étage, immeuble R.H. Coats,
Tunney's Pasture, Ottawa (Ontario) K1A 0T6
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de la tendance trés rapidement, Par contre, afin de rester crédibles, les indices doivent étre
relativement stables, ct il faut éviter les indices erratiques a dents de scie.

L.a section 2 présente cing estimateurs, les explique et les compare sur une base théorique.
La section 3 exarntine quelques ajustements empiriques. Afin de comparer la performance
de ces estimateurs dans le temps et dans Iespace, une étude de simulation faisant intervenir
huit villes avec des observations couvrant une période de 48 mois a été effectuée. Les résultats
de F’étude figurent a l1a section 4. La section 5 contient les conclusions et les recommandations.

2. ESTIMATEURS D’INDICES

On n’examinera ici que les indices appariés. Bien que les changements relatifs peuvent
tre obtenus facilement par la comparaison d’estimations indépendantes (non appariées) des
niveaux des loyers 4 des instanis différents, de telles estimations devront étre extrémement
fiables, ce qui signifie des tailles d’échantillon trop importantes. De plus, les études antéricures
révélent que des estimateurs directs de ce genre ont tendance 4 étre erratiques, biaisés a la
hausse et en général peu pratiques sur le plan de ’'usage (Szulc 1983). Dans ce qui suit, par
conséquent, une estimation de la variation relative entre deux instants n’utilisera que les unités
qui déclarent des loyers pour chacun de ces instants.

Soit x,, le loyer total payé, au cours du mois courant s, par un certain sous-ensemble
de logements dans une ville donnée. De fagon plus rigoureuse:

Xim = E xm‘l’-‘ (2.1)

ics
ol X,,; dénote le loyer payé par le i-iéme logement au cours du mois m. L’indice des loyers
est estimé habituellement par I’enchainement des indices relatifs d’un mois, ¢’est-a-dire les
rapports des loyers moyens entre deux mois consécutifs dénotés par ri_, . En d’autres mots,
I'indice du mois m, I, par rapport 4 la période de base 0, est estimé par récurrence par

- -~

Tp =T, | X PI_ =100 X Fiy X P2 x ... x P2h x 7O_,. 2.2)

olt 100 est le niveau (arbitraire) de 1’indice au temps 0. La seule difficulté est I’estimation
des indices relatifs,

En général, considérons la variation relative du loyer au cours du mois m par rapport
au mois 1, dénotée par r{. Cette variation relative peut &tre estimée par

= x,/x,. (2.3)

Cependant, si I’on ne considére que les indices appariés seulement, les seules variations relatives
en vertu du plan de sondage proposé sont les variations relatives sur quatre mois, en d’autres
mots, ceux de la forme r7_,;, / = 1, 2, 3 parce que ¢’est seulement dans ces cas-1a qu’il y a
des unités communes entre les deux mois. Ces variations relatives sont estimées par la formule

fﬁ—u = Xm/xm_‘”, (24)

ou I’ensemble 5 des logements comprend les unités qui déclarent un loyer 4 la fois au temps
m et au temps m —4j. Malheureusement, ce qui est intéressant, c’est ’estimation des varia-
tions relatives mensuelles de la forme r7_,. A Pactif, le plan de renouvellement garantit
qu’une variation relative de quatre mois est disponible chaque mois. On suppose également
que les unités qui sortent de I’échantillon sont remplacées par des unités équivalentes qui
entrent dans celui-ci. Comme tel, I’ensemble s des logements communs en (2.1) dépend uni-
quement du temps m, et il n’est par conséquent pas nécessaire de le mentionner davantage
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dans ce qui suit, tout en la conservant de fagon implicite. Pour une discussion rigoureuse
de ces hypothéses et de I’effet sur ’indice si les hypothéses sont mauvaises, le lecteur est
prié de consulter Szulc (1983) et Kovar (1984).

Dans les paragraphes suivants, on présentera cing méthodes d’estimation des variations
mensuelles & partir de variations relatives sur quatre mois. Chacune sera justifiée de fagon
intuitive et théorique, et ses avantages et ses inconvénients seront présentés. Les trois premiéres
méthodes sont établies sur une base théorique seulement, tandis que la quatriéme tente
d’utiliser le plan de renouvellement de I’enquéte. Les quatre supposent que I’on dispose au
moins de quatre mois de données rétrospectives. La derniére approche bénéficie d’une con-
naissance empirique a priori, celle de la probabilité élevée d¢’observer un changement de loyer
par année. Les méthodes 2 et 4 ont déja été étudiées auparavant par Kovar (1984),

2.1 Indice interpolé (indice additif)

Une fagon d’estimer la variation relative rfy_,, est d’estimer le loyer du mois précédent,
X,,_1- On peut y arriver, notamment, par une interpolation linéaire des loyers observés au
temps /m et au temps m — 4, c’est-3-dire en supposant que les loyers augmentent (diminuent)
de fagon linéaire dans le temps. Remarquons que cette hypothése n’exige pas que chaque
loyer individuel augmente chaque mois d’un montant fixe, mais que simplement la somme
de tous les loyers le fait. En général, pour décrire brievement I’interpolation linéaire, con-
sidérons deux mesures de la méme quantité a deux instants différents, par exemple y, et y,_.
Supposons que nous voulions estimer la valeur de y 4 un instant donné entre les temps ¢t — s
et ¢, par exemple au temps ¢ — u (& < 5). En supposant que les mesures augmentent de
fagon linéaire dans le temps, il est possible d’estimer y,_,, & partir de y, ¢t y,_, par la formule

u u
Y= (1 = =)y, + ~y_¢ (2.5)
5 s
ol, dans le cas qui nous intéresse, avec s = 4 et 4 = 1, par la formule
Yeor = By + (%) y g (2.6)
On peut donc estimer le loyer total du mois précédent par la formule
Xmo1 = (Va}xp_a + (¥4)x, 2.7)

et par conséquent, la variation mensuelle relative pour le mois m par

X 4x
rooy = —— = T, (2.8)
Xm—1 Xm—g T 3xm

On obtient I’indice par ’enchainement des variations relatives comme en (2.2) ci-dessus.

En supposant que les loyers suivent le modéle d’interpolation linéaire, ¢’est-a-dire en sup-
posant que nous pouvons exprimer le loyer du mois courant comme une fonction récurrente
des loyers des mois précédents, a savoir sous la forme

Xm = X1 + d = xg + md, . 2.9

on peut alors montrer que Pindice au temps /1 est donné par la formule f,, = x,,/x,, comme
on le voulait. En d’autres termes, si les données suivent le modéle en (2.9), I'indice ne subira
pas de décalages temporels. Mais, naturellement, si le modele était vrai pour tous les
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instants, ’indice sera fixe pour tous les instants, sur la base de deux observations quelcon-
ques. Comme visiblement ce n’est pas le cas, on peut tout au mieux utiliser (2.8) comme
une approximation pour les courtes périodes. Dans ce cas, cependant, si la relation en (2.9)
n’est pas exacte, 'indice au temps m va dépendre de tous les loyers entre I’instant —4 et
Pinstant m. En d’autres termes, I’indice risque alors d’accumuler divers biais dans le temps.

Remarquons que le m&me indice sera obtenu en supposant que 1’augmentation de quatre
mois, X,, — X_4, 5’est produite lors de quatre étapes additives égales 4 (x,, — X,,_ 4)/4
Dés lors, le loyer du mois précédent serait estimé par

X1 = Xm — (Xim — Xm_4)/4, 2.10)
qui est la méme formule que (2.7} d’oit Pautre nom: I'indice additif.

2.2 L’indice géométrique

Dans cette section, contrairement 4 la section précédente, nous allons essaver d’estimer
la variation relative directement. Notons pour commencer que

X X Xm—1 Xm—2 Xm—3
m .
ey = = (2.11)
Xm—4 Xm—1 Xm—2 Xm—-3 Xm—-2a
— m—-1 , m-2 m-3
=Tt Tm-2Tm-3Fm-4.

Nous supposons ensuite gque les quatre variations relatives du c6té droit de (2.11) sont
égales, ou, ce qui revient au méme, que le mouvement sur quatre mois s’explique par quatre
mouvements €gaux qui agissent de facon multiplicative (Kosary, Branscome et Sommers 1982).
En vertu de cette hypothése, la relation (2.11) peut s’écrire sous la forme

rm—i = (rm_g)". (2.12)

A partir de (2.2) et de (2.3), en supposant qu’il o’y a pas de changements dans 1'échan-
tillon ou que les unités sortant de I’échantillon sont remplacées par des unités équivalentes
qui y rentrent, I'indice du mois m par rapport a la période de base zéro devient

In=Ilyxrhxrlx..xr_,

=T x (rL)% x (rAp% x ok (rmo P
(xm—B Xm—2 Xm—1 xm)%
(X_3 x_3 x_y Xg) " (2.13)

= 10

En d’autres termes, ’indice est un rapport de deux moyennes géométriques, d’ol son nom
d’indice géométrique. Nous constatons qu’a tout instant, en supposant que les panels soient
stationnaires, I'indice ne dépend que de huit mois de données seulement, et est par consé-
quent indépendant de tout mouvement entre le temps 0 et le temps m—4, bien que dans
la pratique les ensembles appariés contribuant 3 chaque r’_, soient différents, de sorte que
’annulation n’est que théorique. Par contre, Pindice est affecté de décalages d'un a trois
mois, ce qui aura tendance par conséquent 4 amortir les variations brusques vraies. Ces
changements seront cependant pris en compte t6t ou tard, c’est-a-dire que ’indice va se cor-
riger lui-méme (Kovar 1984).
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A titre de précision, constatons également que les variations relatives dans (2.12) peuvent
étre récrites sous la forme

Ou comme

Xmo1 = (Xpeg) ¥ () ¥

ou enfin comme
log (x—1) = (Y4)log(x,_4) + (%)log(x,). (2.14)

L’indice géométrique équivaut par conséquent a un indice obtenu par estimation du loyer
du mois précédent par une interpolation linéaire des logarithmes des loyers observés au temps
m et au témps m — 4. (Voir (2.6) avec y,, = logx,,.)

2.3 Iandice marginal

Tout comme pour I'indice géométrique ci-dessus, nous supposons ici que les quatre augmen-
tations nettes relatives mensuelles consécutives sont égales et additives. Plus précisément,
nous pouvons écrire r\" sous la forme

rf'=1+.iT

ou i{' est 'augmentation nette relative du mois m par rapport au mois 1. Pour estimer
rm—t, nous devons par conséquent connaitre /%_,. En supposant que la valeur /" _, soit
égale a 4iy_,, la variation relative rii_, peut &tre estimée. Plus précisément, nous
estimons /% _, par

x
im—y = (Mg 4= (M) g — 1) = (%)(—'"—- - 1). (2.15)
m—4
et ro_., par
Xp + 3x,,_
P = 4 = T T med 2.16)
4xm—4
Nous constatons que 7y _| = X,,/x,_, et (2.16) peut s’écrire par conséquent sous la
forme
Xm X+ 3y
Xm—1 4xm—4
Ol encore comme
1 1
— = (%) + (34)—. (2.17)
Xt -1 Xm-4 Xm

En d’autres termes, I'indice marginal correspond 4 celui que I’on aurait obtenu en estimant
le loyer du mois précédent par une interpolation linéaire des inverses des loyers observés aux
temps m et m — 4. (Voir (2.6) avec y,, = x,7'.)


file:///_Xm-4J
file:///Xm-4
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Tout comme dans le cas de I’indice interpolé, I'indice marginal ne sera indépendant des
observations intermédiaires que seulement en vertu de la condition restrictive selon laquelle
c’est le modele d’interpolation qui sera suivi. Dans ce cas, analogue a (2.9), le modéle s’écrit
sous la forme

1 1
— = - + md. (2.18)
Xm X

Cependant, dans la plupart des situations réelles, I’indice marginal chaine dépendra de
toutes les données entre les temps —4 et m, et il sera par conséquent sensible aux divers biais
qui s’accumuleront.

Comme les trois indices examinés jusqu’a présent peuvent étre décrits en termes d’inter-
polation linéaire de diverses fonctions des loyers observés, il est également possible de les
comparer sur le plan théorique. On peut en fait montrer que les trois indices sont classés
par ordre de grandeur, allant du plus petit au plus grand dans Pordre de leur présentation.
Autrement dit, dans une situation inflationniste, ’indice interpolé sera toujours inférieur
en valeur absolue a I’indice géométrique, lequel a son tour sera toujours inférieur 4 'indice
marginal. L’inverse est vrai également lorsque la tendance est a la baisse, ¢’est-a-dire lorsque
les prix diminuent. Comme un arbitre 1'a mentionné, ce phénoméne peut s'expliquer si i’on
remarque que les augmentations relatives interpolées, géométriques et marginales sont respec-
tivement les moyennes pondérées arithmétique, géométrique et harmonique des loyers indi-
qués a quatre mois d’intervalle. La relation standard entre ces moyennes explique le
comportement des estimations en période d’inflation ou de déflation.

2.4 Indice arithmétique

L’indice arithmétique est construit 4 partir de ’échantillon avec renouvellement dont on
dispose. En constatant que toutes les unités réapparaissent périodiquement dans I’échantillon,
nous construisons I’indice en reportant simplement la valeur du lover de chague unité jus-
qu’a ce qu’une nouvelle observation soit enregistrée. De cette fagon, toutes les unités du fichier
ont un loyer correspondant pour le mois précédent, et la variation relative mensuelle
ro—peut &tre construite rapidement. L’inconvénient évident est que les augmentations ou
les diminutions de loyers ne sont pas enregistrées avant leur observation. Cependant, comme
tous les changements sont en fin de compte enregistrés, 'indice se corrigera de lui-méme
(Kovar 1984), mais il sera affecté par un ensemble de décalages de un A trois mois. Tout
comme dans le cas de I’indice géométrique, les variations réelles brusques seront amorties,
mais I'indice arithmétique les reflétera en fin de compte.

Sur le plan technique nous constatons que dans le calcul de I’indice arithmétique pour
un mois donné, un quart des observations du fichier rendent compte d’un mouvement de
quatre mois, tandis que trois quarts des observations sont reportées pour un i trois mois
et ne rendent compte d’aucune variation. En fait, au mois #» nous observons x,, et nous
TepoTtons X,y _ 1, Xpm—2 €t X, —3. De méme, pour le mois m —1 , nous observons x,,_; et nous
reportons X,,_a, X,_13 €t X, _4. La variation mensuelle est par conséquent donnée par la
formule

Xm + Xpp ) + Xpeny + X
rm—l — m n—1 m=2 m-3 . (219)
K=t t Xm—2 + X3 + Xy

En enchainant les variations comme en (2.2) et en supposant une nouvelle fois que les
¢chantillons sont stationnaires, nous obtenons la formule de I’indice pour le mois m par rap-
port & Iannée de base zéro

X3 + Xpen + Xy + Xy

I, = I,
" X3+ x_,+x_,+x

(2.20)



Techniques d’enquéte, décembre 1986 119

En d’autres termes, 'indice est un rapport de deux moyennes arithmétiques. De méme
que pour Pindice géométrique, I’indice arithmétique ne dépend que de huit mois de données
seulement et il est par conséquent indépendant des mouvements entre le temps O et le temps
m—4,. Comme on 1’a mentionné plus haut, il est également affecté de décalages de un a trois
mois, et par conséquent amortit des variations soudaines.

2.5 L’indice annuel

L’expérience semble suggérer que la plupart des unités changent le loyer une fois par an.
On pourrait par conséquent faire valoir que les variations annuelles sont plus stables que
les variations mensuelles, puisque la distribution des variations mensuelles individuelles va
nécessairement exhiber des sommets, |’un autour de la variation relative annuelle et I’autre
4 1. Le régime de renouvellement du loyer pilote proposé (Kovar 1984) garantit qu'une varia-
tion annuelle soit estimable chaque mois, en d’autres termes, que 7 _ 4 soit disponible. Afin
de calculer ’indice annuel sur une base mensuelle, nous constatons que pour tout indice en-
chainée les relations suivantes sont vérifiées:

Im = g1 Iney (2.21)
et

Intlpo12 = rm-12- (2.22)

A partir de ces relations nous obtenons une expression pour une variation relative men-
suelle r7_ comme (3.1).

LRI NP TYY S (2.23)

Ces variations peuvent ensuite &tre enchainées comme ci-dessus afin de donner un indice.
Comme une telle relation est récurrente, nous avons besoin de douze mois d’indices pour
pouvoir ‘‘démarrer’’.Une possibilité serait de définir I’indice pour les douze premiers mois,
par analogie avec ’indice géométrique, par

L= ¥ Yke=1,2..,12. 2.24)

Ainsi défini, I’'indice annuel est indépendant des variations intermédiaires. Par contre,
il sera en dents de scie, & moins que les tailles des échantillons mensuels soient importantes,
Ceci s’explique par le fait que les estimations mensuelles consécutives sont totalement in-
dépendantes. De plus, il faut constater que le probléme des décalages sera au moins aussi
sérieux que pour les indices exposés plus tot.

3. AJUSTEMENTS

Dans cette section, on examine deux procédures d’ajustement pour les indices ci-dessus.
D’abord, lorsque les quatre premiers indices sont affectés de décalages de un & trois mois,
ils vont adoucir les sommets brusques réels, A partir des données antérieures, on a constaté
que les indices des loyers présenient de brusques augmentations dans certaines villes avec
une certaine régularité. Afin de *‘corriger’’ I'indice lissé, un ajustement empirique est pro-
posé. Par contre, en raison de la nature erratique de I’indice annuel, on proposera également
un ajustement pour le lissage.
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3.1 Ajustements empiriques

On sait, par exemple, que la plupart des loyers 8 Montréal changent en juillet. Les quatre
premiers indices examinés 4 la section précédente répartiraient cette variation de juillet sur
les mois de juillet, aoiit, septembre et octobre. On pourrait cependant ajuster I’indice de juillet
afin de traduire une variation plus importante et le corriger au cours des trois mois suivants.
Plus précisément, on pourrait multiplier ’indice par r* au cours du mois de référence et
ensuite par (r*) =" au cours de chacun des trois mois suivants. Comme tous les indices pro-
posés sont des indices chaines, le troisitme mois apres le mois de référence les quatre
multiplicateurs se compenseraient mutuellement, ce qui ne laisserait aucun biais. Quant au
choix de r*, il dépendra d’observations empiriques continues dans chaque ville.

Il est a noter que ces ajustements ne doivent étre effectués que rarement et avec beaucoup
de soin. II est essentiel que la situation particuliére soit suivie de prés car il n’est pas rare
que de telles aberrations disparaissent brusquement.

3.2 Lissage

Comme derniére tentative de récupérer un indice erratique en dents de scie, on peut en-
visager de le lisser. Comme pour les ajustements ci-dessus, le lissage ne doit &tre envisagé
que dans des cas rares et extrémes seulement, lorsqu’il n’y a pas d’autres possibilités. La
procédure de lissage que nous envisageons ici fait intervenir la mise en moyenne de I'indice
au temps r par une extrapolation linéaire au temps m de P'indice lissé entre les temps m — 1
et m — 2. Un choix possible de I'indice lissé au temps m, S,,est par conséquent donné par
la formule

It

Sm Im/z + (ZSm—l - m—-2)/2

= St + Uy — Spp-2)/2. (3.1)

Comme la procédure de lissage projette en fait les données passées dans 1’avenir, Uindice
lissé va prolonger les tendances passées et introduira par conséquent quelques décalages. De
plus, la méthode est récurrente et pourrait donc se traduire également par des biais indésirables.
On pourrait envisager d’autres méthodes de lissage, bien que I’ utilité de lisser un indice af-
fecté de décalages graves soit douteuse.

4. ETUDE EMPIRIQUE

L’étude exposée dans les paragraphes suivants a été entreprise afin de tester la perfor-
mance dans le temps des indices et des ajustements proposés. L’étude fournit des
renseignements quantitatifs sur la capacité des indices 4 suivre 'indice vrai de fagon précise.
Elle appuie les observations les plus heuristiques faites plus haut et confirme les observa-
tions théoriques.

4.1 La population

La population des logements loués retenue dans ceite étude a été définie de facon 2
reproduire la situation réelle le mieux possible. A cette fin, on a choisi les villes, leur impot-
tance et la taille de leurs échantillons de fagon 2 les faire correspondre A ceux utilisés pour
la composante des loyers de I’IPC. Comme toutes les données réelles sur les loyers sont
disponibles pour des périodes de six mois seulement, il a fallu simuler les treize mois nécessaires
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Tableau 1

Tailles moyennes d’échantillon (unités distinctes) et indice 4 8401
pour huit villes d’aprés la population simulée

Taille moyenne de Indice 4 8401
Ville I’échantillon mensuel (8001 = 100)
Halifax 51 144.3
Montréal 268 136.6
Ottawa 35 130.0
Toronto 170 130.4
Winnipeg 105 132.0
Edmonton 112 125.2
Calgary 97 123.5
Vancouver 105 130.5

de données. On a retenu huit villes & cette fin. Certaines sont importantes, d’autres sont petites,
d’autres encore ont des bonds périodiques de leurs indices, mais toutes sont des villes avec
un indice des prix et ont suffisamment de données sur les loyers disponibles, De plus, bien
que certains indices de ces villes augmentent de fagon monotone, d’autres augmentent et
diminuent.

Seuls les loyers initiaux de toutes les unités (ceux recueillis lorsque Iunité rentre dans
I’échantilion) de la base de données des loyers de I'IPC pour les années 1979 4 1984 inclusive-
ment pour les huit villes retenues ont été extraits. Pour chaque unité on a ensuite simulé
douze mois supplémentaires de données & partir des parametres observés. Cette approche
est sur le plan opérationne! plus simple que celle qui consiste & simuler sept mois de données
en plus des six existants. Plus précisément, pour chaque unité, on a d*abord décidé si une
variation de loyers allait s¢ produire au cours des douze prochains mois. On a posé la pro-
babilité de cet événement comme étant égale & la probabilité observée d’une variation de
loyer dans cette ville particuliére et pour I’année en question. Alors, en supposant qu’un
changement devait se produire, on a sélectionné le mois approprié de facon 4 le rendre pro- .
portionnel a I’incidence observée des variations de loyers, 14 encore pour la ville et le mois
en cause. On a supposé que le montant réel de la variation du loyer suit une distribution
normale avec une moyenne et une variance fixes. On a obtenu des estimations robustes de
ces deux paramétres i partir des données existantes pour chaque ville et chaque mois.

Toute la programmation a été faite en SAS (Statistical Analysis System). Les nombres
aléatoires ont été générés 4 I'aide des programmes RANUNI et RANNOR. La population
obtenue comprend huit villes et quatre années de données entiérement renouvelées, ¢’est-a-
dire en laissant de c6té les mois de départ. Le tableau 1 présente les tailles de 1'échantillon
mensuel moyen et la valeur de I'indice simulé pour janvier 1984 (janvier 1980 = 100) pour
chaque ville. Les indices, calculés pour chacune des villes, ressemblent de trés prés a ceux
observés 4 Porigine. Dans les comparaisons qui suivent, on a pris les indices de population
simulé comme étant les points de référence vrais 4 reproduire.

4.2 Comparaison des indices

Pour le calcul des indices, on a supposé que sur les treize observations disponibles pour
chaque unité, seulement celles pour les mois 1, 5, 9 et 13 ont été en fait recueillies. Tous
les calculs ont été ensuite faits & partir de ces sous-ensembles (4/13). Les cing indices décrits
ci-dessus ont été calculés pour chaque ville et comparés 4 I’indice vrai. Tous les indices sont
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égaux a 100 pour janvier 1980. L’ajustement empirique a été testé avec les données de Mon-
tréal, Halifax et Winnipeg pour les mois de juillet, janvier et octobre respectivement. Bien
que les résultats de toutes les combinaisons possibles de villes et d’indices soient trop nom-
breux pour &tre inclus ici, on peut les obtenir auprés de [’auteur. Les paragraphes suivants
exposeront quelques faits saillants. Bien que non exhaustifs, on espére qu’ils seront représen-
tatifs et indicatifs de la situation réelle.

Comme on peut le voir aux figures 1-5, les cing indices retracent Iindice vrai raisonnable-
ment bien, méme dans le cas d’un échantillon de petite taille cornme pour la ville d’Ottawa.
Comme on pouvait 8’y altendre, les quatre premiers indices font ressortir quelques décalages,
ces derniers étant plus marqués dans le cas de I'indice arithmétique et interpolé. (A noter
que le probléme des décalages pourrait se trouver aggravé en générant une population avec
des prix augmentant de facon exponentielle). L’indice annuel est assez erratique, ce qui n’est
nullement surprenant. Dans le cas des villes avec de grands échantillons (Toronto par exem-
ple}, I'indice annuel donne de bons résultats (voir figure 6). Bien que I’ajustement de lissage
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Tableau 2
Erreurs guadratiques moyennes de ¢ing indices dans huit villes

Ville Interpolé Géométrigue Marginal Arithmétique Annuel

Halifax 30* 3 19* (2) 12# (1) 48 (4) 74 (5
Montréal 48* 3) 24> (2) b (N 160 (5) 82 (4)
Ottawa 17 3 12 (2) 8 (1 22 (4) 95 (5
Toronto 36 (4) 27 (3) 20 (2) 29 (5) 13 (1
Winnipeg 27+ (3) 17+ (2 10* (1) 66 (5) 41 (4)
Edmonton 46 () 64 [e)) 88 (5 53 3 50 @
Calgary 56 (2) 81 (4) 121 (5) 64 (3) 46 (1)
Vancouver 70 (5) 53 (2) 39 (1) 64 4) 60 (3)

Note: 1. Les chiffres entre parenthéses donnent le classement & Vintérieur des villes
2. Les chiffres avec un astérisque sont les résultats des indices corrigés de la section 3.1

de la section 3.2 lissc effectivement I’indice, les résultats sont moins que satisfaisants, com-
me on peut le voir 4 la figure 7 (comparativement 4 la figure 5). On pourrait peut-8tre utiliser
un plus grand nombre de points pour I’extrapolation, mais le probléme des décalages serait
encore plus important. La figure 8 montre de plus de quelle fagon des variations inattendues
et brusques dans les tendances générales sont reproduites avec un décalage. Cependant, les
augmentations attendues de I'indice {comme ¢n juillet & Montréal, figure 9) peuvent étre
ajustées de fagon satisfaisante par la procédure de la section 3.1 (figure 10).

Les erreurs quadratiques moyennes des cing indices par rapport a I’indice vrai ont été
calculées pour chaque ville (tableau 2). Les trois indices basés sur 1’interpolation (indices
interpolé, géométrique et marginal) ont été ajustés pour les villes de Montréal, d’Halifax
et de Winnipeg. Le tableau 2 présente également le classement (en ordre croissant) des er-
reurs quadratiques moyennes des cing indices dans chaque ville, Les indices arithmétique
et annuel ont tendance 2 avoir les plus mauvais résultats. Les trois indices basés sur I’inter-
polation donnent des résultats 4 peu prés semblables. En général, dans les villes ot I’indice
augmente de facon continue, les résultats de ces trois indices se détériorent dans 1’ordre:
marginal, géométrique, interpolé. Cet ordre est inversé dans les villes qui enregisirent une
forte chute de I’indice. 11 est peu probable, cependant, que I’on puisse modifier les stratégies
a partir du comportement observé seulement,

5. RESUME

Les observations théoriques et empiriques permettent de croire que I'indice annuel est trop
erratique dans les villes dont la taille de 1’échantillon n’est pas assez grande. Le lissage, tout
au moins celui décrit, s’est révélé inutile. Pour cette raison, I’indice annuel ne devrait &tre
réservé qu’aux rares cas ou la taille de I’échantillon le justifie. Par contre, I’indice annuel
pourrait servir en rapport avec un des indices de quatre mois plus stables pour donner une
estimation composite analogue a celle proposée par Kosary, Branscome et Sommers (1982).
Cependant, des observations empiriques seraient nécessaires pour déterminer les poids 4 at-
tribuer dans la mise en moyenne des deux indices.
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Par contre, 'indice arithmétique et dans une certaine mesure I’indice interpolé ont ten-
dance a étre trop lisses. En d’autres termes, ils ont tendance a lisser tous les sommets en
plus de faire ressortir un-ou-deux-décalages. Bien que les indices marginal et géométrique
‘ne'soient pas entiérement a 1*abri de ces décalages, ils ont tendance & suivie I’indice vrai d’un
peu plus prés. L’indice marginal donne le meilleur résultat d’ensemble, cependant, en raison
de P'attrait mathématique de I'indice géométrique, c’est-a-dire I’'indépendance théorique de
son passé et sa correspondance 2 la structure d’enchainement, et il est le dernier qui st recom-
.mandé ici. En d’autres termes, I’indice géométrique ne retient pas-des termes qui pourraient
entrainer des biais a long terme.

Il apparait également que dans la mesure du possible, il est possible ‘d*utiliser les con-
naissances a priori afin d’améliorer 'indice. Les ajustements empiriques décrits 4 la section
3.1 peuvent étre utiles, 4 condition qu’ils soient bien fondés. Si ’on envisage de les utiliser,
il est essentiel que les connaissances a priori qui ménent 4 leur application soient surveillées
et que leur .existence continue soit vérifi¢e.
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Analyse de régression pour des données d’enquéte
avec plan de sondage endogéne

ARIE TEN CATE!

RESUME

Cette étude traite de I’influence du plan de sondage sur P’estimation d’un modeéle de régression linéaire.
L*auteur étudie plus particulitrement les plans de sondage qui dépendent des valeurs de la variable
endogéne dans la population, c’est-&-dire les plans endogénes (ou informatifs). L’auteur ¢éfinit aussi
un estimateur convergent des coefficients de régression. La variance de cet estimateur correspond 2
la somme d’un élément lié au plan de sondage et d’un autre lié i la perturbation. L’auteur examine
aussi brievement la régression sans modeéle. L'estimateur utilisé dans une régression de ce genre équivaut
a Pestimateur utilisé dans une régression avec modéle lorsqu’il ¥y a un plan de sondage endogéne.

MOTS CLES: Régression; enquéte par sondage; plan de sondage endogéne.

1. INTRODUCTION

Tout modéle statistique repose fondamentalement sur I’hypothése selon laquelle la valeur
d’une ou de plusieurs variables est tirée d’une distribution de probabilité (par exemple, un
modele de régression avec des perturbations distribuées suivant une loi normale). Dans ce
document, nous étudions un ensemble fini d’éléments qui répondent aux régles d’un modéle
de ce genre. Cet ensemble d’éléments est appelé la population. Un échantillon est prélevé
dans cette population, sans remise. Le présent document a pour objet d’étudier I’influence
du plan de sondage sur I’estimation des paramétres du modele. Cette influence variera essen-
tiellement selon que le plan de sondage sera exogéne ou endogéne par rapport au modéle.
Si te plan de sondage est endogéne {ou informatif}, les probabilités d’échantillonnage dépen-
dront de la valeur des variables endogénes (dépendantes). Dans ce cas, le plan de sondage
devra étre pris en considération dans I’estimation des paramétres du modele. La nature du
probleme est illustrée & la figure 1 ol ’on peut voir un plan d’échantillonnage stratifié. Trois
strates sont définies pour la variable endogéne du modéle de régression. La strate médiane
a une fraction de sondage plus élevée que les deux autres strates. Nous constatons que [a
pente de la droite de régression estimée, fondée uniquement sur des données échantillonnées,
est biaisée par défaut si ’on fait abstraction du plan de sondage. Ce biais persiste avec de
grands échantillons. Cela peut &tre vérifié intuitivement en imaginant que chacun des points
(noirs ou blancs) de la figure 1 représente une multitude de points identiques. M&me si cette
multitude tend vers I’infini, la pente de la droite de régression estimée demeurera biaisée par
défaut parce que la forme du nuage ne changera pas.

L’application des méthodes de régression & I’échantillonnage de populations finies fait
I’objet d’études de plus en plus nombreuses qui portent sur des problémes variés. Par exemple,
on cherche a savoir comment appliquer des méthodes de régression 4 I’estimation d'un agrégat
de population finie. On s’intéresse aussi a ’estimation de paramétres de population tels que
Lxy/Lx?, ou la sommation porte sur tous les éléments de la population finie. Nathan {(1981)
et Smith (1981) passent en revue la littérature sur ce sujet. Un troisiéme probléme auquel
on s’intéresse est 1'estimation des parametres d’un modele de régression au moyen d’un
échantillon prélevé dans une population finie. Ce probléeme peut étre résolu assez facilement
lorsque le plan de sondage est exogéne. Voir Porter (1973, section 1.2), DuMouchel et Duncan
(1983) et des ouvrages comme <elui de Cramer (1971, p.143). Kmenta (1971, section 8.3)

! Bureau central de planification, Van Stolkweg 14, 2585 JR La Haye, Pays-Bas.
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Figure 1. Effet de Ta stratificition eiidogéne sur la drgite de régression estimée.

€t Johnston (1972, sectioh '9.2) exatninient 1a question des viridbles explicatives aléatoires,
qui-est étroitement Tiée-4 la-Guestion précédente. Voir aussi White (1980) poiit la régression
non linéaire. Le sujét Gui nous otcupe, soit Panalyse de la régression avec plan de sondage
endogdine, ¢st plus complexe. Haustiian et Wise/(1981) étadient des:plans de sofiddage efidoanes
stratifiés dans des tonditiens trés simples: deux strates & un modele de régression ne com-
portant .qu'une constante. Jewell (1985) définit-quelgues estimateurs itératifs pour 1a strati-
fication endogéne. o

L'analyse de régression avec plan-de sondage'endogéne s¢ rattache an probleme-de 1a rion-
‘réponse endogéne daris T'analyse de régression normale. Voir Heckman (1979). Toutefois,
I*analyse de tégression avet plan‘endogene PoOse un peu'moins de difficultés puisque les pro-
Dbabilités d’échantillonnage sont censées &tie'connues: elles font partie intégrante du plan-de
sondage ¢hoisi. Par ailleurs, comiiehous le verrons dans fa section 6.1, il &t pliitdt difficile,
en Tégle générale, -d’estimer la variance lorsque nous avons un Plan endogehe. _

L’analyse de régression avec plan de sondage éndogéne peut &tre comparée & Tanalyse
par laméthode des logits avec plan dessondagéendogéne, auissi appélée analyse Pt la Tnéthiode
des logits ‘avet gchanitillonnage fondé sur de choix u ‘échantillonfiage de cas avee £roupe
témoin. Voir Manski & McFadden (1981, chapitres 1t 2) & Breslow &t Day (1980, section %.3).

La présente étude se-divise comint suit. Dasis les sections 2 et 3, nous énongoris les prin-
cipaux théorémés, lesquels définissent des estimatéurs convergents des paiaidtres d’n modéle
de régréssion linéaire; ‘ces estimateurs sont établis 4 partir d’un échantillo prélévéau moyén
d’un plan éndogene. La convergente est définie apeu pres dela méme fagon que dans 'analyse
du biais faite plus haut, ‘sauf que la définition est légerement plus Faffinée. On effectue
plusieurs itérations deés valeurs de i ¢t on ‘observe les valeurs de 'y obtenires selon le models
de régression. Dans les sections 4 et 5, nous ‘étudions la variance ‘dés ‘estithateurs des coeffi-
cients de régression. Dans la section suivante, ndus analysons Testimation de ces Variances.
La section 7 porte sur la régression sans modéle tandis que 1a section 8 traite des divers motifs
qui justifient I"utilisation de la régression pondérée. Enfin, Ia section9 présente la conclusion.
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2. LE MODELE, L'ECHANTILLON ET UN
ESTIMATEUR PAR REGRESSION

Dans cette section, nous étudions les propriétés asymptotiques d’un estimateur d’un modéle
de régression appliqué a ’échantillonnage sans remise d’une population finie. Il peut sembler
contradictoire de parler de théerie asymptotique des échantillons prélevés sans remise dans
une population finie puisque de tels échantillons doivent étre bornés. La contradiction disparait
si I’on accroit dans la méme proportion la taille de la population et celle de I’échantillon,
celui-¢i n’étant aucunement borné, L’interdépendance des probabilités d’inclusion des unités
d’une population dans I’échantillon constitue un autre probléme, surtout lorsqu’il s*agit de
plans de sondage complexes. Pour résoudre ce probléme, nous nous inspirons de Brewer
(1979). Le modtle de Brewer nous permet d’utiliser des théorémes de limites pour des suites
de variables indépendantes puis d’appliquer néanmoins les résultats 4 des plans de sondage
complexes. Essentiellement, ce madele repose sur la notien dlitération évoquée précédemment.
Cette notion sera trés souvent appliquée dans cette étude, Pour une approche différente,
voir Kobinson (1982},

Tout d’abord, la structure de la population et le modéle sont connus. Considérons un
ensemble fini de M, éléments, Chaque élément posséde r caractéristigues non aléatoire exo-
genes de valeur réelle, formant pour I’ensemble fini d’éléments une matrice X, de dimension
(Ng > r). Nous posons 1'une des hypothéses fondamentales de cette étude: la population
est constituée de K itérations de 'ensemble fini de N, éléments, ¢’est-a-dire qulelle posséde
N = KN, ¢élements. La matrice des variables exogénes est X, ou

X=u® X m

Dans cettg éguation, 1 esi le K-vecteur dont tous les éléments égalent 'unité, et ® désigne
le produit de Kronecker. On obtient des résultats asymptotiques en faisant tendre K vers
Pinfini, '

Les hypotheses du modéle décrivent un modele linéaire standard. A chacun des N éléments
de la population correspond une valeur de la variable aléatoire endogéne. On obtient ainsi
un N-vecteur y, Nous supposons que

E;(») = X8 @

pour un r-vecteur fixe et inconnu 8. E; désigne I'espérance mathématique pour toutes les
valeurs y€ R™. Définissons ensuite

e=y—Xf (3)

Nous supposons que les N éléments de ¢ sont indépendants et identiquement distribués.
D’aprés I’équation (2), nous pouvons affirmer que tous les éléments de ¢ ont une espérance
mathématique nulle. Leur variance est o2, ¢’est-a-dire

E;(ee’) = o*L “

Dans le cas présent, 'échantillonnage est sans remise, conformément i la pratique courante.
L’échantillon est défini par une matrice diagonale 7"de dimension { N X N) de telle manidre
que

; { 1 si I’élément i de la population est inclus dans 1*échantillon
i =

0 dans le cas contraire;
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pour tout i = 1, ..., N. Naturellement, T est idempotente. L’espace-échantillon S est 'ensem-
ble de toutes les matrices T ainsi définies. Cet ensemble est défini. Le plan d’échantillonnage
est une distribution de probabilité sur les éléments de I’espace-échantillon S. En 1'occurrence,
ce plan est endogéne, c’est-a-dire qu’il dépend de y. Par conséquent, le plan de sondage
proprement dit est stochastique. (Un plan qui ne dépend pas de y est appelé exogéne ou non
informatif.) Partitionnons 7 en une matrice carrée K x K formée de blocs (N x Np).
Supposons que T} désigne le k-iéme bloc diagonal correspondant a la k-iéme itération. De
méme, supposons que y est décomposé en K vecteurs de dimension N, de telle maniére que
¥y = (¥, yi, .-., Yi» -.-» Y&). En outre, nous supposons que le plan de sondage tient 4 y
dans le sens suivant: les K paires (7, ), ..., (T, ¥x) sont indépendantes et identiquement
distribuées.

L’espérance de S, qui dépend de y (ou de ), occupe une place importante dans cette étude.
Cette espérance est désignée par E,. Nous définissons donc

I = E,(T). 5

Nous supposons que IT est connue. Ses éléments diagonaux sont appelés probabilités d’in-
clusion, c'est-a-dire la probabilité que les éléments d’une population soient inclus dans I’échan-
tillon. La matrice II est partitionnée en une matrice carrée K x K formée de blocs
(Ny x Np). Définissons II, le k-i¢me bloc diagonal, correspondant 4 la k-iéme itération.
Soulignons que chaque II; est stochastique puisqu’il dépend de y,. Comme les K paires,
(T, 31)s..., (Tg,yx) sont indépendantes et identiquement distribuées, les blocs diagonaux
IL;, ..., I, le sont aussi. La relation de dépendance qui existe entre I, et y est désignée par
une fonction F, de sorte que

I = F(y) (6)

pour tous les & = 1, ..., K. Nous supposons que F{y,) est non singuliére pour chaque ;.
Autrement dit, les probabilités d’inclusion sont toujours positives.

Ce modéle différe quelque peu de celui de Brewer (1979). En effet, le modéle de Brewer
ne comporte pas de variable endogene et, par conséquent, tous les blocs diagonaux IT; sont
égaux et non-aléatoires. On peut aussi comparer ce modéle avec la notion de “*constante dans
des échantillons itérés”’, que I’on trouve dans les ouvrages d’économétrie. Voir, par exem-
ple, Theil (1971, p. 364).

Nous sommes maintenant préts a estimer 8. Nous allons considérer les propriétés stochasti-
ques des estimateurs pour toutes les paires (¥, 7)€ (R™ x S§). L’espérance mathématique
correspondante sera désignée par E; E,. Nous considérons donc un estimateur des moindres

carrés généralisé de 8, disons 8, dont les poids sont égaux 3 la racine carrée des probabilités
d’inclusion. Ainsi, nous avons

[(O%X) ' T(O%X) ]~ (TT7%X) ' T (1~ %)
= (X'O7'Tx) "' X'~ 'Ty. @

-

B

Il faut se rappeler que la matrice II est connue. Soulignons aussi que X et y ont trait
la population tandis que T opére une sommation sur les éléments de I’échantillon. Au lieu
de considérer B comme un estimateur des moindres carrés généralisé, nous pouvons supposer
que tous les éléments de = ~! sont des nombres entiers. Alors, si chaque observation / de
1’échantillon est reproduite ;7' fois, § devient I’estimateur des moindres carrés ordinaire
appliqué a cet échantillon grossi. Dans ce contexte, il n’est plus question de racine carrée
des probabilités. Voir aussi Hausman et Wise (1981, p. 373). Le théoréme principal de cette
étude est le suivant.

Théoréme 1. Suivant les hypothéses énoncées ci-dessus ((1}, (2) et la distribution de ¢ et de
T), 'estimateur des moindres carrés généralisé 3, défini dans I’équation (7), est convergent
lorsque K— oo
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Le reste de la section est consacré A la démonstration de ce théoréme. Pour les besoins
de cette démonstration, nous allons nous servir du lemme ci-dessous, qui sera aussi utilisé
dans les démonstrations des théorémes énoncés plus loin.

Lemme 1. Nous considérons un N-vecteur z, de telle sorte que 7 = 1, ®zp, ou zp est un
Ny-vecteur fixe, Nous considérons également un N-vecteur n décomposé de telle sorte que
7" = (91, 13, ..., 7). Chaque u, posséde N, éléments. Supposons que chaque 7, est une
fonction de Xj, 8 et de ¢, toutes ces fonctions étant identiques. Alors

. 1
plim (—z'ﬂ—]Tn) = ZgE; (o),
K=w K

@)

ol E; () est ’espérance mathématique de n’importe quelle valeur de 4,, la méme pour
tout .

Démonstration du lemme 1; Considérons I’espérance de II; ! Ty,
EE, (I ' Tyny) = E [ITE, (Ty)ne] = Ey (), 9

pour tous les k. Comme la distribution de 5, est 1a méme pour chaque &, nous pouvons
écrire

EE, (T 'Tine ) = E; (np) (10)

pour tous les k. De plus, les K vecteurs {1~ Ty, sont indépendants et identiquement
distribués. Par conséquent, le théoréme de Khintchine s’applique comme suit,

1 1
lim { —z'II~'7 lim { = ZO.'T, = EE, (17 'T,
2—-@ (K 71) z_’w (sz: oIle  Tenyg B, (261 Ty )

BEE, (I ' Tymy). (1

En appliquant I’équation (10) au membre de droite de I’équation (11), on obtient I’équation
du lemme. Il est désormais facile de faire la démonstration du théoréme 1.

Démonstration du théordme 1: L’estimateur des moindres carrés généralisé du théoréme peut
s’écrire de la fagon suivante:

B= (XTI 'TX)"'X'I~'Ty =8 + (X’II~'TX) " X'I1 " T. (12)

Donc

. 1 - 1
pimg3 =8 + [plim (R’X’H"TX)] plim (;{X'U"Ts)

K—o K=+ K=o
=8 + (X5X0) "' X0 = 8. (13)

L’expression (XjXj) est obtenue par I'application répétée du lemme 1, ou les valeurs de z et
de 4 sont remplacées par les colonnes de X. I convient de souligner que Er(Xp) = X, étant
donné que X est une constante. L’expression X0 est obtenue par I’application répétée du
lemme 1, ou les valeurs de z sont remplacées par les colonnes de X et celles de % par e.
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3. ESTIMATION DE LA VARIANCE DE LA PERTURBATION

Le modele de régression défini dans la section précédente contient deux paramétres: 8
et ¢2, Le théoréme 1. concernait I’estimation de @; cette fois, nous nous penchons sur
Pestimation de ¢? , Dans la présente section, on cherche & démontrer le théoréme suivant:

Théoréme 2. La varlance de I’échantillon pondere des résidus de y est un gstimateur
convergent de la variance o2 de la perturbation si les pmds de I’échantillon égalent 'inverse
de la racine carrée des probabilités d’inclusion.

Démonstration: L’estimateur de la variance défini dans le théoréme est

= (W™ ') "e’e (14)
ol
é=TN"%T(y — XB). (15)
Posons
J= 107"y, (16)
X =T"*TX, W)
ct
E=I""Tc (18)
Alors
E=j-X=7-XX X)Xy (19
et

Fé=J [In— XX X)X = (X8 + &) [Iy~- XXX X' (XB + &)

B'E - e XXX X e 20

I

La convergence en probabilité du premier terme du membre de droite de équation (20)
s’exprime de la fagon suivante,

1 71 1
lim [ —2'2) =plim { =¢'TT~'Te | = plim | =1~ T diag(e)e
P (K- ) pa (K ) P [x‘” B(e)
- s 2 — r 2
= 1, (0%tpy) = Npo®. (21)

Dans cette égquation, diag(e) désigne la matrice diagonale et les valeurs de £ constituent
la diagonale principale, Pour en arriver 3 ’expression ci-dessus, nous nous sommes $ervis
de I’équation (4) et avons appliqué la formule du lemme. | en substituant v 3 z et diag(e)e
4 n. Considérons maintenant le second terme du membre de droite de I’égquation (20).
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| O,
plim [I—(E’X(X'X}‘IX’E]

K=
Lo NT T (1o o\T e (s,
= | plim | - X'E plim { = X'X plim | =X'Z
K—+eo K K=+ K K=o K
4 R o (NS D BRI 4 I
plim { - X'II™ ' T¢ plim { - X'II7'TX plim | —X'I1"'T¢
K—+co K K=+ K K=m K

0’ (X} X,) "0 = 0. 22

l

Pour en arriver a I’équation (22), nous avons appliqué le lemme 1 de la méme maniére
que dans la détermination de 1’équation (13). En combinant les équations (20), (21) et {22),
nous obtenons

plim (}(ee) = Nyos (23)

K=

Enfin, nous appliquons le lemme 1 au premier facteur de 1’équation (14) en remplagant
z et u, dans la formule du lemme, par 1y. Nous obtenons donc

plim ( 1a;\,n“‘n,\,) = Nj. 24)
K—w K

Etant donné les équations (23) et (24), nous avons

plim (§%) = ¢%, (25)

K=o

ce qui démontre le théoréme. Enfin, il peut &tre utile de signaler, comme corollaire de I’équa-

tion (23}, que
(%{) é'é (26)

est un estimateur convergent de ¢2.

4. VARIANCE DE §

Dans cette section, nous définissons la variance asymptotique de I’estimateur §.
Théoréme 3. La variance asymptotique de 3 est définie

Var () = (X'X) "' X' VX(X'X)", 27
ot

V = E;[diag (¢) T~ 'PII~'diag (¢)], (28)
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et
P=E/(Tu'T). (29)

Les éléments de P sont désignés les probabilités d’inclusion du second ordre, ¢’est-a-dire
la probabilité qu’une paire quelconque d’éléments de la population soit incluse dans I’échan-
tillon. P a la méme diagonale que II. Le reste de la section est consacré A la démonstration
du théoréme,

Démonstration: Considérons la distribution asymptotique (lorsque X— o) de
K*(B — 8) = K*[(X'I~'TX) "' X'~ Ty — B]
=K*x'n-ltxy"x'n- 7., (30)
Puisque

i
plim (l-(mﬂrx) = X§Xo, (31)

K—=o
K% (8 — £) ala méme distribution asymptotique que 8, ce dernier étant défini
8= K~ " (X§Xo) "' XTI\ Te = K~ (X§X,) ™' Y X0 ' Te, = K% Y 4 (32
k

k
et

6k = (X(;Xg) _leﬂk_lTkEk, (33)

pour tous les k = 1, ..., K. (Voir, par exemple, Rao (1973), p. 122.) Comme les vecteurs
8 (k =1, ..., K) sont indépendants ¢t identiquement distribués et qu’en plus

EE,(8;) = (XiXo) T\ XGELE (I Teey)

(X3Xo) T X Ey [T Ep( Ti) ]

(X5Xo) ~'XGE, (ex) = 0, (34)

la variance de 8, désignée Var(8), est la méme pour tous les K et est égale a la variance de
la distribution asymptotique de & lorsque K— oo, Elle peut &tre exprimée comme suit

Var (8) = E.E,(8;5;) (35)

pour tout ke (1, ..., K}. Puisque les vecteurs §; sont indépendants et identiquement
distribués, [’équation ci-dessus peut étre reformulée comme suit
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1

Var (8) = - E.E, (6,8/
X ; B, (8:01)

1
= I—{(XéXu) -l [Epr( E Xdﬂk—lTkEkiéTka_]Xo)] (X5 Xg) ™!
%

= K(X'X) EE,(X'I" ' Tez' T ' X) ] (X' X)

KX'xy 'x {EEEp[diag(e)II"Tu’Tl'I"diag ()11 XX Xx)"!

= K(X'X)"'X" [E;[diag ()1 ' E(Tw T~ 'diag(e) | JX(X'X) ™. (36)

En divisant Var(8) par K, on obtient Var(8) ce qui conclut la démonstration.

5. DECOMPOSITION DE VAR (8)
L’équation (27) peut étre formulée autrement:
Var(f) = ¢2(X'X) 7' + (X' X)X VX (X' X) ™! (37)
o\, par ’équation (4),
V* = E;[diag(e) (I17'PII ™! — ") diag(e)], (38)

Le premier terme du membre de droite de I’équation (37) pourrait &tre désigné a bon droit
comme la £-composante de la variance de . Cette composante représenterait, a elle seule,
la variance de § si toute la population était échantillonnée. Elle dépend entiérement des varia-
tions de la perturbation ¢ et est I’expression habituellement utilisée pour ce genre de situation.
Le deuxidme terme du membre de droite de I'équation (37) peut &tre désigné la p-composante
de la variance de 8. Cette composante renferme les matrices IT et £, qui décrivent le plan
de sondage. Elle ressemble & la formule de la variance de I’estimateur d’un agrégat ou d’une
moyenne d’une population finie. Pour mieux comprendre 1a signification de la p-composante
de Var (‘3), nous analysons brievement dans cette section la théorie sur laquelle repose ce genre
d’estimateur.

Nous considérons une population finie de N éléments. (Dans le cas présent, on ne suppose
pas I'existence d’un mode d’itération.} A chaque élément de la population correspond une
valeur d’une variable non aléatoire réelle, qui est tirée ¢’un N-vecteur x, Un échantillon est
prélevé, sans remise, dans cette population. Comme précédemment, I’échantillon est défini
par la matrice diagonale T. De méme,

II=E(T) (39)

et
P=E(Tu'T), (40)
ces deux équations désignant respectivement les probabilités d’inclusion du premier ordre
et les probabilités d’inclusion du second ordre. Comme, dans ce cas-ci, il n’y a pas de modéle

de régression, IT et P sont des matrices dont les éléments sont connus et fixes. Horvitz et
Thompson (1952) ont proposé d’estimer ’agrégat de population X’ par

X =x07'T 41)
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Etant donné I’équation (39), il s'agit évidemment d’un estimateur sans biais. La variance
de X est

Var (X)

E,(£2) = [Ey(X)])? = B,(v'TI™'Tw! T~ 1) — xtu'x

= x"(II7'PIY — w)x. (42)

Le dernier membre de I'équation (42) est la formule de la variance de I’estimateur d’Horvitz-
Thompson que l’on retrouve dans des ouvrages sur I’échantillonnage, comme celui de
Cochran (1977) La forme matricielle est toutefois peu usitée dans ces ouvrages. L’expres-
sion entre par;e:n_th_c_tses dans le glemggr membre de I’équation ¢i-dessus est la méme que celle
qui figure dans I’équation (38), qui définit ¥*. Comme V* est contenu dans la formule de
la p-composante de \_/qr(_ﬁj, les éléments diagonaux de la p-composante de la matrice de
variances Var(,é) peuyent étre considérés comme la t-espérance de la p-variance de Uestimateur
d Horv1tz-Th0mpson des totaux de hgne de (X Xy ' X’ dlag (). Ces totaux sont les
éléments dy vecteur (X'X) !X,

6. ESTIMATION DE VAR()

6.1 Cas général

Cette section porte sur I’estimateur de la variance asymptothue Var(ﬁ) 11 est plutot dif-
fxcnle de trouver un estimateur convergent de Var{(f) puisque, pour cela, il faut connaitre
la relation F qui existe entre y et le plan de sondage, telle quelle est définic dans la matrice
V En pratique, seul le plan d’ echantlllonnage pour les valeurs réelles de y peut étre connu..
En regle générale, le plan ne permet pas, 4 lu1 seul, de prévoir ce qu’ii deviendrait si y prenalt
d’autres valeurs. Da_ns une certaine mesure, on ne parle pas uniquement d’un modéle de
régression mais aussi d*un modgle du concepteur médme du plan!’

‘Pour le moment, nous supposons que ia fonction F est connue et, par conséquent, V est
une fonctlon connue de X et des paramétres du modéle. (Voir la section 6.2 pour un cas
partlcuher ) La fonction ¥ s’exprime comme suit:

V= V(8,d:X), (43)

Nous supposons que V(8, 0%, X) est une fonction continue. Par souci de concision, nous
définissons V

V= V(BohX), (44)

ou A et 4% sont des estimateurs, convergents de 3 et de a respectwement Le reste de cette
section est consacré 4 la demonstratlon d’un théoréme concernant un estimateur convergent
de la variance. Daqg le cas présent, un estimateur Var(ﬂ.) est dit convergent si:

plim Kvar(8) = lim K Var(f). (45)

K=+ Ko

Théoréme 4. Suivant les hypothéses énoncées ci-dessus, un estimateur convergent de la variance
asymptotique Var(ﬁ) est donné par

var (8) = (X’H"TX)“X’T(}—Z) TX(X'O"'Tx)" !, (46)
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.ol (V/P) désigne la matrice formée dés quotierits des éléments de V¥ par les éléments cor-
respondants de P.

Démonstration: Considérons tout d*abord la structure:de V. Partitionnons la'matrice #en
une matrice carrée K X K forniée de-blocs de-dimhension (Ny X Ng).'Le (k, 'r)-iéme bloc
non diagonal de V est égal 4

E; [diag(ecy T Ej(Tew ' THT, "diag(e) ]

E; [diag(e,) Ty (T & "B (T Widg (e,) |

Epdegel) =40, (47)

EX%S ey fgs

51 ’on applique le mode d’ltéranon de la populatlon et e plan d’echantnllonnage proposes
~anteneurement Les blocs dlagonaux de V" sont Hleitigties 6t dépendeiit’ de X 'Par conisé-
quent, V (4, a X) peut s’exprimer comime -suit:

VBITEX) = Ix® VitBo%Xo), (48)

ou ¥V, (8, 0% X,) est une fonctlon matncnelle No % Nj. En tious servant des équations (1)
et (48), nous pouvons reforimuler K Var(ﬁ) de'la ‘fiicon suivante,

KVar(B)y = (X§Xo) ~'XG Vo Xo( X Xy) ™', 9)
ol ¥, désigne Vo(B, 02; X,). Le meémbre de droite de 1’équation (49) est indépendant de

K et par conséquent, égal a sa limite lorsque K ‘tend vérs I’infini, Considérons maintenant
le membre de gauche de 1’équacion (45).

: -1 9 s . -1
Kvar (8) = (}(X’II"TX) l:]l(X TC:) TX] (.}.(X"H"-TX) . (50)

Pour déterminer les équations (13) et (22), nous avons utilisé 'l’-équat-io'n

1 . . R
plim (J—{X'-H“TX) = X3X,. 51

K=+

Dongc, compte tenu de I’hypothése voulant gue V(8, o2 X) soit une fonction continue, ‘nous
avons
plim ¥, = Vj, (52)

K— oo

ou ¥, désigne V¥, (83, 6% X,). Par lés équations (1), (48) €t (52), nous avons
.1 PN - S N 7 ]
plim —X’T(—) TX = plim ~ E [XO Tk( 0) T,(XO]
Ko K r k- K = P,

- 1 " T .V—‘O | * y
Iim — Xe Tl — §} T.X = XoVoXy. 53
D KEI:Ok(PO)kO:I o VoXo (53)

K=+ P
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Dans I’équation ci-dessus, Py désigne E, (T;e' T;), qui est l]a méme pour tous les k = 1,
..., K. Le dernier signe d’égalité résulte de I’application du théoréme de Khintchine, puisque
les termes de la seconde sommation sur £ sont indépendants et différemment distribués avec
une p-espérance égale & X VX, Enfin, en combinant les équations (50), (51) et (53), nous
obtenons

plim Kvar(8) = (X§Xo) ~'X§VoXo (X5 X0) ™", (54}

K—= oo
ce qui correspond au membre de droite de I’équation (49).

6.2 Echantillonnage stratifié

Ici, le calcul de la matrice 7( ¥/P) T est fait pour un cas particulier: 1) les perturbations
sont distribuées suivant une loi normale et 2) le plan d’échantillonnage est fondé sur une
stratification endogéne de telle maniére que la probabilité d’inclusion ; de I’élément { de
la population est uniquement fonction du i-2me élément de y, par exemple de y ;). Ainsi,

T =S (Vi) (55)

pour i = 1, ..., N. A titre d’exemple, prenons I’échantillon stratifié qui est illustré a la figure
1. Le plan d’¢chantillonnage, en I'occurrence, comprend trois strates. Les éléments de la
strate médiane sont ceux pour lesquels la probabilité d’inclusion est la plus élevée. La figure
2 illustre la fonction f correspondante.

S
3

0 >
I | g
L, L

Figure 2. Fonction de probabilité f correspondant a la figure 1.

D’une maniére générale, supposons H strates, désignées respectivement 2 = 1, ..., A.
Définissons Ly, L,, ..., Ly comme les bornes de ces strates. Normalement, Ly, = — oo et
Ly = +oo. Posons m(, comme la probabilité d’inclusion des éléments de la population
dans la strate A. De fagon plus formelle, la fonction f(-) est telle que f(y) égale 7, si
L,_ = y < L, Dans la pratique, on connait habituellement les valeurs de w4, et de L,
puisque le plan de sondage utilisé en dépend,
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Dans I’échantillonnage stratifié, la probabilité d’inclusion de n’importe quelle paire
d’éléments d’une population qui n’appartiennent pas 4 la méme strate (probabilité d’inclu-
sion du second ordre) est égale au produit des probabilités d’inclusion respectives de ces
éléments (probabilité d’inclusion du premier ordre}: ’inclusion du premier élément et 1’'in-
clusion du deuxiéme élément sont des évenements indépendants. Cette régle s’appligue d peu
prés identiquement a n’importe quelle paire d’éléments d’une population qui appartiennent
4 la méme strate. Ainsi, les éléments non diagonaux de P sont approximativement égaux
aux éléments non diagonaux de ITui ' II. Comme précédemment, P et IT ont la méme diagonale.
Donc, d'une maniére approximative,

P =TI -1 + 1. (56)
Alors

V = E;[diag(e)ee” — 1 + I~ "ydiag(e) )
= E;[ec’ — diag? (¢) + diag?(¢)1I™'] = E; [diag®(e)I17'], (57
compie tenu de I’hypotheése (4). Dans le cas présent, V est donc une matrice diagonale. Alors

T(;—:)T= T~ 'E; [diag? ()T, (58

qui est aussi une matrice diagonale. Considérons maintenant un élément i de la population,
qui appartient a I’échantillon. Alors, en appliquant 1’équation (58) et en supposant une
distribution normale des perturbations,

v 1 2
[T(—) T] — E — j ¢ (£,8%) elde;
P ii Tii h=1 TI'U,) .

~2 H-1
=1{L > (L_ ! )qv[(L,,—x,-'é)/a]] (59)

T(H) =t AT T+

Dans I'équation précédente, ¢(-;4°} désigne la fonction de distribution d’une Loi normale,
de moyenne nulle et de variance §2. La fonction ¥(-) est définie

X

¥(x} = S el elde = &(x) — xp(x;1), (60)

ol ® () représente la fonction de distribution d’une Loi normale centrée réduite. Pour en
arriver a I’équation (59), nous avons utilisé¢ ¥ (Lg) = Qet ¥ (Ly) = 1.

7. REGRESSION SANS MODELE

7.1 Estimateur convergent

Dans cette section, nous nous éloignons du sujet principal de notre analyse pour traiter
de la régression sans modéle. Tout d’abord, disons que la régression sans modéle peut étre
utile lorsqu’on doute de la validité d’un modele linéaire. Se référer a Fuller (1975), qui étudie
la régression sans modéle pour des plans de sondage particuliers. Van Praag (1981, 1982)
examine la régression sans modéle dans le cas d’un échantillonnage répété appliqué a une
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distribution .de probabilité quélcongue. Voir aussi DuMouchel et Duncan (1983). White
(1980b, .section 3) analyse des sujets connexes. En-deuxiéme lieu, disons que l'estimateur
par.régression-d’un agrégat dela population repose surla régression sans modéle. Consulter
des .ouvrages comme -celui de ‘Cochran.(1977), les comptes rendus de Nathan (1981) et de
Smith (1981) et 'ouvrage de Bethlehem et Keller (1983).

1:a régression sans modéle sert .4 -estimer le vecteur -des ‘paramétres d’une population

b=1(X'X)"'X'y, (61)

en*absence d’hypothéses concernant la distributien-de probabilité de y. En fait, X et y sont
-considérées "une-et 1> autre«comme-des variables non aléatoires. En outre, on utilise le méme
‘mode d'itération .que .dans la section 2, c’est-a-dire,

X = (8 X, (62)
et
¥ = 1@y, (63)

-0l Y, -désigne -un wvecteur fixe de -dimension N, Comme précédemment, les K iatrices
«diagonales T, (k = 4, ..., X) sont .indépendantes et identiquement distribuées. Comme dans
lasection 2, elles décrivent 1’échantillon. 1:ies:matrices T constituent la matrice T. Aucune
autre hypethése n’est faite sur la «istribution de T.

Nous pouvons .démontrer assez facilement, un peu-comme nous I’avons fait dans la sec-
tion 2, que "estimateur pondésé |5 définien (7) est un estimateur convergent de & défini par
T’équation {61). Voir aussi Jénrup et Rennermalm -(1976), .qui identifient 4 comme un
-estimateur ‘‘approximativement sans biais’’«de b, et Van Praag (1982, Section 4d), qui analyse,

~dans le contexte de la régression :sans modele, le ““biais «1ii 4 1a sélection’’ lorsque les pro-
‘babilités d*inclusion sont connues.

‘Comme «dans la section 4, il s’ensuit que la variance asymptotique de 8, désignée par

Vargy(i3), est définie de 1a facon suivante pour la régression sans modéle.

Vargw () = (X' X)X vX(x'x) ", 64)

Notons que
e=7y — Xb, (65)
V = diag ()T ~'PT ~diag (e), (66)

et.que P-est .défini-comme dans I*équation (29). De plus, 1’équation (66) différe de I’équation
(28) par 1'élimination de la f-espérance et la substitution de e A ¢. .
T serait intéressant de reformuler Vargy(f3) comme nous 1’avons fait pour Var(3) dans
1a section 5. Pour cela, nous wtiliserons
X'e=0, 67)

qui découle directement des équations (61) et (65). Ainsi, Vargy(f) peut étre reformulée
comme suit

Vargy (8) = (X' X) ~'X"diag(e) (11 7'PIT ! — v diag () X (X' X) ~!
+ (X'X) X e’ X(X'X) !

(X'X) T'X'diag (e) (II"'PIT~! =" Ydiag (e) X (X' X) ~ . - (68)
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Le dernier membre de I’équation (68) correspond & la p-composante de la variance définie
par I’équation (37). Nous pouvons en conclure que, dans la régression sans modeéle, la variance
de I’estimateur des coefficients de régression est constituée uniquement de la p-composante,
la £-composante étant éliminée.

Enfin, sur la base des commentaires exprimés a la fin de la section 5, signalons que le
dernier membre de I’équation (68) peut étre exprimé comme suit,

X'xX) 'cx !, (69)

ol la matrice T est la p-variance-covariance des totaux de ligne de X’diag(e). Binder (1983,
section 4) en arrive a4 la méme conclusion mais selon un raisonnement différent.

8. ANALYSE

Cette section présente des considérations d’ordre pratique sur I'utilisation de poids dans
I’analyse de régression. Nous allons examiner briévement plusieurs raisons qui justifient
I'utilisation de poids dans ce genre d’analyse, en égard A ce qui a été traité dans les sections
précédentes..

En premier lieu, signalons qu’il peut y avoir une grande différence entre une régression
pondérée et une régression non pondérée. Cela est particuliérement vrai lorsque les unités
étudiées sont des entreprises commerciales, soit des exploitations agricoles, des entreprises
industrielles ou tout autre genre d’entreprises commerciales trés différentes au point de vue
du nombre d’employés. Au Bureau central de la statistique des Pays-Bas, par exemple, le
nombre d’employés est un critére de stratification standard dans les plans d’échantillonnage
appliqués aux entreprises commerciales, ce qui crée une trés grande diversité de probabilités
d’inclusion, les grosses unités ayant relativement plus de chances d’étre choisies. Dans les
études on la variable endogéne est ’emploi, le plan de sondage est nécessairement endogéne
et, de ce fait, exige une régression pondérée, par laguelle les grosses unités ont des poids
peu é€levés.

En deuxiéme lieu, lorsque I’analyse de régression porte sur des unités qui différent beaucoup
par leur taille, I’hétéroscédasticité des résidus pose un probléme majeur. Il faut alors recourir
a la régression pondérée, de méme que nous 1’avons fait dans la section 2 & cause de ’exis-
tence d’un plan endogéne. On attribue alors des poids peu élevés aux grosses unités.

Enfin, la troisiéme raison qui justifie la pondération des données d’échantillon concerne
la régression sans modéle, qui a été analysée dans la section 7, Dans ce cas, les poids sont
du méme genre que ceux définis dans la section 2.

En définitive, il ne semble y avoir aucune raison qui empéche d’incorporer le plan de
sondage 4 1'analyse de régression.

9. CONCLUSION

Cette étude nous a permis d’analyser I'estimation d’un modéle de régression au moyen
de données d'une enquéte par sondage. Nous avons étudié, plus particuliérement, les échan-
tillons prélevés a I’aide d’un plan de sondage endogéne, par exemple des échantillons stratifiés
¢n fonction de la variable endogéne. Nous avons vu dans ce ¢as que la pondération des
observations de I’enquéte par I’inverse de la racine carrée des fractions de sondage produisait
un estimateur convergent. La notion de convergence appliquée ici est une version modifiée
de la notion proposée par Brewer (1979). Nous avons défini la variance asymptotique de
I’estimateur de méme qu’un estimateur convergent de cette variance, celle-ci étant la somme
d’un élément lié a I’échantillonnage et d’un élément lié au modéle.
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Nous avons aussi considéré la régression sans modéle, laquelle exige la méme pondéra-
tion que la stratification endogéne. Dans ce type de régression, la variance de Pestimateur
des coefficients de régression n’est formée que de I'élément 1ié a I’échantillonnage, celui lié
au modele étant éliminé.

Enfin, T-ous avons présenté des considérations d’ordre pratique sur la pondération des
données.
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Analyse typologique des activités de la vie quotidienne
a partir de ’Enquéte sur la santé et I'incapacité au Canada’

D.A. BINDER et G. LAZARUS?

RESUME

L’Enquéte sur la santé et I'incapacité au Canada, enquéte supplémentaire 4 I'Enquéte sur la popula-
tion active du Canada en octobre 1983, a permis de recueillir des données sur les personnes invalides
4 |'aide d’un questionnaire de sélection et d’un questionnaire supplémentaire remis uniquement aux
personnes sélectionnées. Les données tirées du questionnaire de sélection, qui couvrait un ensemble
d’activités quotidiennes, ont servi a grouper les répondants selon des caractéristiques identifiables. Les
auteurs décrivent les groupes de répondants et analysent les méthodes utilisées pour former ces groupes.
lls proposent également une échelle <I'incapacité partiellement ordonnée.

MOTS CLES: Echelle d’incapacité; analyse discriminante.

1. INTRODUCTION

Des efforts considérables ont éié faits pour mieux connaitre la population des personnes
handicapées. Ces efforts se sont traduits surtout par 'élaboration de méthodes permettant de
repérer cette population et par ’analyse de données d’enquéte visant 4 faire mieux comprendre
les divers aspects de ’incapacité et 4 metire au point des mesures efficaces du degré d’in-
capacité. Citons, a titre d’exemple, ’ouvrage de Dolson ef cofl. (1984) et celui de Raymond
et cofl. (1981). Cet article décrit I’élaboration d’une méthode préliminaire visant 4 tracer un
profil plus juste de la population souffrant d’incapacité au Canada. Nous nous livrons, en
particulier, & une analyse typologique fondée sur les résultats de nombreuses analyses
discriminantes.

La section suivante contient des renseignements sur I’Enguéte sur la santé et I’incapacité
au Canada. Dans la troisieme section, nous décrivons la formation des grappes. La quatriéme
section porte sur la caractérisation de ces grappes tandis que la section § contient une analyse
de leurs caractéristiques. Enfin, la section 6 sert de conclusion.

2. RENSEIGNEMENTS GENERAUX

Devant I’absence de données sur les personnes handicapées au Canada, Statistique Canada
a mis en oeuvre un programme visant a créer une base de données sur I’incapacité. L’Enquéte
sur la santé et I'incapacité au Canada (ESIC) a été intégrée comme supplément 4 ’Enquéte
sur la population active du Canada (EPA} en octobre 1983 et juin 1984. Dans les deux
cas, des questionnaires distincts avaient été prévus pour les enfants et pour les adultes.
Dans I’enquéte d’octobre, le questionnaire réservé aux adultes devait &tre rempli par toutes
les unités de [*échantillon de I’EPA (la base de sondage comprend environ 97% de toute
la population canadienne 4gée de 15 ans ou plus). Dans 'enquéte de juin, le questionnaire
réservé aux adultes visait uniquement les personnes de 15 4 64 ans qui demeuraient dans une

! 1l s’agit ici d’une version révisée de Iarticle qui a été présenté a la réunion de I'ASA, Social Statistics Section
a Las Vegas en aoiit 1985.

2 D.A. Binder et G. Lazarus, Division des méthodes d’enquétes sociales, Secteur de Pinformatique et de la métho-
dologie, Statistique Canada, 4 étage, Immeuble Jean-Talon, Parc Tunney, Ottawa (Ontario), Canada, K1A 0T&.
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des six provinces les plus faiblement échantillonnées en octobre (c.-a-d. Terre-Neuve,
Tle-du-Prince-Edouard, Nouvelle-Ecosse, Nouveau-Brunswick, Manitoba et Saskatchewan).
Les enfants de toutes les provinces étaient visés lors des deux occasions d’enquéte.

Cet exposé porte essentiellement sur les données qui ont été tirées du questionnaire des
adultes de I’enquéte menée en octobre 1983, Cette enquéte a permis de recueillir les réponses
de 92,945 adultes, répartis dans environ 47,000 ménages.

2.1 Questionnaire
2.1.1 Questions de sélection

L’Enquéte sur la santé et 'incapacité au Canada comportait un questionnaire de sélec-
tion visant 4 former un échantillon de personnes aptes a répondre & un deuxiéme question-
naire. Le questionnaire de sélection comportait dix-neuf questions, dont dix-sept portaient
sur des activités quotidiennes, une sur les limitations d’activités et la derniére sur ’existence
d'un handicap mental. Les activités quotidiennes {A.Q.) sont un ensemble d’activités qu'une
personne accomplit dans la vie de tous les jours. La série d’activités utilisée ici est une variante
de celle qui a été établie par I’Organisation de coopération et de développement économique
(OCDE) et est utilisée dans plusieurs autres pays.

Tableaun 1
Activités quotidiennes

N° de

question Description Catégoric

AlQ Marcher sur une distance de 400 métres Mobilité

All Monter et descendre un escalier Mobilité

Al2 Transporter un objet de 5§ kg sur 10 métres Mobilité

Al3 Se déplacer d’une piéce 4 une autre Agilité

Al4 Se tenir debout pendant de longues périodes Mobilité

AlS En position debout, se pencher pour Agilité
ramasser un objet

Al6 S’habiller et se déshabiller Agilité

Al7 Se mettre au lit et sortir du lit Agilité

Alg Se¢ couper les ongles d’orteils Agilité

Al9 Se servir de ses doigts pour saisir Agilité
ou manier un objet

A20 Etendre le bras pour prendre quelgue chose Apilité

A2l Couper ses aliments Apilité

A22 Lire les caractéres d’un journal Vue

A2l Voir clairement la figure de quelqu’un Vue
d’un bout a "autre d’une piéce

A24 Entendre ce qui se dit au cours d'une Ouie
conversation avec une autre personne

A25 Entendre ce qui se dit au cours d’une Ouile
conversation avec au moins deux autres
personnes

A26 Parler et &tre compris Elocution




Techniques d’enquéte, décembre 1986 147

Les A.Q. sont énumérées dans le tableau 1, ol 'on trouve également le numéro des ques-
tions correspondantes ainsi que les catégories auxquelles ces activités appartiennent. Deux
A.Q. ont trait & des troubles auditifs, deux a des troubles de la vue, quatre & des troubles
de mobilité, une a des troubles d’élocution et les huit autres i des troubles d’agilité.

Les questions de sélection relatives aux activités quotidiennes étaient libellées de la fagon
suivante: (A20), par exemple, ** . . . éprouve-t-il (elle) des difficultés 4 étendre le bras pour
prendre quelque chose?” La question relative aux limitations d’activité (A27) demandait
si la personne était limitée dans le genre ou la quantité d’activités qu’elle pouvait faire
4 la maison, au travail ou a I’école & cause d'une affection ou d’un probléme de santé
chronique. La derniére question de sélection (A28) demandait si la personne souffrait d’un
handicap mental.

Il convient de souligner que I'enquéte visait seulement les personnes souffrant d’une
affection ou d’un probléme de santé chronique, c’est-a-dire qui dure depuis plus de six mois
ou est censé durer plus de six mois (a ’exclusion d’une grossesse). Une personne était con-
sidérée comme invalide si elle éprouvait des difficultés & accomplir au moins une des activités
quotidiennes, si elle était limitée dans une activité quelconque ou si elle souffrait d’un handicap
mental. (Dans ce dernier cas, il fallait une réponse par personne interposée.}

2.1.2 Questions supplémentaires

Les questions supplémentaires étaient réservées aux personnes sélectionées par le ques-
tionnaire de sélection. Une des questions supplémentaires visait 4 déterminer si [a personne en
question était totalement incapable d’accomplir la ou les A.Q. qu’elle avait indiquées &
I’étape de la sélection. Les autres questions supplémentaires concernaient les points suivants:
nature de I’incapacité (troubles de la vue, troubles auditifs, troubles d’élocution ou de
mobilité); problémes liés 4 I’aptitude au travail ou au lieu de travail; obstacles a la formation
et disponibilité de services éducatifs spéciaux; probléemes liés au déplacement sur de courtes
ou de longues distances et probléemes liés au domicile de la personne handicapée et aux
installations spéciales. A I’aide des réponses & ces questions, il était possible d’analyser
les caractéristiques des grappes ou de construire un indice du degré d’incapacité (voir Lazarus
1985a, 1985b).

3. GRAPPES

Dans cette section, nous décrivons la méthode de formation des grappes. Cette méthode
a été congue spécialement pour le cas qui nous occupe. Les sections 3.2 et 3.3 fournissent
les détails techniques relatifs 4 cette méthode. Tous les calculs ont été effectués & I’aide du SAS.

3.1 Meéthode

Nous présentons ici un résumé de la méthode de formation des grappes définitives.

a) I'étape de la répartition, ou les 12,907 personnes visées par 'enquéte ont été classées
successivement a 1’aide de PROC €ANDISC;
b} I’étape du regroupement, ou les classes ont été combinées.

En ce qui concerne la premieére étape, la procédure décrite ci-dessous a été appliquée
itérativement. On a tout d’abord regroupé toutes les observations en une seule grappe. A
chaque étape, chacune des grappes existantes a été divisée en deux. Chacune de ces grappes
a fait ’objet d’une analyse canonique, ol les variables non constantes ont servi a tour de
rdle de variable de regroupement tandis que toutes les autres ont servi de variables explicatives.
La grappe a ensuite été divisée en deux suivant les résultats de I’analyse discriminante ayant
produit la valeur F la plus élevée. On s’est trouvé ainsi & maximiser le déterminant de la
matrice des sommes des carrés entre les groupes.
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En ce qui concerne I’étape du regroupement, on a appliqué des critéres subjectifs en se
fondant sur la grandeur de la valeur F, la taille des groupes et la dispersion des observations.
La combinaison des groupes s’est effectuée, en majeure partie, dans ’ordre inverse de celui
de la répartition.

Dans la premiére étape, on s’est servi de données fondées sur des covariances non pondérées,
puis de données fondées sur des covariances pondérées. On a observé que les résultats étaient
essentiellement les m&mes dans les deux cas. On a donc décidé, lors de cette étape, de mettre
de cbté les poids d’échantillonnage de fagon & ne pas accroitre inutilement la complexité
du probléme. De plus, on a estimé que les poids ne constituaient pas un élément important
quant aux caractéristiques des unités en grappes; ils sont toutefois essentiels a I’évaluation
et a I’analyse.

3.2 Description

L’analyse typologique a permis de grouper les personnes handicapées en fonction de
profils comparables mais pas nécessairement identiques. Pour les besoins de notre étude,
le profil d’un répondant était établi & partir des réponses fournies par cette personne
aux 17 questions relatives aux activités quotidiennes (oui, éprouve des difficultés/non,
n’éprouve pas de difficultés), de la réponse fournie a la question portant sur la restriction
de mouvement dans certaines activités {oui/non) et de la réponse i la question sur 1’existence
d’un handicap mental.

Le tableau 2 expose en détail les grappes définitives. Les symboles “U/*’et “Z”” indiquent
comment ces groupes sont définis. Le symbole ‘U’ signifie que, par définition, toutes les
unités du groupe en question répondent oui & la question correspondante. Le symbole “Z*
signifie que toutes les unités du groupe en question répondent non 4 la question correspon-
dante. Il convient de souligner que six des dix-neuf questions de sélection n’ont pas servi
explicitement a la classification des répondants. Ce sont les questions All, Al3, Al8, A20,
A23 et A24.

4. CARACTERISATION DES GRAPPES

Cette section se propose d’identifier les différentes grappes par sigle. On y présente
les notions de *‘genre d’incapacité’’ et de ‘‘groupe primaire’’, et on y ordonne les grappes
selon le degré d’incapacité.

4.1 Genre d’incapacité

Des valeurs critiques ont été déterminées pour faciliter le classement des grappes. Nous
avons établi ces valeurs en classant les grappes selon le genre d’incapacité et en identifiant
une valeur aberrante de E(NADL) pour chaque genre d’incapacité, E(NADL) étant défini
comme le nombre moyen de cas d’incapacité relevés parmi les dix-sept activités quotidiennes
(A10-A26). En régle générale, on pouvait affirmer qu’une grappe était caractérisée par un
certain genre d'incapacité ou souffrait d’un certain genre d’incapacité lorsque la valeur de
E(NADL) pour ce genre d’incapacité dépassait la valeur critique établie. Par exemple, dans
le cas des troubles de mobilité, on a établi une valeur de E(NADL) pour les activités A10,
All, Al2 et Al4. Le tableau 3 donne les valeurs de E{NADL) pour chaque grappe et pour
chaque genre d’incapacité.

Les grappes ont été désignées par sigle de la fagon suivante, Lorsqu’une grappe souffrait
d’une incapacité quelconque, on incluait la lettre correspondante dans le sigle d’identifica-
tion. Deux grappes qui renfermaient des unités ayant des troubles d’élocution ou souffrant
d’an handicap mental ont été désignées comme ‘‘spéciales’’. Les grappes qui n’étaient pas
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Tableau 2
Résultats de I’analyse typologique
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Tableau 3

Nombre moyen de cas d’incapacité selon le genre d’incapacité

Grappe ‘ Ouie Vue Mobilité Agilité Total
1 1.733 0.657 3.624 5.841 11.855
2 1.717 1.508 3.171 2.170 8.566
3 1.637 0.034 3.274 2.543 7.488
4 [.579 0.016 2.582 0.710 4.887
5 1.596 1.463 0.625 1.21 4,895
6 1.509 0.014 1.091 2,152 4,766
7 1.605 0.3 0.253 0.246 2.117
8 0.012 0.493 3.772 7.203 11.480
9 0.054 1.304 3.643 4.480 9.841

10 0.000 0.005 3.686 5.256 8.947
11 0.006 0.018 3.476 3.319 6.819
12 0.044 1.456 3.445 2.838 7.783
13 0.012 1.427 2.653 0.884 4.976
14 0.009 0.010 3.727 3.178 6.924
15 0.021 0.021 3.776 2.941 6.759
16 0.004 0.000 2.406 1.964 4.374
17 0.000 0.000 2.625 2.083 4.708
18 0.000 0.000 2.890 1.890 4.780
19 0.002 0.005 3.404 0.4%4 3.905
20 0.004 0.007 2.046 0.233 2.290
21 0.026 1.411 0.467 (.852 2.756
22 0.014 0.014 1.088 3.498 4.614
23 0.007 0.008 0.984 1.688 2.687
24 0.000 0.000 0.068 0.352 0.482
25 0.000 0.003 1.685 0.587 2.273
26 0.005 0.007 0.303 0.258 0.573
27 0.003 0.003 0.310 1.170 1.486
28 0.005 0.000 0.172 1.285 1.462
29 0.057 0.065 0.65¢ 0.418 1.190

caractérisées par des troubles de mobilité ou d’agilité étaient désignées par la lettre ““N*’. Ainsi,
les sigles HMAI et HMA2 désignent des grappes dont une forte proportion des éléments
souffrent de troubles auditifs ou de troubles de mobilité ou d’agilité mais ne sont pas atteints
de troubles de la vue. Par ailleurs, le sigle VN1 désigne une grappe dont les éléments souffrent
uniquement de troubles de [a vue.

4,2 Groupes primaires

Les grappes qui partageaient sensiblement les mémes handicaps ont é&té classées par
groupes primaires, a I'intérieur desquels elles pouvaient &tre mieux comparées a [’aide du
facteur E(NADL). Le tableau 4 présente les grappes selon les groupes primaires auxquels

elles appartiennent.
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Tableau 4

Classement des grappes par groupe primaire

Groupe Taille de

primaire Grappe Péchantillon E(NADL) Sigle
HYV (OQuie/Vue) 2 187 §.566 HVMAIL
5 203 4.895 HVN1
H (Ouiz) 1 303 11.855 HMAI
3 355 © 7.488 HMA2
4 311 4.829 HMI
6 289 4.760 HAI
7 1,770 2.120 HNI
V (Vue) 9 56 0.841 VMAL
12 160 7.783 VMA2
13 164 4.976 VM1
21 618 2.756 VNI
8 (Incapacité particulitre) 17 24 4.708 SMAI
24 246 0.482 SN1
MA (Mobilité/Agilité} 8 245 11.480 MAI
10 210 8.947 MA2
11 166 6.819 MA4
14 187 6.924 MA3
15 677 6.759 MAS
M (Mobilité) 16 458 4,374 M2
18 173 4.780 Mi
19 582 3.905 M3
20 857 2.290 M4
A (Agilité) 22 215 4.614 Al
N {(Aucune de ces incapacités) 23 1,164 2,687 NI
25 295 2.273 N2
26 1,923 0.573 N6
27 371 1.486 N3
28 204 1.462 N4
29 494 1.190 N3

4.3 Degré d’incapacité

Une question a laquelle on s’intéresse sur le plan analytique est 1'établissement ¢’un indice

~du degré d’incapacit¢. L’ouvrage de Raymond et cofl. (1981) compte parmi ceux qui ont

déja examiné cette question.

Un indice du degré d’incapacité est utile dans la mesure ot il permet d’établir des compa-
raisons simples entre les degrés d’incapacité dont souffrent les personnes visées par l’enquéte,
L’emploi du facteur E(NADL) dans de telles comparaisons suppose que les genres d’incapacité
sont autopondérés; on remarque, i ce propos, que deux des A.Q. ont trait 4 des troubles
auditifs tandis que quatre se rapportent a des troubles de mobilité. Soulignons de plus qu'un
score unique comme le facteur E(NADL) n’exprime pas le caractére multidimensionnel du
degré d’incapacité.

Dans le tableau 4, les grappes sont classées suivant le degré d’incapacité de leurs unités
respectives a l’1nterleur de chaque groupe primaire. Ce classement intra-groupe est plus con-
forme & I’idée du caractére multidimensionnel du degré d’incapacité que pourrait I'étre un
classement général.
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5. CARACTERISTIQUES DES GRAPPES

Nous appliquons la méthode des composantes principales pour analyser les caractéristi-
ques des grappes qui ont été formées. Raymond ef coll. ont aussi utilisé cette méthode; dans
notre cas, I’analyse repose sur des moyennes de groupes plutdt que sur des individus.

5.1 Méthode

On considére ici un sous-ensemble de personnes visées par I’enquéte pour lesquelles des
renseignements additionnels sont disponibles. Nous avons, notamment, tenu compte des
réponses données a des guestions de la forme: (B101) . . . Est-il (elle) incapable de marcher
sur une distance de 400 métres sans se reposer? Ce genre de question a été posée pour chacune
des A.Q., de A10 & A26. Ainsi, des 12,907 personnes qui faisaient partie de 1’échantillon
initial, 11,412 ont pu étre retenues pour noire analyse. Le reste (1,495 personnes)
a été exclu de ’analyse 4 cause des problémes de non-réponse. Lorsque la personne handicapée
avait indiqué qu’elle était incapable d’accomplir une A.Q. donnée, on inscrivait un ““1°*;
dans le cas contraire, on inscrivait un ““Q",

Les moyennes ont été calculées pour chacune des dix-neuf questions de sélection et des
dix-sept questions supplémentaires, pour chaque grappe. Ensuite, les moyennes établies aux
questions visant & savoir si une personne était incapable d’accomplir telle ou telle activité
ont été multipliées par le rapport du nombre total moyen de *‘oui”” parmi A10 4 A26 et du
nombre total moyen de cas d’incapacité parmi B101 a B261, afin d’obtenir des mesures
cohérentes et d’éviter les problémes de changement d’échelle qui peuvent se produire lors
de I’analyse en composantes principales.

Nous avons déterminé les composantes principales en utilisant les moyennes calculées pour
les dix-neuf questions de sélection et les dix-sept questions supplémentaires comme variables
ct les grappes comme observations, et en pondérant selon les tailles des grappes. Nous avons
ensuite classé les grappes en fonction des scores obtenus 4 chacune des quatre premiéres
composantes principales.

En dernier lieu, nous avons classé les éléments des grappes en fonction des groupes primaires
définis précédemment et calculé les scores moyens obtenus aux quatre premigres composantes
principales pour chacun des huit groupes primaires, les facteurs de pondération étant en
Poccurrence le nombre d'unités comprises dans ces groupes.

5.2 Résultats

Les résultats sont présentés en deux volets. Dans le premier volet, nous analysons les com-
posantes principales et tentons de les désigner par un sigle selon les coefficients de satura-
tion. Nous examinons aussi la composition des groupes primaires en fonction des moyennes
des composantes principales. Dans le deuxiéme volet, nous étudions le classement des grap-
pes selon les quatre premiéres composantes principales.

5.2.1 Composantes

Les quatre premiéres composantes principales pour les dix-neuf questions de sélection et
les dix-sept questions supplémentaires ont expliqué un peu plus que sept huiti¢mes de 1a
variance totale et sembié tout 4 fait convenir aux objectifs de notre analyse.

Les coefficients de saturation de la premiére composante principale sont tous positifs sauf
en ce qui a trait 4 quatre questions (A24, A25 et B241 ont trait a des troubles auditifs tandis
que A28 concerne le handicap mental). Les coefficients négatifs sont proches de la valeur
nulle. La premiére composante principale semble donc étre un indice global de I’état de santé.
Elle explique prés de 66% de la variance totale et est désignée par le terme “GLOBAL"’.
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La deuxiéme composante principale présente des coefficients de saturation négatifs pour
les questions A10, All, Al2, Al4 et Al5. Toutefois, le coefficient pour Al5 est presque
nul. Cette composante présente des coefficients positifs pour les A.Q. qui ont trait a des
troubles d’agilité, de mé&me que pour les A.Q. qui ont trait 4 des troubles auditifs et 4 des
troubles de la vue. La deuxigme composante semble done établir une distinction nette entre,
d’une part, les troubles d’agilité, les troubles auditifs et les troubles de la vue et, d’autre
part, les troubles de mobilité. Elle est désignée par le sigle ‘““AHV/M’’,

La troisiéme composante principale présente des coefficients de saturation positifs pour
les A.Q. qui ont trait a des troubles de mobilité et a des troubles auditifs, et des cocfficients
négatifs pour les A.Q. qui se rattachent surtout 4 des troubles d’agilité ou des troubles de
la vue. Elle est désignée par le sigle “MH/AV™’,

La quatriéme composante principale présente des coefficients de saturation positifs pour
les A.Q. qui ont trait & des troubles de mobilité ou des troubles de la vue ct des coefficients
négatifs pour les A.Q. qui se rattachent surtout 2 des troubles d’agilité. Cette composante
est désignée par le sigle “MV/A™.

5.2.2 Scores moyens

Le tableau 5 donne les écarts moyens entre les scores obtenus aux différentes composantes
principales pour chaque groupe primaire et les scores moyens des 11,412 unités de 1’échan-
tillon pour chaque groupe primaire. Nous sommes maintenant en mesure de vérifier si la
classification incompléte proposée plus haut est conforme aux résultats de ’analyse en com-
posantes principales. Il convient de préciser que les observations suivantes sont fondées sur
les données du tableau 5.

i) En ce qui concerne la premiére composante principale (GLOBAL), ’écart le plus
élevé est enregistré pour le groupe primaire Mobilité/ Agilité tandis que I’écart le plus
faible est enregistré pour le groupe primaire *“Aucune de ces incapacités’. Le groupe
de personnes souffrant surtout de troubles de la vue ou de troubles auditifs est
caractérisé par un écart moyen positif; ¢’est aussi le cas du groupe de personnes souf-
frant surtout de troubles de la vue, En revanche, le groupe de personnes souffrant
surtout de troubles auditifs montre un écart négatif, ce qui signifie que les person-
nes qui ont de la difficulté a entendre ne souffrent généralement pas d’autres in-
capacités. On pourrait &tre porté i dire la méme chose du groupe de personnes
souffrant surtout de troubles d’agilité. On constate en effet que les groupes
Mobilité/ Agilité et Mobilité présentent chacun un écart positif, alors que le groupe

Tableau 3

Ecarts moyens entre les scores de chaque groupe primaire et
les scores moyens totaux obtenus sur chaque composante principale

Ecarts
Groupe Taille de PRIN} PRIN2 PRIN3 PRIN4
primaire I'échantillon  (Global) {AVH/M) (MH/AVY) (MV/A)
Quie/Vue 146 0.68 1.26 0.61 1.06
Ouie 2741 -0.33 0.54 0.81 -0.25
Vue 888 0.30 0.69 -0.76 1.27
Incapacité particuliére 151 -1.02 -0.04 —-0.47 —0.06
Mobilité/Agilité 1311 1.31 —0.33 -0.21 -0.33
Mobilité 1893 0.30 —0.80 0.18 0.33
Agilité 195 -0.19 0.31 ~0.80 -0.78

Aucune de ces incapacités 887 ~1.11 -0.16 —0.41 -0.22
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Agilité présente un écart négatif. Cependant, le résultat observé sur ce dernier groupe est
quelque peu ambigu puisque I’A.Q. portant sur les troubles d’élocution (A26) avait été
incluse parmi les troubles d’agilité, Or, les personnes ayant des problémes avec I’A.Q. A26
font partie du groupe souffrant d'une incapacité particuliére, le groupe présentant un écart
clairement négatif pour la premiére composante principale.

ii) La deuxiéme composante principale établit une nette distinction entre les troubles de
mobilité (— ) d’une part et les troubles d’agilité, les troubles auditifs et les troubles de la
vue (+ ) d’autre part. Comme on pouvait s"y attendre, des écarts positifs sont enregistrés
pour les groupes primaires Ouie/Vue, Ouie, Vue et Agilité, tandis que des écarts négatifs
sont observés pour les groupes Mobilité/Agilité, Mobilité et Aucune de ces incapacités,
L’¢cart enregistré pour le groupe Incapacité particuliére est presque nul.

iii) La troisiéme composante principale établit une nette distinction entre les troubles de
mobilité et les troubles auditifs (+) d’une part, et les troubles d’agilité et ceux de la
vue (—) d’autre part. Cette fois encore, les résultats sont cohérents.

iv) La quatrime composante principale établit une nette distinction entre les troubles de mobi-
lité et les troubles de la vue (+) d’une part, et les troubles d'agilité (— ) d’autre part. Une
fois de plus, les résultats observés sont conformes 3 la construction des groupes primaires.

Tableau 6
Classement des grappes selon différentes échelles
PRIN1 PRIN2 PRIN3 PRIN4
Grappe Sigle (Global) (AHV/M) {MH/AVY) {(MV/A) E(NADL)
2 HVMAIL 9 4 27 28 h)
5 HVNI1 22 2 22 25 12
| HMAL 3 3 24 6 1
3 HMAZ2 10 14 28 10 7
4 HMI1 16 15 29 20 13
6 HAIl 20 8 25 3 15
7 HNI1 29 7 26 9 24
9 VYMAIL 2 : 6 4 23 3
12 VMA2 4 10 7 27 6
13 VM1 13 11 11 29 11
21 VNI 23 5 2 26 20
8 MAIL 1 I 1 1 2
10 MA2 5 20 13 4 4
14 MA3 6 24 16 7 8
11 MA4 7 23 17 8 9
15 MAS 8 28 20 18 10
18 Ml 14 26 19 21 14
16 M2 15 25 18 17 18
19 M3 11 29 23 24 19
20 M4 18 27 21 22 22
22 Al 17 9 3 2 17
23 NI 21 17 6 s 21
25 N2 19 22 10 16 23
27 N3 24 19 15 12 25
28 N4 28 12 9 11 26
29 N5 25 16 12 15 27
26 N6 26 18 8 14 28
17 SMAI 12 21 14 19 16
24 SNI 27 13 5 13 29
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5.2.3 Echelles

Le tableau 6 donne ’ordre de classement des grappes selon les scores obtenus aux quatre
premiéres composantes principales et le facteur E(NADL). 11 convient ici de rappeler que
les coefficients de saturation des composantes sont fondés sur 11,412 cas et sur les réponses
fournies aussi bien dans le questionnaire supplémentaire que dans le questionnaire de sélec-
tion, tandis que le facteur E(NADL) est fondé sur 12,907 cas et sur les réponses fournies
dans le questionnaire de sélection uniquement.

Le classement des grappes selon les composantes principales §’est effectué de la fagon
suivante. En ce qui concerne la composante représentant un indice global de I’état de santé
(GLOBAL), les grappes ont été classées par ordre décroissant selon leur score. En ce qui
concerne la deuxiéme composante principale (AHV/M), les grappes caractérisées par des
troubles de mobilité se trouvent surtout vers le bas de I’échelle tandis que les grappes
caractérisées par des troubles d’agilité, des troubles auditifs ou des troubles de la vue se trou-
vent surtout vers le haut de I’échelle. En ce qui a trait a la troisiéme composante principale
(MH/AYV), les grappes caractérisées par des troubles de mobilité ou des troubles auditifs se
trouvent surtout vers le bas de 1’échelle tandis que les grappes caractérisées par des troubles
d’agilité ou des troubles de la vue figurent surtout vers le haut de 1’échelle. Enfin, les grap-
pes caractérisées par des troubles d’agilité viennent avant les autres sur 1’échelle MV/A de
la quatri¢éme composante principale. Etant donné la bipolarité des trois derniéres composantes,
nous avons di déterminer arbitrairement une base pour I'échelle d’incapacité. Comme la
grappe 8 présentait un facteur E(NADL) trés élevé, nous avons décidé de placer cette grappe
4 la téte des quatre autres échelles.

Le rang de la plupart des grappes vari¢ beaucoup selon les échelles. Ces variations refle-
tent la nature des critéres en fonction desquels les échelles ont été définies. [.a premiére com-
posante principale, qui offre un indice global de I’état de santé, est peut-&tre le mode de
classement des grappes le plus approprié. Premiérement, cette composante englobe les don-
nées qui ont été recueillies 4 I’aide du questionnaire de sélection et qui ont servi a la déter-
mination du facteur E(NADL). C’est pourquoi les échelles GLOBAL et E(INADL) présentent
a peu pres le méme ordre de classement. Le fait que cette composante englobe aussi les don-
nées recueillies au moyen du questionnaire supplémentaire nous porte a croire que [’échelle
GLOBAL est supérieure & des échelles telles que E{NADL). Pour le bénéfice du lecteur,
signalons que les vingt-neuf grappes ont toutes été classées et que feur classement initial dans
le tableau 6 a été établi en fonction des groupes primaires. Les données relatives & ces groupes
n'ont toutefois pas servi a I’analyse en composantes principales.

6. CONCLUSIONS

Suivant les réponses fournies dans le questionnaire de sélection de I’enquéte, les person-
nes visées ont été classées par grappe selon des caractéristiques communes. Les grappes ont
ensuile été classées en fonction des données contenues dans le questionnaire de sélection (classe-
ment incomplet fondé sur la valeur de E(NADL) et présenté dans le tableau 4) et, en dernier
lieu, en fonction des données contenues dans le questionnaire de sélection et le questionnaire
supplémentaire (échelle GLOBAL présentée dans le tableau 6). On estime actuellement que
I’échelle GLOBAL représente le mode de classement le plus approprié parmi toutes les échelles
analysées dans cette étude. Nous pouvons par ailleurs prétendre qu’il est impaossible, a I’heure
actuelle, de définir un indice unique du degré d’incapacité; en fait, cet indice devrait étre
quadridimensionnel pour tenir compte des quatre composantes principales.
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La désaisonnalisation additive et la désaisonnalisation
multiplicative en présence de varigtions rapides
de la tendance-cycle!

GUY HUOT et NAZIRA GAIT?

RESUME

La désaisennalisation d'une série temporelle n'est pas une procédure simple, en particulier lorsque le
niveau d’une série a presque doublé en un an, La récession de 1981-82 a eu un fort impact trés brusque
non seulement sur la structure des séries; mais également sur l'estimation de la tendance-cycle et de
la composante saisonnidre & 1a fin de la sétie’ Des problémes de desalsonnahsauon sérieux peuvent se
poser On peut citef comme exemple la sélection du mauvais modéle de decompomtton qui peut se
traduire par ufl Sous-ajustemient des mois & saisonnalité élevée et par un sur-ajustement dans le cas des
mois a saisonnalité faible. Ce modele peut également donner un faux point de retournement. Les auteurs
analysent ¢és déilix aspects de I'interaction entre une récession grave et la désaisonnalisation.

MOTS CLES' Modéles de décomposition; ARMMI; refations avance-tetard.

1. INTRODUCTION

Les anniée§ 1981 ¢t 1982 ont éfé des dfinées atypiqies afféctées par une grave récession.
Cette derniére a eu un effet pfofo'nd sur Pévolution et la structure des séries temporeiles
économiques et par conséguent sur leur désaisonnalisation: Les séfies désaisonnalisées sont
nécessalres pour poser le dlagnostlc de la sante soc1o econOmlque d'un pays A leur tour, les
sions dans les secteurs prlvé et public. Cetté récession par conséquent souléve un grancl nom-
bre de quesnons On peut en conclure trés vite qu'un examen de la désaisonnalisation s'ifnpose.

Les séries teferites ich sofit: les dernandes de prestations initialés ef rénouvelées regues (presta-
tions d’assurance-chdmage) et les bénéficiaires. Il est difficile de voir comment leur tendance
et teur cycle évoluént lorique ces $érie$ sont confaminées par la saisonnalité, 4 savoir, ici, les
facteurs climatigués et institufionnels infra-annuels. La désaisonnalisation permet de mieux
détecter les tendances fondamentales telles que les points de retournement et %évolution de
Pétat actuel de I'¢conomie; o

On se propose dans cette communication d’analyser certains aspecis de I'interaction entre
une récession grave et la désaisonnalisation. En une seule année, en 1981, cette récession s'est
traduite par prafigiiement 1¢ doublement du noribre de Bénéficiaires. Une forte atigmenta-
tion aussi brusque souléve des questions & propos de la structure de la série, le choix du modele
de décomposition X-11-ARMMI, la détermination dés points de rétournement i la fin de la
série et P'utilisation des prévisions ARMMI pour la désaisonnalisation.

Dans la section 2, on examine deux importantes conséguences de I'emploi d’un mauvais
modeéle de décomposition, & savoir un sur-ajustement et un sous-ajustement systémanques
des séries et la possibilité d’obtenir un faux point de retournement a la fin de la série. A la
section 3, on utilise la relation avance-retard enfre les séries des demandes de prestations et
des bénéficiaires pour aider a la désaisonnalisation de cette derniére série.

| Cette communication a été présentée A la 1435 réunion annuelle de I'American Statistical Association, Las Vegas,
Nevada, 198S.

2 Guy Huot, Division des séries chronologlques recherche et analyse, Statistique Canada. N. Gait, Université de
Sao Paulo, Brésil, en visite 4 Statistique Canada au moment de la rédaction.
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Les prévisions ARMMI aident en général a réduire 1a révision des coefficients saisonniers
et peuvent aider & mieux identifier les points de retournement a la fin de la série. Cette ques-
tion sera abordée 4 la section 4.

2. MODELES DE DECOMPOSITION POUR LA DESAISONNALISATION

La plupart des séries des demandes de prestations et des bénéficiaires ont des caractéristi-
ques semblables, aussi avons-nous décidé d’étudier une série de demandes de prestations et
une série de bénéficiaires qui peuvent clairement illustrer quelques-uns des problémes pro-
pres 4 la désaisonnalisation en récession grave. Il convient de noter que les résultats de notre
analyse sont également valides pour une brusque et forte expansion au sein de I’économie.
C’est la brusque ¢t importante variation du niveau cle la série entrainée par la récession ou
par Pexpansion qui est importante.

Le programme X-11-ARMMI (Dagum 1980) servira 4 la désaisonnalisation de ces séries.
Le programme est appliqué & Ia série des demandes de prestations et a celle des bénéficiaires,
et utilise les données a partir de janvier 1973 et mai 1973 respectivement jusqu’en février 1983,

Le programme X-11-ARMMI donne trois modéles de décomposition pour V'estimation
des composantes des séries temporelles. Le programme suppose une relation additive entre
les composantes

0, =TC, + S, + I, (2.1)
ou multiplicative
0, = TCS/, (2.2)
ou log additive
log O, = logTC, + log S, + log I, 2.3)

ou O désigne la série observée et brute; TC est [a tendance-cycle, § et 7 sont les composantes
saisonniére et irréguliere et 7, le temps.

La désaisonnalisation consiste & supprimer la variation saisonniére S, des données brutes
O, ce qui donne une série désaisonnalisée, consistant en TC, et /,. Afin de savoir si une série
donnée contient une forte saisonnalité et, dans I’affirmative, si un modéle additif ou
multiplicatif donne le meilleur ajustement, il est possible d’effectuer un test de présence de
saisonnalité et un test de modéle sur les séries (Higginson, 1977). Le premier test révéle que
les deux séries contiennent une trés forte saisonnalité. Selon le deuxiéme test, le modéle
multiplicatif ajuste mieux la série des bénéficiaires, lorsqu’on le teste pour la période mai
1975 - juin 1981. Lorsque la série est prolongée jusqu’en février 1983, en prenant en compte
I’'impact de la récession, le modele additif donne un meilleur ajustement. Par contre, le test
du modtle ne favorise ni le modele additif, ni le modéle multiplicatif, pour la série des
demandes de prestations.

On ajuste habituellement la série en utilisant un seul modéle, mais la figure 1 présente
la série des bénéficiaires, corrigée par les deux modéles, mais sans I’option ARMMI. En 1980
et 1981, la différence entre les corrections additive et multiplicative a été petite par rapport
a la différence observée en 1982,
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Figure 1. Bénéficiaires

Le modele multiplicatif suppose que Ia variation saisonniere est proportionnelle au niveau
de la tendance-cycle. En 1982, I’amplitude saisonni¢re n’a pas augmenté de cetie fagon. Par
conséquent, I’emploi du modéle multiplicatif se traduira probablement par une surestima-
tion de cette derniére entre juin et novembre, qui sont les mois 4 saisonnalité faible. Comme
le montre la figure 1, en sous-estimant le nombre de bénéficiaires saisonniers, le modéle
multiplicatif a considérablement surestimé le nombre de bénéficiaires désaisonnalisés. L’in-
verse est également vrai.

Le modeéle additif, par contre, ne suppose pas que les composantes de la série évoluent
de fagon proportionnelle. La figure 1 confirme que la tendance-cycle a augmenté, tandis
que ’amplitude saisonniére est restée constante. Le modéle additif fournit par conséquent
la meilleure désaisonnalisation. 11 a donné de meilleurs résultats en 1982 que le modéle
multiplicatif, et il est acceptable en 1980 et en 1981.

Au milieu de ’année 1982, il n’était pas facile de dire lequel des deux modeles, I’additif
ou le multiplicatif, ajusterait le mieux la série des bénéficiaires. Comme cette série a été ajustée
de facon multiplicative jusqu’en juin 1981, on pourrait normalement continuer de le faire
en 1982. En 1982, y a-t-il eu des indices ou des preuves révélant que le modele multiplicatif
ne convenait plus?
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L’a‘cce‘ptatibn‘* o Ie rejét d’un: modele, dars le conteste d*une forte et brusque variation:
du niveau d’une série; doif visiblémént reposer sur uné‘arialyse poussée'des dorinées: L éniserii-
ble de statistiques du contrdle de la quahté inclis dans le programrmie X-11 ARMMT n’est
pas destiné & détecter ce genre de probléme daiis [e modeéle. Dans cetfe expérlence avec le
modeéle multlphcatlf aucune des dix statlsthues de controle 1nd1v1duelles n’a fonctl()nne
Cependamu le: test F de presence de saisonnalité moblle a révélé [a presence d’uné saisem-
nallté meblle crolsSante en 1982 dany Iés: ra 'os- finals ST now modlflésv

En plus’d’un Sur- a;ustement &t d™un' $ous- ajustement systemathues dié [ série;, une dutee’
consequence de Pemplor d? ur fiduvais modéle de décomposnmn est la possibilité d*Gbtenis
urr point d¢ fetélrnément faux &[4 firt dé Ta séiie

Supposoris G un point de' reféurriement eyeligue se produit si i sétie’ désaisennalisée fait
ressortir ury chian emgnt' de direction qui persiste’ pefidant aul moiny cmq; méis. Une fois que
13 série des béné aires a éi¢ désalsonnahsce de facon: m‘ultlpllcatlve [a figure I eévele Ia
présence’ possible d’un point d¢ retouriienient vers Ié mois d’octobre 1‘982 lorsepie [a tenv
dancé i la Kausse deviént brusquemenit une teridance A [4 baisse: Ce pomt de retourmemennt
semble conflrmé' lorsque la série ge termmant efi: décembre 1982 est proloﬂgéé d’urd migis.
La sérié desaJsonnal:sée de fagon: additive, par conitre, n¢ fiit reSSoTtiF aucui: pomt d¢ fetourne:
ment. Les déiik résultats sont done edntradictoires. Aifisi; eu bien: le modele multlphcatlﬁ
mdlque un faux point de tetournerment, ou Bigi le modele additif mangue’ ¢e desiiies -

I ’est pas §i fagile de mantrer que’le modéle ml.lltlpllcatlf a 51gnalé un fauk poinit de feteuriie-
ment. Le fhiodele mu[tlpllcatlf dcréé un DOlnt de fetGurnemient vers octobre f982 Le tableai |
révele qu’a trés court térme, 13 fiisé a jour de la série n*efface pds ce point de retournement.-

Tableau 1
Série des benéficxalres desalsonnahsée de fagon muluphcatwc
(rilfiers, juillet 1982 = février 1983y

D L L N S VS Y

Juillet Ao}:it’ ) Sept. 0. Nowv. Dée. Taniv. Fév.
124 131 140

124 130° 140 142

124 130 46 141 141

124 130 140 142 38 131

123 130 140 142 141 131 121

123 129 139  i42 141 134 121 123

3. RELATION AVANCE-RETARD ENTRE LA SERIE DES DEMANDES DE
PRESTATIONS ET LA SERIE DES BENEFICIAIRES

Les indicateuts avancés sont sénsibles a I’évelution de la conjericture. I s ‘agit de mesures
des attentes ou des nouveaux engagements, et commie fels, ils donnent une indication préliminaire
des changements attendus dans la tendance-cyele des 1nd1cateurs comeldants et retardés
la série des benéficiaires. La perfofmance des 1ndlcateurs désaisonnalisés peut étre testée &
partir des ctitéres de Klein et Moore (1982). Les deux sériés satisfont & ces eritéres: D’dbord;
Ia corresporidance entré€ les $éries esi de Ui & vri; o’est-a-dire que le nombré de eycles est
le mémie dans chaque séiie. Ensune, il v a uniformité de penode les demandes de presta-
tions éfant toujours én avance. Ernifin, il sagit dé séties mensueiles qui s01it colirantés, ou
A jour. Par conséquent, la série des defiiarides de prestatioinis va probablement prédire une
variation & la hausse ou a la baisse de la tendaiicé de [d série des bénéficidires.
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Figure 2. Demandes de prestations et bénéficiaires. Le nombre de bénéficiaires a été divisé par
trois afin de rendre compatible I’échelle cles deux séries.

La relation avance-retard entre les deux séries peut aider 4 la désaisonnalisation de la série des
bénéficiaires, Elle réduit 1a probabilité de considérer par erreur un retournement irrégulier comme un
point de retournement cyclique. La figure 2 montre que septebre 1982 est un point de retournement
dans la série des demandes de prestations désaisonnalisée de fagon multiplicative. C'est également le
cas de la désaisonnalisation additive de la série. Comme les corrélations recoupées entre les deux séries
font ressortir une relation avance-retard de cinq a six meis, le point de retournement de septembre
1982 de la série des demandes de prestations signifie que le modéle multiplicatif appliqué 21 la série
des bénéficiaires a signalé un faux point de retournement vers octobre 1982, Cependant l'indicateur
avancé prédit un point de retournement vers mars 1983 dans la série des bénéficiaires,

4. EXTRAPOLATIONS ARMMI

tlculu_:r des po,l_r;_t_s de retou_rnemcnt, ala f;n g:lg l_a sgng _(Dagum 1979). L analyse préscn;ée
dans les sections précédentes repose sur des données désaisonnalisées sans I'option ARMMI.
Dans la présente section, nous allons nous attacher a I'utilisation des prévisions ARMMI
comine variable qui peut fournir une identification précise des points de retournement.
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Le programme automatique X-11-ARMMI se déroule comme suit:

1. Trois modeles univariés ARMMI de la forme multiplicative générale (p,d,q) (P,D,Q);
(Box and Jenkins 1970) sont ajustés a la série mensuelle ou trimestrielle qui doit &tre
désaisonnalisée. Les modéles sont

(0)131) (0)111)5

(0,2,2) (0,1,1);

(2,1,2) (0,1,1),
lorsque la série est désaisonnalisée de fagon additive. Dans le cas d’une désaisonnalisa-
tion multiplicative, les mémes modeles sont utilisés et les transformations log sont ap-
pliquées aux données pour les deux premiers modeéles.

2. La série est extrapolée une année &’avance, et

3. & condition que les extrapolations soient acceptables, on applique alors la méthode or-
dinaire X-11 a la série ainsi prolongée.

La figure 3 présente la série des bénéficiaires désaisonnalisée 4 la fois de fagon additive
et de fagon multiplicative avec les options automatiques X-11-ARMMI. Les modéles ARM-
MI qui ajustent et prédisent le mieux la série se terminant en décembre 1982 sont (0,2,2)
(0,1,1)s, lorsque la série est désaisonnalisée de facon additive, et log (0,2,2) (0,1,1); lors-
qu’elle 'est de fagon multiplicative. Le modéle log (0,2,2) (0,1,1);; a prévu une diminution
de la série, tandis que le modéle (0,2,2) (0,1,1);; a conservé la tendance & la hausse.

milliers
1,800 —
1,700 =
1,600 p=
1,500 L
1,400 p—
1,300 =
1,200 =
1,100 =
1,000 =
900
800 -
700
Epoque
A. Série originale
B. Extrapolations utilisant log (0,2.2)(0,1,1)
C. Extrapclations utilisant (0,2,2)(0,1,1)
D. Désaisonnalisation multiplicative utilisant des extrapolations ARMMI avec log {C,2,2)(0,1,1)
E. Désaisonnalisation additive utilisant des extrapolations ARMMI avec (0,2,2)(0,1,1)
F. Désaisonnalisation multiplicative utilisant des extrapolations ARMMI avec (0,2,2)(0,1,1)

Figure 3. Série des bénéficiaires désaisonnalisée de facon additive et multiplicative avec différentes
extrapolations ARMMI
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La figure 3 présente la désaisonnalisation multiplicative de la série des bénéficiaires utili-
sant & la fois les extrapolations de la tendance a la hausse et de Ia tendance & la baisse. On
peut constater, en la comparant a la figure 1, que les extrapolations ARMMI ne modifient
pas les estimations multiplicatives de la tendance-cycle de ’année précédente. Le modéle
multiplicatif indique toujours un point de retournement vers le mois d’octobre (tendance
ala baisse, transformation log). Le modéle multiplicatif appliqué soit a la série des bénéficiaires
non prolongée (figure 1), soit & la série prolongée, est donc douteux.

A la fin de 1983, on peut constater que le vrai point de retournement s’est produit en
fait vers février 1983. Par conséquent, le point de retournement d’octobre ou de novembre
1982 peut difficilement &tre rectifié par extrapolation lorsque il est déterminé par un choix
erroné du modéle de décomposition.

Le sur-ajustement et le sous-ajustement et les probléemes d’identification des points de
retournement se sont produits dans d’autres séries également. Ainsi, la figure 4 présente la
séric des ‘‘prestations versées’ dans le cas d'une désaisonnalisation multiplicative avec des
données réelles allant jusqu’a la fin de 1984, La série désaisonnalisée tend a osciller de fagon
systématique autour de la courbe de la tendance-cycle au point de retournement, surestimant
et sous-estimant 2 la fois ainsi les prestations versées. Aprés le point de retournement, I’ oscilla-
tion se fond dans la courbe de la tendance-cycle, ce qui signifie que le modéle multiplicatif
donne de mauvais résultats autour du point de retournement. Notons que cette série se
caractérise par de fortes variations des jours ouvrables, qui ont été également supprimées.

5. SELECTION DE LA PROCEDURE DE
DESAISONNALISATION OPTIMALE

La figure 5 résume les critéres de désaisonnalisation qu’il faut prendre en compte pour
régler les problémes posés par Iinteraction de la récession de 1981-82 et la désaisonnalisation
des séries des bénéficiaires et des demandes de prestations. La sélection de la meilleure méthode
de désaisonnalisation a été faite principalement a partir du premier critére.

Afin d’éviter la sur-estimation et la sous-estimation et de faux points de retournement
dans les chiffres désaisonnalisés, il faut choisir le bon modeéle de décomposition. Les données
doivent faire ’objet d'une analyse méticuleuse, comme suit:

1. Effectuer un test de modéle sur les séries.

2. Désaisonnaliser la série 4 1a fois de fagon additive et multiplicative, si cela en vaut la peine.
Si la différence entre les deux désaisonnalisations devient importante, comme a la figure 1,
il faut vérifier la présence de sous-ajustement dans les mois de saisonnalité élevée et de
sur-ajustement dans les mois de saisonnalité faible. Il faut également considérer le
tableau D8 du programme X-11-ARMMI pour les tests F afin de vérifier la présence
de saisonnalité stable et de saisonnalité mobile. Le modéle de décomposition qui ajuste
mieux la série aura habituellement la valeur F plus élevée pour la saisonnalité stable,
et la valeur F plus basse pour la saisonnalité mobile.

3. Vérifier les points de retournement. Dans le cas de 1a série des demandes de prestations,
les deux modeles de décomposition ont indiqué un point de retournement en aofiit ou
septembre 1982. Par contre, dans le cas de la série des bénéficiaires, seu] le modéle
multiplicatif a indiqué un point de retournement en octobre 1982. Par conséquent, ou
bien le modéle multiplicatif signale un faux point de retournement, ou bien le modéle
additif manque ce dernier. L’analyse a révélé que ce point de retournement était faux,
résultant d’une sur-estimation considérable du nombre désaisonnalisé de bénéficiaires
dans les mois de saisonnalité faible, comme I’indique la figure 1.
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Figure 4. Prestations versées (Désaisonnalisation multiplicative).
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Figure 5. Procédures optimales de désaisonnalisation
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4. Utiliser une approche bivariée ou multivariée pour estimer de fagon précise les points
de retournement ala fm de la série. La relatxon avance-retard entre les demandes dc
prestations et les beneﬁc:alres peut contrlbuer a desalsonnallser la série des béneflc1alres
Elle réduit la probablllte de con51dérer un pomt de retournement 1rregul:er comme un
point de retournement cycllque Comme l’avance est d’environ de cing & six mois, le
pomt de retournement de septembre 1982 dans la scne des demandes de prestatlons con-
point de retournement en octobre 1982 Cependant l’mdlc'ateur avance predlt un point
de retournement vers mars 1983 dans la série des bénéficiaires.

5. Utiliser I'option ARMMI avec des coefficients saisonniers coincidants. Elle donne
habituellement des révisions plus petltes aux coefflc:lents saisonniers lorsqu une désaison-
nalisation additive ou mulupllcatlve est effectuée. Cependant un faux point de retaurne-
ment peut difficilement etre corrigé par extrapolation, lorsque il est imputable au choix
du mauvais modele de decomposmon

6. Vérifier les données brutes et desalsonnalisées On ne peut se fier & des tests unique-
ment. Ainsi, I'ensemble de statlstxques de controle de Ia quallte inclus dans l¢ programme
X-11-ARMMI n’est pas destme a detecter une sous estlmatlon ou une sur- estlmatlon
de la série ou de faux points de retournement

7. Toutes les recommandations ci- dessus sont valables si la s€rie n’est pas trés affectée par
les fluctuations des jours ouvrables. Si de telles ﬂuctuatlons sont presentes il faut les
¢liminer avant d’utiliser l’opuon ARMMI

6: CONCLUSION

La désaisonnalisation d’une séri¢ temporelle n’est pas une procédure simple, en particulier
lorsque le niveau d’une série a presque double en tout juste un an. La recesmn de 19°l 82
a cu un fort impact trés hrusque non seulement sur la structure de la série, mais sur I’ estlma—
tion de la tendance-cycle et de la composante saisonniére a la fin de la série. Par conséquent
il faut s’attendre & de sérjeux problemes de desalsonnallsatlon L analyse de la série des
bénéficiaires a révélé que la selectlon du mauvais modéle de decomposmon se traduit par
une sur-estimation considérable des chlffres désalsonnahses pour les mois a smsonnahté fai-
ble. L’inverse est également vrai. De plus, on a releve un faux pomt de retournemem
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Méthodes de compensation de la non-réponse
au U.S. Bureau of the Census

DAVID W. CHAPMAN, LEROY BAILEY, et DANIEL KASPRZYK!

RESUME

Presque tous les recensements et enquétes comportent deux types de non-réponses: la non-réponse au
questionnaire (non-réponse totale) et la non-réponse & une question (non-réponse partielle). Plusieurs
méthodes de compensation de la non-réponse ont été élaborées pour tenter de réduire la distorsion
due a la non-réponse. Cet article résume les méthodes de compensation de la non-réponse utilisées au
U.S. Census Bureau, et traite particulidrement du probléme de la non-réponse au questionnaire. On
examine aussi sommairement les travaux de recherche actuels et futurs dans ce domaine.

MOTS CLES: Compensation de la non-répense; imputation; données manquantes; pondération.

1. INTRODUCTION

Le Bureau of the Census a admis depuis longtemps [’importance que peuvent avoir les
erreurs de mesure imputables 4 la non-réponse dans les enquétes et a toujours prévu des
méthodes de compensation de la non-réponse dans les méthodes d’estimation utilisées pour
les nombreux et divers recensements et enquétes qu'il effectue. Cet article a pour objet de
donner un apercu des méthodes de compensation de la non-réponse utilisées par le Census
Bureau, principalement dans le cas de la non-réponse au questionnaire. Par non-réponse au
questionnaire nous entendons les cas o0 peu ou aucun renseignement n’a €té obtenu, relative-
ment aux principales variables d’enquéte, pour I'unité d’échantillonnage visée.

Cet exposé comprend 1) une analyse de la méthode de pondération générale appliquée
dans les enquétes démographiques, 2) un examen de gquelques-uns des problémes liés 4 la
non-réponse dans la Survey of Income and Program Participation (SIPP), 3) une¢ analyse
du traitement de la non-réponse au questionnaire dans les recensements et enquétes a caractére
économique, et 4) une section concernant I’imputation pour les gains dans le cas de la Cur-
rent Population Survey. En plus de présenter les diverses méthodes de compensation de la
non-réponse utilisées par le Census Bureau, les auteurs examinent les problémes particuliers
inhérents 4 ces méthodes et décrivent les travaux et préoccupations courantes du Bureau
relativement & la recherche sur la non-réponse.

2. LA NON-REPONSE DANS LES ENQUETES-ECHANTILLONS
DEMOGRAPHIQUES

II peut arriver, un moment donné, que le Bureau of the Census s’occupe de prés d’une
trentaine d’enquétes démographiques périodiques ou spéciales. Ces enquétes portent sur ’ac-
tivité, le revenu des particuliers et des familles, les soins médicaux, le transport, les loisirs,
la criminalité et d’autres sujets qui refletent les intéréts courants des citoyens, gouvernements,
entreprises et institutions du pays. Les taux de non-réponse au questionnaire dans ces en-
quétes varient de trois et quatre pour cent dans la National Crime Survey a plus de 25%
(taux relevé pour la National Survey of Natural and Social Scientists and Engineers de 1984).

! David W. Chapman et Leroy Bailey, chercheurs principaux (Principal Researchers), Statistical Research Divi-
sion, U.S. Bureau of the Census, Washington D.C. 20233, Daniel Kasprzyk, adjoint spécial, Office of the Chief,
Population Division, U.S. Bureau of the Census, Washington D.C. 20233.
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En dépit des différences dans le contenu et la nature des enquétes démographiques du
Census Bureau ainsi que de I'importance de la non-réponse au questionnaire, la correction
de poids & I'intérieur des classes (Oh et Scheuren 1983), aussi appetée compensation par cellule,
est fa principale technique utilisée pour compenser la non-réponse au questionnaire. On n’ap-
plique pas la méme méthode d’établissement des classes de compensation pour la pondéra-
tion. Dans certaines enquétes, les données auxiliaires connues et utilisées pour définir les
classes de pondération se limitent & des renseignements de base de nature géographique et
a I'information tirée du plan de sondage, tandis que pour d’autres enquétes on peut disposer
d’un volume considérable de données démographiques et économigues.

Les facteurs de compensation de la non-réponse établis pour les enquétes démographi-
ques du Census Bureau sont habituellement I'inverse du taux de réponse pondéré ou non
de ’enquéte. Dans un petit nombre d’enquétes, ce facteur est légérement modifié de maniére
qu’on puisse tenir compte des renseignements fournis dans les enquétes de suivi menées aupres
de sous-¢chantillons de personnes qui n’avaient pas répondu 4 I’enquéte. Puisque la méthode
généralement utilisée par le Census Bureau dans les cas de non-réponse 4 une enquéte est
essentiellement la méme pour toutes ses principales enquétes démographiques, nous donnons,
4 la section 2.1, une description générale de la méthode de compensation de la non-réponse
utilisée pour la National Crime Survey (NCS), a titre d’exemple d’une application ‘‘typi-
que’’ de la pondération au Census Bureau. La section 2.2 présente une analyse d’autres
méthodes de compensation possibles ainsi que les travaux de recherche en cours sur la non-
réponse aux enquétes démographiques. .

2.1 L’enquéie nationale sur la criminalité (National Crime Survey)

L’échantillonr de la NCS est un échantillon aléatoire composé d’environ 72,000 ménages
a I’échelle nationale. Cet échantillon est divisé en six panels et chagque panel est interviewé
un mois donné et & nouveau a des intervalles de six mois sur une période de trois ans. L’en-
quéte vise 4 mesurer la criminalité ainsi que le nombre de fois ol les membres d’un ménage
&gés de 12 ans ou plus ont été victimes d’agression (v compris le viol}, de cambriolage, de
vol simple, de vol d’auto et de vol. [Pour une description détaillée de la NCS, voir U.S.
Department of Commerce, Bureau of the Census (1977).]

Pour produire les estimations trimestrielles de la NCS, il faut tout d’abord gonfler les
données-échantillons en les multipliant par I'inverse des probabilités de sélection correspon-
dantes. Les cas ol il n’y a pas eu de contact et les refus représentent entre trois et quatre
pour cent des logements occupés inclus chaque mois dans I’enquéte. Des corrections sont
apportées pour tenir compte de ces unités: on applique des facteurs de compensation aux
données pondeérées sur les répondants dans les classes de pondération. Ces classes sont définies
de telle sorte que les répondants et les non-répondants dans chaque classe ont des caractéristi-
ques semblables. Afin de réduire Peffet de la compensation de la non-réponse sur la variance
des estimations de [’enquéte, il faut généralement combiner certaines des plus petites classes
de pondération avec d’autres classes avant de pouvoir effectuer une compensation finale de
la non-réponse. Il faut également combiner les classes lorsque les facteurs d’ajustement de-
viennent trop importants pour au moins ung des classes. [Voir Hanson (1978).] On discute
plus en détail de la combinaison de classes 4 la section 4.

Comme la méthode utilisée pour la NCS en est une ol les répondants remplissent eux-
mémes le questionnaire, on se préoccupe de 'importance de la non-réponse a 'intérieur des
ménages. Aussi, on a établi un ensemble distinct de cellules de pondération pour compenser
la non-réponse a 'intérieur des ménages. Ces cellules ou classes de pondération, ainsi que
celles qui servent a la compensation de la non-réponse des ménages, sont décrites dans les
tableaux 1 4 3. Les taux de non-réponse des ménages et de non-répoense A Iintérieur des
ménages pour la NCS de 1984 figurent au tableau 4.
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Tablean 1

Cellules de correction pour la non-interview dans les cas
de non-réponse a Pintérieur des ménages

Personnes selon 174ge, selon la race du chef

Lien avec les

Noir : NonR-noir.
membres du ménage

| Y234 1 2544 [l 4564 D65+ | 1224 | 25.44 | 4564 | 65+

.Chef de ménage o o : L

N PP (S

‘Epouse du chef ] 1] 5

Toutes les autres personnés o d 7

Tableau 2 Tableau: 3
Cellules de correction pour ]a_ non- Cellules de correction pour
interview des ménages, pour la NCS, dans la non-interview des ménages,
le cas des Standard Metropolitan pour la: NCS, dans le cas des régions.
Statistical Area (SMSA) autres qu'une SMSA
| Reste de la . ' Région rurale
Principale SMSA ; . .
ville de p——p—=—==of . ‘ Regt.on. -
la SMSA | Région | Région | | wrbaine” | Non |\ L |
Race urbaine § rurale Race agricole | 2¢O
Blan B | Blanc
Non-blanc 7 o :Non-blanc

Pour illustrer I'estimateur d’un tetal de la NCS, posons une probabilité de sélection,
m = 1, 2,..., N, appliquée & chacune des N unités dans ia pepulation. On suppose que par-
mi les n unités d’échantillonnage, np sont des unités répondantes. L'estimateur de la NCS
pour I’ensemble de la population, peut &tre exprimé par la fermule suivante, une fois la com-
pensation de la non-réponse au questionnaire effectuée:

. d & 8 Ve
Ynes = Y, 3 (u) ™! f; =—.
j=t k=1 f=1 Tkt

ol pour les unités visées dans la k° classe de pondération & Vintérieur des ménages et la j¢
classe de pondération des ménages,

Yy = valeur du répondant ¢ dans I'échantillon

Agi = nombre de répondants dans I’échantiflon

ny = nombre de cas dans I’échantillon

z; = le taux de réponse des ménages estimé

u, = le taux de réponse a Pintérieur des ménages estimé,

7y = probabilité de sélection du répondant f dans I’échantillon

P = nombre total de classes de pondération pour la non-réponse a Pintérieur des ménages
M = nombre total de classes de pondération pour la non-réponse des ménages.
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Tableaun 4
Taux de non-interview dans la NCS - 1984
Average
1984 janv, fév. mars avril mai juin
Neon-interview des ménages
Nombre total de chefs
de ménage intervieweés 11,769 11,916 11,925 11,743 11,809 11,918 9,482
Total 430 446 540 481 446 388 348
Taux 3.5 3.6 4.3 19 3.6 3.2 35
Personne & domicile 09 0.8 1.1 0.9 0.9 0.7 1.0
Absent temporairement 0.6 0.6 0.6 0.8 0.6 0.4 0.7
Refus 1.9 2.1 2.6 2.2 2.2 2.0 1.9
Autre 0.1 0.2 0.2 0.1 0.1 0.1 0.1
Non-interviews a
I'intérieur des ménages
Total 685 655 751 701 806 804 697
Taux 2.5 2.6 3.0 2.8 3.0 2.9 12
Juil, aofit sept. oct. nov, déc.
Non-interview des ménages
Nombre total de chefs
de ménage interviewés 9,869 9,446 9,895 9,350 9,692 9,410
Total 411 409 337 406 387 346
Taux 4.0 4.2 3.3 4.2 38 35
Personne 4 domicile 0.9 0.9 0.6 1.0 1.2 1.0
Absent temporairement 1.0 1.0 0.6 0.6 0.4 0.4
Refus 2.1 2.3 2.0 2.4 2.1 2.1
Autre 0.1 0.1 0.1 0.3 0.3 0.1
Non-interviews a
I’intérieur des ménages
Total 709 678 666 728 735 803
Taux 3.1 3.1 2.9 3.4 33 3.7

Les hypothéses suivantes sont faites implicitement pour la formation des classes de pondéra-
tion pour la non-réponse dans la NCS ainsi que pour celles d’autres enquétes démographiques:

1. II existe une corrélation ‘‘importante’” entre les principales variables d’enquéte et les
covariables utilisées pour définir les classes voisines pour la non-interview.

2. Dans chaque classe de pondération pour la non-réponse des ménages,
E(pg;) = E(Jg), ou Jg; et Jp; sont les moyennes pour les répondants et les non-
répondants dans I’échantillon, respectivement, dans la f¢ classe de pondération.

3. Les moyennes des classes de pondération différent, c’est-d-dire, E(Jg;) # E(Pg;r ),
JEJ.

(Des hypothéses semblables sont aussi faites implicitement pour les classes de compensation
de la non-réponse a l'intérieur des ménages.)
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Le choix des classes de pondération selon cette méthode est limité par le fait que des mesures
pour les variables de la classe de pondération (covariables) doivent étre produites (soit avant,
soit au cours de ’enquéte) pour les répondants ainsi que pour les non-répondants. Cela limite
essentiellement les caractéristiques utilisées pour définir les classes par rapport a celles con-
cernant la géographie, la race, le domicile dans une ville ou non, les caractéristiques du loge-
ment et les niveaux de plan de sondage. Les moyens qu’offre cette méthode pour réduire
les biais dépendent, en partie, de la mesure dans laquelle les classes de pondération pour
la non-réponse, dans la NCS, confirment les trois hypothéses données plus haut. Aucun
résultat définitif relatif & ce sujet n’est connu actuellement, mais des travaux de recherche
sont en cours et il semble que d’autres études empiriques sont justifiées.

2.2  Autres méthodes possibles de compensation

It existe un certain nombre d’autres méthodes qui pourraient &tre utilisées, & la place de
la pondération, pour corriger la non-réponse (voir par exemple Little, 1986, chapitre 5). Cepen-
dant, il n’existe pas de résultats définitifs qui montrent qu’une de ces autres méthodes offre
des avantages appréciables. Les sections 2.2.1 et 2.2.2 décrivent sommairement deux autres
méthodes qui font présentement I’objet d’analyses en vue de leur application dans des en-
quétes démographiques.

2.2.1 Estimations distinctes pour des types de non-réponse différents

Dans les enquétes démographiques, on peut diviser les non-répondants en quatre catégories:
refus (REF), absent (ABS), autre logement occupé (ALO), ou logement ou il a été impossi-
ble d’obtenir une réponse i cause de circonstances spéciales. Pour décrire ces cas de non-
réponse, on utilise I’expression non-interview de type A. Le groupe ABS peut &tre divisé en
ménages ou personnes dont 1’absence prolongée de leur domicile empéche toute interview
au cours de la période prévue pour les interviews (ABS, ) (absence de longue durée), et le
groupe des personnes dont le retour est prévu au cours de la période d’enquéte (ABS()
(absence de courte durée),

Les auteurs ne connaissent pas de données qui démontrent que les quatre groupes de non-
réponse sont généralement semblables. En fait, les résultats de la Current Population Survey
du Census Bureau et ceux de PEnquéte sur la population active, effectuée au Canada, semblent
indiquer que les ménages ABS. sont vraisemblablement plus petits, plus jeunes et qu’ils com-
prennent une plus grande proportion de personnes occupées que les autres groupes. Le groupe
ABS; est habituellement plus 4gé et son taux d’emploi est relativement faible. Le groupe
interviewé peut mieux correspondre au groupe REF et ALO. [Voir Palmer et Jones (1967)
et Paul et Lawes (1982).] Il est concevable qu’un traitement distinct des quatre groupes de
non-réponse puisse micux compenser les cas de non-réponse que ce que fait la méthode
courante. Cette possibilité fait 1’objet d’une étude par un groupe de recherche sur les méthodes
de compensation de la non-réponse pour la NCS.

2.2.2 Pondération avec des probabilités de réponse

Plusieurs technigues de pendération ot I’on applique le concept de probabilité de réponse
ont été proposées. La plupart de ces techniques sont basées sur des définitions établies par
Politz et Simmons (1949) qui groupent les répondants dans 1’échantillon selon les estima-
tions de leurs probabilités de répondre. Le facteur utilisé pour gonfler les données-échantillons
afin d’obtenir les groupes de pondération cst 'inverse de la probabilité de réponse estimée.
La méthode de Politz-Simmons comporte des limites importantes, comme le fait qu’elle ne
peut &tre appliquée au traitemnent des refus. Cependant, un certain nombre de développements
et d’applications de la procédure ont été faits récemment, notamment par Anderson (1978} et



172 Chapman et coli.: Méthodes de compensation de la non-réponse au U.S.B.C.

Thomsen et Sirling (1983). Il'se peut que ces méthodes soient applicables aux enquétes périodi-
ques pour lesquelles beaucoup de rappels sont effectués.

Des recherches SONt €n cours sur la constructlon de modeles qui pourraient servir, pour
plusieurs enguétes démographlquqs, i Pestimation des probabxhtés de réponse des unités pour
l‘esc’;u’elles’ les “variables independantés ont des valeurs semblables. On étudie la faisabilité
et Iés mérites de ¢calculer des facteurs de compensation de la non-réponse ainsi que de con-
struire des classes de ponderatlon basees sur de tels modeles (désignés parfois stratification
dela propensron a repondre) [V01r Rosenbaum et Rubin' (1983) et Little et Samuhel (1983). ]
De plus des travaux se poursulvent en vue d’ elaborer des méthodes plus objectives de pondéra-
tion de P’ échantil]on ét ce afin dé ¢ontrdler les erceurs lides a la non-réponse.

3. U ENQUETE SUR LE REVENU (SURVEY OF INCOME
AND PROGRAM PARTICIPATION)

L-’enquété sur 1€ revenu aux Etats-Unis ou Survey of Incomé and Program Participation
(SIPP) est un nouvéan programme d’¢nquéte natlonal permanent mené aupres des ménages
par Fle U.S: Bureau of the Cénsus. L objet de'la SIPP est d’améliorer la mesure de I'informa-
tlon sur la situation économlque des ménages et des particuliers aux Etats-Unis. C’est
l’aboutlssement d’un vaste programme d élaboratlon I’Incoime Survey Development Pro-
gram (ISDP), dans le cadre duquel on a examiné les défmmons les méthodes, les question-
naifes, les pénodes v:sées par I’ enquete et autres éléments du genre, [Pour une description
du ISDP, voir Ycas et meger (1981) -] On s’dttend qite les données obtenues dans le cadre
de la SIPP seérviront & Panfdlyse du systeme de transfert federal a Pestimation du cofit des
programmes si des modifications sont apportees alix critérés d’admissibilité, a I’évaluation
des cffets des changements apportés aux programmes $ur certains sous-groupes de la popula-
tion ainsi qu i I’examen’ des modifications apportees du régime fiscal.

La SIPP adté lancée £n octobre 1983 comme ' programiheé d'enquete permanent. Elle com-
portait un panel d’environ 21 000 menages de logements occupés admissibles & participer
a une interview dans 174 umtés prlmalres d’échantlllonnage (U.P.E.) choisies pour representer
les membres de la populatlon des Eiats-Unis qui n’habitént pas dans un établissement. (A
compter de 1985 un nouveau panel est inclus dans I’ enquete en février de chague année;
1é panel de 1985 comprenalt 14, 560 ménages admissibles & une interview.)

Chaque ménage est interviewé une fors tous les quatre mois, pendant environ 2% ans,
dang le bit dé récueillit suffisammént d¢ donnéés pour pouv01r ¢ffectuer une analyse
longltudmale tout enr fixant une période relativement courte pour la déclaration du revenu
mensuel La perlode dé référence des principalés quéstions de I’enquéte correspond aux 4
m01s qu1 precedem l’1nterv1ew Ce plan de sondage permet d’ effectuer huit interviews par
ménage et aussi de produire des estimations transversales i partir des réponses de plus d’un
panel.

Pour facrhter Ie travall sur. le térrain et 1é trartement chaque parel de I’échantillon est
d1v1sc en quatre sous- échantlllons comprenant approxlmatlvement le méme nombre de
ménages; ce sont des groupes de renouvellement. Un groupe de renouvellement est inter-
viewé chaque mois. Am31 un ¢ycle d’interviews, faités 4 l’alde du méme questionnaire, prend
quaire mois consécutifs. Les taux de non-inferview cumulatifs des ménages sont donnés au
fabléau 5 pour les panels de la SIPP de 1984

Au moment dé [a visite de & intérviewer; on dématde & chaque personne présente, agée
dé 15 ans ou plus de fournir dés renseighements i propos d’elle-rncme on demande 4 un
membre du ménage de fournir les rénseignements pour les absénts. Une caractéristique im-
portante dit plan de sonidage de la SIPP, ¢’est que touies 16§ personnes qui font partie d'un
ménage échantillonné au moment de la premiére interview demeurent dans I’échantillon méme
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Tableau 5

Taux de non-interview cumulatifs des ménages pour les
panels de la SIPP de 1984

Cycle Perte d’effectifs de 1’échantillon
1 4.9%
2 9.4%
3 12.3%
4 15.4%
5 17.4%
6 19.4%
7 21.0%
8 22.0%
9 22.3%

si elles déménagent au cours des deux années et demie suivantes. Pour des raisons d’ordre
opérationnel et budgétaire, les interviews sur place sont effectuc¢es aux nouvelles adresses
seulement si ces derniéres se trouvent 4 moins de 100 milles d’une unité primaire d’échan-
tillonnage de la SIPP. Plus de 96% de la population des Etats-Unis habite dans les régions
géographiques établies de cette fagon. Pour les personnes qui ont déménagé & ’extérieur de
cette limite de 100 milles, on essaie d’effectuer une interview téléphonique.

Apreés la premiére interview, I’échantilion de la SIPP est un échantillon de personnes, qui
comprend toutes les personnes qui habitaient 'unité d’échantillonnage au moment de la
premiére interview. Les personnes dgées de 15 ans ou plus qui, par la suite, partagent des
piéces d’habitation avec les personnes qui faisaient partie de 1’échantillon au début sont aussi
interviewées afin qu’on puisse définir le contexte économique global des personnes qui faisaient
partie de 1’échantillon initial.

Pour plus de renseignements sur le plan de sondage, le contenu et les opérations relatives
4 la SIPP, voir 'ouvrage de Nelson, McMillen et Kasprzyk (1983).

3.1 Compensations de la non-réponse dans la SIPP

Les données recueillies dans le cadre de la SIPP peuvent étre étudiées de deux points de
vue; elles peuvent servir 4 des études transversales ou a des études longitudinales. Dans le
premier cas, chaque interview effectuée pour la SIPP est traitée comme une enquéte transver-
sale clistincte qui fournit des estimations ponctuelles. Pour des exemples de ces estimations,
voir U.8. Department of Commerce, Bureau of the Census (1984a), Du point de vue
longitudinal, les données sont recueillies & plusieurs moments donnés et chaque enregistre-
ment de I’enquéte est considéré non comme un ensemble d’observations sans liens entre elles,
mais comme un ensemble de variables entre lesquelles il existe une dépendance logique 4 deux
moments ou plus. Comme le traitement informatique et 1’estimation statistique sont effec-
tués en fonction des analyses longitudinales, ces opérations sont basées sur 1'utilisation de
données recueillies dans deux interviews ou plus.

Puisqu’on peut considérer la SIPP dans une perspective d’analyses tant longitudinales
que transversales, les fichiers de microdonnées & grande diffusion comprennent des fichiers
de données transversales produits cycle par cycle ainsi que des fichiers longitudinaux. Cela
suppose donc deux systémes distincts de traitement de la non-réponse a 1’enquéte.
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3.1.1 Compensations de la non-réponse transversale au questionnaire

Pour la SIPP, la compensation de la non-réponse transversale au questionnaire est
semblable a la fagon dont les corrections pour la non-interview sont effectuées dans les autres
enquétes périodiques du Census Bureau. Les variables utilisées pour définir les cellules de
correction pour les cas de non-interview des ménages dans le premier cycle d’interview de
la SIPP sont les suivantes [voir U.S. Department of Commerce, Bureau of the Census (1983
et 1984b}]:

1. Région de recensement - Nord-est, Midwest, Sud, Quest.

2. Résidence - région métropolitaine type (Standard Metropolitan Statistical Area, SMSA),
hors d’une SMSA.

3. Localité/hors localité - pour les unités qui ne sont pas dans une SMSA.

Principale ville / autres agglomérations - pour les unités dans une SMSA.

Race de la personne-repére - Noir, Non-Noir.

. Mode d’occupation - propriétaire de son domicile, locataire.

. Taille du ménage - 1, 2, 3, 4 personnes ou plus.

. Groupe de renouvellement - 1, 2, 3, 4.

Chaque classe de pondération doit satisfaire & deux conditions: 1) elle doit comprendre
au moins 30 unités non pondérées et 2) le facteur de compensation de 1a non-réponse, dans
le cas d’une classe de pondération, doit &tre inférieur ou égal 4 2.0. Pour un groupe de
renouvellement donné, la procédure d’agrégation visant 4 satisfaire & ces deux conditions
est appliquée indépendamment pour chacune des quatre combinaisons de mode d’occupa-
tion selon la race. (Pour le¢ premier cycle, il n’y avait pas de facteur de compensation de
la non-réponse & Plintérieur des ménages.)

Dans les cycles ultérieurs de la SIPP, le facteur de compensation de la non-réponse tient
compte des non-interviews des unités qui ont déménagé et qui ne peuvent étre retracées ou
qui ont déménagé a plus de 100 milles d’une U.P.E. de la SIPP et qu’on ne peut joindre
par téléphone, ainsi que des unités qui refusent de répondre, etc. Les rajustements sont ef-
fectués pour chaque mois de la période de référence ainsi que pour le mois d’interview, afin
de tenir compte de I’augmentation du nombre de non-interviews qui est due au fractionne-
ment des ménages dans I’échantillon. La procédure est semblable 4 celle qui est utilisée pour
déterminer le facteur de compensation de la non-réponse des ménages au 1% cycle; cepen-
dant, les variables utilisées pour définir les classes de pondération different. Ces variables sont:

1. Race (Blanc, Non-Blanc) et origine hispanique (hispanique, non hispanique) de la
personne-repére: a) la personne-repére est blanche et non hispanique, et b) autres.

2. Genre de ménages - trois catégories: a) femme responsable du ménage, sans conjoint,
avec ses propres enfants de moins de 16 ans, b) membre responsable du ménage dgé
de 65 ans ou plus, et ¢) autres.

3. Niveau de scolarité de la personne-repére: a) moins de 8 années, b) de 8 4 11 années,
¢) de 12 a 15 années, et d) 16 années ou plus.

4. Genre de revenu regu (d’apreés la plus récente interview menée auprés des membres du
ménage) - deux catégories: a) ménages ayant recu un revenu d’au moins une des sources
suivantes - Supplemental Security Income; Black Lung Payments; Aid to Families with
Dependent Children; General Assistance, Indian Assistance, Cuban Assistance ou
Refugee Assistance; paiements pour la garde d’un enfant en foyer nourricier; Women's,
Infants’, and Children’s Nutrition Program; Food Stamps; et Medicaid; et b) autres.

5. Eléments d’actifs - deux catégories: a) ménages dans lesquels au moins un membre
détient des ¢léments d’actifs autres qu’un compte d’épargne ou qu’un compte de ché-
ques qui porte intérét, et b) tous les autres.
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6. Mode d’occupation : a) propriétaire de son domicile et b) locataire.

7. Logements sociaux ou allocations de logement - les locataires sont divisés en deux
catégories a) ceux qui habitent des logements sociaux ou auxquels le gouvernement verse
des allocations de logement et b} ceux qui n’habitent pas des logements sociaux ou
auxquels le gouvernement ne verse pas d’allocation de logement.

8. Taille du ménage: 1, 2, 3, 4 personnes ou plus.

Les variables utilisées pour Ia compensation de la non-réponse des ménages a la deuxiéme
interview de la SIPP et aux interviews subséquentes différent des variables utilisées pour le
premier cycle parce que, aprés la premiére interview, on dispose de données additionnelles
qu’on applique au traitement de la non-réponse dans les interviews suivantes. Cinquante-
trois classes de pondération ont été créées & partir de ces variables et ¢’est le mode d’occupa-
tion qui a été la principale variable de fractionnement de ’échantillon. [Pour une descrip-
tion de ces classes de pondération, voir U.S. Department of Commerce, Bureau of the Census
(1984c).] Bien qu’on ait défini une méthode d’agrégation des cellules selon laquelle les cellules
qui possédent des caractéristiques semblables liées a la pauvreté sont fusionnées, il y a peu
d’agrégation car les facteurs de compensation de la non-réponse sont calculés pour trois
groupes de renouvellement (le cycle informatique de la SIPP) plutdt que pour un groupe
de renouveilement, comme dans le cas de la premiére interview.

1l existe une technique de compensation de la non-réponse a I’intérieur des ménages pour
le deuxigme cycle et ceux qui suivent, Pour appliquer cette technique, qui est fondée sur la
méthode ““hot deck”’, il faut reproduire PPenregistrement complet d’un répondant dont on
suppose que les caractéristiques sont semblables a celles du non-répondant.

3.1.2 Compensations de la non-réponse longitudinale

Comme les personnes déclarées habitant 4 I’adresse incluse dans I’échantillon au moment
de la premigre interview constituent 1’échantillon de la SIPP pour les cycles qui suivent le
premier, c’est en fonction des individus ou des personnes qu’il est le plus utile et logique
de décrire la nature du probléme de la non-réponse longitudinale dans la SIPP. L’enregistre-
ment des microdonnées de chaque personne est un enregistrement élargi qui contient des
variables exprimant souvent la méme mesure a un moment différent. Ainsi, dans une en-
quéte par panel de n cycles, il existe 2" présentations possibles des non-interviews pour une
personne échantillonnée. On trouve au tableau 6, les présentations des non-interviews des
personnes qui faisaient partie de 1'échantillon initial pour les cing premiéres interviews (cycles)
du panel de 1984, ces renseignements sont adaptés de Kalton, McMillen et Kasprzyk (1986).

Le premier fichier longitudinal de microdonnées de la SIPP contiendra douze mois (trois
interviews) de données provenant du panel de la SIPP de 1984, et la personne est la prin-
cipale unité d’analyse. L’échantillon des cas & pondérer pour ce fichier comprendra seule-
ment les personnes pour lesquelles trois interviews ont été effectuées. Les personnes
échantillonnées pour lesquelles seulement une ou deux interviews ont été effectuées seront
traitées comme des non-répondants. Les données qu’elles auront fournies aideront a définir
les classes de compensation de la non-réponse.

Comme le premier fichier longitudinal de microdonnées concerne uniquement les person-
nes qui ont répondu aux trois interviews, la question de la correction pour la non-réponse
est, & toutes fins pratiques, identique a celle pour le fichier transversal. Cependant, deux
facteurs de compensation de la non-réponse sont appliqués aux poids de 1’échantillon initial.
[Voir Kobilarcik et Singh {1986).] Le premier facteur de compensation tient compte des
ménages classés comme des cas de non-interview au premier cycle. Le second facteur tient
compte des personnes qui n’ont pas répondu aux trois interviews.
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Tableau 6

Présentations des interviews des personnes incluses dans I’échantillon initial
pour les cing premiéres interviews du panel de la SIPP de 1984

Présentation des réponses . Pourcentage

Réponse a toutes les interviews (5 interviews)

Présentation: XXXXX 79.1
Cas apparents de perte d’effectifs 13.8
Présentations: XXXXO 3.8
XXX00 3.1
XX000 3.2
X0000 3.7

Les premiére et cinquiéme interviews ont été complétées, mais au
moins une des interviews intermédiaires manqgue 4.1
Présentations: XXX0OX 1.6
XOXXX 0.6
XX0OXX 1.2
XX00X 0.1
XOX0X 0.1
X000X 0.3
XOOXX 0.2

La cinquieme interview manque et au moins une des deuxiéme a
quatriéme interviews manque aussi 0.7

Présentations: XO0XXO0, XOX00, X00X0, XX0X0O
A quitté I'univers (décédé, placé dans un établissement, habite

dans des casernements des Forces armées, a déménagé outre-mer) 23
Total 100.0
(25,128}

Pour le premier facteur de compensation, on peut utiliser seulement les variables des
ménages, qui ont été observées A la premiére interview. Les facteurs de compensation sont
calculés séparément & Iintérieur des cellules définies par les variables suivantes:

. Région de recensement

. Domicile (région métropolitaine, région non métropolitaine)
Race de la personne-repére

. Mode d’occupation (propriétaire, locataire)

Taille du ménage

o on o

Le deuxiéme ensemble de facteurs de compensation est appliqué au niveau des personnes.
Les facteurs sont calculés 4 I’intérieur des cellules définies par les caractéristiques suivantes:

Revenu mensuel du ménage

. Situation du ménage de la personne sur le plan de la participation au programme
Situation vis-a-vis de 1’activité

. Race

Nombre d’années d’études terminées

Type d’actifs détenus par le ménage de la personne

moe a0 o

Les cellules sont regroupées chaque fois qu’elles ne contiennent pas trente personnes échan-
tillonnées ou lorsque le facteur de compensation de la non-réponse est supérieur a 2.
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A mesure que I’enquéte progresse, des méthodes plus perfectionnées de compensation de
la non-réponse longitudinale seront élaborées en fonction des données fournies par les répon-
dants qui fournissent une partie des renseignements demandés (c.-a-d. pour les personnes
échantillonnées qui répondent & certaines, et non 4 toutes, les interviews des différents cycles
auxquels elles sont supposées participer). Le traitement des cas de réponse partielle n’est pas
évident. Les données manquantes dues au fait que des personnes n’ont pas répondu 4 une
interview ou plus peuvent étre considérées soit comme une non-réponse par une personne,
cas généralement traité par des corrections de poids, soit comme une non-réponse a une ques-
tion, cas généralement traité par imputation. Par exemple, on pourrait considérer le cas d’une
personne dont la présentation des réponses serait de type (R, NR, R) comme un cas de non-
réponse & une question car I’interview manquante est encadrée par des interviews achevées;
mais on pourrait considérer le cas d’une personne dont la présentation des réponses serait
de type (NR, R, NR) comme un cas de non-réponse au questionnaire, et le traiter de la méme
fagon qu’un cas de présentation des réponses de type (NR, NR, NR). Nous devons cepen-
dant admettre que méme dans le cas ou la présentation des réponses est du type (R, NR,
R) selon la personne, il est encore possible de trouver quatre types de présentations des réponses
selon la question. On peut donc considérer de nombreuses possibilités au moment de I’élabora-
tion des méthodes de compensation de la non-réponse pour la base de données longitudinale
de la SIPP. Cette question est traitée par Kalton (1986) et par Kalton, Lepkowski, et Lin
(1985).

3.2 Recherches relatives a la SIPP

Des travaux entrepris récemment dans deux domaines pourraient aider  la prise de déci-
sions futures concernant la compensation de la non-réponse. Tout d’abord, 4 compter de
la quatriéme interview, le questionnaire de la SIPP contient une section sur le “‘cycle man-
quant”’ (““Missing Wave™’). Cette section comprend un petit nombre de questions sur 1’ac-
tivité, les sources de revenu et la possession ou non-possession d’actifs, qui doivent &tre posées
aux répondants dans le cycle courant qui n’ont pas répondu au questionnaire dans le cycle
précédent. Les répondants qui n’ont pas répondu a deux interviews consécutives ou plus ne
sont pas autorisés a remplir la section sur le ““cycle manquant’’.On peut donc, en accordant
plus d’importance a la collecte des données, méme si cela comporte une légére augmentation
du fardeau de déclaration, réduire le probléme de la non-réponse due 4 une personne a un
probléme de non-réponse a une question. Il faudra cependant évaluer la qualité des données
chronologiques avant d’utiliser ces données.

Le second domaine dans lequel des travaux sont en cours est celui des techniques générales
de traitement de la non-réponse d’une personne au cours d'un cycle de la SIPP. Graham
Kaiton et ses collégues du Survey Research Centre doivent 1) comparer les techniques d’im-
putation et de pondération Iongitudinales pour le traitement de la non-réponse d’une per-
sonne¢ au cours d'un cycle, 2) évaluer les modeéles d’imputation et de pondération en fonction
de I’analyse du changement entre les cycles et du groupement entre les cycles et 3) définir
des critéres provisoires pour le choix d’une méthode de traitement de la non-réponse d'une
personne au cours d’un cycle. On trouve une analyse de ces questions et d’autres qui seront
traitées plus loin dans Kalton (1986), et Kalton et Miller (1986).

Enfin, des recherches sont prévues pour plusieurs autres sujets, notamment 1) ’attribu-
tion d’une valeur numérique au choix des variables utilisées pour déterminer les classes de
pondération; 2) I’évaluation de la robustesse des estimations de I’enquéte relatives 3 Ia popula-
tion et & certains sous-groupes selon diverses méthodes de compensation de la non-réponse
et diverses techniques d’agrégation des cellules des classes de pondération; 3) I’étude de ta
possibilité d’effectuer des compensations distinctes de la non-réponse selon le gente de non-
interview; 4) I'étude de I’effet de la suppression de données déclarées dans une enquéte afin de
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simplifier le probléme des données manquantes dans la SIPP; et 5) I’évaluation des méthodes
de compensation de la non-réponse longitudinale établies pour le premier fichier longitudinal
de recherche de la SIPP.

4. METHODES DE COMPENSATION DE LA ,NON-REPONSE POUR
LES RECENSEMENTS ET ENQUETES ECONOMIQUES

Le Bureau of the Census effectue six recensements économiques toutes les cing années;
les plus récents sont ceux qui portent sur I’année 1982, Ces six recensements économigques
sont désignés par appellation des secteurs commerciaux sutvants:

1) Commerce de détail
2) Commerce de gros
3) Services

4) Fabrication

5) Industries extractives
6) Construction

En plus des recensements économigues, le Census Bureau effectue un recensement des
administrations publiques {Census of Governments) et un recensement de 1’agriculture qui
sont menés les mémes années que les recensements économiques afin de faciliter le traite-
ment et de faire le couplage des données. Le Census Bureau effectue aussi un certain nombre
d’enquétes mensuelles, trimestrielles et annuelles dans presque tous ces secteurs économiques.

Comme dans le cas des enquétes démographiques, il y a un certain taux de non-réponse
au questionnaire des recensements et enquétes économiques. Dans la plupart des cas, les don-
nées omises sont imputées d’aprés a) des réponses déja fournies par le non-répondant, b)
des données tirées de dossiers administratifs et c) des liens établis entre diverses données
élémentaires. Plutét que de déclarer le pourcentage d’unités qui n’ont pas répondu, on indi-
que habituellement le niveau de non-réponse dans un recensement ou une enquéte économi-
que sous forme de pourcentage d’un ou de plusieurs totaux imputés pour des questions. On
désigne ces pourcentages les taux d’imputation.

Des explications sur les méthodes de compensation de la non-réponse au guestionnaire
utilisées pour cing des six recensements économiques sont données i la section 4.1. Dans
la section 4.2, on traite des méthodes de compensation de la non-réponse dans trois enquétes
économiques et, 4 la section 4.3, des méthodes équivalentes utilisées dans le recensement
de I"agriculture. Les travaux de recherche et d’évaluation portant sur les méthodes de com-
pensation de la non-réponse dans les recensements et enquétes économiques sont examinés
a la section 4.4,

Pour des explications plus détaillées sur les méthodes de compensation de la non-réponse
dans ces recensements et dans plusieurs enquétes connexes, voir Bailey, Chapman et Kasprzyk
(1985).

4.1 Les recensements économiques

La base de sondage utifisée pour les recensements économiques est la Standard Statistical
Establishment List (SSEL), un fichier informatique tenu a jour par le Census Bureau. La
SSEL est un répertoire de tous les établissements employeurs déclarés par les entreprises
employeuses 3 établissements multiples dans le cadre de la Company Organization Survey
(COS) du Census Burcau, ainsi que de toutes les entreprises 4 établissement unique qui ont
produit une déclaration d’impdt auprés de ’'IRS. La COS est une enquéte annuelle portant
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sur les entreprises a établissements multiples. Les entreprises qui emploient au moins 50 per-
sonnes participent a cette enquéte chaque année, tandis que les entreprises qui emploient
moins de S0 personnes y participent tous les trois ans. On envoie 4 chaque entreprise visée
une liste des établissements qu’elle a déclarés au cours de Penquéte la plus récente et on lui
demande de la mettre 4 jour. L’entreprise doit aussi déclarer, pour chaque établissement,
les effectifs au cours du premier trimestre de 1’année précédente ainsi que le montant total
de la paye versée I’année précédente. Pour les recensements économiques, on envoie & cha-
que établissement (par le biais de son siége social) qui figure dans le fichier SSEL, sauf les
petites entreprises a établissement unique, un questionnaire de recensement qui a été congu
selon les caractéristiques des diverses classes de la classification américaine des activités
économiques (code SIC).

Bien que les méthodes de compensation de la non-réponse au questionnaire pour les six
secteurs commerciaux se ressemblent, il existe certaines différences importantes. Dans la
description suivante des méthodes de compensation utilisées pour cing des six recensements
économiques, nous avons groupé les secteurs commerciaux pour lesquels on utilise essen-
tiellement la méme méthode:

a) Commerce de détail, commerce de gros, services

b) Fabrication, industries extractives

4.1.1 Commerce de déiail, commerce de gros, services

Ces trois recensements économiques sont souvent considérés comme formant ensemble
le recensement du commerce. Pour ces secteurs commerciaux, on recueille, relativement a
I’année de recensement, des données sur les ventes et les recettes, 'emploi et [a paye. Le
taux d’imputation pour les ventes et les recettes varie de 104 15% dans le commerce de gros
et de détail, et il est d’environ 20% dans les services.

Les réponses, pour tout établissement qui ne fournit pas les données requises dans le recense-
ment, sont généralement imputées 4 partir des données fournies dans la déclaration d’impot
et stockées dans les fichiers du Internal Revenue Service (IRS). Pour les renseignements sur
la paye, I'IRS dispose, a partir des déclarations d’imp6t, de données pour quatre trimestres
pour chaque numéro d’identification de I’employeur (numéro EI). Une entreprise peut avoir
plusieurs numéros EI. Pour obtenir les données sur la paye d’une entrepise particuliére, il
faut additionner les chiffres de paye pour chacun des numéros EI utilisés par cette entreprise.
On peut aussi obtenir, & partir des dossiers de 1’'IRS, le nombre d’employés par trimestre
pour chaque numéro EI; ces chiffres peuvent aussi étre groupés par entreprise. Pour les ventes
et les recettes, I’'IRS dispose de diverses déclarations d’impdt utilisées selon que ’entreprise
non répondante est une entreprise individuelle, une société en nom collectif ou une société
constituée.

L’imputation se complique du fait que I'unité de recensement est différente de 1'entité
fiscale de I'IRS. Pour le recensement du commerce, I’unité déclarante est I’établissement (c.-
a-d. un local d’affaires). Pour PIRS, I'unité déclarante est un numéro El. 1l se peut qu’un
établissernent ou plus produisent leurs déclarations d’impdt selon le méme numéro EI. Si
une entreprise non répondante n’a qu’un local d’affaires (c.-a-d. s’il s’agit d’une entreprise
a établissement unique), il n’y aura qu’un seul numéro EI et I'imputation se fait sans pro-
bléme particulier. Cependant, dans le cas d’une entreprise non répondante & établissements
multiples, 'imputation est plus complexe puisque, en général, nous ne disposons pas de don-
nées de PIRS sur chaque établissement. Dans un tel cas, on doit tout d’abord déterminer
la structure de ’entreprise en se reportant au SSEL afin d’obtenir une liste de tous les
établissements de cette entreprise et tous les numéros EI que cette derniére utilise, On ob-
tient le total de chaque élément d’information sur une entreprise en additionnant les chiffres
déclarés pour tous les numéros EI utilisés par cette entreprise, comme nous 1’avons men-
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tionné plus haut. Le total relatif 4 I’entreprise est ensuite réparti entre les établissements pro-
portionnellement au total obtenu & partir des données les plus récentes tirées d’une enquéte
annuelle ou mensuelle. 8%l n’existe pas de données de ce genre, on procéde d une répartition
égale. S’il y a non-réponse pour seulement une partie des établissements d’une entreprise
a établissements multiples, les données sur les établissements non répondants sont imputées
selon les ratios qui existaient 1’année précédente.

4.1.2 Fabrication, industries extractives

Dans ces deux recensements économiques, on obtient des renseignements généraux sur
le nombre d’employés, les heures travaillées et les niveaux de production selon les codes SIC
a quatre chiffres. Les taux d’imputation varient d’environ 10 & 15%. Les méthodes de com-
pensation de la non-réponse au questionnaire varient selon le genre d’entreprise gui n’a pas
répondu (c.-a-d., entreprise 4 établissement unique ou entreprise a établissements multiples)
et selon qu'on dispose ou non d’un enregistrement pour ’année précédente, Ainsi, il y a
quatre cas différents de non-réponse. Les méthodes de compensation de la non-réponse dans
ces quatre cas sont;

1) Entreprise 4 établissement unique, les données de I’année antérieure sont tirées du An-
nual Survey of Manufactures,
Dans ce cas, on obtient le chiffre de paye annuel a partir des déclarations d’impét et
on le compare au chifire déclaré I’année précédente. Cette comparaison permet de déter-
miner le pourcentage de variation par rapport i la période antérieure. On applique
ensuite ce pourcentage 4 tous les éléments d’information de Penregistrement antérieur
pour obtenir un enregistrement imputé (sauf pour Pemploi et la valeur des livraisons
quand ces dernitres valeurs peuvent étre obtenues de I’IRS.)

2) Entreprise a établissement unique, aucune donnée relative & ’année antéricure,

Dans ce cas, on utilise la paye comme *‘valeur de départ’’ pour calculer un ensemble
de ratios entre [es données du recensement, pour chaque entreprise codée a quatre chif-
fres dans la SIC, C’est-a-dire qu’on calcule des rapports de telle fagon qu’on puisse
imputer toutes les données a partir de ces rapports soit directement, soit indirectement,
si on obtient le chiffre de paye. Les rapports particuliers sont obtenus & partir de don-
nées chronologiques déclarc¢es par les répondants dans la méme industrie. La valeur
de la paye (valeur de départ) est alors tirée des dossiers fiscaux (IRS) et toutes les autres
données sont imputées & partir des rapports obtenus.

3) Entreprise 3 établissements multiples, on dispose des données de 1’année antérieure.
On calcule tout d’abord, pour chaque entreprise codée 4 quatre chiffres, un facteur
global de croissance entre la période antérieure et la période courante, a partir de sources
externes pour chacune des données clés suivantes: paye, emploi, variation des stocks
et variation des dépenses en immobilisations. Ces quatre facteurs de croissance sont
appliqués aux données correspondantes de I’année précédente sur chaque établissement
afin d’obtenir des réponses imputées pour la période en cours. Ces quatre données im-
putées sont alors utilisées comme “‘valeurs de départ”’ pour imputer d’autres données.

4) Entreprise a établissements multiples, aucune donnée de 'année précédente sur 'en-
treprise.
Dans ce cas, on obtient les données de base sur la paye et ’emploi de chaque établisse-
ment & partir du SSEL dont on a parlé plus tét a la section 4.1. Comme nous I’avons
indiqué, le fichier SSEL contient des données sur ’emploi et la paye relativement a
tous les établissements visés par la COS. Puis, en utilisant fes données du SSEL com-
me base, on impute ’enregistrement de données sur chaque établissement 4 partir des
rapports calculés entre les données du SSEL et les autres données du recensement. Cette
procédure est analogue a celle utilisée pour le cas 2) ci-dessus.
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4.2 Enquétes économiques

Le Census Bureau effectue un grand nombre d’enquétes économiques mensuelles,
trimestrielles ¢t annuelles, en plus des recensements économiques. Des enquétes mensuelles
ou annuelles sont menées pour la plupart des six secteurs commerciaux du recensement,
Les méthodes utilisées pour la compensation de la non-réponse au questionnaire dans
le Monthly Retail Trade Survey (enquéte mensuelle sur le commerce au détail) et le Truck
Inventory and Use Survey (enquéte sur le camionnage) sont résumés plus loin. On ne décrit
pas la méthode de compensation de la non-réponse au questionnaire utilisé pour 1’ Annual
Survev of Manufacturers (enquéte annuelle auprés des fabricants, ASM) parce que c’est
virtuellement identique a celle qui est utilisée pour le Census of Manufacturers, dont la
description a été donnée a la section 4.1.2. Les taux d’imputation pour I’ASM varient
de 5 a 10%.

4.2.1 Enquéte mensuelle sur le commerce de détail (Monthly Retail Trade Survey)

L’enquéte mensuelle sur le commerce de détail comprend environ 30,000 unités déclarantes
dont prés de 3,000 sont choisies systématiquement et 27,000 aléatoirement. Les unités choisies
systématiquement doivent participer a Penquéte chaque mois, alors que ce n’est le cas que
pour un tiers des unités choisies aléatoirement. II faut donc expédier un questionnaire par
la poste 4 environ 12,000 unités déclarantes chaque mois. Dans le cas d’une entreprise &
établissements multiples visée par 'enquéte, c’est un sous-échantillon des établissements de
cette entreprise qui est choisi pour &tre inclus dans ’enquéte. Les chiffres mensuels de ventes
au détail sont les seules données recueillies dans ’enquéte. Le taux d’imputation pour ces
ventes est d’environ 11%,

Si une entreprise a établissement unique choisie systématiquement ou un établissement
sélectionné d’une entreprise a établissements multiples ne fait pas de déclaration un mois
donné, on impute une valeur pour les ventes en multipliant les données du mois précédent
par une facteur dit ‘ ‘rapport d’éléments identiques”’. Pour obtenir ce rapport de correction,
il faut diviser la somme pondérée des ventes du mois courant par la somme pondérée des
ventes du mois précédent pour tous les établissements de la méme cellule de correction qui
ont déclaré¢ des venies pour le mois courant et le mois précédent. Les cellules de correction
sont généralement définies d’aprés les trois premiers chiffres (ou les quatre premiers chiffres
dans quelques cas) du code SIC, selon le genre d’établissement (c.-a-d. si ce dernier appar-
tient ou non A une grosse entreprise a établissements multiples), et selon la classe de Péchelle
des ventes. Le poids utilisé pour chaque unité déclarante dans le calcul du facteur “‘rapport
d’éléments identiques’’ est I'inverse de la probabilité de sélection de 'unité déclarante.

Si une entreprise a établissements multiples choisie systématiquement ne déclare pas de
chiffres de ventes pour aucun de ses établissements, les valeurs des ventes sont imputées pour
chaque établissement et pour I’entreprise comme dans le cas précédent: on applique le facteur
“rapport d’éléments identiques’’, pour les cellules de correction correspondantes, aux don-
nées des ventes du mois précédent. Si une entreprise de ce genre déclare les ventes mensuelles
courantes pour toute I'entreprise, les réponses imputées pour les établissements sont corrigées
4 I'aide d'un ratio de fagon que le résultat soit compatible avec le total déclaré pour Pentreprise.

Pour les entreprises choisies aléatoirement, 'imputation des données se fait comme dans
le cas des unités déclarantes choisies systématiquement, sauf qu’une étape supplémentaire
est nécessaire car les entreprises choisies aléatoirement produisent une déclaration tous les
trois mois seulement. La premiére étape consiste 4 imputer le chiffre des ventes du mois précé-
dent d’une entreprise non répondante d’aprés la réponse fournie trois mois plus t6t. Pour
ce faire, on doit multiplier les ventes déclarées trois mois auparavant par le “‘rapport d’éléments
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ce faire, on doit multiplier les ventes déclarées trois mois auparavant par le **rapport d’éléments
identiques”’ basé sur la somme pondérée des ventes au cours du mois précédent et la somme
pondérée des ventes trois mois auparavant (cellule par cellule). Une fois faite Pimputation
des ventes du mois précédent, la valeur des ventes du moiscourant est établie & partir de la
valeur imputée pour le mois précédent, a I’aide de la méthode décrite relativement aux unités
déclarantes choisies systématiquement.

Si une entreprise non répondante est incluse dans 1’échantillon pour la premiére fois, on
impute les ventes du mois précédent (dans le cas d’une entreprise choisie systématiquement)
ou [es ventes trois mois plus tot (dans le cas d’une entreprise choisie aléatoirement) & partir
des ventes déclarées au recensement le plus récent, si ces données existent. Lorsque I’entreprise
non répondante n’a pas participé au recensement le plus récent, il s’agit alors d’une entreprise
qui vient d’entrer dans Péchantillon, pour laquelle les données sur les ventes de deux mois
ont généralement é1é fournies au moment ol I’entreprise a été ajoutée a la base de sondage.
Ces données sont alors désaisonnalisées et gonflées de fagon & produire une valeur annuelle.
L’imputation est alors effectuée comme si Pentreprise non répondante avait fourni la valeur
de ses ventes lors d’un recensement.

4.2.2 Enquéte sur le camionnage (Truck Inventory and Use Survey TIUS)

La TIUS est menée toutes les cing années et vise 4 produire des données sur les caractéristi-
ques physiques et 'exploitation des camions dans tout le pays. Ces caractéristiques com-
prennent le type de remorque {configuration du véhicule), les genres de produits transportés,
le genre de carburant utilisé ainsi que le nombre de milles parcourus par véhicule au cours
de I'année. L’univers de I’enquéte est composé des immatriculations des camions dans les
cinquante Etats et le district de Colombia. L’échantillon comprend environ 120,000 im-
matriculations de camions. Le taux de réponse des unités choisies pour participer a I’enquéte
est d’environ 75%.

Pour compenser la non-réponse au questionnaire, on augmente par pondération, séparé-
ment pour chaque classe de pondération, les réponses fournies par les répondants afin
d’obtenir I’équivalent pour 1’échantillon total. Les classes de pondération correspondent aux
strates de I’échantillon qui sont composées de classifications combinées selon I’Etat et le type
de caisse (5 catégories). La compensation de la non-réponse par pondération est basée sur
le nombre de camions; dans chaque classe (strate) le poids initial de chaque répondant est
multipli¢ par le ratio du nombre de camions dans la strate et de la somme des poids initiaux
des répondants dans la strate.

De toutes les enquétes économiques que nous avons étudiées, seule Ia TIUS utilise une
procédure de correction de poids pour tenir compte de la non-réponse au questionnaire. Dans
les autres enquétes économiques, on dispose généralement d’autres sources de renseignements
de base qui permettent de ‘‘créer’’ un enregistrement pour un non-répondant.

4.3 Recensement de I’agriculture

Le recensement de 1’agriculture fournit des données sur les exploitations agricoles (cultures,
élevages) et sur les activités connexes, 4 I’échelle nationale. C’est la source principale de statisti-
ques agricoles et la seule source de données agricoles compatibles et comparables au niveau
des comtés, des Etats et du pays.

La compensation de la non-réponse dans le recensement de I’ agriculture est complexe parce
qu’on ne peut utiliser le SSEL aussi efficacement dans ce cas que dans les autres secteurs
économiques. La liste d’envoi postal pour le recensement de I'agriculture est composée a
partir de plusieurs sources qui se répttent. La base de sondage peut contenir par conséquent
un certain nombre d’éléments en double et <lle contient toujours certaines entités non agricoles.
Aussi, [a méthode de compensation de la non-réponse doit tout d’abord permettre de déter-
miner et d’estimer I'importance de la correction & apporter avant qu’on ne puisse I’effectuer.
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Pour le recensement de 1982, les non-répondants ont été classés comme *‘gros’’ ou “‘petits”’
selon que leurs ventes prévues étaient supérieures ou inférieures 4 $100,000. Un suivi téléphoni-
que intégral a été effectué dans le cas de tous les gros non-répondants. Dans le cas des petits
non-répondants, on les a stratifiés d’aprés d’autres caractéristiques de la liste d’envoi postal.
On a fait le suivi par la poste et par téléphone auprés d’un échantillon de ces unités afin
d’obtenir des estimations, par strate  I'intérieur de chaque Etat, du pourcentage de non-
répondants qui sont effectivement des exploitations agricoles. Ces estimations ont ensuite
été utilisées, avec les données sur les proportions de répondants visés par comté, pour pro-
duire des estimations du nombre d’exploitations agricoles non répondantes au niveau du comté
pour chaque strate. Les poids d’un échantillon aléatoire de répondants par comté, qui était
compatible avec le nombre estimé d’exploitations agricoles non répondantes, ont alors été
multipliés par deux. Tous les autres répondants ont conservé leur poids unitaire.

4.4 Recherches relatives a la compensation de la non-réponse dans les enquétes économiques

Les données de I'IRS tirées des déclarations d’impd6t constituent probablement la source
de renseignements la plus utile pour la compensation, par imputation, de [a non-réponse
au questionnaire dans les enquétes économiques. Il peut exister certaines différences entre
les données de I'IRS et celles recueillies dans les recensements économiques a cause des diverses
définitions, formules et méthodes utilisées pour la collecte des données. Dans une étude (1984),
Dyke a comparé les données administratives (IRS) utilisées pour I’'imputation des ventes,
des recettes, de la paye et de I’emploi dans le recensement du commerce de 1977 avec les
réponses correspondantes obtenues pour un échantillon de suivi de non-répondants. Il a trouvé
que, en général, les valeurs déclarées 4 I'enquéte de suivi étaient supérieures a celles tirées
des sources administratives. L’importance des écarts variait selon la question et, en outre,
les écarts étaient plus prononcés dans le cas des entreprises a établissements multiples. Aussi,
comparaisons additionnelles de ce genre s'imposent. Si des écarts systématiques sont notés,
il sera alors possible d’élaborer des facteurs de compensation qui pourront étre appliqués
aux données de I’IRS.

Pour plusieurs recensements et enquétes, un facteur ‘“‘rapport d’éléments identiques’” est
calculé et appliqué aux chiffres d’une période antérieure afin de produire une valeur imputée
pour la période courante. Il est possible que ce rapport calculé pour fous les cas dans [’échan-
tillon qui ont répondu -au questionnaire pour les deux périodes ne §’applique pas trés bien
aux non-répondants a certaines questions. Bailey (1986) a examiné I'utilisation d’autres moyens
que le “rapport d’éléments identiques’ pour imputer les valeurs manquantes, telles que la
régression linéaire et la régression quadratique, & I"aide de divers ensembles de variables in-
dépendantes.

Pour de nombreuses méthodes d’'imputation pour la compensation de la non-réponse dans
les enquétes économiques, les cas dans ’échantillon, 4 la fois des répondants et des non-
répondants, sont classés dans des cellules avant le calcul a) d’un certain type de rapport entre
la période courante et la période antérieure, relativement & une question ou b) d’un certain
type de relation entre les questions de ’enquéte et les questions de base: paye, emploi et recet-
tes. Un projet de recherche visant 4 étudier d’autres choix possibles pour la définition des

- cellules dans le cas de I’enquéte mensuelle sur le commerce de détail vient d’étre réalisé par

Huang (1986). Elle a trouvé que, pour certains secteurs d’activité économique, une autre
méthode de définition des cellules réduit considérablement I’erreur quadratique moyenne
(EQM) des ventes estimées. De plus, elle a comparé la méthode d’imputation utilisée actuelle-
ment - les “‘rapports d'éléments identiques’ - et trois autres méthodes, pour ce qui a trait au
biais et 4 PEQM. Une seule des méthodes évaluées a donné de meilleurs résultats que la
méthode utilisée actuellement. Cependant, elle a conclu que les faibles avantages de la méthode
optimale pourraient ne pas justifier les exigences additionnelles inhérentes 4 son application.
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5. IMPUTATION POUR LES GAINS DANS LE CAS DE LA
CURRENT POPULATION SURVEY

5.1 La méthode ‘“hot deck‘‘ hiérarchique

La Current Population Survey (CPS) est une enquéte permanente du Census Bureau qui
vise environ 60,000 ménages américains chaque mois. La CPS, parrainée par le Bureau of
Labor Statistics, cherche principalement a recueillir des renseignements sur la population
active et sur I'emploi. Tous les ans, en mars, ’enquéte de la CPS comporte un supplément
sur le revenu. Entre 11 et 12% des ménages de ’échantillon ne répondent pas aux questions
sur le revenu. Une procédure spéciale, la méthode ““hot deck’ hiérarchique, a donc été élaborée
pour traiter les réponses manquantes par imputation.

Avec la méthode “*hot deck’’ hiérarchique, les gains non déclarés sont pris en compte a
partir de I’enregistrement des réponses d’une autre unité observée dans ’échantillon - un
enregistrement donneur. Le but est de trouver un donneur dont les caractéristique pour cette
enquéte ressemblent & celles du non-répondant & une question. La premigre étape dans la
recherche des enregistrements donneurs appropriés consiste a séparer tout I’échantillon, 4
part les cas de non-réponse totale au questionnaire, en cellules d’aprés une classification multi-
ple basée sur un certain nombre de caractéristiques de I’enquéte. Dans chaque cellule, on
dresse une liste des répondants et des non-répondants & une question donnée. Des
enregistrements donneurs tirés de la liste des répondants sont affectés systématiquement aux
non-répondants, avec origine choisie au hasard. §’il y a plus de non-répondants que de répon-
dants dans une cellule pour une question donnée, les réponses de certains ou peut-étre de
tous les répondants dans la cellule sont utilisées plus d’une fois. Il se peut que, dans certaines
cellules, il y ait au moins un non-répondant mais aucun répondant 4 une question.

Pour éviter de se trouver avec des non-répondants sans enregistrements donneurs correspon-
dants, la définition des cellules et le choix des enregistrements donneurs pour les non-
répondants & une question sont effectués plusieurs fois. A chaque étape, on définit moins
de cellules qu’a I’étape précédente. A I’étape finale, le nombre de cellules définies est suf-
fisamment petit pour qu’on soit certain qu’il y aura des enregistrements donneurs dans cha-
que cellule. Pour définir les cellules 4 chaque étape, on combine les cellules utilisées a I’étape
précédente. Chaque non-répondant & une question se voit donc attribuer au moins un
enregistrement donneur. L’enregistrement donneur utilisé pour produire la valeur imputée
est le premier qui est trouvé au cours des différentes étapes successives.

Le principal avantage que cette méthode hiérarchique offre, c’est qu’on peut définir un
trés grand nombre de cellules & la premigre étape, a cause de la série d’étapes successives
utilisées. Chaque fois qu’on trouve un enregistrement donneur a la premiére étape, on ap-
parie le non-répondant & une question ainsi que le donneur en fonction d’un grand nombre
de caractéristiques définies pour I’enquéte. Dans de tels cas, il est fort probable qu’on puisse
avoir une bonne imputation. Dans d’autres cas, les non-répondants 4 une question ainsi que
les donneurs seront appariés en fonction d’un peu moins de caractéristiques, Cette méthode
hiérarchique vise & trouver les enregistrements donneurs d’une fagon qui maximise le nom-
bre de caractéristiques pertinentes qui sont appariées. Pour une description plus détaillée
de cette méthode, voir Welniak et Coder (1980), Oh et Scheuren (1980a), ou David, Little, _
Samuhel et Triest (1986, section 2).

5.2 Evaluation de la méthode ““hot deck’” hiérarchique

Certaines €tudes portant sur la méthode ““hot deck’” hiérarchique utilisée pour la CPS
ont été effectuées par Welniak et Coder (1980); Oh et Scheuren (1980a et 1980b); Lillard,
Smith et Welch (1982); et David et coll. (1986). Une des faiblesses de la méthode *“hot deck’’
employée pour la CPS qu’on a signalé est le fait que les valeurs des enregistrements donneurs
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peuvent étre utilisés 4 maintes reprises, ce qui augmente la variance. On pourrait modifier
la méthode de fagon qu’on ne puisse utiliser les valeurs des enregistrements donneurs plus
d'une ou deux fois; cependant, cette modification n’a pas été apportée. La méthode ‘‘hot
deck’ utilisée pour la CPS repose sur ’hypothése de la non-réponse sans biais, selon la-
quelle la distribution des réponses pour une variable d’enquéte est la méme chez les répon-
dants et les non-répondants qui sont dans la méme cellule,

David et coll. (1986) ont élaboré plusieurs méthodes basées sur des modéles, qui pour-
raient &tre utilisées 4 la place de 1a méthode ““hot deck’” hiérarchique employée pour la CPS.
I1s les ont évaluées ainsi que la méthode *‘hot deck” hiérarchique par rapport a I’erreur ab-
solue moyenne et A I’erreur relative moyenne.

Ces évaluations ont été faites a partir d’un fichier apparié CPS-IRS. Avec la création de
ce fichier, on a tenté d’apparier le fichier de la CPS de mars 1981 aux dossiers fiscaux de
PIRS pour 1980. En dépit des limites apparentes de la méthode **hot deck”, cette méthode
appliquée a la CPS a permis d’obtenir une erreur absolue moyenne et une erreur relative
moyenne plus faibles que lorsqu’on a utilisé des méthodes basées sur un modéle. Cependant,
les modéles avaient été construits pour environ 10% seulement de tout I’échantillon de la
CPS utilisé pour élaborer la méthode ““hot deck”.

6. SOMMAIRE ET CHAMPS D’ETUDE EVENTUELS

Dans cet article on a décrit, principalement 4 I’aide d’exemples, les méthodes de compen-
sation de la non-réponse s’appliquant aux questionnaires utilisés actuellement dans les en-
quétes et recensements de I'U.S. Bureau of the Census. On a mis I’emphase sur le besoin
d’effectuer d’autres études empiriques et théoriques tant dans le domaine démographique
que dans le domaine économique afin d’établir des lignes directrices plus objectives pour
a) concevoir des méthodes de compensation de la non-réponse et b) mesurer les effets de
la non-réponse sur les résultats d’enquéte, selon diverses conditions d’enquéte. On a égale-
ment mentionné quelque projets de recherche dont le travail est présentement amorcé.
Toutefois, l’augmentation de recherche dans ce domaine serait fort souhaitable, Par exem-
ple, jusqu’a quel point peut-on utiliser les données accessoires ainsi que les méthodes de
modélisation et d’analyse des données pour déterminer les rapports fonctionnels nécessaires
pour fournir une description ‘‘raisonnablement’’ précise de la structure de la réponse/non-
réponse qui s'applique & une enquéte donnée?

En général, la compensation pour la non-réponse n’est qu’une étape parmi plusieurs permet-
tant de réduire la variance et le biais des résultats des enquétes et recensements. La réduction
de I'impact de la non-réponse que pourraient apporter de telles étapes fera I'objet d’études
ultérieures. De plus, il faut poursuivre les travaux de recherche concernant les questions qui
reviennent périodiquement telles que I’effet des poids utilisés pour compenser la non-réponse
au questionnaire et de Pimputation pour compenser la non-réponse a une question sur les
estimateurs de la variance complexes, sur les méthodes de modélisation utilisées pour déter-
miner les facteurs de compensation appropriés ainsi que I'efficacité de la combinaison de
divers types de techniques de compensation de la non-réponse.
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Limputation par la méthode “hot deck” appliquée a
un plan d’échantillonnage a deux degrés

SUSAN HINKINS et FRITZ SCHEUREN!

RESUME

A partir d’un échantillon annuel de déclarations d’impdt présentées par des sociétés américaines, le
fisc américain (IRS) prépare des estimations de totaux de plusieurs centaines d’¢léments financiers pour
des ensembles et des sous-ensembiles. Le plan d’échantillonnage de base est hautement stratifié et relative-
ment complexe. Ce plan a été modifié lors de 'échantillonnage des déclarations de 1981 et 1982; on
y a ajouté une procédure d’échantillonnage 4 deux degrés. Ce changement répondait a la nécessité d’une
meilleure répartition des ressources dans un contexte de budgets en décroissance. Les éléments qu'on
ne peut observer dans le sous-échantillon font 'objet d’une prédiction par imputation ‘‘hot deck”
modifiée. Le présent document décrit la conception de cette nouvelle procédure de méme que 'estimation
et I'évaluation de ses effets.

MOTS CLES: Echantillonnage 3 deux degrés; hot deck; imputation.

1. INTRODUCTION

La premiére idée qui nous vient & Pesprit lorsqu’on entend parler du U.S. Internal Revenue
Service n'est sans doute pas ’enquéte par sondage. Toutefois, 4 chaque année au mois d’avril,
les résidents des Etats-Unis prennent part 4 au moins une enquéte administrative dés qu’ils
présentent une déclaration d’impdt individuelle, Nous faisons un échantillonnage annuel de
ces données administratives a des fins statistiques. Un autre de nos principaux programmes
vise 'échantillonnage annuel des déclarations d’impdt des sociétés américaines et c'est de cette
enquéte dont il sera question ici.

Ce qui nous intéresse en premier lieu lors d’un sympostum comme celui-ci, ce sont les non-
réponses ou les autres données manquantes. Malgré nos efforts importants en matié¢re d'ex-
écution, nous connaissons aussi a I'IRS des problémes de non-réponse. Toutefois, le présent
document traite d’un genre différent de données manquantes, c’est-a-dire ’absence qui n'est
pas imprévue, mais plutét congue (voir aussi Strudler, Oh et Scheuren 1986 qui donnent un
autre exemple). Nous prenons la liberté d’analyser ces problémes car nous utilisons pour les
traiter une technique actuellement réservée aux non-réponses, c'est-a-dire 'imputation “hot
deck” (Ford 1983). Le cas présenté nous permet d’évaluer la procédure d'imputation puisque
le mécanisme sous-jacent de non-réponse est bien connu. -

Nous avons fait appel 4 ’échantillonnage 4 deux degrés pour analyser les déclarations d’im-
p&t des sociétés afin de réduire Jes colits tout en maintenant la perte d'information & un nivean
tolérable. La repondération selon le degré d*échantillonnage constitue une approche d’estima-
tion standard dans Péchantillonnage 4 deux degrés (voir par exemple Cochran 1977); toutefois,
dans notre application il nous aurait fallu repondérer presque tous les éléments un par un.
Nos utilisateurs qui requiérent des ensembles de données rectangulaires ont jugé que cette
méthode était inacceptable. On trouve la description d’une approche analogue utilisée dans
un contexte canadien dans Colledge er coll. (1978).

! Susan Minkins, Statistics of Income Division, Internal Revenue Service, boile posiale 369, Bozeman, Montana
59771, Fritz Scheuren, Statistics of Income Division, Internal Revenue Service, 1111 Constitution Avenue N.W .,
Washington, DC 20224.
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La technique d’imputation utilisée, ¢’est-a-dire I'imputation ‘‘hot deck’’, est simple. La
nécessité d’expliquer la mise en application d’une procédure aussi simple pourra surprendre
les théoriciens, mais, comme nous le montrons, les problémes de mise en oeuvre dans le cadre
d’une trés vaste opération statistique sont nombreux.

Dans la suite du présent document, nous décrivons en détail la procédure d’échantillonnage
a deux degrés et la technique d’imputation employée. Nous présentons aussi les résultats
préliminaires obtenus & ’analyse de I'impact de ces procédures et nous décrivons, dans la
derniére section, nos conclusions et projets futurs. Nous avons aussi ajouté en annexe une
breve explication théorique des méthodes d’estimation employées et de leurs propriétés.

2. DESCRIPTION DES PROCEDURES D’ECHANTILLONNAGE

L’IRS préléve un échantillon annuel des déclarations d’impét des sociétés des Etats-Unis
afin de faire une estimation des totaux de variables économiques et fiscales pour tout le pays.
En 1985 par exemple, environ 3 millions de déclarations d’impdt de sociétés seront présentées
et I’échantillon de ’IRS sera formé de plus de 90,000 de ces déclarations. (Au Canada, il
existe deux échantillons différents de déclarations d’impdt des sociétés, chacun étant congu
pour satisfaire a une gamme plus étroite de besoins. L’échantillon de Revenu Canada-Impdt
(voir Burpee et McGrath 1982) a été mis au point dans un but de simulation des politiques
fiscales. 1.’ échantillon de Statistique Canada (voir Ambrose 1985} vise principalement 1*estima-
tion d’agrégats économiques. Nous croyons que nous pourrions améliorer I'efficacité des
procédures actuelles aux Etats-Unis en mettant sur pied des plans séparés, mais des systémes
de traitement qui ne seraient pas entierement distincts. Toutefois, le travail effectué jusqu’a
ce jour (Clickner et coll. 1984) indique que les difficultés sont énormes et que le progrés se
fait lentement.)

Les estimations annuelles ainsi obtenues se rapportent i la population compléte des sociétés
et 4 des sous-population habituellement définies par le genre d'industrie et la dimension des
entreprises. La population sous-jacente e¢st hautement asymétrique. Pour la plupart des
variables, une trés faible proportion de la population représente une fraction importante de
la valeur totale en dollars. On trouve a la piéce 1 des exemples pour les déclarations des sociétés
de 1982.

On utilise un plan d’échantillonnage hautement stratifié; la probabilité de sélection des
petites sociétés est faible tandis que la sélection des grandes sociétés est presque certaine (Jones
et McMahon, 1984). Les strates sont définies en fonction de la classification industrielle et
de I'importance des sociétés en termes d’actif et de bénéfice net. Les probabilités de sélection
pour chaque strate sont déterminées grace a une forme modifiée de la répartition Neyman.
Presque toutes les entreprises de la strate 100%, c’est-a-dire celles dont les déclarations sont
choisies de facon certaine, ont un actif total de $50 millions ou plus. On fait appel a une
forme d’estimation par la méthode du quotient post-stratifiée pour pondérer les résultats
de I’échantillon (Leszcz, Oh et Scheuren 1983).

Piéce 1
Degré de concentration des variables d’entreprises choisies

Eléments | Ac tf . Actif & gal
choisis inférieurs a ou supérieur

$50 millions 4 $50 millions
Nombre de déclarations 99.6% 0.4%
Total de I'actif 16.3 83.7
Total des recettes 39.3 60.7
Total de I"impdt 25.9 74.1

Source: [nternal Revenue Service, 1985.
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L’extraction des informations de chacune des déclarations constituant I’échantillon est
un procédé onéreux et laborieux. On peut extraire au-deid de 600 éléments d’une déclaration
et ceux-ci ne sont pas simplement extraits, ils doivent aussi étre vérifiés attentivement et
redistribués pour compenser les variations dans les fagons de remplir les déclarations. Le
procédé complet s’intitule ““contrdle d’une déclaration™ et le colit de ce “‘contrdle’ varie
selon le degré de complexité. 11 suffit parfois de vingt-cing minutes pour contrdler une déclara-
tion relativement simple, mais dans le cas d’une déclaration réellement complexe, le procédé
peut durer jusqu’a une semaine. La qualité de ce contrdle est vitale pour les estimations car
les vérifications effectuées réduisent les inconsistances rencontrées, mais ne les éliminent pas
entiérement.

En fait les erreurs non dues a I’échantillonnage constituent ’une des embiiches impor-
tantes du procédé de contrdle des données, particulizrement dans le cas des trés grandes
sociétés. Afin de consacrer proportionnellement plus de ressources 4 la diminution des er-
reurs non dues A Péchantillonnage pour les déclarations des grandes sociétés, nous avons
mis en place I’échantillonnage a deux degrés stratifié pour les déclarations des petites en-
treprises; plus précisément, certains éléments de données sont extraits uniquement d’un sous-
échantillon de déclarations, c’est-a-dire un sous-ensemble de¢ déclarations ol les actifs sont
inférieurs 4 $50 millions. Méme si cette modification pouvait donner lieu a 1’augmentation
des erreurs dans le cas de certaines variables des déclarations des petites entreprises, nous
prévoyions que ces procédures auraient peu d’effets négatifs sur les estimations des totaux
a Péchelle du pays ou sur les estimations des sous-domaines d’intérét primordial pour nos
principaux utilisateurs. Deux raisons majeures justifiaient cette conjecture:

- Comme nous I’avons déja mentionné, les déclarations des sociétés dont Pactif total est
égal ou supérieur a $50 millions n’ont pas été soumises a cette ¢tape additionnelle
d’échantillonnage.

- La perte d’information due au sous-échantillonnage a été réduite grice au choix des
¢léments ou variables visés par ce sous-échantillonnage.

Comme nous le montrons par la suite, les résultats obtenus jusqu’a ce jour confirment ample-
ment nos prévisions.

Eléments choisis pour le sous-échantillonnage

Lorsque certains éléments divers d’une déclaration sont différents de zéro, le contribuable
doit joindre une annexe pour fournir des renseignements additionnels. Par exemple, si la
case ‘‘Autres revenus’’ renferme une valeur différente de zéro, 1a société doit décrire ’objet
de cette valeur. Les annexes sont présentées sur des feuilles séparées dont le format et la
longueur ne sont pas standard. Le procédé du contrdle d’une annexe se fait donc en diverses
étapes: il faut d’abord trouver ’annexe, décider ensuite si le contribuable a indiqué des mon-
tants appropriés dans la section ““Autres revenus’’ et faire les modifications qui s’imposent
sl on constate certaines erreurs.

A compter de I’année d’imposition 1981, pour le programme visant les sociétés, le con-
tréle de données statistiques provenant des déclarations d’impdt s’est faite par étapes et cer-
tains éléments ont été, au début, transcrits directement des déclarations pour étre employés
dans la compilation de statistiques. Grace aux tests automatiques on pouvait par la suite
marquer certains éléments ou annexes afin qu’ils fassent 1’objet d’un dépouillement ou d'une
analyse plus poussée lors des étapes subséquentes (Cys et coff. 1982). Grice 4 cette nouvelle
stratégie, nous avons pu:

- Conserver les renseignements originaux provenant des contribuables et évaluer ainsi
I'importance des modifications faites au moment du contréle. Avant I'échantillonnage
de 1981, nous ne possédions aucun renseignement au sujet de I’ampleur des modifica-
tions apporiées durant le contrdle. Les préposés au contrdle n’inscrivaient que le résultat
final. (Voir Powell et Stubbs, 1981).
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Piéce 2
Ilustration du contrdle de I’élément ““Autres revenus®’

Genre de revenu Montant Mo:?tant 'cle la Montant

original($) modification($) final($)}
Autres revenus 1,600 -1,200 400
Recettes 500 +900 1,400
Loyers 0 + 300 300
Intéréts 700 0 700

- Décider de revoir ou non une annexe en particulier 4 partir des renseignements originaux
transcrits. De nouveau, avant le programme de 1981, les préposés au contrdle devaient
bien entendu contrdler entierement toutes les annexes.

Pour I'analyse des déclarations de sociétés de 1981 et 1982, nous avons choisi sept éléments
pour le sous-échantillonnage, de méme que les annexes correspondant 3 ceux-ci: autres revenus,
autres deductions, autres coiits des biens vendus, autre actif & court terme, autre actif 4 long
terme, autre passif & court terme et autre passif 4 long terme,

On peut changer substantivement les montants provenant des déclarations d’impét des
sociétés lors du contréle. Par exemple, prenons ’annexe ‘‘Autres revenus”” illustrée 4 la piéce
2. Les sommes originales (colonne 1) sont initialement observées pour chaque déclaration.
Les variables qui font I’objet du sous-échantillonnage sont les modifications qui seraient
apportées si ["annexe ‘‘ Autres revenus’’ était contrdlée (colonne 2). Dans le cas hypothétique
présenté ici le montant original des autres revenus est $1,600; une fois examiné par le préposé,
ce montant serait reclassifié et réparti comme suit: $900 - Recettes d’entreprise, $300 - Loyers,
$400 qui appartiennent réellement a la catégorie Autres revenus. Les variables intéressantes
sont bien siir les montants corrigés correspondant a chaque élément.

Avant de mettre en oeuvre le nouveau systéme de traitement, nous avons fait une expérience
pour comparer la durée de la transcription initiale avec contrdle réduit 4 la durée du contréle
complet avec lecture de toutes les annexes. Comme nous 1’avions prévu, le contrdle réduit se
faisait beaucoup plus rapidement et, par conséquent, 4 un moindre coiit. 11 était donc possible
d’économiser beaucoup de ressources en effectuant un sous-échantillonnage. Nous avons,
de maniére trés conservatrice, extrapolé les économies de cofit pour 1981 a $300,000 au moins,
en supposant qu’on faisait partiellement appel a la technique du sous-échantillonnage.

Double-échantillonngge

Nous sommes maintenant préts a décrire la stratification bidimensionnelle de base adoptée
pour notre échantillonnage 4 deux degrés. Les déclarations sont classées en deux groupes:
déclarations cruciales (groupe A) et autres (groupe B). Les déclarations cruciales regroupent
toutes celles des sociétés dont 1'actif est égal ou supérieur a $50 millions; ce groupe inclut
donc toutes les déclarations de trés grandes entreprises, la plupart des déclarations choisies
avec certitude pour faire partie de I’échantillon et les déclarations de toutes les sociétés, quelle
que soit leur dimension, lorsque Ia probabilité de correction lors du contrdle est élevée. Nous
désirions de toute évidence obtenir un plan de sous-échantillonnage grice auquel on pour-
rait contréler toutes les annexes ol la probabilité de modification était élevée, particuliére-
ment §’il s*agissait d’une modification importante, et faire un sous-échantillonnage des autres.

Pour tenter de prévoir quelles annexes seront probalement modifiées, on inclut un article
dans le groupe A si le montant original indiqué dans Autres revenus, pour poursuivre avec
le méme exemple, est anormalement élevé comparativement au montant du revenu total, En
outre, puisque nous ne désirons pas imputer de trés gros montants, il faut aussi inclure dans
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le groupe A les cas ol les autres revenus dépassent une certaine valeur en dollars. Malheureuse-
ment, cette opération ne s’est faite qu’indirectement. Par inférence, on suppose que le groupe
B inclut seulement les déclarations des petites entreprises pour lesquelles nous croyons que
le contrdle donne lieu & peu ou pas de modification, (Pour d’autres détails & ce sujet, voir
Barker et coll. 1982.)

Dans [e cas des déclarations cruciales faisant partie du groupe A, nous observons entiérement
toutes les variables, c’est-a-dire tous les éléments. Seules les déclarations du groupe B sont
visées par le sous-échantillonnage des sept annexes mentionnées plus haut. Méme dans le
cas des déclarations du groupe B, les montants originaux de tous les élémenis sont toujours
notés; par conséquent, on obtient certains renseignements au sujet de chaque élément. Les
seuls renseignements qu’on n’obtient pas pour certains éléments du groupe B sont les modifica-
tions résultant du contrdle d’une annexe, C’est ces modifications qu’on fait en utilisant la
pracédure d’imputation qui est décrite dans la prochaine section. Les variables ne sont pas
toutes touchées par le sous-échantillonnage; par exemple, des 600 éléments repérés dans le
programme des déclarations des sociétés de 1981, seuls 36 furent touchés d'une fagon quelcon-
que par ’échantillonnage a deux degrés. Toutefois, des quelques 100 principaux éléments
qui forment le revenu et le bilan, approximativement la moitié pourraient &tre touchés.

3. LA PROCEDURE D'IMPUTATION

Les renseignements manquants (c’est-a-dire, les modifications résultant du contrdle) dans
le groupe B sont imputés grace a une procédure ““hot deck’’ appliquée a I'intérieur des cases
d’ajustement. Gréce a cette technique, on fait correspondre un article dont les annexes
doivent &tre imputées & un article donneur dont les mé&mes annexes sont controlées, dans
la mé&me case d’ajustement. On décrira la formation des cases d’ajustement dans cette section.

En 1981, le taux de sous-échantillonnage était de 10% pour les déclarations soumises au
sous-échantillonnage; une déclaration sur dix était choisie systématiquement en vue du contréle
{donneurs pour la procédure hot deck) et les neuf autres devaient &cre imputées. En 1982,
on a maintenu le taux de sous-échantillonnage 4 10% pour les déclarations non financieres
(commerce, fabrication, etc.), mais on I’a fixé 4 20% dans le cas des déclarations financiéres
(banques, compagnies d’assurance, etc.).

Dans une case d’ajustement, le nombre de déclarations »n’ peut &tre divisé en nombre de
donneurs n” et nombre d’éléments imputés n* — n*. Etant donné le taux réduit de sous-
échantillonnage, le nombre de donneurs est presque toujours inférieur au nombre d’éléments
imputés. Prenons ’exemple ou n’ — n” = rn” + ¢ ol ret f sont des nombres entiers non
négatifsetou0 = ¢ < n”. Dan un tel cas, la procédure hot deck choisitles #’ — n*” donnecurs
r fois et choisit les ¢ unités qui restent par simple échantillonnage aléatoire, sans remplacement.

Pour poursuivre notre illustration, rappelons-nous que [*élément qui nous intéresse est Z,
c’est-a-dire le montant final corrigé des autres revenus. Z peut prendre la formeZ = X — Y
ou X représente le montant original inscrit par le contribuable dans Autres revenus et Y
représente la modification apportée 4 la suite du contrdle de ’annexe ‘‘Autres revenus”’,
Seule la modification ¥ n’est pas observée et doit &tre calculée approximativement pour un
sous-ensemble de déclarations faisant partie du groupe B.

Si nous employons simplement la procédure hot deck traditionnelle et que nous estimons
la valeur y; non observée pour article i, lorsque la valeur observée pour ’article donneur
Jest y;, I'estimation obtenue pour la valeur finale z; peut ne pas satisfaire aux contrdles de
validation. Par exemple, disons que dans I’article donneur la valeur inscrite & I’origine dans
la section Autres revenus était de $30,000 et qu’on a soustrait $15,000 de cette valeur au
moment du contréle. Supposons que dans 1’article & imputer le montant original des autres
revenus est égal 4 $10,000, la modification imputée de $15,000 produirait alors une estima-
tion négative des autres revenus:

f,' = X;j — ﬁi = 10,000 - 15,000 = —5,000.
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Les definitions correspondant aux letires utilisées ci-dessus sont les suivantes:

A = Vente au détail, B = Vente en gros, © = Transport et services publics, D = Aulres,
E = Trés petite, F = Petite, G = Moyenne.

Figure 1. Hiérarchie des cases d’ajustement pour la méthode “‘hot deck””

Puisque le montant des autres revenus ne doit pas étre négatif, les contréles de validation
signaleraient une erreur et des modifications additionnelles devraient &tre apportées a 1’arti-
cle en question. (Voir Sande 1982 pour obtenir une explication générale de ce problieme).
Puisque nous observons toujours le montant original, ii semble plus raisonnable de procéder
par la méthode “‘hot deck’ pour établir la modification relative R = Y/ X au lieu d’adopter
la modification réelle Y. Poursuivons I’exemple; puisque dans 1’article donneur on supprime
la moitié du montant inscrit dans ““Autres revenus’’ a la lecture de PPannexe, il faut aussi
supprimer la moitié de cette somme dans Particle imputé. Le montant final estimé pour les
autres revenus est alors:

5 =X — § = 10,000 — (1/2)10,000 = -+ 5,000.

Nous avions prévu que grice a ce calcul d’un rapport, en plus de satisfaire aux contrdles
de validation, on pourrait réduire la variance des estimations comparativement 2 celle obtenue
grice a ’approche hot deck de base; toutefois, la variance d’une estimation ne peut étre établie
par analyse; elle doit &re mesurée empiriquement. Nous n’avons pas encore vérifié, dans
notre application de cette méthode aux sociétés, la variance plus petite que nous prévoyions;
toutefois, les résultats des simulations appuient ’approche choisie. En introduisant ainsi un
rapport, nous obtenons cependant des estimations biaisées. Nous avions supposé que les distor-
sions seraient faibles et elles [’ont été en réalité, dans la majorité des cas, comme nous le
montrons plus loin.

Le modéle correspondant 4 notre procédure d’imputation est fondé sur la définition des
strates dans I’échantillonnage i deux degrés et des cases d’ajustement. Nous avons pris
plusieurs mesures constructives afin que cette approche soit raisonnable. Lors de la stratifica-
tion initiale, nous nous sommes efforcés d’inclure dans le sous-échantillon uniquement les
articles ou les modifications seraient vraisemblablement petites ou nulles. En outre, nous avons
subjectivement choisi les cases d’ajustement afin qu’elles soient homogénes quant a I’ampleur
des modifications relatives qui seraient apportées 4 la suite du contrble. Plus précisément,
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Tableau 1
Statistiques choisies sur la méthode d’imputation ‘‘hot deck’” avec rapport, 1981-1982

Année d’imposition  Année d’imposition

. 1981 1982
Elément
Non Non

Financier financier Financier (financier
NOMBRE
Donneurs 908 3,081 1,806 4,697
Imputations 7,912 28,674 10,719 43,477
Cases d’ajustement 113 238 142 260
DIMENSION DES CASES “DONNEUR”’
Movenne 8 13 13 18
Maxirnum ‘ 68 58 126 98
Minimum 1 | 2 2
RAPPORT ENTRE DONNEUR ET IMPUTATION
Moyen g1 By A7 11
Maximum 1.00 .25 2.00 .28
Minimum .05 .05 .05 .05

Note: Pour 1982, il fallait absolument utiliser des cases de 2 donneurs pour qu'il soit possible de calculer la variance.

les cases d’ajustement sont définies en termes de classification industrielle, dimension de I’en-
treprise et modéle des éléments inclus dans la déclaration. Trente catégories ont été définies
grice aux divers critéres de classification industrielle et de dimension (voir figure 1}. De plus,
seize modéles d’¢léments ont été traités séparément selon la présence ou l’absence des ar-
ticles Autres revenus (2 catégories), Autres déductions ou Autres cofits des biens vendus (2
catégories), Autre actif a court terme ou Autre actif i long terme (2 catégories) et finalement
Autre passif & court terme ou Autre passif 4 long terme (2 catégories). Le nombre maximum
de cases d’ajustemnent était donc 30 x 16 = 480.

On a élaboré une structure hiérarchique pour tous les modéles d’éléments afin de pouvoir
faire un regroupement lorsque le nombre de donneurs servant a I'imputation était insuffi-
sant (voir figure 1). La premiére division sépare les déclarations financiéres (banques, com-
pagnies d’assurance, etc.) des déclarations de sociétés non financieres; les cases ne sont pas
regroupées pour cette division. Aux niveaux suivants de la hiérarchie, on sépare les cases
en fonction de catégories industriclles relativement vastes et de la dimension des sociétés en
terimes d’actif et de bénéfice net. Il faut se rappeler que les trés grandes entreprises ne font
pas I'objet d’un sous-échantillonnage et que, par conséquent, elles ne devraient pas nécessiter
d’imputation; il semblait donc suffisant d’établir des groupes en fonction de la catégorie
industrielle et de la dimension.

La qualité de notre estimation dépend de la quantité de regroupements. En 1981, nous
avions 36,586 déclarations avec au moins une annexe a imputer et 3,989 donneurs. Dans
le cas des déclarations non financiéres, nous n’avons jamais fait de regroupement en fonction
des principales classifications industrielles et, en fait, nous avons toujours établi une distinction
en fonction de la dimension. De nombreuses cases n’ont jamais été combinées et au contraire
on y a conservé [e maximum de détails possibles. Dans le cas des déclarations de sociétés
financiéres par ailleurs, la variable dimension a souvent été perdue lors du regroupement
de toutes les cases et il est arrivé que des industries importantes soient combinées (Hinkins
1983). Dans un modele, toute les déclarations de sociétés financiéres ont été regroupées dans
la méme case.
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Dossiers non financiers Dossiers financiers
$400,000 . $400,000
Modifi- Modifi-
cation cation
Y Y . .
fretiotens o o0 .. ke " .
$£400,000 $400,000
Montant original Montant original
X X

Figure 2. Modifications apportées a I’élément ‘‘Autres revenus’’: donneurs du groupe B seulement

Forts de notre expérience de 1981, nous avons apporté plusieurs modifications au plan
d’échantillonnage & deux degrés de 1982:

Etant donné I'importance du regroupement des cases dans le cas des déclarations d’in-
stitutions financiéres en 1981, le taux de sous-échantillonnage pour les déclarations de
petites entreprises financigres a été doublé en 1982, passant de 10% 4 20% comme nous
I’avons mentionné antérieurement; cette opération devait améliorer les estimations.
En 1981, la procédure d’échantillonnage 4 deux degrés n’avait pas ¢té appliquée a 1’échan-
tillon complet, mais avait plutbt été restreinte a certains centres de traitement. Les autres
centres de traitement recueillaient tous les renseignements, comme auparavant. En 1982, la
procédure a été appliquée a ’échantillon complet. En 1982 le nombre relatif d’articles dont
certains éléments avaient été imputés est passé a 63% comparativement a 40% en 1981,
Afin d’évaluer approximativement la variance des imputations par la méthode hot deck
{Oh et Scheuren 1980; Rubin et Schenker 1986), on a imposé une restriction additionnelle
au plan de 1982 en exigeant qu’il v ait au moins deux donneurs pour chaque case d’ajuste-
ment (voir le tableau 1). .

En 1982, 54,196 articles devaient &tre imputés 4 partir de 6,503 donneurs et la quantité
de regroupements des cases d’ajustement fut considérablement moindre (Hinkins 1984). Plus
précisément, dans le cas des articles financiers, 94% des articles imputés en 1982 faisaient
partie de cases d’ajustement définies grace a certaines distinctions de dimension, comparative-
ment & 75% en 1981. Le tableau t fournit certaines autres statistiques relative au fonctionne-
ment des systémes en 1981 et 1982,

4. EVALUATION INITIALE DE LA DISTORSION

L’évaluation du systéme d’échantillonnage a deux degrés de 1982 est en cours, mais nous
avons déja certains résultats quant aux effets possibles de distorsion de P'imputation. La distor-
sion devrait étre faible si R, ¢’est-a-dire le rapport entre la modification apportée au controle
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et le montant original, est toujours petit ou si R est constant & 'intérieur des cases d’ajuste-
ment. Nous avons choisi d’analyser les pires cas possibles de distorsion en étudiant certains
exemples ol R n’est ni petit ni constant. Nous avons concentré notre attention sur deux
variables: autres revenus et recettes d’entreprises.

Modeéle non biaisé

La distorsion causée par le rapport dans I’imputation par la méthode hot deck que nous
utilisons serait égale a zéro si la relation ¥ = RX était vraie pour tous les membres de chaque
case d’ajustement choisie. Il serait peut-étre utile d’avoir un graphique global des données
pour pouvoir examiner dans quelle mesure ce modéle se confirme pour I’élément ‘“Autres
revenus’’. Comme on peut le voir a la figure 2, nous avons par conséguent représenté graphi-
quement les donneurs du groupe B en séparant les sociétés financiéres des sociétés non finan-
cieres. Il existe une différence certaine entre ces deux catégories. Les déclarations provenant
de sociétés non financiéres sont beaucoup moins susceptibles d’étre modifiées; en 1982, 14%
des donneurs non financiers ont subi une modification a I’élément ‘‘Autres revenus’’ com-
parativement a 59% dans le cas des articles provenant de sociétés financiéres. En outre, il
semble que le modeéle E(Y) = RX soit approprié, du moins dans le cas des déclarations pro-
venant de sociétés financieéres. Nous avons intention de poursuivre le travail A cet égard,
mais le pointage de dispersion nous encourage a croire que les distorsions existantes seraient
pour une grande part petites.

Mesure des distorsions réefles

Le tableau 2 montre les distorsions relatives pour certaines industries choisies qui cor-
respondent aux pires cas possibles. Les nombres indiqués correspondent a toutes les déclara-
tions de 'industrie et aux déclarations ot 'actif est inférieur & $25 millions, ¢’est-a-dire celles
des sociétés qui devraient selon toute vraisemblance &tre Ie plus touchées par la mise en oeuvre
des nouvelles procédures. De tous les éléments modifiés par 1’échantillonnage a deux degrés,
I’annexe ‘‘Autres revenus’” est celle pour laquelle les valeurs de R sont les plus grandes et
les distributions de R les plus dispersées. Au contrdle de ’élément “* Autres revenus’’ le plus
grand changement concernait le montant des recettes d’entreprises. Il faut remarquer que
les estimations de distorsions décrites au tableau 2 sont sujettes a une erreur d’échantillon-
nage considérable (Czajka 1986). Toutefois, a 'exception des plus petits montants, nous
croyons que les estimations indiquées portent probablement le bon signe et correspondent
4 un ordre de grandeur approprié.

Ces exemples indiquent qu’a l'intérieur des petites sous-populations les effets de distor-
sion peuvent étre importants. Toutefois, méme dans une grande industrie, choisie précisé-
ment a cause des problémes possibles, la distorsion pour les entreprises de toutes dimensions
demeure relativement petite,

Les résultats obtenus par Czajka (1986) indiquent que dans les estimations globales
pour toutes les industries 1a distorsion causée par I'imputation demeure petite, c’est-a-dire
inférieure & 1% dans tous les cas et considérablement moindre que .05% dans la plupart
des cas.

Il ne fait aucun doute que certaines distorsions mentionnées au tableau 2 semblent impor-
tantes et justifient I'inquiétude; toutefais, il faut réaliser que I’effet global de I’écart quadrati-
que moyen de {a distorsion est minime pour toutes les déclarations, il se situe généralement
a 5% ou moins. Ces résultats prouvent suffisamment que les procédures employées ont peu
ou pas nui aux données requises par nos utilisateurs; cela ne signifie pas toutefois que des
améliorations importantes comme celles prévues pour 1985 et 1986 ne devraient pas étre mises
en oeuvre.
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Tableau 2

Distorsion relative approximative pour Recettes d’entreprises et
Autres revenus, par industrie mineure choisie, 1982

. Recettes d’entreprises Autres revenus
Industries
mineures Toutes Actifs Toutes Actifs
choisies décla- inférieurs a décla- inférieurs a

rations  $25 millions rations  $25 millions

(Les distorsions sont exprimées en
peourcentage du total applicable)

COMMERCE EN GROS

Machinerie, piéces d’équipement et fournitures —1.40 -2.6 0.4 0.6
Commerce divers -0.30 -0.5 -1.3 —-2.4
COMMERCE DE DETAIL

Vendeurs d’automobiles et stations-service -0.30 -0.5 3.3 4.6
FINANCE ET ASSURANCE

Institutions bancaires —-0.02 —-0.7 0.1 2.4
Organismes de crédit sauf les banques -0.50 -2.2 -0,9 -9.0
Courtiers d'assurance -0.60 -0.7 1.2 2.3
Note: Tous les calculs sont faits 4 partir d'estimations des distorsions pondérées en fonction du plan. Les industries

ont été choisies parce qu’elles représentaient les pires cas possibles.

5. PROJETS FUTURS ET RESUME

Nous n’avons pas fait appel & I’échantillonnage 4 deux degrés et I'imputation pour les
échantillons de 1983 et 1984 i cause de contraintes de traitement. On utilisera de nouveau
ces méthodes & compter de ’échantillon de 1985. Au moment de rétablir le procédé d’im-
putation, nous prévoyons y apporter de nombreux changements:

I ne sera plus nécessaire de transcrire certains éléments a des fins statistiques avant
de soumettre les articles au double échantillonnage. On obtient maintenant directement
du systéme de traitement des revenus de I'IRS les zones nécessaires de sorte que celles-ci
sont disponibles avant méme que nous ne commencions la lecture et le contrdle des
déclarations d’impdt. Nous pouvons donc, avant que les préposés au contrdle ne fassent
I’analyse primaire d’une déclaration, déterminer quelles sont les annexes qu’ils devraient
examiner. Cette caractéristique ajoute encore a Dattrait du double échantillonnage
stratifi¢ car les économies devraient augmenter.

Toutefois, & cause du nouveau systéme de traiternent, nous ne pouvons maintenant appli-
quer le sous-échantillonnage qu’a trois annexes. Pour 1985, il s’agit des annexes ¢ Autres
revenus’’, ““Autres déductions” et ‘*Autres coiits des biens vendus’’; les quatre autres
annexes utilisées en 1981 et 1982 ont di &tre retirées du plan de sous-échantillonnage.
Malgré le succés modeste des procédures employées en 1981 et 1982, on madifiera les
méthodes d’imputation pour 1985, Par exemple, on pourrait améliorer la définition
courante des cases d’ajustement ¢t il faut reconsidérer I'imputation séparée variant selon
le modtle des éléments représentés. 1 serait aussi souhaitable d’analyser la possibilité
d’utiliser I’appariement prévisionnel des moyennes i I’intérieur des cases d’ajustement
(Little 1986). Nous devrons aussi, pour 1986, songer 4 perfectionner le plan de sous-
échantillonnage.
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- Enfin, nous aimerions aussi, d’une certaine fagon, établir nos estimations a partir
des données de ’année précédente afin de pouvoir imputer les renseignements man-
quants plus t6t au cours du procédé. Pour minimiser le regroupement des cases
d’ajustement, en 1981 et 1982 nous avons dii attendre que tous les articles soient
disponibles avant d’effectuer 'imputation. Cette contrainte a retardé la production de
plusieurs semaines. Nous pourrions régler ce probléme en augmentant encore plus le
nombre de donneurs, mais le contréle d’un plus grand nombre d’articles comporte un
inconvénient évident, c’est-a-dire I’augmentation des coiits. D’autre part, en fondant
notre approche partiellement sur les données de I’année précédente on pourrait non
seulement améliorer ’estimation, mais aussi faire les calculs des imputations durant
I’exécution du traitement principal.

Résumé

Nous avons, dans le présent document, décrit les raisons pour lesquelles nous devons ap-
porter des modifications importantes 3 notre traitement statistique des déclarations d’imp6t
provenant de sociétés:

- On a rejeté la méthode traditionnelle, ¢’est-a-dire l'estimation 4 partir des données
complétes, en faveur de 1’échantillonnage 4 deux degrés 4 cause de considérations
financiéres.

- On arejeté I’estimation habituelle dans le contexte de I’échantillonnage a deux degrés,
¢’est-a-dire la repondération des données complétes, parce qu’clle ne produit pas un
ensemble de données rectangulaire.

- On a rejeté 'approche “*hot deck’’ traditionnelle parce que les estimations obtenues
grace a cette méthode ne subissaient pas toujours avec succes les contrdles de validation.

En lieu et place de ces méthodes, nous avons choisi d’estimer les changements relatifs grice
a 'imputation ‘*hot deck’ avec rapport a I'intérieur des cases d’ajustement.

Nous avons supposé que, la procédure d’échantillonnage a deux degrés étant restreinte
a un sous-ensemble de petites sociétés, les estimations qui intéressaient nos principaux
utilisateurs ne subiraient presque pas d’effet défavorable; en réalité, ces estimations pour-
raient &tre améliorées grice a une meilleure répartition des ressources qui nous permettrait
de mieux valider et corriger les dossiers des grandes sociétés. Les résultats obtenus jusqu’a
ce jour corroborent largement ces hypothéses.

Comparativement 4 I’estimation traditionnelle faite &4 partir de données complétes, le
double échantillonnage et I'imputation ““hot deck’’ font augmenter I’erreur quadratique
moyenne des estimations de deux fagons: d’abord par I'introduction d’une distorsion et
ensuite par ’avgmentation de la variance de I’estimation. Nos résultats préliminaires indi-
quent que I’efflet de distorsion pourrait 8tre important pour certaines estimations; toutefois,
les exemples utilisés avaient d’abord été choisis parce qu’ils constituaient des cas ou la
méthode hot deck serait la moins efficace. Malgré tout, I’effet global évalué de cette pro-
cédure sur I’erreur quadratique moyenne semble relativement petit. Si on analyse I’augmen-
tation de la variance, la portion la plus importante de cette augmentation est habituellement
due i la dimension réduite de I’échantillon (double échantillonnage). Cette augmentation
de la variance s’est aussi révélée relativement petite puisqu’un seul élément du montant final
(la modification) est imputé; la variance des valeurs originales semble dominer la variance
des modifications.

En conclusion, bien qu’il faille encore apporter plusieurs modifications a cette méthode,
les résultats obtenus nous incitent 4 poursuivre 'utilisation de Ia technique actuelle, c’est-a-
dire plan d’échantillonnage & deux degrés et imputation. Peut-étre pourrons-nous, a un autre
collogue de ce genre, présenter des résultats plus poussés de cette recherche.
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ANNEXE: THEORIE ELEMENTAIRE

On décrit, dans la présente annexe, certains détails techniques relativement 4 la procédure
d’échantillonnage & deux degrés appliquée a notre situation précise. Nous comparons plusieurs
estimateurs éventuels pour Ie plan de double échantillonnage que nous avons choisi. On trouve
au tableau A de cette annexe un résumé global des distorsions et variances pour les différentes
approches.

Pour les fins de la présentation, nous n’avons pas tenu compte du plan d’échantillonnage
stratifié sous-jacent et nous agissons comme si nous avions fait un simple échantillonnage
aléatoire ou, ce qui est équivalent, nous tenons compte des estimations a I'intérieur d’une
scule strate d’échantillonnage. Toute autre fagon de procéder rendrait excessivement complexe
la notation, mais ne modifierait en rien les principaux points que nous désirons exposer.

Prenons donc un seul des éléments soumis au sous-échantillonnage, soit ‘‘Autres revenus®’
comme auparavant. La variable intéressante est Z, ¢’est-a-dire la valeur corrigée finale pour
Autres revenus, et celle-ci peut se décomposer de la facon suivante:

Z=X-1,

olt X = valeur originale inscrite par le contribuable ou traitée par le service fiscal pour I’élé-
ment ‘““‘Autres revenus'’
Y = modification apportée a I'élément *‘ Autres revenus’’ aprés la révision de I’annexe.
Les valeurs des populations et les parameétres sont représentés par des majuscules et les
statistiques de [’échantillonnage par des minuscules. Les paramétres d’intérét relativement
a la population sont la moyenne et la variance pour la population finie:

Z=EZ,-/N=)'(—}_’,et

$2(2) = )3 (Z - 2’/ (N = 1).
Echantilion complet - Avant la mise en oeuvre du double échantillonnage, on calculait les

estimations a partir d’un échantillon complet de dimension n’ et 1’estimateur sans biais de
Z était:

2= Y uyin
=% - p
Si on ne tient pas compte de la correction de la population finie (N est trés grand), la variance est:

Var(3) = $%(Z)/n’.
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Tableau A
Caractéristiques choisies des divers estimateurs

Reéussite au

Estimateur Biais Variance contrdle de
validation?
Echantillon complet ] Var(Z) QOui
Double échantillon 0 Var(Z) + c,S,z,(Y) Qui
Méthode *‘hot deck’’
Montant () 0" Var(Z} + ¢, (1 + ¢;)S3(Y) Non
Rapport (R) b Var(Z) + V¥, Oui
Par le gquotient combiné b, Var{Z) + V; Oui

Note: En général, on peut dire que la procédure ‘*hot deck’ de base n’¢st pas biaisée uniquement lorsqu’elle produit
des valeurs finales qui réussissent & passer tous les contrdles de validation.

Dans le tableau A, nous utilisons les caractéristiques de Z comme point de repére pour com-
parer entre eux les divers estimateurs.

Echantillonnage @ deux degrés - En utilisant la notation de Cochran {Cochran 1977, 12.2),
on a maintenant stratifié¢ I’échantillon original de dimension »n’ en deux groupes, A et B,
renfermant respectivement n,’ et ng’ unités. On extrait ensuite un sous-échantillon de
dimension g du groupe B. Le montant original inscrit par le contribuable (X) est enregistré
pour chacun des articles n’ = ny’ + ng’. Les changements diis au contrdle de I’élément
“Autres revenus’’ (Y) sont enregistrés pour les n,’ unités du groupe A et pour le sous-
échantillon aléatoire de ng unités provenant du groupe B.

Puisque la procédure de double échantillonnage s’applique uniquement a la variable ¥
a I'intérieur du groupe B, Pestimateur de double échantillonnage de Z est

’

a=x-J4

- E Yai + (ng/ng) E ygi)/n’

et Z; est non biaisé.

Disons que Ng nombre d’unités de population dans la strate B

Py = Ng/N, proportion de population dans la strate B

¥z = moyenne de la population dans la strate B

SE(Y) = L(Yg — ¥5)2/(Ng—1),i=1,2, ..., Ng

1/K = proportion du sous-échantillonnage, c’est-a-dire ng/ng.

Si on suppose que la proportion d’échantillonnage 1/K est fixe (dans notre application,
1/K = .10 ou .20), il s’ensuit que la variance inconditionnelle de Z; (Cochran 1977} est

Var(z;) = Var(2) + ¢,S3(Y),
= [$2(2) + Pp(K — DSV 1n’,

ou c = PB(K— I)In’.
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Par conséquent, le prix payé pour I’économie réalisée lorsqu’on n’effectue pas le contrdle
de chaque annexe est I’augmentation de la variance due au double échantillonnage. Cette
augmentation de variance semble potentiellement dommageable parce que K est trés grand.
Toutefois, il faut se rappeler que Z = X — Y et que I’augmentation de la variance est fonc-
tion uniquement de la variance de Y pour la sous-population B. Nous prévoyons que S (X)
va dominer S?(Y) qui 4 son tour devrait dominer 8% (Y). En d’autres mots,

§3(X) >> §2(Y) >> SL(Y),

parce que la dimension de la variance est fonction de la valeur moyenne et que Y devrait
étre petit comparativement a X. Pour la plupart des éléments, nous prévoyons que le montant
des erreurs de classification sera petit comparativement au montant original. Par conséquent,
nous croyons que SZ(Y) scra beaucoup plus petit que S?(Z) et que Pz (K — 1)S3(Y)
demeurera relativement petit comparativement a S? (Z); I’augmentation de la variance due au
sous-échantillonnage sera donc relativement petite, Ce facteur n’est pas garanti, mais les résul-
tats obtenus par Czajka corroborent ce fait pour la grande majorité des éléments (Czajka 1986).

Imputation par la méthode “*hot deck’” - On a fait appel 4 'imputation par la méthode ‘*hot
deck’ a l'intérieur des cases d’ajustement pour reconstruire un ensemble de données rec-
tangulaire. Plus précisément, on a associé une déclaration dont les annexes devaient &tre
imputées 4 un donneur du groupe B dont les mémes annexes avaient été contrdlées dans la
méme case d’ajustement.

En imputant les valeurs manquantes de p par la procédure hot deck et en utilisant un échan-
tillon aléatoire simple, on augmente encore la variance comparativement a celle obtenue
lorsqu’on utilise ’estimateur de double échantillonnage (Z,). Toutefois, ’augmentation
additionnelle de la variance due a I'imputation par la méthode hot deck est petite comparative-
ment 4 I’augmentation due au double échantillonnage. Cette relative augmentation de la
variance due 4 'imputation, désignée par ¢, dans le tableau A, est [imitée et, dans notre cas,
petite. (Lorsque X = 2, c; < 0.125; 4 ce sujet, voir par exemple Hansen, Hurwitz et
Madow 1953).

Comme nous ’expliquons dans le document, I’emploi de la méthode hot deck ordinaire
crée un probléme. Si on évalue simplement la valeur y; non observée 4 Pégard de ’article
i en partant de la valeur observée y; provenant de I'article donneur /, 'estimation de la valeur
Z; ainsi obtenue peut ne pas réussir les contrdles de validation. I1 faudrait alors apporter des
corrections supplémentaires 4 |’article. Puisque le montant original est toujours observé, il
semblait plus raisonnable de traiter par la méthode ‘*hot deck’’ le changement relatif R = Y /X
au lieu du changement réel Y. En plus de satisfaire aux exigences des contréles de validation,
la procédure avec rapport devait réduire la variance des estimations comparativement a la
variance obtenue par Papproche hot deck de base; toutefois, la variance d’une estimation
ne peut étre établie par analyse; elle doit 8tre mesurée empiriquement. En outre, lorsqu'on
introduit un rapport, les estimateurs deviennent biaisés. Nous avons supposé que les biais
ainsi créés seraient petits, comme ils ’ont été¢ dans la plupart des cas ainsi qu'on peut le con-
stater en analysant le tableau 2. En pratique, I’'imputation hot deck a été effectuée a I’in-
térieur des cases d’ajustement créées par post-stratification des articles en cases homogénes,
du moins nous 'espérons. Cette post-stratification devrait permettre de réduire la variance
et les effets de distorsion, mais cela variera selon notre compétence en matiére de définition
des cases d’imputation; ¢’est 14 un domaine ou il reste encore beaucoup de travail 4 abattre.

Estimation par la méthode de régression ou par la méthode du quotient — Nous songeons
aussi a effectuer Pestimation a 'intérieur des cases par la méthode de régression ou du quo-
tient au lieu de la méthode hot deck. Par exemple, £ = x; — Fx;, ou F = §/2 serait calculé
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pour chaque case appropriée. Si on se reporte au tableau A, on pourrait calculer approx-
imativement ’augmentation de variance V, en utilisant I’estimation par la méthode du quo-
tient ¢t les formules de cette méthode (voir Cochran 1977). Toutefois, ces formules sont des
approximations faites a I’égard de trés grands échantillons tandis que nos échantillons sont
presque toujours trés petits. Dans le présent cas, la dimension de 1'échantillon correspond
au nombre de donneurs, ng, dans une case d’ajustement. Par conséquent, il nous faut ici
des résultats empiriques.

De méme, il est possible de trouver la distorsion b,, en utilisant les résultats de I’estima-
tion par la méthode du quotient. Contrairement aux résultats obtenus par la méthode hot
deck, la distorsion obtenue par la méthode du quotient se rapproche de zéro a mesure que
la dimension de I’échantillon augmente et, dans ce sens, I’estimation par la méthode du quo-
tient est plus certaine. En fait, I’estimation par la méthode hot deck est non biaisée unique-
ment si le modéle Y = SX est exact. Il est bien entendu que la distorsion se rapproche de
zéro dans les deux méthodes d’estimation 4 mesure que la fraction de données manquantes
se rapproche aussi de zéro. Toutefois, méme si le modele ¥ = S.X est inexact, I’estimation
par la méthode du guotient demeure constante.

Il existe évidemment de nombreuses autres possibilités; on pourrait étudier les modeéles
de régression a plusieurs variables. Nous sommes encore aux premiéres étapes de ce projet
et nous avons du pain sur la planche pour 'immédiat et pour les années qui viennent.
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Comparaison deé la pondération et de ‘l’il'np'utatio'n
pour des données non-échantillonnées

SYLVIE MICHAUD!

RESUME

Le Recensement de la Construction {(RC) au Canada se sert d'un plan de sondage complexe pour échan-
tillonner les petites entreprises (les entreprises dont le revenu brut est inférieur a $750,000}. Des échan-
tillons stratifiés sont sélectionnés 4 partir de base de sondage qui se chevauchent. A partir d'un des
échantillons, -deux sous-échantillons sont sélectionnés de facon iridépendante. De l'information plus
détaillée est recucillie, pour les entreprises choisies dans les sous-échantillons. Deux stratégies pourraient
&tre envisagées, pour estimer des totaux pour les variables recueillies dans les sous-échantillons. La premiére
approche serait de déterminer des poids, basés sur les fractions de sondage. Cette approche nécessite
'utilisarion de plusieurs poids différents. Une seconde approche serait d’'imputer des valeurs aux en-
treprises sélectionnées dans 1'échantillon mais pas ‘dans les sous-échantillons. Cette approche crée un
fichier “‘rectangulaire” complet au niveau de Iéchantillon. Un seul poids peut ensuite étre utilisé pour
obtenir des estimés pour la population. Cette approche “d’imputation massive” est présentement utilisée
par le Recensement de la Construction. LCétude vise 2 comparér les estimés qui pourraicnt &tre obtenus,
en utilisant diverses stratégies d’estimation aux estimés obtenus lorsque 'approche d’imputation massive
est ermployée,

MOTS CLES: Pondération; imputation massive; non-échantillonné.

1. INTRODUCTION

Le recensement de la construction (RC) est une enquéte annuelle qui vise a estimer les
dépenses dans le domaine de la construction. Bien que Penquéte porte le titre de “recense-
mént”, seules les entreprisés ayant un revenu biut supérieura $750,000 sont recensées. On en-
voie un questionnaire long & ces entreprises, dans lequel on recueitle diverses informations
financitres et non financieres. On estime les dépenses des entreprises dont le revenu brut se
situe entre $10,000 et $750,000 a partir d’un échantillon de données administratives. Dans
un premier temps; deux échantillons sont sélectionnés de facon indépendante, 4 partir de bases
de sondage qui se chevauchent. Deux sous-échantillons sont ensuite choisis parmi un des échan-
tillons, pour obtenir de 'information supplémentaire.

Deux stratégies pourraient étre employées pour estimer deés variables recueillies dans les
sous-échantillons. Présentement, Papproche utilisée par le recensement de la construction st
d’imputer des valeurs pour les entreprises non sélectionnées dans un sous-échantillon, mais
choisies dans un échantillon. Cela crée un fichier “rectangulalre” complet, qui peut étré pondéré
au niveau de la population en n’utilisant qu'un seul poids. Une alternative serait de calculer
des poids, basés sur les probabilités de sélection. Différents poids devraient &tre calculés pour
différents sous-ensembles de données. Le but de cette étude est de comparer les estimés obtenus
par pondération aux estimés obtenus par imputaticn.

Létude est effectuée sur une population d’entreprises non incorporées seulement parce que
pour Vannée fiscale 1983, les stratégies de sélection des échantillons d’entreprises non incor-
porées et incorporées étaient différentes. Cependant, la stratégie utilisée pour les entréprises

! 5. Michaud, Divisicn des méthodes d’enquétes-entreprises, Statistique Canada, 11#me &age, R.H. Coats, Parc
Tunney, Ottawa (Ontario), Canada K1A 0Té6.
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incorporées sera modifiée pour ’année fiscale 1984 et deviendra équivalente i celle des en-
treprises non incorporées. C’est donc la stratégie des entreprises non incorporées qui a été
etudiée. 1l est espéré que les conclusions resteront semblables, pour les entreprises incorporées.

2. DESCRIPTION DU PLAN DE SONDAGE

Comme mentionné précédemment deux échantillons sont sélectionnés de facon indépen-
dante, a partir de deux bases de sondage qui se chevauchent. Un premier échantillon, I"échan-
tillon pré-spécifié, est un échantillon stratifié (par revenu brut (RB), province et code d’activité
économique CAE 3 chiffres 1970}, sélectionné pour le recensement de la construction. I est
sélectionné a partir d’une base de sondage qui n’est pas complétement a jour. En effet, la
base de sondage contient des entreprises ‘‘mortes’’, i.e. des entreprises qui ne sont plus dans
le champs de I’enquéte pour construction (’entreprise n’existe plus, elle n’est plus dans un
domaine d’activité de construction ou ’entreprise a un revenu brut inférieur 3 $10,000). De
la méme fagon, la base de sondage ne contient pas les naissances et les entreprises qui ont
changé de domaine d’activité et qui sont maintenant en construction. De facon indépendante,
un échantillon ““transversal’’ est choisi par Revenu Canada. Cet échantillon stratifié (par
des classes de Revenu Brut) est choisi parmi tous les domaines d’activité économique (pas
seulement construction), 4 partir d’'une base de données compléte il sert a couvrir les
naissances. La figure 1 illustre la situation.

A partir des unités de 1’échantillon pré-spécifié, deux sous-échantillons sont sélectionnés
de fagon indépendante: un sous-échantillon financier et un sous-échantillon ““autres
caractéristiques’’ (A.C.). Le sous-échantillon A.C. est sélectionné directement a partir de
I’échantillon pré-spécifi€, alors que le sous-échantillon financier est sélectionné 4 partir des
données transcrites de 1’échantillon (on ne sous-échantillonne donc pas les “morts’"). Plus
de détails sur le plan de sondage peuvent &tre obtenus dans Giles(1983).

"morts" “vivants préspécifiés” “naissances’

4
!
!
éch. pré-spécifié !
I
!
1

éch. transversal

Figure 1. Schéma du plan de sondage du RC
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3. STRATEGIE D’'IMPUTATION

Le RC utilise une stratégic d’imputation massive, pour estimer les variables sélectionnées
dans un sous-échantillon donné (i.e. que pour tous les enregistrements non sélectionnés dans
les sous-échantillons, des valeurs sont imputées pour chaque variable), Le processus d’im-
putation se fait de fagon indépendante pour chague sous-échantillon. (La procédure d’im-
putation se fait par phases. Les phases d'imputation des sous-échantillons sont indépendantes
entre elles et elles utilisent des stratégies différentes). Dans chaque phase, le plus proche voisin
est sélectionné comme donneur pour imputer les variables non- échantitlonnées (le plus pro-
che voisin est choisi parmi un sous-groupe de donneurs potentiels).

L’imputation se fait de fagon différente pour chaque sous-échantillon,

Pour le sous-échantillon financier, la valeur imputée est la valeur du donneur, ajustée par
le quotient d’une variable auxiliaire, disponible a la fois pour le donneur et pour le candidat
(le candidat étant défini comme étant ['unité ayant besoin d’&tre imputée). (Note: La pro-
cédure réelle est plus complexe qu’une simple imputation ajustée par le quotient. En effet,
les variables sont imputées de facon hiérarchique et des contraintes linéaires sont imposées
aux valeurs imputées {la deuxiéme variable dépend de la valeur imputée a la premiére
variable...). Plus de détails sur la procédure réelle peuvent &tre trouvés dans Philips et Emery
(1976). Une vue générale plus détaillée se trouve aussi dans Colledge ef coll (1978)).

Soit Y: la variable d’intérét (qui doit &tre imputée pour le candidat, connue pour

les donneurs),
X: une variable auxiliaire disponible 4 la fois pour le donneur et l¢ candidat,
¢: un indice référant au candidat,
d: un indice référant au donneur,
I un indice référant 4 une valeur imputée.

Pour les variables du sous-échantillon financier la valeur imputée Y/ est définic comme

étant:

Aprés I’étape d’imputation, il existe un fichier rectangulaire complet (toutes les entreprises
ayant été sélectionnées dans un des échantilions possédent des valeurs pour toutes les variables
des échantillons sous-échantillons). En pondérant I’échantillon, des estimés au niveau de la
population peuvent étre obtenus.

Le poids utilisé peut &tre décrit comme étant I'inverse de la probabilité de sélection, dans
au moins un des échantillons.

Soit: P(presp,) : la probabilité qu’une unité ait été sélectionnée dans la strate A de

’échantillon pré-spécifié.
P(trans,) : la probabilité qu’une unité ait été sélectionnée dans la strate k de I’échan-
tillon transversal.

hk : classification croisée des unités.
h : I'indice relié & la stratification de ’échantillon pré-spécifié.
k : ’indice relié 4 la stratification de I’échantillon transversal.

Le poids associé a chaque unité peut étre écrit comme

Wil =1 — [1 — P(presp,}] [1 — P(trans;)]
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L€s naissances et les morts ne peuvent &tre clagsifiés de fagon croisée. Les morts ont un pmds
Wy = 0 et les naissances, un poids W, inversemerit égal 2 1a probabilité de sélection dans la
strate k de ’échantillon transversal. Phis de details peuvent &tre obtenus dans Bankier (1982).

L’estimateur du total obtenu, Iorsque la stratégie d’imputation est utilisée, est donc

The
hk i=1
Ol ¥y = Vju §i j € souséchantillon

= Y ¥i-/j € sSus-échantillon.

4. STRATEGIE DE PONDERATION

St une stratégie de ponderatlon était utilisée pour estimér les variables des sous—echantlllons
différénts estimatéurs pourraient &tre env1sages Lés estimateurs ont la miérie forme | pour
les deux sous-échantillons. Cependant les po:ds utilisés sont différents.

Un premler est:mateur ( Y, ) serait un estimatéur basé sur lé plan d’échantillonnage utlllse,
ajusté pour la sous-couverture dé la populatlon Dans chaqué strate de CAE, PROV et RB
(code d’activité économique, prdvince, revenua brut), un échantilion pré- spemfle est séléc-
tionné. Lorsque transcrites (unités échantillonnées et encore vivantes), les unités sont classées
en-deux strates : “*hors du champs de 1’ enquete” et ‘“‘dans le champs del’ enquetc” Les sous-
échantillons sont choisis 4 partir de la strate d’unités ““dans le champs de I’enquéte’’. (On
peut supposer que toutes les unités de la strate “*hors du champs de l’enquete ont été sous-
échantillonnées et qu’elles ont unié moyenne égale 3 zéro). L’estimateur contient un facteur
de corréction, pour compensér pour la sous-couvérture de la base de sondage (obtenu a par-
tir de I'information de I’ echantlllon lransversal)

Un second estimateur possible (Yz) serait une version simplifiée du premier estimateur
proposé. Au lieu de supposer un double échantillonnage pour déterminer lés unités ‘“dans
le champs de I’enquéte”” et ““hors du champs de ’enquéte”’, on pourrait supposer qu’un échan-
tillon stratifié pré-spécifié est choisi 4 partir des unités *‘dans le champs de 1’ enquéte’’, Un
sous-échantillon est sélectionné a partir de 1’échantillon pré-spécifié. L’ estimateur doit en-
core une fois, étre aJuste pour tenir comple de la sous-couverture. §’il ne s’aveére pas y avoir
de différences significatives entre le premier et le sécond estimateur, le second serait préférable,
parce qué plus simple.

Un troisiéme estimateur possible (YJ) serait un estimateur basé sur I'information ) pro-
venant de I’échantillon transversal seulemént. On ' pourrait supposer qué les unités choisies
4 la fois dans le sous-échantillon et dans I’ echantﬂlon transversal ont €té choisies a partir
de I'échantillon transversal. Le rationnel pour un tel estimateur serait que I’¢chantillon
transversal est sélectionné 4 partir d’une base de sondage compléte. Cependant, commie les
sous-échantillons sont sélectionniés a partir de 1’échantillon pré- spécifié et non a part:r de
Péchantillon transversal, la taille dés sous-échantillons dans I’échantillon transvérsal sera petite.

Finalement un dernier estimateur possible ( ¥, ) serait de supposer que le sous-échantillon
a €té sélectionné & partir de I’échantilion complet (échantillon pré-spécifié + échantitlon
transversal), et que l’echantlllon complet prowent de bases multiples. Ce quatridme estimateur
est celui qui est le plus ‘‘Semblable’’ & 1’estimateur obtenu aprés I’ imputation massive. En
effet, ces deux estimateurs supposent que 1€s naissances et les nouvélles entreprlses “réagis-
sent”’ comme le reste de la populatlon Aucun ajustement particulier n’est fait pour ces eri-
treprises, dansla techmque d imputation; et I’estimateur pondéré n’ést pas stratifié de facon
a distinguer ces unités. De plus les deux estimatéurs tiénnent compte du fait que I’ échan-
tillon provient de bases multiples. Le méme poids est donc utilisé dans les deux cas, pour
pondérer I’échantillon 4 la population.
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Comme mentionné précédemment, les variables recueillies dans le sous-échantillon finan-
cier sont ajustées par le quotient d’ une variable auxlhalre lors de l’lmputauon Pour cette
raison, un autre type d’est;mateur pourrait étre envisagé pour les variables recueillies dans
le sous-échantillon financier: soit un estimateur par le quotient. La variable auxiliaire utilisée
serait la variable utilisée lors de I'imputation. Comme pour la pondération simple, différents
estimateurs pourraient étre calculés.

Les différents estimateurs et leur variance sont écrits de fagon mathématiques dans
Pannexe 1.

5. RESULTATS

Pour I"étude certaines variables ont été choisies parmi chacun des sous-échantillons.

Le sous-échantillon financier est composé de sept variables. L'étude s’est limitée 4 quatre
de ces sept vanables

Pour le sous-échantillon autres caractéristiques, huit variables sont recueillies pour toutes
les entreprises. Les autres varlables sont disponibles pour différents groupes d’activité économi-
que seulement. L’¢étude se limitera donc a ces huit varlables

* Pour le sous-échantillon financier, les ygrlables présenpees dans ce rapport sont ADD (ad-
ditions immobilisations) et RM (réparation et entretien). Pour le sous échanti]lon A C., la
Ccpendant la varlable PCON n est pas publlee dlrectement Elle est multlpllee par les depenses
totales, pour obtemr les dépenses clans un domaine partlcuher PEXP. C’est cette deuxiéme
var:able qui a ét¢ éudiée,

Cpmmc mcntxonn_e précédemment, les variables dans le sous-échantitlon A.C. ne sont pas
ajustées par un quotient, lors de I'imputation. Les estimateurs par le ratio ne s’apppliqueront
donc pas 2 ces Gariables '

Les tables 1, 2 et 3 nous présentent les différents estimateyrs et les estimateurs de
leurs variances respectives (base sur les données flscales de 1983, pour les entreprises non
incorporées).

Tableau 1
Différentes estimations de PEXP et de I’écari-type de PEXP {(%EXP*EXPCONS)

7, Yy 7, 7, 7
estimation (x 10'") 3.44 3.43 3.96 3.66 3.70
écart-type (x 10%) 3.5 3.5 8.4 3.2
Tableau 2

Différentes estimations de ADD et de I’écart-type de ADD

17 7 1 A Yo Yo You Y,
estimation ( X 108) 2.08 2.10 2.14 1.84 7.82 5.06 5.2 1.4
écart-type (% 107) 1.9 1.9 2.0 1.0 0.8 2.2 0.8
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Tableau 3
Différentes estimations de RM et de ’écart-type de RM

?] ?2 }73 ?4 ?QZ ?Q_g ?94 }71
estimation (x 10 %) 1.5 1.5 1.43 1.55 0.9 1.63 1.67 1.75
écart-type ( x 10%) 6.9 6.9 8.9 5.3 3.1 11.0 4.3

On peut remarquer dans un premier temps, qu’il n'y a pas de différences significatives
entre les deux premiers estimateurs. (Selon les définitions préalablement établies le second
estimateur est une version simplifiée du premier estimateur). La version simplifiée sera donc
conservée,

Pour les variables dans le sous-échantillon non financier, en général, I'imputation semble
donner des résultats semblables 4 ceux obtenus par la pondération (¥,). L’estimateur
obtenu en ne considérant que les unités provenant de I’échantilion transversal ( ¥;) semble
plus variable que les autres estimateurs. Cette variabilité pourrait étre expliquée par le plus
petit nombre d’unités utilisées dans le calcul de cet estimateur. Il est 4 noter que ces observa-
tions ne sont basées que sur un échantillon observé et que les conclusions sont donc limitées.
Cependant, 4 cause de la nature des données (souvent des pourcentages et des subdivisons
d’activité dans le domaine de la construction), gui est relativement stable dans les strates
(CAE 1970 3 chiffres, province et RB) il n’a pas eté jugé nécessaire de pousser plus & fond
I’étude de ces variables.

Pour les variables dans le sous-echantlllon financier il a été remarqué qu’en général, les
estimateurs ajustés par le quotient ne semblent pas toujours applicables (ex: variable ADD).
IIs donnent des estimés extrémement biaisés. Une explication possible est que la variable ADD
et la variable auxiliaire utilisée ont une grande fréquence de zéro. Un ““mauvais’’ échantillon
dans certaines strates peut donc faire gonfler excessivement les estimés.

Certains problémes ont aussi été observés avec le systéme d’imputation, (données imputées
alors qu’elles n’auraient pas dd, données non imputées), ce qui a parfois pu influencer les
estimés obtenus par la stratégie d’imputation. Parce que les résultats étaient basés sur un
échantillon observé seulement et parce qu‘il était difficile d’estimer I'impact des problémes
reliés au systéme, sur les estimés, il a été décidé de faire une simulation.

6. SIMULATION

La simulation a été effectuée sur un sous-ensemble de données; soit les entreprises ayant été
sélectionnées dans le sous-échantillon financier (pour ce sous-ensemble de données, toutes les
variables étudiées sont présentes). Par la suite, il a été essayé de reprendre de facon simplifiée
la stratégie utilisée par le recensement de la construction. Un échantillon stratifié a été sélec-
tionné. Des fractions de sondage semblables a celles de I’enquéte ont &té utilisées dans ’échan-
tillonnage. Les variables du sous-échantillon financier, pour les données non-sélectionnées
dans I’échantillon, ont été mises manquantes, pour &tre ensuite imputées par le systéme. Le
processus de sélection d’un échantillon, puis d’imputation a été répété trente fois.

Des estimés ont éé produits, comparant les résultats obtenus en sommant les données
non-imputées et imputées, par rapport aux estimés obtenus en pondérant I’échantillon par
I’inverse de la fraction de sondage. Comme la valeur de 1a population est connue, le biais
a été calculé, en plus de la variance des estimés. Les résultats pour les variables ADD et RM
sont présentés dans les tables 4 et 5.
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Tablean 4
Estimés de ADD obtenus par simulation

Population Pondération Ratio Imputation
estimé (x 107) 1.41 1.43 1.24 1.41
écart-type (x 10°) 1.11 85 1.15
bizis (x 107) 22 -1.73 —-0.07
Tableau 5

Estimés de RM obtenus par simulation

Population Pondération Ratio Imputation
estimé ( x 107) 1.06 1.06 1.07 1.04
écart-type ( X 10°) 4.52 4.11 4.87
biais ( x 10%) -0.07 -0.95 -1.38

Pour la variable ADD, I’estimé obtenu par l¢ ratio est significativement différent des estimés
obtenus par imputation ou par pondération. Le biais de 1.’estimé est aussi significativement
non nul. Pour [a variable RM, tous les estimateurs sont équivalents (variance égales, biais
non significatif 4 un seuil de 5%, estimés non significativement différents).

7. CONCLUSIONS

D’aprés I"étude, il ne semble pas y avoir de différences significatives entre une stratégie
d’imputation massive et de pondération, pour les variables du sous-échantillon autres
caractéristiques. Le résultat est prévisible dans la mesure ot les variables étudiées semblent
relativement stables A ’intérieur des strates.

Les conclusions pour les variables du sous-échantillon financier se basent sur les résultats
obtenus par la simulation. De cette étude, il semble que la pondération par I'inverse de la
probabilité de sélection et I'imputation massive donnent des estimés comparables. L’estimateur
par le ratio ne semble pas approprié pour la variable ADD (ainsi que pour d’autres variables
étudiées, non présentées ici}. Une autre étude cherchera a étudier si ’estimateur par la régres-
sion serait plus approprié. L’étude visera aussi a évaluer 'impact de I’imputation sur la struc-
ture de corrélation des variables.

ANNEXE

Les estimateurs proposés pourraient &tre écrits de la facon suivante;

Notations
Soit & : les strates de I’échantillon pré-spécifié,
k  : les strates de I’échantillon transversal,

N, la taille de la population “‘pré-spécifiée’” dans la strate A,

Ny ¢ lataille de la population “pré-spécifiée’’ avec des entreprises ‘‘vivantes’’
{dans le champs de "enquéte) dans la strate 4 (estimé),
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: la taille de la population “‘pré-spécifigée’ avec des entreprises “hors du

champs de I’enquéte”, dans ]a strate h (estimé),

: la taille de la population dans la strate &, estimée a partir de ’informa-

tion de I'échantillon transversal,

: lataille de la population dans la strate £, estimée a partir de ’informa-

tion des deux échantillons (bases multiples),

: le nombre de données échantillonnées dans la strate # de I'échantillon

pré-spécifié,

: le nombre de¢ données échantillonnées et transcrites de 1a strate A de

I? échantillon pré- spec:flée

: le nombre de données ¢chantillonnées et transcrites dans la strate &,
: le nombre de données sous-échantillonnées parmi les *‘vivants’ de fa

strate A,

: une variable d’un des sous-échantillons,
: une variable auxiliaire disponible pour toutes les données des échantillons,
: ung estimé de la variance de y pour les données du sous-échantillon dans

la strate A,

i ung cstimé de la variance de x pour les données du sous-échantillon dans

la strate h,

i une estimé de la covariance entre x et y dans la strate A.

A (Nl pre-spec. + Nbirths) Nh "lh v

E Af
N, h, m
1 pre-spec h lh

1 pre-spec Ry — 1

_ N e +1\7- 2 N, — 1
V( Yl) - ( lp;;pec I:urlps) 2 E Nh ﬂ},( kB )
' k

U Gy, /Wi 1\ G
X [Wlh S} (_ - —) + ‘_}!Sﬁ("‘j - —') + Win(l = Wlh)'zyﬁ]
Yo M/ oy Ny 7 ny,

on Gy =

V(?z)=(

iif) Y, =

Ny — my "y fin
< )Y = Ay — ,etW”,=—.
Nh -1 / Mp ny

(NI pre-spec. + Nbinhs Nlh 1h
Nl Ppre-spec. h

Nl pre-spec. + Nbirihs_)z

N 1 pre-spec.



Technigques d'enquéte, décembre 1986 213

o~ r

g
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V( Y4) = E Nk (ﬁ—)s%k
1 |
k

k

Des estimateurs par le quotient peuvent &tre calculés. Comme pour les estimateurs simples,
ils peuvent prendre différentes forms, dépendant des hypothéses formulées. Par exemple,
I’estimateur par le quotient équivalent a I'estimateur 4 serait:

X samp,
- - k
YQ4 = E Nk ?Subk——
P v X suby
ou X samp, €St la moyenne de la variable X pour les unités sélectionnées dans I’échantillon
complet, qui sont dans la strate &
X suby €St la moyenne de X pour les unités sélectionnées dans le sous-échantiflon, qui
sont dans la strate &

¥ suby €St la moyenne de la variable Y dans la sirate kK du sous-échantillon.
o gy f ] 1 2 522 5 1 1Y 2
VYo = E (NO N — = = ) [0 + RSk, — 2Resyu + | — — = )55
£ AT T e N
I P
ol R;‘ = ok
Xsubk
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Estimation par la méthode de régression
en situation de non-réponse

CARL ERIK SARNDAL!

RESUME

Dans les cas de non-réponse totale, deux genres de variables se dégagent parfois des unités de |'échan-
tillon initial s; ce sont les variables servant a estimer le mécanisme de réponse (les probabilités de réponse)
et les variables {en I’occurrence, les covariables) qui expliquent la variable d'intérét dans le sens normal
de la théorie de la régression. Dans le présent article, fondé sur ’ouvrage de Sarndal et Swensson (1985
a, b), nous analysons les estimateurs corrigés en fonction de la non-réponse en faisant tantt intervenir
des covariables et tantdt non. Cette étude nous améne a conclure qu’un estimateur qui renferme de
fortes covariables tend & présenter plusieurs caractéristiques favorables. Par exemple, les estimateurs
qui utilisent des covariables sont beaucoup moins exposés au biais dil a la non-réponse. Nous exami-
nons aussi le calcul d’erreurs types et d’intervalles de confiance valables pour les estimateurs compre-
nant des covariables. Enfin, nous analysons la structure de I'erreur type.

MOTS CLES: Mécanisme de réponse; méthode des groupes de correction; covariable; robustesse.

1. INTRODUCTION

Nous considérons une population finie U = {1, ..., k, ..., N], de laquelle un échantil-
lon s de taille n est prélevé a I'aide d’un plan de sondage selon lequel la probabilité de sélec-
tion (strictement positive) de la k-iéme unité est r,. Le poids d’échantillonnage de la k-ieme
unité est donc «; !. Nous pouvons supposer un plan de sondage complexe, qui n’est pas
nécessairement auto-pondéré, par exemple, un plan de sondage 4 3 degrés avec sélection stra-
tifiée des unités primaires. Selon ce plan, la probabilité que les unités & et / soient toutes
deux incluses dans I’échantillon est désignée m,, ( m;; > 0 pour tout k # [ et 7y, est consi-
dérée égale a ;).

Etant donné I’échantillon s, nous supposons qu’il y aura un certain taux de non-réponse
totale. Nous désignons r le sous-ensemble de s que constituent les répondants et m la taille
de ce sous-ensemble. La variable d’intérét, y, est observée uniquement pour & € r. Afin de
compenser le biais dii 4 la non-réponse, nous supposons, pour les besoins de la présente étude,
que la méthode trés connue des groupes de correction est utilisée: I’échantillon s est subdi-
visé en H groupes s, ..., 8, ..., sy de tailles respectives ny, ..., #, ..., ny. De méme, nous
subdivisons I’ensemble de réponses r en sous-ensembles r, ..., 74, ..., ry de tailles respecti-
ves iy, ..., My, ..., My Le taux de réponse pour le groupe k est défini comme f, = m,/ny,.
La méthode précitée comporte une opération qui consiste a affecter les observations du groupe
h d’un poids de correction f;,” !, en plus du poids de sondage. (Dans le présent modéle, nous
supposons que la taille et la composition des groupes de correction au niveau de la popula-
tion sont inconnues.} Nous avons:

H H
n = E nym o= E ",
n=1 pas |

! Carl Erik Sidrndal, département de mathématique et de statistique, Université de Montréal, Montréal (Québec),
Canada, H3C 317.
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Posons { = L y, comme le total de population a estimer. (Si 4 est un ensemble d’uni-
tés arbitraire, nous écrirons systématiquement 4 y; au lieu de L4 Y- }. Selon la méthode
des groupes de correctlon P estjmateur reguller de s dev1ent alors

f E (1.1)

“Th 1'[',;,

Théoriquement, cette méthode est fondée sur I’ hypothese selon laquelle la probabilité de
réponse (1nconnue) est la méme pour chaque umte du méme groupe. (Cette hypothése est
une des conditions du modele A défini 4 la section 3 plus loin.} La méthode des groupes
de correction exige formellement que chaque unité k ¢ § soit classee Les variables (qualitati-
ves) servant a cette classnflcatlon peuvent donc etre con51derees comme un moyen d’estimer
un mécanisme ‘de réponse fondamental.

Un autre genre de varlable peut etre observée pour chague k ¢ s; il s’agit des variables
qui exphquent ydansle sens habltuel de la théorie de la régression. Ces variables seront appe-
lées covarlables Lorsque celles- -ci sont 1ncluses dans un estimateur, non seulement elles rédui-
(Les covarlables ne sont pés des varlables auxnhalres dans fe sens normal puisqu’elles ne se
rapportent pas a la population globale U mais uniquement & I’échantillon visé s.)

Nous faisons donc une nette distinction dans cette étude entre les deux genres de variables
observées pour & ¢ s, soit celles qu1 servent a estimer le mécanisme de réponse et celles qui
expliquent la variable d’intérét y. Dansla descrlpnon d’un modéle général pour des données
en situation de non-réponse, Little (1983) définit plusneurs genres de variables. Afin de situer
notre etude en fonctlon du modele de Little, disons’ que ce que celui-ci appelle l’ensemble
des variables de réponse complétes est, dans notre étude, divisé en deux sous-ecnsembles: un
sous ensemble de variables servant 4 définir le modele du mécanisme de non-réponse et un
sous-ensemble de vanables (les covariables) servant & explnquer la variable de réponse incom-
plete . La méthode d’mference que nous thlllSOl’lS est la méthode de *‘quasi-randomisation”’
(Oh et Scheuren 1983), ol ‘“‘quasi™ 51gn1f1e que r étape de la sélectmn du mécanisme de non-
réponse doit étre définie par un modéle tandis que "étape de 1'échantillonnage est régie par
les échantillons.

2. ESTIMATEURS SIMPLES DU TOTAL DE POPULATION CORRIGES
EN FONCTION DE LA NON-REPONSE

En développant un peu I’équation courante (1.1), nous obtenons une autre équation, géné-
ralement plus efficace, ot les poids de sonclage Ty pnt semble-t-il, une application plus
compléte:

H_ Y
LAk,

e = (B, 1) = ”—m—
Ef"E

Cette équation, qui se raméne a (1.1) lorsque le plan de sondage est auto-pondéré, peut
étre exprimée comme la formule devcloppee de la moyenne de I’ensemble de réponses:

Th g

gxp =NJ,,
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pourvu que I"on définisse N = I, 1/m, et

i:.f"_lz

Y

h Ty

E Yy — (2.1)

Th ‘R'k

Le tilde (~) sert a indiquer une statistiqiie moyenne qui est pondérée convenablement. On
détermine la statistique §,, qui et la moyenne d’un ensemble de réponses, en affectant la
k-iéme unité du poids multiplicatif:

poids de sondage X poids de correction ‘pour la non-réponse = x; ' fi!

pour chaque unité k incluse dans le k-ieme groupe de correction.

L’estimateur 7gyxp convient bien en situation de non-réponse puisqu’il tient compte du
plan de sondage et qu’il tend & corriger I’effet de la non-réponse. 1l est toutefois possible
d’améliorer 7zxp, si I’on dispose de plus d’informations. Supposens qu’une covariablé sim-
ple (et toujours positive) x soit également observée pour & ¢ 5. Sur le modéle de I’estimateur
par quotient classique, nous pouvons donc définir

f: fk_.l E 2

h Wy

t‘RA = (Es ?) h=l—— =N;fs)zr
k
th lE

Th Ty

ou la statistique moyenne X, est définie par I’équation (2.1) en substituant x, 4 y,, et
r k

Eﬂ

Sy

E_

S‘,Tk

Xy =

Comme elle est définie au niveau de ’échantillon visé s, la statistique moyenne %, n’utilise
que des poids de sondage. (Ce genre de moyeriné peut étre calculée pour la variable x, qui
est observée pour tout £ ¢ s, mais ne peut évidemment pas 1'8tre pour [a variable y qui est
observée uniquement pour Ker.)

Dans Je cadre de notre analyse, I’équation classique de I’estimateur par régression s’exprime:

frec = N{J, + b(% — %))

H
E fh_lzrh (Ve — P (xp — %) /my
A=l

H :
LS G = %)
h=1
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(Note: Les poids de sondage ainsi que les poids de correction pour la non-réponse sont utili-
sés pour déterminer b.)
En résumé, nous avons trois estimateurs

fexp = N, (2.2a)

R -V

fhha = NX% -, (2.2b)
X,

fIreg = N{JF, + b(% — %) ). (2.2¢)

Tous les trois sont pondérés convenablement avec des poids de sondage et des poids de
correction pour la non-réponse. Le principal élément de distinction entre eux est la covaria-
ble: fgxp n’en renferme aucune alors que fga et fzpg en contiennent. De plus, 7z, dénote
clairement une relation sous-jacente entre y et la covariable x sous la forme d’une droite
passant par 'origine, la pente de cette droite étant estimée par ¥,/%. En ce qui concerne
I’estimateur fgpg, la relation sous-jacente est définie par une droite de régression ayant une
ordonnée a 'origine non nulle. Nous approfondirons plus loin le rdle de la covariable.

Sil’on gonnait la taille de la population N, il est préférable, en régle générale, de substi-
tuer N a N dans les trois équations précédentes, ce qui donne

tgxp = N¥p, (2.3a)
i - ¥

fan = N~ (2.3t)

fxee = N7 + b(% - %) ). (2.3¢)

Pour estimer le total de la population, il faut connaitre la valeur de N dans chacun des
trois estimateurs ci-dessus, ¢e qui n’est pas toujours le cas. En revanche, pour estimer la
moyenne de la population ¥, on divise chacune de ces équations par N, ce qui donne les
équations simplifiées suivantes

Yoxe = J,. (2.42)
: 5,

Yra = % -, (2.4b)
Yiec = Jr + b(% — %,). (2.40)

Intuitivement, les trois séries d’estimateurs (2.2), (2.3) et (2.4) sont facilement conceva-
bles puisqu’elles reposent sur des régles de pondération élémentaires et les notions fonda-
mentales du quotient ou de la régression. Il est toutefois plus difficile de déterminer 1’effet
gu’auront ces séries d’estimateurs sur ’estimation de la variance et la construction d’inter-
valles de confiance valables. Ces questions sont traitées a la section 4, (Contrairement a ce
que pourrait laisser croire la présentation plutdt informelle des séries d’estimateurs (2.2} 4
(2.4), il ne s’agit pas d’équations ‘‘ad hoc’’ mais plutét d’équations qui découlent d’une
méthode d’estimation générale et formalisée (avec une régression a plusieurs variables) pour
deux phases de sélection; a cet effet, voir Sdrndal et Swensson (1985a). Ce qui est encore
plus important, ¢’est que les estimateurs de la variance et les intervalles de confiance décou-
lent directement de cette théorie.)
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3. MODELES DE REPONSE

Les poids de correction pour la non-réponse servant au calcul des estimateurs décrits dans
la section précédente peuvent &tre justifiés au moyen d’un modéle de réponse qui prévoit
une probabilité de réponse constante pour chaque unité d’un groupe donné. En termes plus
formels, examinons le mécanisme de réponse suivant.

MODELE A:

1) probabilité de réponse est constante (et égale & une valeur inconnue 8,) pour toutes
les unités ke s, A = 1, ..., H;

2) les unités répondent indépendamment 'une de 1’autre.

Les probabilités de réponse théoriques 8, peuvent varier considérablement d'un groupe
a un autre. (Le fait qu’il peut exister de fortes différences de probabilité de réponse entre
divers sous-ensembles porte évidemment & créer des groupes de correction et a faire les
pondérations nécessaires.)

Considérons un échantillon permanent s. Les fréquences de groupe ny, ..., Hg ..., 2 500t
alors fixes. Considérons également une valeur constante pour le vecteur des fréquences de
réponse des groupes m = (my, ..., My, ..., mg). Etant donné que s et n sont fixes, il est
possible de montrer que le prélévement d’un ensemble de réponses r), suivant le modéle A
équivaut a I’échantillonnage aléatoire simple ou I’on choisit m,, unités de n,. La probabilité
de réponse conditionnelle d’une unité & appartenant au A-ieme groupe est donc définie:

"y
Tom = = J3s pour tout kesy. (3.1
h

(Ce raisonnement est 4 la base du poids f;! utilisé dans le calcul des estimateurs.) De méme,
étant donné s et m, il est possible de montrer que la probabilité que les unités k et / répon-
deni toutes deux A ’enquéte suivant le Modéle A est

Ju sik =1/
Jalmy — 1)
Tklsm = *ﬁ sik # IES;, (3.2)
y =
Jufw sikes,;les, (h#=h')

(par définition, s, est égale & wy, ,, ). Ces valeurs (qui nous rappellent un échantillon-
nage aléatoire stratifié de m; unités parmi n, unités dans la s-iéme strate) sont importantes
pour le calcul des estimations de la variance et des erreurs types (voir ci-dessous).

En pratique, I’analyste décide de la méthode de formation des groupes s,. Cette décision
est cruciale puisqu’elle déterminera les poids de correction f; ! et, par voie de conséquence,
la valeur numérique de I’estimation de ¢, ’estimation de la variance et I'intervalle de con-
fiance, Deux modes de classement différents peuvent produire des estimations ponctuelles
et des intervalles de confiance entiérement différents.

L’analyste n’ira pas s’imaginer que les groupes qu’il vient de créer ont tous la méme pro-
babilité de réponse. Il est toutefois convaincu (le plus souvent a juste titre) que ces groupes
(et, par conséquent, les poids f;; ') lui permettront d’obtenir des estimations ponctuelles et
des intervalles de confiance plus valables. La méthode des groupes de correction est une
méthode fiable et solidement établie.

Aprés une analyse plus minutieuse, on peut découvrir plusieurs irrégularités dans un modéle
de réponse comme le modele A: la probabilité de réponse n’est peut-tre pas constante
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I’intérieur des groupes. Et méme si elle I’était, les groupes sont peut-&tre mal définis, c’est-a-
dire que le modele aurait di prévoir un plus grand nombre de groupes, etc. Pour la suite
de notré analyse, il est donc nécessaire de distinguer deux situations:

a) Le mécanisme de réponse hypothétique (MRH, en I’occurrence le modéle A) est exact
(en pratique, il est peu probable qu’il en soit réellement ainsi).

b) Le MRH est plus ou meins fondé. C’est ce qu’on observe malheureusement dans la
plupart des cas et il en découle un biais dii 4 la non-réponse. En ce qui concerne le
modele A, les groupes peuvent étre formés plus ou moins correctement,

‘Comme cela se fait couramméent en statistique, ’analyste définira son modéle en fonc-
tion de ce qu’il croit &tie les meilleurs critéres; par conséquent, il fera certaines inférences
(ugemerits de confiance par exemple). Il $’interrogera ensuite sur la robustesse de ses con-
clusions, c’est-a-dire qu’il cherchera a tester leur validité dans le cas ol le modeéle ne serait
pas fondé. Dans le méme ordre d’idées, appliquons ces questions au cas qui nous occupe.

4. ESTIMATEURS DE LA VARIANCE FONDES SUR UN MECANISME
DE REPONSE HYPOTHETIQUE DONNE

Etant donné un enserble de groupes précis, nous supposons que le modéle A est fondé.
Les taux de réponses, f;, = m,/n, (h = 1,..., H), ont été déterminés. A I’aide de ces
renseignements préliminaires, nous allons étudier les estimnateurs de la variance qui doivent
SETVit 4 construite un intéivalle dé confiance & un niveau de 100(1 - o) %. Si f est un des
gstimateurs définis a la séction 2 et ‘que Ie modeéle A est vraiment exact, nous constatons
ce qui suit:

a) 7 est non biaisé (sauf pour un biais technique habituellement négligeable)

B) un intervalle de confiance pour ¢ 4 un séuil d’environ 100(1 - o) % est

[ % 2 gV l}(f) s

ou la probabilité que la vafiable unitaire nofrale soit supérieure a la constante z;_,,, est
de a/2.

Par des prélévements suceessifs d’échantillons s et la formation répétée d’ensembles de
réponses * pour chaque échantillon perinanent s (conformément au modéle hypothétique A)
I’intervalle contiendra le total réel de la population dans 100{1 — )% des cas.

La variance et sa valeur estimée seront déterminées par deux séries de probabilités de
sélection:

1. m, et my, les probabilités d’inclusion (du premier et du second ordre) qui se rattachent

a Pétape de I’échantillennage;

2. Tijsms Tat|s,m 1€8 piobabilités de réponse conditionnellés (du premier et du second or-

dre) qui se rattachent au modéle A (étape de la non-réponse).

Dans le cas qui nous occupe et en raison du modéle A, les probabilités Tjsms L Thijsm s
sont définies respectivement par {3.1) et (3.2). En ce qui concerne w; et m;,;, NOUs SUPPOSONS
qu’elles ont un caractére tout A fait général; nous pouvons utiliser n’importe quel plan de
sondage.

Par une analyse détaillée; nous constaterons que la variance totale de n’importe quel
estimateur ¢ définit A la section 2 s¢ divise en deux éléments:

vy = vildy + vl
ol V¥, (f) désigne la variance d’échantillonnage et V,(7) la variance due a la non-réponse.

Bien que les formules exactes, définies dans Sdrndal et Swensson (1985a), ne soient pas
reproduites ici, on constate que ces deux éléments ont des propriétés valables:

1. V,(f) = 0siPensemble de la population U est observée (c’est-a-dire, s’il s'agit d’un
recensement plutdt que d’une enquéte par sondage);
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2, V2(f) = 0 si le taux de non-réponse est nul {r = s);
3. V,y(¢) est réduite sensiblement si nous disposons d’une covariable forte; celleci n’a
toutefois aucun effet sur ¥, (¢} et avec raison puisqu’elle n’est observée que pour & € 5.

Regardons de plus prés les estimateurs de la variance. Si V;(7) désigne Pestimateur de
Vi(t), i = 1, 2, la variance totale V(¢) peut &tre estimée au moyen d’une expression du
genre

V(i) = V1) + Va(d).
Dans ’équation <i-dessus, la variance d’échantillonnage estimée est

1 1

"= T (o5 )

T, by
ker  ler K ki

1

Updy,
Tkiis,m

OU Ty |5 st definie par (3.2), et my, my sont les probabilités d’inclusion du plan de son-
dage. La variance de non-réponse estimée est

. il 1 1
nhiy = Y n (— - —)S%w,,
h=1
ol

1
2, = ——Y 42
Swrh - my, — 1 s (wk wrk} .

Les quantités u, et w, varient d’un estimateur 7 4 un autre. Examinons tout d’abord la
variance de non-réponse estimée ¥, (). La définition de cette composante rappelle un échan-
tillonnage stratifié. En effet, le facteur nﬁ (1/m, — 1/n,) est une expression qui caractérise
un échantillonnage aléatoire simple stratifié suivant lequel 2, unités sont prélevées parmi
n; unités dans la A-ieme strate, Cette structure s’explique par les probabilités de réponse con-
ditionnelles ), ,, définies en (3.2).

Les quantités w, sont définies de la fagon suivante:

yk—ﬁr

Tk

~ ~¥%
Pour texp et fgxp: Wy =

k)

Y — (ﬁr/jr)xk

Tk

~ ~%
pour tRA et 7rat W =

Ye = Fr = blxe — %)

Tk

PS ~%
pour {peg € frEg: Wi =

Les expressions ci-dessous sont des valeurs résiduelles de régression affectées d’un poids de
sondage. Par conséquent, si x; est une variable explicative puissante pour y,, la variance
de w, (et, par voie de conséquence, ¥,(f)) sera moins élevée pour les estimateurs de type
RA et REG que pour Pestimateur de type EXP, ou la quantité w, n’est que I’écart entre
¥, et la moyenne de 'ensemble de réponse 7,. Ainsi, dans des conditions favorables, la por-
tion de I'erreur type qui est attribuable & la non-réponse tendra vers zéro, notamment lors-
qu’il aura une corrélation quasi parfaite entre x et y.



222 Sarndal: Méthode de régression en situation de non-réponse

La variance d’échantillonnage ¥ (f) présente moins d’intérét dans cette analyse puisqu’elle
n’est pas directement influencée par la covariable. Soulignons toutefois que les valeurs de u,
sont déterminées comme sujt: poyr les estimateurs fgxp, fra. €t frpg, 4 = Yy, tandis que
pour la série d’estimateurs £ gxp, £ ga, €t F ReGs Wy = ¥i — Ps, OU P, = (E; Yo/ T ) /(E ] /1)
est la moyenne des valeurs e_s}irnégs par la fonction de régres:iion, de sorte que pour fgxp,
Yi = J, pour tout k; pour fpa, Yo = (F./ X )xg; et pour fgeg. ¥ = ¥, — bix, — £.).

Un cas particulier s¢ présente lorsque m, = n, pour toutes les valeurs de A (c’est-a-dire
lorsqu’il n’y a pas de non-réponse). Dans ce cas, ¥, (f/) = 0 (comme on peut sy attendre),
et Tysm = 1 pour tout k et /, ce qui laisse la composante non nulle
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qui est I'estimateur de la variance bien connu pour les cas ot le taux de non-réponse est nul.

5. ROBUSTESSE DES ESTIMATEURS LORSQUE LE MEC'ANISME
DE REPONSE HYPOTHETIQUE N’EST PAS FONDE

Les estimateurs précités peuvent produire des estimations sans biais et des intervalles de
confiance valables 4 la condition que le MRH (défini par le modeéle A) soit exact. La présence
d’une covariable forte a pour effet de réduire la variance due a la non-réponse.

Il est plus intéressant d’analyser ce qui se produit dans la réalité¢ lorsque le MRH ne tient
plus. II est nécessaire d’envisager cette situation car il est impossible que les critéres de juge-
ment ayant servi 4 la formation de groupes de correction soient parfaits, L’efficacité des divers
estimateurs dépendra alors de 1’écart entre le mécanisme de réponse observé et le MRH. En
d’autres mots, les propriétés statistiques (biais, étendue des intervalles de confiance, etc.) dépen-
dent du degré de disparité entre le mécanisme de réponse réel et le mécanisme hypothétique.’

Sarndal et Swensson (1985a) contient une simulation de Monte-Carlo abrégée qui avait
pour but d’analyser I'incidence de certaines formes de dérogation au modele A. Pour les besoins
de Ia présente étude, nous rapportons ici quelques résultats de cette simulation.

Dans le cas d’un MRH exact, il y avait 4 groupes de correction (H = 4) ayant chacun
une probabilité de réponse différente (quoique les unités d’un méme groupe avaient toutes
la méme probabilité de réponse). Mille échantillons aléatoires simples ont été prélevés et cha-
cun a été soumis 4 une simulation de non-réponse suivant le MRH exact, (ce qui est tenu pour
acquis étant donné qu’il s’agit d’une simulation contrdlée).

Conformément 2 lIa théorie, lorsque le MRH sur lequel reposent les estimateurs fexp et fra
est exact, le biais est pratiquement inexistant dans les deux cas et le taux de couverture empiri-
que des intervalles de confiance est fondamentalement conforme au seuil nominal de 95%.
La chose qui distingue les deux estimateurs est que la variance due a la non-réponse est plus
faible dans le cas de fra. (Voir ““MRH exact” dans le tableau 1)

Pour créer un MRH non fondé, nous avons combiné des groupes du vrai MRH. L’estima-
teur ct I'intervalle de confiance {(qui reposent sur le MRH non fondé) seront donc calculés
en fonction d’un nombre de groupes inférieur a la normale. La section inférieure du tableau
1 (MRH non fondé€) correspond 4 la situation extréme ou les quatre groupes du premier MRH
ont été réunis en un seul, ce qui suppose que, pour les besoins d’estimation, toutes les unités
de la population ont la méme probabilité de réponse (inconnue mais estimée). D’aprés le tableau
1, nous pouvons voir que I'estimateur avec covariable présente certains avantages (peu surpre-
nants) par rapport a I’estimateur sans covariable fy, : a) meilleure résistance au biais di a la
non-réponse (4.85 comparativement 4 1.26); b) seuil de confiance beaucoup plus prés du niveau
nominal de 95% (taux de couverture empirique de 92.6% contre 46.3% pour fgxp).
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Tableau 1

Comparaison de ifgyp et de /ps

. Moyenne de la Taux de couverture
. Biais . ; ..
Estimateur absal variance due a lfl empirique
Y la non-réponse ¥,  (seuil nominal de 95%)

MRH fexp 0.00 1.99 95.2%
exact fra -0.01 0.78 95.5%
MRH non fexe 4.85 2.55 46.3%
fondée fan 1.26 0.78 92.6%

De plus, la variance due 2 la non-réponse est plus faible dans le cas de iy,, ce qui signifie,
en moyenne, des intervalles de confiance plus étroits.

6. CONCLUSION

En résumé, nous avons vu dans cet article qu’il existe deux catégories de variables impor-
tantes (observées pour k dans Uéchantillon visé 5):

a) les variables servant 4 estimer le mécanisme de réponse {en ce qui concerne le modéle
A, ces variables servent a former les groupes de correction);

b) les variables (en ’occurrence, les covariables) qui sont de puissants estimateurs de la
variable y; lorsqu’elles sont utilisées dans la formule d’estimation, elles permettent de
réduire la variance et d'accroitre la robustesse.

Aussi, dans la mesure du possible, il serait souhaitable de trouver les covariables ap-
propriées. Il convient aussi de souligner que, lorsqu’on doit estimer plusieurs totaux p, les
covariables correspondantes peuvent différer d’une variable y & une autre, tandis que les
groupes de pondération sont vraisemblablement formés de telle sorte qu’ils s’appliquent
uniformément a toutes les variables a 1’étude.
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Estimation par le quotient dans le cas d’un
sous-échantillonnage des non-répondants

PODURI S.R.S. RAQ!

RESUME

L’auteur examine le sous-échantillonnage des non-répondants, tel que 'ont proposé Hansen et Hur-
witz (1946), ct 1a stratification a posteriori effectuée avant le sous-échantilionnage. Pour l'estimation
des moyennes relatives a des caractéristiques étudiées, il propose des estimateurs par quotient adaptés
a diverses situations et analyse les avantages de chacun. Des estimateurs par quotient particuliers sont
également proposés pour les cas problémes.

MOTS CLES: Information supplémentaire; stratification a posteriori; biais; errcur guadratique
moyenne; modéle linéaire; cas probléeme,

1. INTRODUCTION

Considérons une population finie de taille N et un échantillon aléatoire de taille # prélevé
sans remise. Dans les enquétes démographiques, il arrive souvent que n; unités répondent au
questionnaire d’enquéte mais que le reste des vnités choisies, soit (n — #»,), n’y répondent
pas. L'enquéte initiale peut étre faite par la poste ou par téléphone et &tre parfois automatisée,

Dans les sections 2, 3 et 4, nous analysons le sous-échantillonnage de la population formée
des {(n — n;) non-répondants, tel que I’ont proposé Hansen et Hurwitz (1946). Selon cette
méthode, la population est censée &tre constituée d'une strate de réponse de taille N, et d'une
strate de non-réponse de taille M; = (N — N;).

Dans la section 2, nous analysons deux méthodes permettant de stratifier a posteriori les
unités échantillonnées avant de procéder an sous-échantillonnage des non-répondants.

Drans la section 3, nous considérons deux estimateurs par quotient de la moyenne d'une
caractéristique. Les biais et les erreurs quadratiques moyennes de ces estimateurs sont com-
parés dans les sections 3 et 4. Dans cette derniére section, nous proposons deux autres
estimateurs par quotient qui peuvent convenir dans certaines situations, et analysons leurs
avantages relatifs.

La question des cas problémes est traitée dans la section 5. Nous proposons 4 cet égard
six estimatcurs. Nous décrivons aussi briévement les conditions optimales d’utilisation de
chacun de ces estimateurs.

2. ESTIMATEUR DE HANSEN ET HURWITZ ET
STRATIFICATION A POSTERIORI

Prenons la caractéristique d’intérét y;, i = (1, 2, ..., N'). Définissons par ¥ = (E¥y,} /N
et par §% = E"}" -9 2/(N — 1) lamoyenne et la variance de la population. Définissons
par ¥, = (EMy,) /N et par S} = EM (y; — ¥,)2/(N; — 1) lamoyenne et la variance du groupe
de réponse. De méme, nous dirons que ¥, = (EM2 y,) /N, et §F = B2 (3, — P2)2/ (N, — 1)

1 P.8.R.5. Rao, Département de statistique, Université de Rochester, Rochester, New York 14627, E.-U,
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désignent respectivement [a moyenne ¢t Ia variance du groupe de non-réponse. La moyenne
de la population peut étre exprimée par ¥ = W, ¥, + W,¥,, ol W, =(N,/N) et
W, = (N;/N). La moyenne de I’échantillon #;, = (Z! y,)/n, est non biaisée dans le cas
de ¥, mais comporte un biais égal 3 W, (¥, — ¥,) pour I’estimation de ¥.

2.1 Sous-échantillonnage des non-répondants

Hansen et Hurwitz (1946) proposent de prélever un sous-échantillon de taille m = n, /k,
k = 1, parmi les n; non-répondants et supposent que toutes les unités ainsi échantillonnées
acceptent de répondre au questionnaire. La moyenne de 'échantillon 7,,, = (EV¥,) /m est
non biaisée pour la moyenne ¥, des n, unités. L’estimateur de ¥ que les auteurs proposent est

Y = Wi 51 + W2 Fom, 2.1

ou w = (n/n) et wy = (m/n).
Pour un ¢nsemble donné de n, répondants et de 7, non-répondants, cet estimateur est non
biaisée pour § = w7 + wop, = (E{ y;) /n. 1l est, par conséquent, non biaisée pour ¥.
La variance de cet estimateur est

(1 -0 (k—llsz
n

V(Y = §? + W, — sk (2.2)

ou f = (n/N); voir Cochran (1977, p. 371).

Définissons sf = T (y; — 71)2/(n, — 1} et s3,, = SV (y; — Pom)2/(m — 1) les
variances se rattachant respectivement aux n; répondants et aux m unités sous-
échantillonnées. Un estimateur sans biais de la variance est

v(Yur) =

(1 — f) [(nl — 1)st + (ny — k) s%m]

n n—1

+ (1 =) ["1 (5 — Yu)? + ry (P — ]_}HH)Z]
n n—1

(N - Dwytk — 1) sk
N(n — 1) ’ (2.3)

On peut aussi obtenir cette expession 4 I’aide des estimateurs de la variance pour I’échan-
tillonnage double et la stratification calculés par Cochran (1977, p. 333) et J.N.K. Rao (1973);
voir aussi Rao (1983).

Stratification a posteriori et sous-échantillonnage

Les (n — r;) non-répondants peuvent étre répartis en (L — 1) strates de tailles respective
(12, M3, ..., ng ) selon une variable auxiliaire ou, pour des raisons de commodité, a I'aide
d’un échantillonnage effectu¢ & la phase suivante. Les sous-échantillons de taille
m, = {(ny/ky), kp = 1, ont pour moyennes ¥, = (L y,;/m,) et pour variances
Sim = Z{" pi = Fum )2/ (my — 1),

L’estimateur sans biais de ¥ est désormais défini

L
Y= E WiV hms 2.4
1

ol wy = (m,/n} et ¥, = 7).
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La variance de ’estimateur (2.4) est

. (1 =1 L Wk, — 1)
Vi =——85+Y —— 5 2.6)
n > n
ou 87 = M (yi 1:’,,)2/(1\’,, — 1). L’estimateur de la variance est

. U =D L (= kske (=D L 1y G~ D)2
v =——Y TEE T X (n — 1)

1 4

(N-1) &
Na— D Zz: wy (ky — 1) Sk, Q.7

ou k, = 1, P, = P, €t 53, = 53, comme nous 1’avons vu plus tot.

D’autres modes de stratification a posteriori peuvent &tre considérés. Par exemple, il est
possible de stratifier a posteriori les # unités, (répondants aussi bien que non-répondants})
en L strates selon une variable auxiliaire. La A-iéme strate contiendra alors n,; répondants
(L% ny,y = n, ) avec une moyenne correspondante de 7, €t 7, non-répondants (T5 ny, = n,).
Un sous-échantillon de taille m,, = (ny,/k,) prélevé parmi les n,; unités aura pour
moyenne Pjs.. Un estimateur sans biais de la moyenne ¥, se rattachant A la h-idme strate
est alors défini:

5 ngPp + 1
P, = mnFm n2Pham @.8)
7y
ou ny, = (ny + M), et Pestimateur sans biais de ¥ est
$— Lomys _ L (BmFu + MaFrom) - 29
= Z]: L= )) T . 2.9

1

La variance de 'estimateur (2.9) et I’estimation de sa valeur peuvent étre trouvées en répé-
tant les procédures suivies lors du cas précédent.

Il est préférable d'utiliser I’estimateur défini en (2.4) si les moyennes respectives des strates
de réponse et de non-réponse divergent sensiblement. En revanche, il conviendrait d’utiliser
I’estimateur défini en (2.9) lorsque les moyennes relatives aux répondants et aux non-
répondants différent I’une de 1'autre dans chaque strate et qu’il y a un écart prononce entre
les moyennes des strates.

Sarndal et Swensson (1985) considérent des probabilités inégales de sélection i la premiére
phase ct le sous-échantillonnage des non-répondants aprés une stratification a posteriori.

3. ESTIMATEURS PAR QUOTIENT

Définissons x;, { = (1, 2, ..., N), une variable auxiliaire avec une moyenne de
population X = (Z{x;) /N. Définissons X, et X, les moyennes se rattachant respec-
tivement aux groupes de réponse et de non-réponse. Soit £ = (L x;) /n la moyenne des n
unités et ¥, = (£, 'x;)/n, et % = (E,"Z x;) /ny les moyennes relatives aux », unités répon-
dantes et aux n, non-répondantes. En oufre, posons %5, = (E{" x;)/m la moyenne des
m = (n/k) unités du sous-échantillon.
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Les variances de la population de x et de y sont désignées S et Sf, et la covariance de
la population, §,,. Le coefflc:lent de corrélation est p,, = (5,,/5,5,). Les variances de
I’échantillon sont désignées s2 et s . Les indices 1 et 2 désignent toujours respectivement le
groupe de réponse et le groupe cle non-répanse.

3.1 Estimateur classique de la moyenne

L’estimateur par quotient de ¥ est

)_( 3.1

b 1‘<:|

ol J* équivaut a ¥y défini en (2.1), * = (W % + Wika,), €8 r* = (P*/F*); voir
Cochran (1977, p. 374). Or,

* _ % * _ ¥
—?:Wi(ﬁ*—]ff*)(l—f _X

) (3.2)

ou R = (¥/X). La formule d'approximation ci-dessus est obtenue en développant (1/£*)
en série de Taylor et elle vaut pour des tailles d’échantillon n et m élevées. A I’aide de I'équa-
tion (3.2), nous pouvons définir le biais de ¢

-5
nX

Wo(k — 1)

B =E( -7 = (RS2 — Sy ) + —= (RS% — S,0). (3.3)

Ce biais disparait seulement si a) la droite de régression de y par rapport a x passe par
I"origine, aussi bien pour Ia strate de réponse que pour la strate de non-réponse, et que b)
les pentes des deux droites de régression sont égales 2 R. La premiére condition doit étre
satisfaite pour que Pestimateur par quotient de ¥ soit optimal. Pour que la deuxiéme condi-
tion soit satisfaite, la valeur de R, = (¥,/X,) ne doit pas &tre trop différente de celle de
R, = (¥,/X)).

A I'aide de ’équation (3.2), il est possible d’établir une approximation de 'erreur quadrati-
que moyenne (EQM) de ¢, pour de grands échantillons, notamment:

M, =E(t — 7)? = a-5 S3+ W, =g (3.4)
n n
— 2 — f—
S tiF ) Y W= D s+ w5 = D g2 (3.42)
n 3 N -1 n

o 83 =LV (y— Rx)2/(N—1) et 5%, = E, (Pni — Rxp)2/ (N, — 1) pour h = 1,2
Cochran (1977) mentionne bri¢vement ’expression définie en (3 4}.

On obtient un est:mateur del’ EQM ci- dessus en remplacant Sd dans 1’équation (3.4a) par
sk = Iy - r*x) 2 (g - 1), 8%, par 53 = L7 (y; — r*x;)2/(m — 1) et W, by Wy
D’autres estimateurs de I'EQM peuvent &tre définis.

3.2 Autre estimateur possible de la moyenne

Il arrive parfois qu’on n’enregistre aucun cas de non-réponse pour une variable auxiliaire.
La taille de la famille, le niveau d’instruction, le nombre d’années d’emploi et les autres
caractéristiques du méme genre sont des exemples de variables auxiliaires pour lesquelles le
taux de non-réponse est souvent nul.
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Les moyennes du sous-échantillon seront %, et ,,,. Toutefois, comme nous connaissons
X = (E{ x;)/n, nous pouvons considérer P’estimateur suivant pour ¥,

;2=EX=M)'(. (3.5)
X X
Comme I’espérance mathématique de 7* liée au premier échantillon est égale a 7, le biais
contenu dans #, est identique a celui contenu dans YR = {§/x).X. Nous savons que YR est
I’estimateur par quotient qui s'applique lorsque le taux de non-réponse est nul. Nous ar-
rivons au méme résultat lorsque nous utilisons Pexpression suivante:

p_J-RE -7

th— ¥V = X. (3.6)
x z

Comme la moyenne conditionnelle de 7* est égale 4 7, le biais contenu dans ¢, est

a-n

B, =E(t, - Y
2 ( ) nX

(RS2 - S,,). (3.7

3

Si la droite de régression de y par rapport 4 x pour I"ensemble de la population passe par
I'origine, le biais de ¢, dans I’équation (3.7) disparait. Si la droite de régression relative &
la seconde strate passe aussi par I’origine, le biais de ¢, (équation 3.3) sera faible seulement
si R; = (¥,/X;) est proche de R.

Par I'équation (3.6), 'EQM de ¢, est

1 —
Mz = E(I2 _ ?)2 = M Stzj' + Siz (3'8)
n
- NW, — 1)S2 —
U DT = DSy, k=D g (3.82)
n N -1 n

Il faut noter que S5 = §2 + R 282 — 2RS,, On obtient un estimateur de PEQM ci-
dessus en remplagant S3,, Sﬂ, 4, et Wy, par 31, Sk, §3,, €t wy, respectivement, o

m

s = E i = r**x)% /(= 1),
1

= Y, i = ) m - 1),
1

syZ E (i — yZm)z/(m - 1).

Dans les formules, r** = (§*/%).

Si nous comparons les formules d’approximation en (3.4) et (3.8), rous constatons que
lorsque Ry = (¥,/X)) se rapproche sensiblement de R, = (¥;/%3), PEQM de ¢, est in-
férieure a celle de ¢, 4 condition que le coefficient de corrélation p, dans la strate de non-
réponse ne soit pas trop élevé. En deuxiéme lieu, si les valeurs de R, et de R, divergent sen-
siblement, "EQM de ¢, pourrait étre encore inférieure a celle de f; méme lorsque p, est élevé.
Dans la sous-section suivante, nous poussons plus loin la comparaison des deux estimateurs.
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3.3 Autres comparaisons

Dans cette sous-section, nous comparons £, et #; 4 ’aide du modele linéaire. Pour les deux
groupes, nous examinons les modéles

y“‘ = Qf] + Bx,' + e]i; ’ = (1.0 2: == Nl) (3'93)
et
Y=oy + B‘xl + €2;» i= (l.’ 2.1 carp NZ)J (3‘9b)

¢t posons les hypothéses suivantes:

E(eylx;) = 0, E(ej e ) = 0,V(ey|x;) lef-';

E(eylx;) = 0, E(ey ey ) = 0,V(e|x;) = vaxi.

Il est & noter que i # i’ et qu’en pratique la valeur de { peut varier de 0 & 2. Nous sup-
posons, de plus, qu’il n’existe aucune corrélation entre g); et ey, Nous calculons en annexe
les biais et les EQM de ¢, et de ¢#; en supposant que le groupe de réponse de taille N et le
groupe de non-réponse de taille N, sont des échantillons tirés des superpopulations
représentées par les modéles ci-dessus.

Comparaison des biais

Soit I les observations de I’échantillon initial. Comme E[(1/%*) 1] = (1/%) et
E(1/x) = (1/X), nous déduisons de (A.2) et de (A.3) que ¢, et #; donnent tous deux une
surestimation de Y. En outre, le biais B, de ¢, est supérieur au biais B, de #,. Par (A.6) et
(A7),

awp W, (k — 1)5%

B — B, = — (3.10)

Cet écart entre les biais augmente avec la taille de la strate de non-réponse et diminue
a mesure que la taille du sous-échantillon augmente.

Comparaison des EQM

A I’aide des équations (A.9) et (A,20), nous pouvons établir la différence entre les EQM
de ¢, et de £,

M, — M= (A — Ay) - G+ (D — D). (3.11)

Par (A.10), (A.21), et (A.22),

Wik — 1)

(A = A2) — G = [3V(a,) + oy — B2X%) 3

52, 3.12
ne X2 ( )

Nous constatons que

Via,) = afV(w) + adV(wy) + 20 0Cov(w;, w,y)

N_
- (_N__—I"E () — o)W, W, (3.13)
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La différence exprimée en (3.12) augmente & mesure que 1’écart entre ¢ et o s'élargit.
Pour que le membre de droite de ’équation (3.12) soit non-négatif, il suffit que ay > §.X.
Une analyse approfondie de ce résultat montre que la différence exprimée en (3.12) s’accroit
lorsque C, = (S,/X) devient supérieur 4 C, = (§,/ Y) tandis que le coefficient de corréla-
tion p,, = (S,,/5,5,) augmente.

Par (A.12) et (A.24),

D, — Dy = Ef[2(8 — 8*) + 3(8*% — 8%)]e*?)
+ 2E[6* — 6 — 6*2 + 8%) E&*]. (3.14)
Il est & noter que (6* — &) = (X* — %)/X = wy (%, — %) /X. De plus,
E(8* — &) = 0.

Lorsque ¢ = 0, ’écart peut étre établi & O(n~2) & I'aide des équations (3.14), (A.14)
et (A.17),

Dy - D,

3E[(5*2 _ 52)5*2] _ ZE[((S*Z _ 52)5"5*]

3IW,(k - 1)S% 2Wy(k — 1)Sh
= i (Wiv) + kW) — S (Wivy + Wyv;)
Wy(k — 1) 52
n?X? =
(3.15)

(201 =N + 1]y, + Wavy) + 3k — 1) Wyw, )

De toute évidence, ’expression ci-dessus ¢st non négative.

Lorsque ¢ = 1, Pécart a O(n ') peut étre établi comme suit 4 I'aide des équations (3.14),
(A.15) et (A.16),

(w1 %) + wakvy %y, )
DI—D2=2E[(6—6*) — “’”]+

n
(W v X+ wmywB,)
2}3[(5*—5) L R ] (3.16)
N
Etant donné que E [{6* - 6)x,|!] = 0 nous obtenons par I’équation (3.16),
Dy — D; = — (2/n) E[kwitym (Fom — %2)|va + (2/N) E[Wifap (Bom ~ %2)]¥2
= — (2/MKE[wiV(Ron D] v2 + (2/N) E[ WV (23D | v2
2{Nk — W-. — 2
_ _ (Nk — n) W) (k — 1)Sy, vy. 3.17)

Nnlx?

Ainsi, lorsque £ = 1, D, > D,. Toutefois, I'écart devient négligeable lorsque # est grand.
Ces résultats nous permettent de supposer que lorsque ¢ = 0, FEQM de ¢, est supérieure
a celle de ¢, si « est plus grand que 3X. Lorsque £ = 1, 'EQM de #, sera supérieure a celle
de ¢, si & est beaucoup plus grand que 3.X.

4. ESTIMATEURS PAR QUOTIENT SPECIAUX

4.1 Premier estimateur

Si (X, X;) est connu, nous pouvons envisager I’estimateur par quotient spécial de ¥ suivant:

YS = W|r|X1 + szz.X’z, (4.1)
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ol ry = (7,/%) et r; = (§,/%,). Or, (X, X;) peut 8tre estimé par (%, £;) et
(Fam /X3 ) €5t un estimateur de ry. Par ces estimations, nous pouvons définir 'estimateur
de ¥ suivant:

=W + w2 4.2)

Zm

Cet estimateur peut &tre utilisé lorsque %, est connu mais que X ne [est pas; nous n’avons
toutefois pas besoins de X, dans le calcul de cet estimateur.
A Paide de (4.2)

=Y = =0+ wo (% /%am) (Fam — Fifam)- 4.3)

Si m est grand, le biais contenu dans # est, d’aprés I’équation 4.3:

(k — 1)
nx?z

By=E(t - V) = (RyS% = Sy). @.4)

L’EQM de ¢; est

M;=E(t; — )2 = S+

o (-5 Wylk — 1) % (4.5)
n n

oll Shar = L2 (3; — Ryx;)2/ (N, — 1).

On obtient un estimateur sans biais de cette EQM en remplagant le premier terme
du membre de droite de I’équation (4.5) par v(p) = (1 — f)sf,/n, Sf,"wz par
Shar = LT (0 — ramXi)27{m = 1), 0t rypy = (Pam /Toam ), €8 Wy par wy.

4.2 Second estimateur

Nous avons ci-dessous un estimateur qui fait intervenir X et %

X - X
f4 = t3 (5) = (Wl_}_ﬂ + Wz';i fz) (}) . (46)
2m

Il peut &tre utile de considérer cet estimateur puisque la moyenne conditionnelle de 7, est
égale 3 7, lorsque m est grand et que, par conséquent, ’espérance mathématique condition-
nelle de ¢, devient égale a (p/8).X.

Par (4.6),
4y — Y= (2)? - ?) + wy (52') (Fom — 12 x2m)(§)- 4.7
2m

Si n et m sont grands, le biais de £, est

(k-1

_ (r-n
By = E(ty = ¥) = === (RS; = 5,) + %, (Ry8% — Se2)- (4.8)
L’EQM de #4 est
_ - -1
My =FE(t;, — 7)? = wa—)s§+ W, (& )Sfm
n

(1 = HILINW, — )85 Walk - 1) ,
= S5 4.9
n (N-1) * § 4-9)
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On obtient un estimateur de M, en remplagant §2;, §3,, §%,,, et W, par 53,, sﬁz, s%zﬂ , et
w, respectivement, ou

=

i~ 2 = 1),

(i — rX)2 7 (m — 1),

S
I |
ol SRR W Rl N

(¥i — ranx; ¥/ (m = 1).

Il est & noter que r* = (F*/%*) comme nrous 1’avons vu dans la section (3.1).
Si nous comparons les équations (4.5) et (4.9), nous constatons que PEQM de ¢, sera infé-
rieure 4 celle de £, si le degré de corrélation entre x et ¥ au niveau de la population est élevé,
Seules des recherches supplémentaires nous permettront d’analyser les avantages qu’offrent
ces deux estimateurs spéciaux par rapport aux estimateurs étudiés dans la section précédente,

5. ESTIMATEURS PAR QUOTIENT POUR LES CAS PROBLEMES

Malgré le sous-échantillonnage des non-répondants et les visites de rappel, il est de plus
en plus évident gu’une proportion appréciable des unités échantillonées ne répondent pas
aux questions de 1’enquéte (les cas problémes).

Pour les besoins de la cause, nous définissons une population composée de trois groupes
de tailles respectives (N, Ny, Ny}, N = (E N;), auxquels correspondent les moyennes
(¥,, ¥,, ¥3) et les variances (S, Si,, S%). Les moyennes et les variances relatives
alavariable auxiliaire sont (X, X;, X;) et (8%, §%,, $2;). Les moyennes correspondantes
de la population sont ¥ = (W, ¥, + W, ¥, + WiFy) et X = (W, X, + W, X, + W, X5),
ou E:]" I‘V, = 1, Posons R] = (}_,] /X] ), R2 = (Yz/Xz) et R3 = (?3/)_(3).

Dans I’échantillon initial de taille n, seulement n, unités répondent au questionnaire;
leurs réponses permettent d’établir les moyennes (¥,, 7, }. On ne connait pas fe nombre
d’unités (n,, ny) appartenant aux deux autres groupes mains on connait leur somme
{ny + n3) = (n — ny). Il se peut que I'on connaisse les moyennes (%, %;) relatives 3 la
variable auxiliaire mais il n’est pas possible d’établir les moyennes {7, 7,) relatives a la
caractéristique étudiée.

Prenons le cas ol seulement m; unités d’un sous-échantillon de tailiemm = (n — n) /%,
répondent au questionnaire et leurs réponses permettent d’établir les moyennes {(Xs, Fom )-
Le reste du sous-échantillon m; = (m — m;y) unités, c’est-a-dire les cas problémes, ne
répondent pas au questionnaire. Remarquez que m,; n’est pas défini.

Rao et Jackson (1984) analysent un certain nombre d’estimateurs de ¥ pour le méme cas mais
n’utilisent pas d’information supplémentaire. Dans la présente section, nous proposons six
estimateurs qui font intervenir des informations supplémentaires. Nous exposons briévement
les conditions dans lesquelles ces estimateurs peuvent étre optimaux. Pour éviter les dévelop-
pements excessifs, nous ne présentons pas les calculs qui ont permis d’obtenir ces estimateurs,

(F). La différence entre R, R, et R, est négligeable. Les m; unités du troisiéme
groupe, c’est-a-dire les cas problémes, forment un sous-échantillon aléatoire des
m, répondants sélectionnés a la deuxiéme phase. Dans ce cas,

- my + (8 — 0 )P _
Py = i3 6.1)
mx + (1 — n)iy,
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(11). Mémes conditions qu’en (I) mais faible degré de corrélation dans les deuxiéme
et troisieme groupes. Dans ce cas,

- mp + (n = n Yy _

Yo = X. 5.2
2 e (5.2)

(III). X_’, = (N])_(] + NzXz)/(N] + Nz) et ?3 = (NI ?1 + Nz?}_)/(N] + Nz): et
(R, Ry, Ry) différent peu. Dans ces conditions,

5 n1Py+ kmy oy, e

HY = (5.3)

n]xl + kmzfzm

Comme E(m./m) = ny/(n — n), il convient de souligner que [(n -m) /m] ny, = ki
est un estimateur sans biais de n,.

(IV). Mémes conditions qu’en (III) mais faible degré de corrélation dans les deuxiéme
et troisiéme groupes. Dans ce cas,

- ny +km _
$p = I ETTom o (5.4)
(n+kms)x

(V). Les trois ratios différent. Les #; unités du troisieme groupe forment un sous-
échantillon aléatoire des n, unités du deuxiéme groupe. Dans ce cas,

- n {n —m) ¥y X
Vs = [,—:y'l +— _ifz] ({() (5.5)

n Xom X

(VI). Les trois ratios difféerent. Les »; unités du troisitme groupe forment un sous-
échantillon aléatoire des (»#, + 7, } unités des deux premiers groupes. Dans ces
conditions,

N | kmy, P, X
e (s 2N
n + kmz n| + ka f2m x

Bien que nous croyions que les conditions ci-dessus sont satisfaisantes, il faudra pousser
davantage notre recherche pour évaluer le rendement de ces estimateurs.
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ANNEXE: BIAIS ET ERREURS QUADRATIQUES MOYENNES
DANS LE MODELE DE SUPERPOPULATION

Soit ey = Wiy + Woey, oy, = Wiy + whay,

il m m
— - - *

E = L e;/N, & = E e /ny, &y, = E g/met@ = wié + wy8y,.
1 1 1

Or,
¥ =ay+ BX +E, (A.1)
X "
Ht-Y=Sa,—ap+ X -E, (A.2)
X X
et
" *
b= P = —aw+ 8- R+ LR E. @*.3)
X X X
1. Biais

Soit 6* = (%* — X)/X et 6 = (® — X)/X. Le développement en série de Taylor par
rapport 2 X donne

%S

=1 — §* + §*2.... (A.4)

X
et 3= 1 —6+6%.... (A.5)

A I’aide de ces séries et les éguations (A.2) et (A.3), nous pouvons définir les biais de
tet dety a O(n— )

V(%) (1-5 Walk—1)
B, = ')_(_ZCI'W = [ X2 Si + :Tsiz]aw (A.6)
et
Vix) (a-n
B, = —7ows= [ = Si] o (A7)

2. Erreur quadratique moyenne de /|

A I'aide de I’équation (A.4), nous pouvons écrire

(X—{)Z =1 - 28% + 382, (A.8)

Avec I'équation (A.2), nous pouvons exprimer I'EQM de ¢, comme suit

M, =E(t, - W2 =A4,+ D, (A.9)
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ol

X
A = E(Za, — ap)’
X
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= E[(1 - 28* + 38" el] + af— 2E[(1 ~ &* + 8*))oy,, |

Viay) + [3E(ad) = 2ol ] [V(2*) /2]

= V(a,) + [3V(a,) + afy] [V(x*)/X?]

et

% _ —
D1=E(}X~—E)2.

Par les équations (A.4) et (A.8), nous avons

Z*
(FX - Ey =

-

é#

’.‘7 2 2 2 X —
(;) & + E* - Z(F)Ee*
(1 — 26*% + 35*%)e*? + E? = 2(1 — &* + &*H)Ee*

(& — E)? — (26% — 38*2)ye*? + 2(6* — §*%)Ee*.

wiel + wich, + 2w, wy8,85.

Adinsi, lorsque £ = 0, étant donné les valeurs de n; et de n,,

E(&|ny, ny)

De méme, lorsque § = 1,

E@*?*n, m) =

De plus,

W[Z kW% Wiy + szVz

= —V + —V = — -
ny ny H
wi [ o (kwy)? [
Ao La)+ (v
ny 1 ns N

(A.10)

(A.11)

(A.12)

(A.13)

(A.14)

(A.15)

(A.16)
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De I’équation précédente, nous déduisons (lorsque ¢ = 0),

1
E(Eé*) = ];((wIVI + W2V2). (Al?)
De méme, lorsque ¢ = 1,
1
E(Eé*) = ];T(lelxl + Wz\f‘zxzm). (AIS)

3. Erreur quadratique moyenne de {;

De I’équation (A.5)}, nous déduisons

(‘1()2 =1 — 25 + 382, (A.19)

X

Par P’équation (A.10), nous pouvons exprimer 'EQM de ¢, comme suit:

My=E(ty— 7)2 = Ay + G, + Ds. (A.20)

Etant donné les équations (A.5) et (A.19), nous pouvons écrire

X 2
A; = E(}aw — aw)
- E[(l ~ 25+ 352)a%,] + ol — 25[(1 =8+ 8y aw
= V(aw) + [3E(a}) - 20%] [V(X)/Xz]
= V() + [3V(aw) + a%y] [V(x)/)?"-] , (A21)
C, = B2E (”?* = 2)2)‘(2
X
= BB - 0 = B2E [ (% — 57
= pwm Vg (A.22)
et
é* _ _\2
D2=E(:X—E). (A23)
X

Etant donné les équations (A.5) et (A.19), nous pouvons écrire

('{?é* - E‘)2 = (&* — E)‘" — (26 — 36%)e*? + 2(8 — 6*)Ee. (A.24)
X

Il est & noter que

E [’;aw o) (f* = x) X] = E[(5* = %) (@ — aw)] = 0. (A.25)
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DIRECTIVES CONCERNANT LA PRESENTATION DES TEXTES

Avant de dactylographier votre texte pour le soumettre, prigre d’examiner un numéro récent
de Techniques d’enquéte ( partir du vol. 10, n® 2) et de noter les points suivants:

I Présentation

1.1 Les textes doivent étre dactylographiés sur un papier blanc de format standard (8%
par 11 pouces), sur une face seulement, a double interligne partout et avec des marges
d’au moins 1% pouce tout autour.

1.2 Les textes doivent 8tre divisés en sections numérotées portant des titres appropriés.

1.3 Le nom et Padresse de chaque auteur doivent figurer dans une note au bas de la pre-
miére page du texte,

1.4 Les remerciements doivent paraitre 4 la fin du texte.

1.5 Toute annexe doit suivre les remerciements mais précéder la bibliographie.

2. Résumé

Le texte doit commencer par un résumé composé d’un paragraphe suivi de trois 4 six
mots clés. Eviter les expressions mathématiques dans le résumé,

3. Rédaction

3.1 Eviter les notes au bas des pages, les abréviations et les sigles.

3.2 Les symboles mathématiques seront imprimés en italique & moins d'une indication con-
traire, sauf pour les symboles fonctionnels comme exp() et tog(") etc.

3.3 Les formules courtes doivent figurer dans le texte principal, mais tous les caractéres
dans le texte doivent correspondre & un espace simple. Les équations longues et impor-
tantes doivent étre séparées du texte principal et numérotées en ordre consécutif par
un chiffre arabe a la droite si 1’auteur y fait référence plus loin.

3.4 Ecrire les fractions dans le texte a ’aide d’une barre oblique.

3.5 Distinguer clairement les caractéres ambigus (comme w, w; 0, O, 0; 1, 1),

3.6  Les caractéres italiques sont utilisés pour faire ressortir des mots. Indiquer ce qui doit
étre imprimé en italique en le soulignant dans le,‘ texte.

4.  Figures et tableaux

4.1  Les figures et les tableaux doivent tous &tre numérotés en ordre consécutif avec des
chiffres arabes et porter un titre aussi explicatif que possible (au bas des figures et en
haut des tableaux).

4.2 IlIs doivent paraitre sur des pages séparées et porter une indication de I’endroit ot ils
doivent figurer dans le texte. (Normalement, ils doivent étre insérés prés du passage
qui y fait référence pour la premiére fois.)

5. Bibliographie

5.1  Les références 4 d’autres travaux faites dans le texte doivent préciser le nom des auteurs
et la date de publication. Si une partie d’'un document est citée, indiquer laquelle aprés
la référence.

Exemple: Cochran (1977, p. 164).

3.2 La bibliographie 4 la fin d’un texte doit &tre en ordre alphabétique et les titres d’un
méme auteur doivent &tre en ordre chronologique. Distinguer les publications d’un
méme auteur et d’une méme année en ajoutant les lettres a, b, ¢, etc. a I’année de publi-
cation. Les titres de revues doivent étre écrits au long. Suivre le modéle utilisé dans
les numéros récents.






