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Dans ce numéro

Huit articles de ce numéro portent sur I’erreur de couverture dans le recensement. Ces articles,
ainsi que les quatre qui examinent le méme sujet et qui ont paru dans le numéro de juin 1988,
fournissent au lecteur un bon apergu de certaines des méthodes les plus récentes que 1’on peut
employer pour traiter cette question. Elle a derniérement fait 1’objet de beaucoup d’intérét de
la part des statisticiens et des décideurs. Dans de nombreux pays, des études sont faites pour
estimer P’erreur de couverture soit pendant le recensement, soit aprés. Au Canada, la contre-
vérification des dossiers (CVD) est la plus importante étude réalisée pour mesurer le sous-
dénombrement. Aux Etats-Unis et en Australie, ¢’est une enquéte postcensitaire (EP) qui est
effectuée dans le méme but.

Les articles de Burgess et de Romaniuc portent sur les problémes de couverture relatifs au
recensement de la population du Canada. Burgess décrit la méthode de la CVD et il examine
certaines des limitations de la CVD qui aménent des erreurs dans les estimations du sous-
dénombrement. Romaniuc, pour sa part, étudie la précision du recensement dans une optique
démographique. Les résultats ainsi obtenus sont comparés d ceux qui proviennent de la CVD.
De plus, Romaniuc considére la qualité des composantes du changement de la population
(naissances, décés, migration) utilisées dans la méthode démograhique.

L’article de Choi, Steel et Skinner porte sur I’enquéte postcensitaire (EP) effectuée en Australie
en 1986. Comme Romaniuc, les auteurs examinent les estimations du sous-dénombrement
fondées sur I’analyse démographique. A la suite de leur analyse, les auteurs concluent qu’il faudra
continuer d’avoir recours aux corrections basées sur I'EP pour le recensement de 1991, mais ils
insistent sur le fait qu’il faut poursuivre les études portant sur les problémes de biais.

Cressie se sert d’un modele pour estimer les erreurs dans le sous-dénombrement afin d’étudier
les corrections & apporter aux chiffres du recensement. Il examine ’estimation synthétique, la
méthode de Bayes et la méthode empirique de Bayes et il utilise la notion de risque pour com-
.parer les estimateurs. On trouve que le risque le plus faible est associé 4 un estimateur empirique
de Bayes ordinaire. Cressie fait remarquer que les résultats sont basés sur I’hypothése gu’un
nombre suffisamment élevé de ménages sont choisis pour I'EP.

L’article de Rubin, Schafer et Schenker sur les méthodes d’imputation de valeurs manguantes
dans ’enquéte postcensitaire a aussi un certain contenu bayesien. Les auteurs examinent et criti-
quent les méthodes d’ imputation étudiées par Schenker dans le numéro précédent de Techniques
d’enquéte. Ils proposent deux méthodes fondées sur les modeles ¢t conclueni que la méthode
qui tient compte du mécanisme de non-réponse est préférable. Les auteurs préviennent les lecteurs
que, méme si leur méthode semble prometteuse, elle n’est pas encore tout a fait au point.

Fein et West examinent une classification systématique des causes du sous-dénombrement
et ils concluent gque Poubli de¢ personnes dans des ménages est la cause majeure du sous-
dénombrement. Mulry et Spencer présentent une analyse méthodologique de I’erreur totale de
I’estimateur de systéme dual (un estimateur traité par des auteurs dans le numéro de juin 1988).
Les auteurs utilisent une méthode bayesienne pour combiner les composantes d’erreur afin
d’obtenir une estimation d’intervalle final du taux de sous-dénombrement net.

Zaslavsky traite du probléme du sous-dénombrement 3 I’aide d’estimations du sous-
dénombrement pour les lots afin de repondérer les ménages de I'ilot. Cette méthode offre I’avan-
tage de préserver le *‘caractére’ de chaque Tlot. Les détails de la méthode sont intéressants et
sembleront familiers aux lecteurs qui connaissent la méthode itérative du quotient.

L’élaboration de nouveaux systémes informatiques congus pour traiter de grandes quantités
de renseignements constitue un sujet qui présente un intérét croissant pour les statisticiens qui
s’occupent d’enquétes. Cing des articles de ce numéro décrivent des logiciels élaborés en fonc-
tion des techniques d’enquéte.
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Des systémes de codage automatique élaborés par des organismes centraux de statistique sont
déerits dans deux articles. Lorigny traite du systéme QUID utilisé A I'Institut National de la
Statistique et des Etudes Economiques. L’article de Wenzowski constitue un guide du systéme
ACTR élabor¢ a Statistique Canada. QUID et ACTR sont tous deux congus pour traiter de fagon
efficace tout genre de systéme de classification. Les lecteurs seront intéressés A comparer les
méthodes utilisées par les deux systémes. Certaines données sur le rendement sont aussi fournies.

Mudryk décrit un systéme informatique pour le contrdle de la qualité actuellement en usage
dans le cadre du programme global d’assurance de la qualité 4 Statistique Canada. Les objectifs
du systéme visent  la fois 4 prévenir les erreurs dans les opérations de traitement des données
d’enquéte et A réduire progressivement les niveaux d’inspection 4 mesure que la qualité du traite-
ment s’améliore et se stabilise.

Deguire décrit un systéme congu pour analyser la syntaxe des adresses postales; ce systéme
est en voie d’élaboration & Statistique Canada. Le logiciel produit des clés de recherche d’adresses
formées de composantes d’adresses normalisées. Ces clés peuvent étre employées au cours
d’opérations d’appariement informatisé comme celles qui doivent étre utilisées au cours de la
construction d’un registre national d’adresses.

Emery décrit le SQL (Structured Query Language), le plus populaire de tous les languages
d’interrogation utilisés avec les systémes de gestion de bases de données relationnelles. Les pomts
forts et les points faibles du language sont soulignés.

Dans le dernier article de ce numéro, Nathan donne une liste de plus de 250 ouvrages, théses
et articles traitant de la méthode des réponses randomisées. L’article comprend aussi une
classification par sujet.

Le rédacteur en chef
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Evaluation des estimations du sous-dénombrement
obtenus par la contre-vérification des
dossiers du recensement du Canada

R.D. BURGESS!

RESUME

Depuis 1961, Statistique Canada produit des estimations du sous-dénombrement pour chaque recense-
ment. A cette fin, le Bureau utilise la méthode dite de contre-vérification des dossiers (CVD). La fiabilité
des estimations est importante parce que ces derniéres sont utilisées pour évaluer la qualité des données
du recensement et pour établir les principales causes de ’erreur de couverture. Cette fiabilit€ a égale-
ment un rble trés important dans I’élaboration de méthodes congues pour améliorer la couverture des
recensements futurs. Dans cette étude, nous définissons les sources potentielles d’erreur de la CVD de
maniére a bien les comprendre et, dans la mesure du possible, 4 en réduire les effets sur 'estimation de
P’erreur de couverture,

MOTS CLES: Appariement; mobilité; biais de non-réponse; erreur de réponse; contre-vérification des
dossiers; erreur d’échantillonnage; dépistage.

1. INTRODUCTION

l

Le recensement du Canada a lieu tous les cing ans. Le dernier date de 1986. Depuis 1971,
la principale méthode de dénombrement utilisée est ’autodénombrement; moins de 4% de la
population est recensée par interview. Dans les régions ou est appliquée la méthode de
I’autodénombrement, les ménages sont inscrits sur une liste et un recenseur passe déposer un
questionnaire chez ces derniers peu avant le jour du recensement (le 3 juin en 1976 et en 1981).
Dans les grandes régions urbaines, on demande aux ménages de retourner leur questionnaire
rempli par la poste au responsable local du dénombrement. Dans les régions rurales et les petites
régions urbaines, un recenseur se rend chez les recensés pour reprendre les questionnaires.

Le recenseur doit faire un certain nombre de vérifications de base en ce qui concerne la
couverture et la qualité des réponses fournies par les ménages compris dans sa tiche. Les
surveillants effectuent eux aussi certaines vérifications sur les questionnaires que leur remet-
tent les recenseurs. Toutefois, 1a liste des ménages ne fait pas 1’objet d’une vérification indépen-
dante exhaustive. En outre, on a rarement la possibilité de vérifier le nombre de personnes
inscrites dans le questionnaire de chaque ménage.

Il n’est donc pas étonnant qu’il y ait des erreurs de surdénombrement et de sous-
dénombrement dans les chiffres du recensement. Ces erreurs sont importantes compte tenu
des différentes utilisations des données du recensement. Par exemple, le nombre de députés
pouvant &tre élus au Parlement du Canada est établi 4 partir des chiffres de population du
recensement. De plus, pour calculer Ia participation financiére des administrations fédérale
et provinciales a différents programmes conjoints, on se fonde sur les chiffres de population
ou la répartition de la population établis & partir du recensement (Statistique Canada 1983b).
Enfin, la qualité des estimations de I’erreur de couverture est trés importante du point de vue
de I’utilité des données du recensement; de I’ajustement des chiffres de population et des
logements pour tenir compte de I'erreur de couverture; et de 'amélioration possible de la

I R.D. Burgess, Division des méthodes d’enquétes sociales, Statistique Canada, 4-iéme étage, Immeuble Jean Talon,
Tunney’s Pasture, Ottawa, Ontario, K1A 0T6.
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couverture pour les recensements futurs (évaluation des principales causes de ’erreur de couver-
ture et des principaux secteurs géographiques et segments de la population dans lesquels elle
se manifeste).

Depuis 1961, Statistique Canada produit et publie des estimations du sous-dénombrement
pour chaque recensement de la population. A cette fin, le Bureau utilise 1a méthode dite de
la contre-vérification des dossiers (CVD), qui comporte cing grandes opérations ou étapes:

(i) Etablissement de bases - Dresser une série de listes distinctes dans lesquelles sont reper-
toriées toutes les unités de la population devant avoir été dénombrées au recensement.

(i) Plan de sondage et tirage de ’échantillon - Tirer un échantillon aléatoire parmi les per-
sonnes inscrites sur ces listes,

(iii) Dépistage - Déterminer, pour chaque personne sélectionnée, Padresse du domicile
habituel le jour du recensement (ou vérifier si la personne est décédée ou a émigré avant
le recensement).

(iv) Recherche - Examiner les questionnaires de recensement remplis afin de déterminer
si les personnes sélectionnées ont été recensées ou non.

(v) Pondération et estimation - Pondérer les chiffres obtenus & partir de I’échantillon afin
d’établir une estimation du nombre de personnes non recensées.

Une description plus détaillée de cette méthode est présentée dans Gosselin (1976) et dans
Statistique Canada (1984).

D’autres méthodes, par exemple le dénombrement postcensitaire, ’analyse démographique
et la vérification des dossiers administratifs, pourraient servir a estimer le sous-dénombrement.
Toutefois, dans le contexte canadien, les résultats que 1’on obtiendrait avec chacune de ces
méthodes seraient probablement moins fiables que ceux établis 4 partir dela CVD. Les dénom-
brements poscensitaires omettent souvent les mémes personnes ou ménages que ceux qui ont
été omis au recensement. Les analyses démographiques, fondées sur des modgles, ne produi-
sent pas d’estimations fiables sur I’émigration, ne mesurent que la variation dans la couver-
ture nette entre deux recensements, ne permettent de déterminer ni de causes ni de cas précis
de sous-dénombrement, et entrainent, au niveau infranational, des erreurs dans les estimations
de la migration interne. Les possibilités qu’offrent la vérification des dossiers administratifs
sont limitées par I'absence d’un syst¢éme administratif national ayant une couverture plus
exhaustive que le recensement ou dont les erreurs de couverture différeraient de fagon indépen-
dante de celles du recensement, ce qui permettrait ’utilisation d’un fichier administratif
incomplet. Méme si un tel systéme existait, il ne constituerait qu’une variante de la CVD, a
moins d’avoir été parfaitement 4 jour (couverture et adresses) au moment du recensement,

C’est pour ces raisons qu’au Canada on a retenu fa CVD pour Pévaluation de la couver-
ture, bien qu’on utilise aussi I’analyse démographique pour en confirmer les résultats. Toutefois,
la CVD comporte elle-méme des lacunes. Dans ce document, nous allons décrire quelques-unes
des faiblesses de la méthode telle qu’elle est appliquée au recensement. Dans la section 2, nous
examinons les composantes de la CVD qui peuvent entrainer des erreurs dans les résultats finals.
Dans la section 3, nous étudions les résultats de certaines analyses des estimations produites
au moyen de la CVD ainsi que les données d’autres sources qui ont mis en évidence certains
problémes précis de la méthode aux fins de I’estimation de la population. La conclusion est
présentée a [a section 4.

2. FAIBLESSES DE LA CVD

Dans cette étude, on entend par faiblesse ou lacune tout ce qui restreint ’applicabilité des
estirations établies au moyen de la CVD ou la confiance avec laquelle on peut les utiliser. Ces
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lacunes peuvent prendre plusieurs formes: différences entre les besoins des utilisateurs au niveau
conceptuel et les éléments que la CVD tente de mesurer; défauts de conception qui empéchent
la CVD de produire les résultats qu’on en attend; erreurs d'échantillonnage ou de réponse ou
autres types d’erreurs. En modifiant des éléments précis de la CVD, il est possible d’€liminer
ou de réduire certaines de ces lacunes. Mais il y en a d’autres qui vont persister ou qui, de par
leur nature méme, ne pourront pas étre corrigées.

2.1 Applicabilité des estimations fournies par la CVD

L’objet de la CVD est de produire, pour chacune des dix provinces, des estimations du sous-
dénombrément dans le recensement. Cette méthode ne permet pas de produire des estimations
de 1’erreur de couverture nette. Notons par ailleurs qu’elle n’est appliquée aux chiffres des
Territoires du Nord-Ouest et du Yukon.

La CVD permet d’estimer le pourcentage de la population omise au recensement, ¢’est-a-
dire les personnes qui n’ont pas été recensées mais auraient dii I’&tre. Elle ne sert pas & estimer
le surdénombrement (personnes recensées plus d’une fois et personnes recensées qui n’auraient
pas dil I’&tre ou qui n’existent pas). On ne peut donc pas I'utiliser pour estimer ’erreur de couver-
ture nette (sous-dénombrement moins surdénombrement). L’effet du surdénombrement, méme
si le chiffre est peu élevé, est fonction de sa distribution par rapport au sous-dénombrement.
Par exemple, un taux de surdénombrement de 0.2% (un dixi¢éme du niveau de sous-
dénombrement en 1976 et 1981} serait trés important si le pourcentage, pour une province
donnée, atteignait 0.5%.

La CVD n’a pas été appliquée aux deux territoires parce que la population y est petite et
que les taux d’immigration et d*émigration internes (calculés entre deux années de recensement)
y sont trés élevés. Pour produire des estimations fiables ou, sil’on veut, pour réduire le plus
possible I’erreur d’échantillonnage, il faudrait que 1'échantillon des territoires soit propor-
tionellement assez grand (taux d’échantillonnage de 5%, ce qui donnerait un échantillon de
3,750 personnes). Dans les territoires, les taux d’immigration et d’émigration internes sont de
33.3% ou plus. Par conséquent, en supposant le tirage d’un échantillon proportionnel, il
faudrait que 1,250 des 3,750 unités (en moyenne) de I’échantillon minimum requis soient des
immigrants internes. Lorsqu’on effectue la CVD, on utilise des listes qui contiennent I’adresse
de la majorité des résidents au dernier recensement, cing ans plus t8t. L’adresse des immigrants
internes ne peut &tre établie qu’au moment ol est effectuée la CVD, ce qui, en s0i, ne pose
pas de difficulté. Toutefois, le taux d’échantillonnage fixé pour la CVD est de 0.15% seule-
ment. Par conséquent, dans les territoires, la proportion des immigrants internes échantillonnés
dans le cadre de la CVD serait vraisemblablement de ¢.15%, pas de 5%, et I’échantillon ne
comprendrait que 30 immigrants internes. Dans les limites actuelles de la CVD et sans engager
de dépenses considérables, il est impossible de constituer un échantillon représentatif de la pro-
portion de 33.3% ou plus de la population territoriale constituée d’immigrants internes.

2.2 Méthodologie de la CVD

Chacune des cing grandes opérations de la CVD est une source avérée ou potentielle d’erreur.

2.2.1 Base d’échantillonnage
L’échantillon utilisé pour la CVD est constitué 2 partir de quatre listes ou bases:

(i) Recensement - Toutes les personnes dénombrées au recensement précédent: pour la
CVD de 1986, les personnes recensées en 1981,

(ii) Naissances - Toutes les naissances survenues durant la période intercensitaire (base cons-
tituée A partir des dossiers de la statistique de 1’état civil).

(iii) Immigrants - Tous les immigrants recus pendant la période intercensitaire (base cons-
tituée a partir des dossiers d’Emploi et Immigration Canada).
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{iv) Personnes non recensées — Echantillon des personnes non dénombrées au dernier
recensement, c¢’est-a-dire le groupe de personnes qui, d’aprés les résultats de la CVD
précédente, n’ont pas été recensées (il n’existe pas de liste compléte de ce groupe).

Ces listes ou bases sont censées comprendre toutes les personnes qui doivent avoir été dénom-
brées dans ’une des dix provinces au dernier recensement, sans double compte de personnes
sélectionnées sur une méme liste ou sur deux listes différentes.

Certaines personnes ne figurent toutefois pas sur ces listes. Il s’agit entre autres; (a) des
immigrants illégaux arrivés durant la période intercensitaire et n’ayant jamais été recensés; (b)
de certaines catégories de réfugiés; (¢) de certains Canadiens qui étaient 4 I’étranger au moment
du recensement précédent et qui sont revenus au pays avant le dernier recensement; (d) des
personnes qui ont quitté les territoires pour s’installer dans une des provinces au cours de la
période intercensitaire; (e) des personnes qui n’ont été dénombrées dans aucun des recensements
depuis 1961, quand la CVD a commencée 4 &tre appliquée, mais qui étaient des résidents cana-
diens avant 1961.

On suppose, mais sans moyen de le confirmer, que le nombre de personnes dans la catégorie
() est maintenant assez petit pour ne plus étre significatif sur le plan statistique. Pour la catégorie
(d), on estime qu’au recensement de 1981 elle comptait environ 18,000 personnes. La plupart
demeuraient dans les territoires au moment du recensement précédent (1976) mais il est pro-
bable qu’un certain nombre d’entre elles figurent dans la «base des naissances» et la «base des
immigrants».

La catégorie (c) comprend les Canadiens qui travaillaient, étudiaient ou voyageaient 4
I’étranger et qui n’ont pas conservé de «résidence habituelle» au Canada durant leur absence
de méme que, le cas échéant, les enfants de ces Canadiens nés a I’étranger. Cette catégorie {c)
ne comprend pas les membres des Forces armées canadiennes, les employés des Affaires
extérieures et autres fonctionnaires (et leur famille) qui demeuraient 4 ’étranger: ces personnes
auront été incluses dans la «base du recensement» et la «base des personnes non recensées».
Au recensement de 1981, Ia taille estimative de ce groupe de personnes «& 1’étranger» était
d’environ 67,000.

Les réfugiés et les immigrants illégaux doivent étre recensés, en supposant qu’ils n’ont pas
de résidence habituelle 3 ’extérieur du Canada et qu’ils ne sont pas titulaires d’un visa de travail
ou d'étudiant. Aux fins de la CVD de 1981 et 1986, les personnes qui ont fait une demande
al’étranger et qui ont été recues au Canada comme réfugiés ont été incluses dans la «base des
immigrants». Les personnes ayant fait une demande aprés leur arrivée au Canada n’ont été
incluses dans la «base des immigrants» que si elles ont obtenu le statut de réfugié. En avril 1985,
il y avait 12,500 cas de demandes de résidence présentées aprés ’arrivée au Canada (voir Plaut
1985). Certains immigrants illégaux peuvent figurer dans la «base du recensement» ou méme
dans la «base des personnes non recensées». Soulignons cependant qu’en raison des amnisties
accordées par I'administration fédérale dans les années 1970 et 1980, un certain nombre
d’immigrants illégaux figurent dans la «base des immigrants».

Les exclusions appliquées dans le cadre de la CVD sont importantes en ce sens que les per-
sonnes exclues n’auront pas été dénombrées au dernier recensement (1986). Comme le taux
de sous-dénombrement de la «base des immigrants» tend a étre élevé (8.5% en 1981 com-
parativement a 2.0% pour [’ensemble des bases), on peut raisonnablement prévoir un taux lui
aussi élevé de sous-dénombrement pour les personnes qui demandent le statut de réfugié. Il
se peut que la majorité des immigrants illégaux n’aient pas été recensés. Ces éléments peuvent
expliquer une proportion importante du sous-dénombrement {(environ 500,000 personnes en
1981) estimé au moyen de la CVD. Il se peut que les réfugiés et les immigrants illégaux soient
groupés dans quelques villes de certaines provinces, ce qui viendrait accroitre I’effet des exclu-
sions sur la fiabilité des estimations.

Par ailleurs, on peut s’attendre que les bases comprennent un certain nombre de personnes
qui ne devraient pas y figurer (surdénombrement), c’est-a-dire des personnes dénombrées au
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recensement précédent qui n’auraient pas di P’étre ou qui ont été dénombrées deux fois, ou
encore des personnes qui n’existent pas ou qui ont été comptées plus d’une fois au moment
du traitement. La CVD permet de déceler une partie du surdénombrement. Toutefois, lorsqu’on
estime le sous-dénombrement, I’effet du surdénombrement dans les bases ne devient impor-
tant que si son taux est égal ou supérieur au taux de sous-dénombrement.

2.2.2 Plan d’échantillonnage et taille de V’échantillon

L’erreur d’échantillonnage est une des principales faiblesses des résultats de [a CVD, La
grandeur de I’erreur est fonction du plan de sondage et de la taille de I’échantillon. La taille
de ’échantillon est 1’é1ément le plus important puisque, comme les bases, elle limite les
possibilités en ce qui concerne I’élaboration du plan de sondage.

Les principales estimations du sous-dénombrement établies au moyen de la CVD de 1981
et de 1976, ainsi que I’erreur type correspondante, sont présentées au tableau 1. Le coefficient
de variation (I’erreur type divisée par le taux estimatif du sous-dénombrement) varie beaucoup,
de 4.5% pour P’ensemble du Canada (10 provinces) jusqu’a 13.6% pour les régions (Atlan-
tique, Québec, Ontario, Prairies et Colombie-Britannique) et 46% pour les provinces. Les coef-
ficients de variation au niveau infraprovincial sont généralement plus élevés. Par exemple, dans
un district électoral de faille moyenne (86,323 personnes en 1981), ou le taux de sous-

Tableau 1

Estimation du taux de sous-dénombrement de la population
aux recensements de 1981 et de 1976, par province, et provinces
ayant un taux significativement différent intervalle de confiance 95%)

Sous-dénombrement

de la population Provinces ayant un

taux significativement

Province Taux E.-T. Jifférent
(%) (%)
Recensement de 1981
Canada (10 Provinces) 2.01 0.09
1. Terre-Neuve 1.74 0.45 10
2. Tle-du-Prince-Edouard 1.17 0.54 9et 10
3. Nouvelle-Ecosse 1.05 0.34 5,6,9et 10
4, Nouveau-Brunswick 1.81 0.30 10
5. Québec 1.91 0.21 3,7,8et 10
6. Ontario 1.94 0.14 3,7,8et 10
7. Manitoba 0.98 0.35 5,6,%e 10
8. Saskatchewan 0.99 0.37 5,6,9et 10
9, Alberta 2.54 0.36 2,3, 7et8
10. Colombie-Britannique 316 0.33 Toutes sauf 9
Recensement de 1976
Canada (10 Provinces) 2.04 0.10
1. Terre-Neuve 1,10 0.39 S5et 10
2. Tle-du-Prince-Edouard 0.38 0.25 4,5,6,8,%et 10
3. Nouvelle-Ecosse 0.86 0.34 4,5¢t 10
4. Nouveau-Brunswick 2.16 0.37 2,3, 7e10
5. Québec 2.95 0.25 1,2,3,6,7,8¢et9
6. Ontario 1.52 0.17 1,2,5,7et 10
7. Manitaba 1.07 0.33 4,5et 10
8. Saskatchewan 1.33 0.34 2,5¢et 10
9. Alberta 1.49 0.26 2,5¢et 10
10. Colombie-Britannique 3.13 0.3 Toutes sauf 5
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dénombrement est estimé & 2%, le coefficient de variation serait d’a peu prés 50%. Dans le
cas de petites régions et de petites populations, le coefficient de variation pourrait 8tre beaucoup
plus grand encore,

Bien entendu, I’erreur d’échantilonnage n’est pas sans effet sur la possibilité d’observer les
différences de taux de sous-dénombrement entre des provinces et entre d’autres unités
géographiques. Il devient alors difficile de déterminer les causes du sous-dénombrement ainsi
que les secteurs géographiques et segments de la population 3 Iintérieur desquels il se manifeste,
et de compenser I’erreur de couverture pour améliorer les chiffres du recensement. Les pro-
vinces dont le taux de sous-dénombrement est nettement différent de celui d’une ou de plusieurs
autres figurent également au tableau 1. Pour le recensement de 1981, les taux de sous-
dénombrement provinciaux et ’écart entre ces taux permettent de classer les provinces en six
groupes. Au recensement de 1976, ol I’on a défini huit groupes, il y avait davantage de dif-
férence entre les provinces. Toutefois, dans ni I’un ni I’autre recensement on ne peut montrer
qu’aucun de ces groupes était tout A fait différent de tous les autres; et peut-&tre était-ce en
fait le cas.

Ces résultats ne sont pas trés différents de ceux de la CVD pour les recensements de 1966
et de 1971. Depuis 1966, seule la Colombie-Britannigque a eu un taux de sous-dénombrement
sensiblement plus élevé que celui de I'ensemble du Canada. Pour la plupart des provinces, la
variation du taux de sous-dénombrement d’un recensement i I’autre peut étre attribuable, dans
une large mesure, a ’erreur d’échantillonnage. Mais ce n’est pas le cas pour la Colombie-
Britannique, et c’est 1a un sujet de vive préoccupation en ce qui concerne et la CVD et le
recensement.

La nécessité d"utiliser un échantillon des personnes «non recensées» établi A partir de la CVD
précédente est aussi une contrainte en ce qui concerne le plan de sondage et la taille de I’échan-
tillon. Il n’y a aucune fagon de fixer la taille de cette partie de I’échantillon, et les lacunes de
la CVD précédente seront perpétuées dans la CVD suivante dans la mesure ot ’estimation des
personnes «non recensées» en était le reflet. (Voir sections 2.2.4, 2.2.5 et 3).

2.2.3 Dépistage

Etant donné la facon dont sont constituées les bases (ou listes) dont est tiré I'échantilion
dela CVD, les adresses et autres données peuvent avoir jusqu’a cing ans et n’atre plus a jour.
On essaie donc, a I’aide des dossiers administratifs, de mettre a jour les adresses avant le jour
du recensement. {Des travaux exhaustifs de mise a jour ont été faits pour la premiére fois dans
le cadre de la CVD de 1986). Aprés le jour du recensement, on commence par chercher le ques-
tionnaire du recensement correspondant a I’adresse originale ou a 1’adresse corrigée (si on a
pu "obtenir) pour déterminer si la personne sélectionnée a été recensée. Si, aprés cette premiére
recherche, on n’arrive pas 4 déterminer si la personne sélectionnée a été recensée, il faut con-
tinuer le dépistage, ¢’est-a-dire soit communiquer avec la personne choisie (ou avec une source
fiable) pour obtenir I’adresse corrigée, soit déterminer le statut de la personne sélectionnée
(décédée, émigrée, i 1'étranger, etc.).

Bien que les opérations de dépistage soient exhaustives, on n’arrive pas toujours i retrouver
toutes les personnes sélectionnées, ce qui peut engendrer une certaine forme de biais de non-
réponse. A la CVD de 1981, 3.4% des personnes sélectionnées n’ont pu étre dépistées. Le taux
global de sous-dénombrement du recensement étant estimé a 2%, ce taux de personnes «non
dépistées» est un des facteurs qui compromet le plus la qualité des estimations produites a partir
de [a CVD.

Une correction de poids a été effectuée pour tenir compte des personnes «non dépistéesy.
Au recensement de 1981, I’effet de cette correction a été I'attribution d’un taux de sous-
dénombrement de 3.27% dans la «base du recensement» et la «base des personnes non
recensées» (prises ensemble), de 1.46% pour la «base des naissances» et de 11.94% pour la
«base des immigrants». Globalement, la proportion des poids calculés pour tenir compte des
personnes non dépitées qui a été attribuée aux personnes non recensées correspondait a 1.6
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fois la proportion initiale (pondérée) de personnes non recensées par rapport 4 I’ensemble des
personnes sélectionnées qui ont été dépistées. Il pourrait donc exister un lien entre les personnes
«non dépistées» et les «personnes non recensées». On ne sait pas, bien siir, si le taux de 1.6
est trop élevé, trop bas ou exact. S’il n’est pas exact, il pourrait y avoir distorsion dans les estima-
tions provinciales du sous-dénombrement et un biais dans les estimations globales du sous-
dénombrement.

Comme le taux de migration interprovinciale entre deux recensements varie d’une province
A I’autre, il se peut qu’il y ait une certaine distorsion dans les estimations provinciales si la pro-
portion des migrants interprovinciaux dans les groupes de pondération n’est pas la méme chez
les personnes «dépistées» et «non dépistées».

Le taux de sous-dénombrement est élevé chez les migrants interprovinciaux («base du
recensement» et «base des personnes non recensées» seulement). On a estimé ce taux 4 6.13%
pour le recensement de 1981; on a pour cela utilisé les données sur la mobilité de la CVD de
1981, elles-mémes obtenues par comparaison des adresses aux recensements de 1976 et 1981,
Letaux de sous-dénombrement estimé pour les personnes ayant migré 4 I"intérieur d’une pro-
vince pendant la période intercensitaire (personnes ayant déménagé dans une autre subdivi-
sion de recensement, SDR, ou une autre municipalité) était de 3.83%. Chez les personnes ayant
déménagé a I’intérieur d’une SDR ou d’une municipalité, le taux de sous-dénombrement était
estimé 4 2.83% . Compte tenu de ces taux et de la distribution des caractéristiques de mobilité,
le taux de sous-dénombrement «imputé» pour tenir compte des personnes «non dépistées» dans
la «base des personnes recenséesy et 1a «base des personnes non recensées» (prises ensemble)
devrait &tre d’au moins 3.52%, non de 3.27%, étant donné que les personnes «non dépistées»
sont presque toujours des personnes qui ont déménagé. Par ailleurs, on peut s’attendre que
les «personnes non dépistées» comprennent proportionnellement autant de personnes ayant
migré & I’intérieur d’une province et d’une province a une autre et qu’elles aient des taux de
sous-dénombrement, selon la mobilité, supérieurs ou égaux 3 ceux des personnes dépistées.
(D’aprés la CVD de 1981, la distribution estimative (en pourcentage) de la population agée
de § ans et plus, en ce qui concerne la mobilité, était la suivante: (i) personnes n’ayant pas
déménagé, 55%; (ii) personnes ayant déménagé 4 Pintérieur d’une SDR, 17%:; (iii) personnes
ayant déménagé dans une autre SDR dans la méme province, 21.7%; (iv) personnes ayant
déménagé dans une autre province, 5%; et (v) personnes ayant immigré au Canada, 2%.

Etant donné les méthodes de dépistage utilisées, il n’est pas déraisonnable de supposer que
la proportion de migrants et, par le fait méme, le taux de sous-dénombrement sont beaucoup
plus élevés chez les personnes «non dépistées». Si tel est le cas, les estimations du sous-
dénombrement pourraient &tre biaisées vers le bas de fagon significative. Si, par exemple, le
«vrai» taux de sous-dénombrement des «personnes non dépistées» était d’environ 5%, le biais
dans I’estimation du sous-dénombrement pour I’ensemble du Canada (10 provinces) serait plus
élevé que Perreur d’échantilonnage.

2.2.4 Recherche et classification

Aprés avoir terminé le dépistage et effectué les interviews nécessaires, chaque personne sélec-
tionnée est classée dans une des six catégories suivantes:

(1) personnes recensées, ’

(2) personnes non recensées,

(3) personnes décedées,

(4) personnes ayant émigré ou personnes qui séjournaient a I’étranger,

(5) cas de surdénombrement dans une base,

(6) personnes non dépistées.

Comme nous I’avons souligné, afin de déterminer si une personne sélectionnée a été recensée
ou non, il faut trouver le questionnaire du recensement correspondant  son adresse. Pour qu’on
puisse classer la personne dans la bonne catégorie, il faut que [*adresse soit bonne et que les
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données d’identification dans le questionnaire du recensement et dans les documents utilisés
pour le CVD ne contiennent pas d’erreurs (¢’est-d-dire qu’il n’y ait pas eu erreur de réponse
ou non-réponse en ce qui concerne ces éléments d’information).

3i les données d’identification de la personne choisie sont justes (nom complet, ige, sexe,
etc.) et qu’il n’y pas eu erreur de traitement, aucune personne choisie qui n’a pas été recensée
ne sera classée dans la catégorie des «personnes recensées». Toutefois, I’inverse n’est pas vrai.
Si la personne sélectionnée a été recensée A une adresse autre que celle fournie dans la base
(ou tirée des dossiers administratifs ou de ’annuaire téléphonique), il faut communiquer avec
elle (ou avec une source fiable) pour obtenir cette adresse. Si la personne rejointe ne donne
pas la bonne adresse (par exemple, se trompe ou ne se souvient pas), la personne sélectionnée
sera classée dans la catégorie des «personnes non dépistées» ou des «personnes non recensées».
Habituellement, quand la personne sélectionnée (ou un membre de la famille, le conjoint ou
une autre source fiable) fournit I’adresse (ou les adresses) & laquelle elle aurait dd ou peut avoir
¢té recensée, cette adresse est considérée comme correcte. Les personnes sélectionnées sont
classées dans la catégorie des «personnes recensées» ou des «personnes non recensées» sur la
foi des renseignements qu’on aura obtenus sur ’adresse le jour du recensement. Lorsqu’on
classe quelqu'un dans la catégorie des «personnes noh recensées», on ne peut pas savoir si
I’adresse est en fait bonne ou mauvaise, *

En outre, la probabilité qu’une personne non recensée soit classée dans la catégorie des «per-
sonnes non dépistées» peut &tre plus grande que dans le cas d’une personne qui a bel et bien
été recensée. Avant qu’une personne sélectionnée puisse étre classée dans la catégorie des «per-
sonnes non recensées», il faut communiquer avec elle (ou avec une source fiable) pour lui
demander de confirmer I’adresse qu’on a entre les mains ou d’indiguer 1’adresse (ou les adresses)
4 laquelle elle a pu €tre recensée et de fournir, pour elle-méme et les membres de son ménage,
certaines données du recensement. Cette fagon de procéder permet d’éliminer un certain nombre
d’erreurs de classement. Toutefois, sil’on a des doutes quant 4 ’exactitude des renseignements
relatifs a une personne non recensée, il faut communiquer avec elle (ou avec un membre de
sa famille, son conjoint, etc.) pour obtenir des précisions. Si les doutes ne sont pas dissipés,
la personne en question sera classée dans la catégorie des personnes «non dépistées». Dans le
cas des personnes recensées, il n’est pas toujours nécessaire que les renseignements soient aussi
concluants. En poursuivant le dépistage, il se peut qu’on arrive 4 reclasser comme ayant été
recensée une personne qui a été comptée dans la catégorie des «personnes non dépistées», méme
si I’adresse obtenue est incompléte ou incorrecte. Un tel dépistage ne changerait rien dans le
cas d’une personne non recensée.

Les données d’identification de la personne sélectionnée ne sont pas toujours justes et com-
plétes. Il arrive parfois, lorsqu’on effectue ’appariement, qu’on classe la personne sélectionnée
dans la catégorie des «personnes recensées» méme si le nom indiqué dans le questionnaire et
celui figurant dans les dossiers de la CVD ne sont pas rigoureusement identiques. Parfois, un
nom complet n’est fourni que pour la premiére personne inscrite dans le questionnaire et, dans
d’autrescas, il n’y a pas de nom du tout. (Sil’on n’arrive pas & établir I’identité de la personne
sélectionnée A partir de la base, on va tout de suite la classer dans la catégorie des personnes
«non-dépistées». Cela sera fait notamment dans les cas ol le ménage était absent au recense-
ment précédent et ol le nombre de personnes compris dans celui-ci aura été attribué par
Statistique Canada ou encore dans les cas oil le ménage aura refusé de participer au recense-
ment précédent). Pour la date de naissance et les autres données, il peut y avoir des lacunes
ou encore des différences entre la base et le questionnaire. L exactitude de I’appariement est
assuré dans la majorité des cas mais pas toujours. Certains cas considérés comme appariés seront
classés a tort dans la catégorie des «personnes recensées». Des cas rejetés a ’appariement seront
classés par erreur comme «non recensés», encore que la plupart seront classés comme «non
retracés». D’autres régles d’acceptation et de rejet 4 I’'appariement pourraient, bien entendu,
produire des estimations de sous-dénombrement différentes.
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Certains cas de surdénombrement dans les bases peuvent &tre décelés, par exemple résidents
étrangers dénombrés au recensement précédent, noms «créés» a la suite d’une erreur de traite-
ment au recensement précédent, immigrants qui n’étajent pas encore établis au Canada, enfants
nés au Canada de parents non résidents, personnes qui n’existent pas ou ne font pas partie
de 'univers du recensement mais ont été inscrites dans un questionnaire au recensement précé-
dent. En 1981, ces cas représentaient moins de 0.1% des personnes sélectionnées.

D’autres cas de surdénombrement dans les bases ne peuvent pas &tre décelés, en particulier
les doubles comptes dans une base. Il se peut en outre qu’on ne se rende pas compte qu’une
personne sélectionnée n’existe pas et qu’on la classe dans la catégorie des personnes «non
dépistées».

Le classement final des personnes sélectionnées pour la CVD de 1981 est présenté au tableau 2
(tiré de Burgess 1986).

2.2.5 Pondération et estimation

Au moment de la sélection de ’échantillen, on a attribué a chaque personne sélectionnée
un poids correspondant & I’inverse de la fraction de sondage. Deux types de corrections ont
été apportées a ce poids: I'une pour tenir compte des personnes «non dépistés», I’autre pour
compenser le fait que la suppression des cas non dépistés donne une moins bonne représen-
tativité 4 I’échantillon par rapport aux bases dont il est tiré.

. Les personnes «non dépistées» correspondent aux cas suivants: personnes qui ont été
récensées ou non au moment du recensement, personnes décédées avant le recensement, qui
ont émigré ou qui étaient & I’étranger, cas de surdénombrement. Les poids calculés pour tenir
compte des personnes «non dépistées» sont donc redistribués parmi les «personnes dépistées».
Cette correction se fait 4 I’intérieur de groupes définis en fonction de la base et de différentes
caractéristiques démographiques et géographiques.

La correction de poids pour tenir compte des «personnes non dépistées» se fait en deux
temps. Un premier aJustement est fait pour tenir compte des personnes sélectionnées pour les-
queélles aucun dépistage n’a été effectué parce qu’on ne disposait pas des renseignements
nécessaires pour faire une recherche et en arriver a un appariement et il est appliqué a toutes
les autres personnes sélectionnées (personnes non dépistées qui restent et personnes dépistées).
Un second ajustement est fait pour tenir compte des personnes sélectionnées pour lesquelles
un dépistage a été fait mais sans succés. Cet ajustement est appliqué aux personnes qui restent

Tableau 2
CVD de 1981: classement final des personnes sélectionnées

Base

Classement final Recensement  Naissances Immigrants  Non recens, Total

Nombre % Nombre % Nombre % Nombre % Nombre %

Personnes dépistées 29,761 97.1 3,211 923 1,392 96.1 807 96.1 35,171 96.6
Recensées 27,541 89.8 3,096 89.0 1,113 768 696 82.9 32,446 89.1
Décédées 1,056 3.5 33 0.9 5 0.3 26 31 L1200 3.1
Emigrées/a I'étranger 299 1.0 34 1.0 111 7.7 24 2.8 468 £.3
Non recensées 865 2.8 48 1.4 163 11.3 61 7.3 1,137 3.1

Personnes non
dépistées (y compris
les cas de surdénom-
brement) 895 2.9 267 7.7 57 3.9 33 3.9 1,252 34

TOTAL 30,656 100.0 3,478 100.0 1,449 100.0 840 100.0 36,423 100.0
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(personnes dépistées) dans les différents groupes de pondération. La fagon dont est effectué
I’ajustement pour tenir compte des personnes non dépistées dépend de la quantité de
renseignements dont on dispose sur ces personnes. ldéalement, il faudrait, lorsqu’on définit
les groupes de pondération, tenir compte des facteurs suivants: comment les personnes choisies
ont-elles été dépistées? ont-elles déménagé et, le cas échéant, 3 quel endroit? quelles sont leurs
caractéristiques démographiques? Jusqu’a maintenant, on ne s’est servi que des caractéristiques
démographiques et d’'un minimum de données sur la mobilité pour effectuer la correction des
poids. (Cette correction n’est pas appliquée aux personnes sélectionnées dans la «base du
recensement» qui n’ont pas déménagé pendant la période intercensitaire et qui sont classées
comme «recensées»). Dans [’état actuel des choses, il serait difficile de classer la majorité des
«personnes non dépistées» car 4 leur sujet on sait seulernent qu’elles n’ont pas été recensées
a ’adresse indiquée sur la liste.

Pour la seconde correction de poids, on obtient pour chaque base (sauf pour la base des
«personnes non recensées», qui est un échantilion) les chiffres de population a I'intérieur des
différents sous-groupes considérés. A 1’aide de ces totaux «connus», on effectue une correc-
tion des poids de la CVD a I'intérieur des sous-groupes correspondants de ’échantillon. Cela
permet de réduire I’erreur dans les estimations établies par la CVD en s’assurant que les totaux
obtenus pour Iéchantillon, eu égard a certaines caractéristiques démographiques de base pour
lesquelles des taux de sous-dénombrement sont publiés, correspondent aux totaux obtenus pour
les bases.

Ni I’'une ni’autre de ces corrections de poids ne permet de tenir compte des différentes exclu-
sions des listes a I'intérieur desquelles I'échantillon est tiré. Dans le calcul de la proportion de
personnes non recensées, on utilise au dénominateur le chiffre officiel du recensement afin de
réduire au maximum I’erreur d’échantillonnage. (La covariance de I’estimation des personnes
recensées et de 1’estimation des personnes «non recensées» est habituellement négative). Comme
la CVD ne permet pas de représenter toutes les unités de la population réelle, I’utilisation des
chiffres du recensement revient 4 supposer un taux de sous-dénombrement nul pour les
exclusions.

L’estimateur prend la forme générale suivante:

Proportion estimée de personnes non recensées
— Nombre estimé de personnes non recensées

Nombre de personnes recensées + Nombre estimé de persones non recensées.

Cet estimateur est examiné de fagon plus approfondie 4 I’annexe 2.

2.3 Réduction des sources d’erreur et des lacunes de la CYD

Des études expérimentales et I’évaluation de [a méthodologie de la CYD ermettraient peut-
étre d’éliminer certaines lacunes ou sources d’erreur, ou d’en réduire les effets.

Une étude indépendante permettrait peut-&tre d’estimer le surdénombrement. On effectue
actuellement, & titre expérimental, une telle étude pour le recensement de 1986. Toutefois, la
production d’estimations provinciales de bonne qualité pourrait &tre trés coiiteuse.

L’établissement d’estimations pour le Yukon et les Territoires du Nord-Ouest nécessiterait
la création d'un ensemble de listes ou de bases autres que celles utilisées pour la CVD. Ces listes
devraient étre & jour et ne devraient pas comporter de doubles comptes qu’on ne serait pas
en mesure de supprimer ou d’estimer. A 1’aide de cet ensemble de [istes, il serait possible d’appli-
quer aux territoires la méthodologic de base de la CVD. Certains travaux expérimentaux ont
déja été réalisés a ce chapitre et on en prévoit d’autres.

On pourrait grossir les listes servant 4 la CVD afin d'y inclure certaines catégories de per-
sonnes exclues, par exemple les personnes revendiquant le statut de réfugié et celles ayant quitté
les territoires pour s’établir dans une province. Toutefois, le dépistage de ces personnes serait
difficile. Par ailleurs, il se peut que I’échantillonnage de ces groupes ait uniquement pour résultat
de changer la nature du probléme.
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On pourrait constituer un échantillon de personnes «a 1’étranger» a partir de la CVD
précédente. Cet échantillon serait toutefois de trés petite taille et ne serait pas représentatif de
I’ensemble du groupe en question. Le dépistage des personnes sélectionnées serait en outre dif-
ficile 4 effectuer.

Hors les immigrants illégaux, le groupe des personnes qui n’ont jamais été recensées
deviendra de moins en moins nombreux. Les immigrants iliégaux arrivés pendant la période
intercensitaire et les autres immigrants illégaux n’ayant jamais été recensés au Canada
demeureront exclus.

On pourrait réduire les effets de I’erreur d’échantillonnage en augmentant la taille de Iéchan-
tillon. Mais la taille serait augmentée de combien, 4 quel cofit et en fonction de quels critéres?
Si I’on faisait passer I’échantillon de la CVD de 36,550 & 100,000 personnes, cela serait pro-
bablement suffisant pour ramener a moins de 0.2% les estimations provinciales de I’erreur type
pour les taux de sous-dénombrement. Toutefois, suivant les estimations du sous-dénombrement
qu'on obtiendrait en fait, un échantilion de cette taille ne serait peut-€tre pas assez gros pour
permettre le redressement des chiffres du recensement. Pour réduire ’erreur type a 0.1% pour
chaque province - niveau produit par la CVD de 1981 et de 1976 pour un taux de sous-
dénombrement estimatif de 2% pour I’ensemble du Canada (10 provinces) - il faudrait un
échantillon de 350,000 personnes, en supposant les méme taux provinciaux de sous-
dénombrement, le méme genre de plan de sondage et les mémes effets du plan. Effectuer une
CVD de bonne qualité pour un si gros échantillon, étant donné les opérations de contrdle et
de vérification de la qualité nécessaires, serait beaucoup plus coliteux que ne porterait a le penser
la seule augmentation de la taille, et une telle mesure pourrait étre irréalisable sur le plan opéra-
tionnel. Bien siir, ’augmentation de la taille de I’échantillon ne permettrait pas de réduire le
biais dans les estimations.

Les méthodes de dépistage employées dans la CVD font I’objet d’un examen avant et apres
chaque CVD. Des modifications majeures ont été faites en 1986 et on prévoit d’autres améliora-
tions pour 1991, On doit toutefois s’attendre qu’il y ait encore un pourcentage non négligeable
de personnes «non dépistées», pour lesquelles on continuera de recourir 4 la pondération, ou
a I'imputation et la pondération.

Des évaluations peuvent étre effectuées afin de déterminer la qualité de I’appariement et
I’exactitude des adresses fournies par les répondants ou d'autres sources fiables. On pourrait
également évaluer, dans une certaine mesure, I’effet potentiel de I’algorithme et des critéres
d’appariement. Toutefois, méme si ces études permettaient de déceler un probléme, elles
n’offriraient pas nécessairement de solution.

On peut mettre A I’essai des modifications aux méthodes de pondération afin de mieux tenir
compte de la mobilité et d’autres caractéristiques lorsqu’on effectue la correction de poids pour
les «personnes non dépistées» (Burgess 1986). Les données supplémentaires requises pourraient
peut-&tre étre tirées des dossiers administratifs. Certains redressements mineurs pourraient
également &tre faits 2 partir des renscignements dont on dispose en ce moment. Par exemple,
I’ajustement pour les «personnes non dépistées» avec lesquelles un contact a pu étre établi mais
pour lesquelles on n’a pas réussi a obtenir ’adresse le jour du recensement pourrait &tre dif-
férent de ’ajustement effectué pour tenir compte des personnes non dépistées qui pouvaient
étre décédées, émigrées ou a I’étranger.

On pourrait également mettre a I’essai les corrections effectuées 4 I'aide des chiffres de
population du dernier recensement. Toutefois, pour que ces corrections puissent réduire le biais
associé aux «personnes non dépistées» et aux personnes qui ne sont pas incluses dans I’échan-
tillon de la CVD, il faudrait que Ia classification de base des «personnes non recensées» ne
comporte pas de biais et qu’il n'y ait pas non plus de distorsion interprovinciale de la propor-
tion des «personnes non recensées». Ces changements aux méthodes de pondération ne permet-
traient pas, en elles-mémes, d’éliminer le biais.
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3. RESULTATS DE LA CVD

La CVD permet d’établir non seulement des estimations du nombre de personnes n’ayant
pas été dénombrées au recensement, mais aussi des estimations indépendantes du nombre de
personnes recensées ainsi que des personnes qui sont décédées, ont émigré ou ont séjourné
I’étranger pendant la période intercensitaire. Ces estimations indépendantes servent a valider
les estimations du sous-dénombrement de CVD. Certains résulats de cette validation permet-
tent d'iilustrer les lacunes dont nous avons parlé dans la section 2.

Des analyses ont en outre été effectuées pour établir la relation entre les variations
géographiques dans le sous-dénombrement et les variations dans la distribution des
caractéristiques de la population et des ménages.

3.1 Estimations indépendantes

Les estimations de la CVD relatives au nombre de personnes recensées et de personnes
décédées ainsi qu’au nombre de personnes ayant quitté le Canada durant la période intercen-
sitaire peuvent étre comparées aux estimations provenant d’autres sources. Par exemple, les
estimations de la CVD sur le nombre de personnes recensées peuvent étre comparées aux chiffres
du recensement et les estimations des personnes décédées, aux statistiques de I’état civil. Si les
estimations établies au moyen de la CVD ne comportent pas de biais significatif, I’écart entre
les estimations pourra généralement &tre expliqué par I'erreur d’échantillonnage correspon-
dant a I’estimation de la CVD. Si I’écart entre les estimations est important, il pourrait alors
étre attribuable & un biais dans les estimations de la CVD. La qualité globale des estimations
de la CVD, qu’on évalue en faisant ces comparaisons, reflétera vraisemblablement la qualité
des estimations des «personnes non recensées».

Les estimations de la CVD en ce qui concerne les émigrants (296,727) et les personnes «a
I’étranger» (57,909) se comparent favorablement aux estimations établies au moyen de I’analyse
démographique. Par exemple, sur les cinq valeurs établies par analyse démographique, les
estimations de la CVD pour les émigrants se situaient & mi-chemin entre les valeurs extrémes
(197,000 et 372,000, la médiane étant de 266,400). L’estimation de la CVD en ce qui concerne
les personnes décédées (846,378) est trés proche du chiffre publié par Statistique Canada
(840,589) pour la période 1976-1981.

Cependant, la comparaison des estimations des personnes recensées met en évidence des
écarts importants. Certaines de ces estimations sont présentées au tableau 3 et d’autres,
I’annexe 1. Pour I’ensemble du Canada (10 provinces) et pour deux des dix provinces, le nombre
de personnes recensées estimé au moyen de la CVD est trés différent du chiffre officiel du
recensement. L’écart de 209,911 personnes calculé pour 1'ensemble du Canada peut en partie
étre expliqué par les exclusions des bases de la CVD. Mais les écarts entre les provinces sont
difficiles a expliquer, et ¢’est ce qui les rend importants. Relativement a I’écart de 209,907 au
niveau national, il faut tenir compte du fait que I’estimation du nombre de personnes non
recensées établie au moyen de la CVD est de 497,277. De méme, I’écart de 80,304 pour la
Colombie-Britannique et de 86,244 pour I’ Alberta doit &tre examiné en tenant compte du fait
que le nombre estimatif de personnes non recensées établi par la CVD pour ’une et ’autre
province est de 89,445 et de 58,335 respectivement.

On estime 4 67,000 le nombre de ressortissants canadiens qui étaient 4 I’étranger au moment
du recensement de 1976 et qui sont rentrés au Canada avant le recensement de 1981, et 2 18,000
le nombre de personnes qui ont quitté un territoire pour s’établir dans une province pendant
la période intercensitaire. Sil’on suppose qu’aucune de ces personnes n’a été oubliée au recense-
ment, la différence entre les estimations du recensement et celles de la CVD ne serait plus que
d’environ 125,000 personnes. Cette différence est encore trop considérable pour qu’on puisse
I’attribuer uniquement a ’erreur d’échantillonnage. De plus, il aurait faliu que ces 85,000
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personnes (67,000 plus 18,000) aient toutes déménagé en Alberta et en Colombie-Britannique
pour que les différences pour ces provinces respectent un intervalle de confiance de 95%. C’est
14 une supposition tout i fait déraisonnable.

Ce qui reste de la différence entre les estimations (125,000 personnes) peut étre attribuable
a diverses sources {potentielles) d’erreur dans la CVD ou dans le recensement: (j) erreur d’échan-
tillonnage dans ’estimation des personnes recensées établic a partir de la CVD; (ii) accroisse-
ment du surdénombrement au recensement de 1981 par rapport a celui de 1976; (iii) exclusion,
pour la CVD, de tous les immigrants illégaux et personnes revendiquant le statut de réfugié
qui ont été dénombrés au recensement; (iv) sous-estimation des personnes «non recensées» en
1976, ces personnes formant dans la «base des personnes non recensées» pour la CVD de 1981;
(v) surestimation du nombre de personnes «non recensées» en 1981, Cependant, on ne sait pas
quelle part peut avoir chacune de ces sources d’erreur dans la différence. Le fait qu’une partie
importante de la différence semble &tre attribuable & la Colombie-Britannique et 4 I’ Alberta
peut, dans une certaine mesure, s’expliquer par une sous-estimation de la migration intercen-
sitaire. La migration vers ces provinces a été particuliérement élevée entre 1976 et 1981
(Statistique Canada 1979; 1983a).

11 se peut également que les estimations des personnes décédées, émigrées ou & 1’étranger
soient biaisées. Si ces estimations sont en fait trop élevées, mais pour une raison autre qu’un
biais associé aux «personnes non dépistées», il devrait également y avoir sous-estimation des
personnes non recensées parce qu’aux fins de la CVD c’est Ia derniére adresse au Canada qu’on
cherche 2 établir et c’est & partir de cette adresse que la recherche est effectuée. Les personnes
qui ont émigré, qui sont mortes ou qui sont parties a I"étranger aprés le jour du recensement
ont peut-étre été inscrites comme telles au moment du dépistage, plusieurs mois aprés le jour
du recensement. Mais en méme temps, le fait qu’il ne semble pas y avoir sous-estimation du
nombre de personnes décédées, et cela malgré les exclusions des bases de la CVD, semble
indiquer que les personnes exclues (comme les immigrants, voir tableau 2) ont un taux de
morialité inférieur 4 celui du reste de la population et/ou que’les estimations sont trop éleve
pour ce groupe.

Tableau 3
CVD: Estimation du nombre de personnes recensées en 1981, par province
CVD, nombre  E.T. de Chiftre  NomPrede  cyp, nombre
) estimatif de 'estimation  officiel du ?e;zr?s éeis estimatif de
Province personnes dela CVD  recensement! VD - ’ personnes non
recensées C recensées
Recensement
Canada (10 provinces) 24,064,376 62,193 24,274,287 -209,9112 497,277
Terre-Neuve 568,696 8,256 567,681 1,013 © 10,039
Ile-du-Prince-

Edouard 116,012 3,005 122,506 -6,494 1,456
Nouvelle-Ecosse 837,045 11,185 847,442 -10,397 9,034
Nouveau-Brunswick 685,332 8,167 696,403 -11,071 12,864
Québec 6,410,662 38,648 6,438,403 -27,736 125,180
Ontario 8,629,374 52,802 8,625,107 4,267 171,010
Manitoba 1,028,162 15,133 1,026,241 1,921 10,203
Saskatchewan 973,450 11,740 968,313 5,137 9,712
Alberta ) 2,151,480 24,238 2,237,724 -86,2442 58,335
Colombie-Britannique 2,664,163 19,798 2,744,467 -80,3042 89,445

L Syatistique Canada 1982,
2 Plus de trois erreurs types.
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Comme le fait voir le tableau 4, le nombre de migrants pendant la période intercensitaire
a été sous-estimé pour toutes les provinces sauf la Saskatchewan. Cela peut étre causé en partie
par les cas «non dépistés». Pour la Colombie-Britannique, cette sous-estimation peut expli-
quer la différence figurant au tableau 3 pour cette province. Par contre, la sous-estimation
des migrants en Alberta n’explique pas adéquatement la différence calculée pour cette pro-
vinge, et cette différence doit donc tenir 4 I’'un ou & plusieurs des facteurs énumérés aux points
(i} a (v) ci-dessus.

La sous-estimation des migrants peut entrainer une distorsion dans les estimations du sous-
dénombrement & I'intérieur des provinces, ¢’est-a-dire que les différences considérables entre
les provinces (voir tableau 4) peuvent &tre causées par un biais trés important dans les taux
de sous-dénombrement provinciaux. De plus, comme nous P’avons souligné dans la section
2.2.3, le taux de sous-dénombrement des migrants est supérieur au taux moyen. Si le nombre
de personnes recensées chez les migrants est sous-estimé, tandis qu’en général le nombre de
non-migrants ne I’est pas (par rapport au chiffre du recensement), alors les estimations du sous-
dénombrement peuvent étre trop basses.

Des différences ont également été observées, dans les recensements antérieurs, entre le
nombre estimatif de personnes recensées établi a partir de la CVD et le chiffre de population
du recensement. Au recensement de 1971, Ia différence entre ’estimation de la CVD et le chiffre
du recensement était de 289,000 et, au recensement de 1976, de -324,000. Pour ces deux
recensements, les estimations de la CVD relatives aux personnes décédées, émigrées et 2
I’étranger étaient comparables aux estimations provenant d’autres sources. Le changement con-
sidérable observé en 1976 par rapport & 1971, conjugué aux valeurs négatives élevées observées

Tableau 4

CVD: Estimation du nombre de migrants!
recensés en 1981, par province

Recensement: estimation de la

Estimation migration interprovinciale
Province Chiffre Différence:
CvD officiel du CVD- Entrées Sorties  Sorties/entrées

recensement2 recensement

Canada 4,670,311 5,046,500 -376,23% 1,124,970 1,122,370 -
Terre-Neuve 61,499 72,100 -10,601 18,430 38,265 2.08
Ile-du-Prince-Edouard 13,257 20,530 - 1,273 9,945 9,950 1.00
Nouvelle-Ecosse 125,949 137,865 -11,916 54,455 62,880 1.16
Nouveau-Brunswick 96,607 109,955 -13,348 41,460 49,965 1.21
Québec 1,092,919 1,145,085 -52,166 61,310 203,035 3.31
Ontario 1,572,504 1,725,225 -152,721 250,570 328,640 1.31
Manitoba 143,391 165,105 -21,714 54,030 97,620 1.81
Saskatchewan 204,937 192,840 12,097 63,395 69,220 1.09
Alberta 669,995 691,970 -21,975 336,830 139,180 041
Colombie-Britannique 689,253 785,825 -96,622 234,545 123,615 0.53

! Un migrant est une personne qui au moment du recensement précédent vivait 4 'extérieur du Canada, dans une
autre province ou une autre municipalité {(ou une autre SDR). Les données sur la mobilité présentées ci-dessus sont
celles qui ont ¢té fournies au recensement par les personnes sélectionnées dans I'échantillon de la CVD et non celles
obtenues au moment de la vérification des adresses.

2 Statistique Canada 1983a.
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en 1976 et en 1981, ne peut pas étre attribué a un seul facteur. Si ¢’était le cas, il faudrait que
la différence dans le niveau du surdénombrement entre ces recensements ait été supérieure a
la différence entre les estimations. Les analyses démographiques qui ont été faites pour les trois
recensements (Statistique Canada 1987) ne confirment pas cette hypothése.

Sans infirmer les estimations produites dans le cadre des analyses démographiques, on pour-
rait expliquer en partie les différences par P’existence d’un important biais par défaut dans
’estimation du nombre de personnes non recensées établie 4 partir dela CVD de 1971, L’estima-
tion de 1971, si elle n’était pas biaisée serait d’environ 3.8% et non de 1.9%. Mais pour que
le pourcentage réel soit bel et bien de 3.8%, il faudrait qu’entre 1966 et 1971, I’accroissement
du surdénombrement n’ait pas été aussi important et qu’il y ait eu augmentation du surdénom-
brement en 1976 puis diminution en 1981. 1l faudrait également qu’il y ait eu sous-estimation
des personnes non recensées en 1976.

Toutefois, un tel scénario est purement théorique et ’on n’a d’ailleurs pas réussi a déter-
miner pourquoi de tels changements se seraient produits. Il y a d’autres scénarios possibles.
Il n’en demeure pas moins que Pexistence de ces différences souléve des doutes sur la fiabilité
des estimations de la CVD et sur les effets possibles du surdénombrement sur |’erreur nette
de couverture.

La distribution provinciale de la différence entre I’estimation du nombre de personnes
recensées établie au moyen de la CVD et le chiffre du recensement varie selon le recensement
et rend encore plus difficile ’évaluation des effets de cette différence et ses causes possibles.
Les résultats, pour 1976, sont présentés au tableau 5.

3.2 Variation dans les distributions géographiques

Les estimations du sous-dénombrement de la CVD peuvent servir d'indicateurs généraux
de la qualité des chiffres du recensement. Ces estimations doivent par ailleurs étre utilisées dans
’élaboration et I’essai de méthodes visant 4 améliorer ia couverture du recensement. Idéale-
ment, on voudrait pouvoir utiliser les estimations de la CVD pour modéliser le sous-
dénombrement et produire par ce moyen des estimations régionales qui serviraient pour le
redressement des chiffres du recensement. Toutefois, les différences géographique dans la

Tableau 5

Différence entre le nombre de personnes recensées établi & partir
de la CVD et le chiffre de population du recensement de 1976

Différence entre
e nombre de

. , Différence en
Province personnes recensées

(CVD - chiffre pourcentage

du recensement)
Canada (10 provinces) —32_3,500 -1.4
Terre-Neuve 21,900 19
l]e-du-Priqce-Edouard -500 -0.4
Nouvelle-Ecosse - 4,500 -0.5
Nouveau-Brunswick -15,000 -2.3
Québec -56,200 -0.9
Ontario -207,000 -2.5
Manitoba - 6,600 -0.6
Saskatchewan 1,400 0.1
Alberta -43,400 -2.4

Colombie-Britannique -12,800 -0.5




162 Burgess: Evaluation des estimations du sous-dénombrement

géographiques dans la qualité de la couverture, révélées par la CVD, posent des difficultés.
La variation dans ia distribution des chiffres du recensement a été examinée afin de déterminer
si elle est liée & la variation apparente du sous-dénombrement entre les provinces. Jusqu
maintenant, ces examens n’ont pas permis d’établir des modéles adéquats ni de fourmr des
explications satisfaisantes.

L’incapacité de modéliser le sous-dénombrement ou d’en expliquer la variation 1nterprovm—
ciale peut &tre liée aux facteurs suivants: (i) biais (ou erreur d’échantillonnage) dans les estima-
tions de la CVD; (ii) trop faible corrélation entre le sous-dénombrement et les caractéristiques
démographiques des personnes, des ménages ou des familles; (iii) sous-dénombrement associé
a un ensembie peut-&tre complexe de caractéristiques de la population recensée et d’autres
facteurs; et/ou (iv) multitude de causes de sous-dénombrement & considérer séparément, par
exemple les causes du sous-dénombrement des personnes d’une part et celles des ménages
d’autre part.

4. CONCLUSION

On estime que ia CVD est la meilleure méthode mise au point jusqu’a maintenant pour
estimer le sous-dénombrement dans le recensement du Canada. Les estimations de la CVD cons-
tituent une mesure de base A partir de laquelle on peut évaluer la qualité des chiffres du
recensement.

Toutefois, la CVD, telle qu’on ’applique en ce moment pour évaluer la couverture
du recensement, comporte un certain nombre de faiblesses conceptuelles, theonques et
pratiques. Les listes ou bases dont est tiré I’échantillon couvrent la quasi-totalité de 1’univers
des personnes 4 dénombrer au recensement, mais elles ne sont pas complétes. Certaines régions
géographiques et certaines tranches de la population sont exclues. La taille de I’¢échantillon
est limitée - bien que ce ne soit pas forcément 3 sa valeur actuelle - par les contraintes du
deépistage et de I'appariement et par les exigences d’exactitude dans les opérations. Les
personnes sélectionnées qu’on n’arrive pas a dépister engendrent un biais dans les estimations.
La proportion de personnes «non dépistées» par rapport aux personnes non recensées
compromet la qualité des estimations de la CVD tout comme les différences entre le
nombre estimatif de personnes recensées établi avec cette méthode et les chiffres officiels
du recensement.

Dans certain cas, I’effet des sources d’erreur ou des faiblesses de la CVD pourraient
étre analysées de maniére plus approfondie. D’autres méthodes (nouvelles ou modifiées)
qui offrent des chances raisonnables d’améliorer la qualité et I’ applicabilité des estima-
ons de la CVD pourraient également étre utilisées, En principe, on est en mesure de
mettre au point de nouvelles méthodes, mais leur cofit et leur efficacité varieraient. Et
il resterait & savoir si de tels changements auraient d’autres effets que celui d’améliorer
les estimations de la CVD comme indicateurs généraux de la qualité de chiffres du
recensement.
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Annexe 1
Autres résultats de la CVD

Les résultats de la CVD de 1986 ont été publiés par Statistique Canada en 1988. Dans I’extrait
ci-dessous, on trouvera les taux de sous-dénombrement, selon certaines caractéristiques, des
recensements de 1981 et de 1986. On continue en ce moment d’analyser les estimations du sous-
dénombrement (selon la province, le groupe d'ige, le sexe, I’état matrimonial, la langue
maternelle et d'autres caractéristiques}).

Tableau Al

CVD de 1981 et 1986: Taux de sous-dénombrement selon certaines
caractéristiques démographiques, Canada (10 provinces)

Taux estimé de Taux estimé de
SOus- sous-
dénombrement dénombrement
Caractéristique 1981 1986
Taux E.T. Taux E.T.
% Yo Yo %o
Sexe
Hommes 2.37 0.13 30 0.16
Femmes 1.65 0.12 2.87 0.16
Groupe d’fige
0- 4 1.21 0.22 2.28 0.48
5-14 1.23 0.21 2.12 0.26
15-19 2.96 0.52 3.89 0.60
20-24 5.51 0.29 9.06 0.45
25-34 2.31 0.28 4.76 0.32
35-44 2.20 0.26 2.40 0.32
45-54 0.81 0.23 1.77 0.28
55-64 . 0.91 0.29 2.09 0.31
Etat matrimonial
Marié(e)/séparé(e) 1.22 0.11 1.89 0.15
Divorcé(e) 5.10 1.03 7.07 1.07
Veuf (veuve) 0.64 0.39 2.68 0.51
Célibataire/jamais mariée) 2.86 0.16 4.91 0.21
Langue maternelle
Anglais 1.86 0.11 312 0.13
Francais 1.80 0.20 3.10 0.33
Autre 3.08 0.26 - -
Groupe de taille de population
Régions urbaines 2.08 0.11 3.28 0.13
500,000 et plus 2.29 0.17 3.58 0.15
100,000 a 499,999 1.86 0.31 2.94 0.33
Moins de 100,000 1.80 0.23 - -

Régions rurales 1.79 0.21 3.73 0.29
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Annexe 2

Equations utilisées aux fins de la CVD et estimateur

Les estimations de la CVD de 1981 ont été évaluées A partir de quatre équations. La premitre
définit simplement les bases de sondage ou la population de la CVD. La deuxiéme redéfinit
P’échantillon en termes des résultats ou des estimations obtenues. La troisi¢eme définit la popula-
tion dénombrée au recensement d’aprés P'estimation par CVD du nombre de personnes
comptées. La quatriéme définit les composantes de I’erreur dans Pestimation du nombre de
«Personnes non recenséesy.,

Equation 1:
Taille de la population de la CVD = Cys + Mo — e(Myg) + ligsny + Bogssrs
ou:

Cr = nombre de personnes dénombrées dans une des dix provinces au recensement
de 1976,
Moy = nombre de personnes non dénombrées dans une des dix provinces au recense-

ment de 1976,

e(Msg) = erreur (sous ou surestimation (-) des personnes) associée & M, I’échantillon
de la «base des personnes non recenséesy; ¢’est-a-dire Mg = Mg + e(Msg),

hem = nombre d’immigrants admis dans une des dix provinces entre 1976 et 1981,

B3¢ = nombre de naissances déclarées dans une des dix provinces entre 1976 et 1981.

Equation 2:
Estimations dela CVD = &5, + éfTSI + My + MfTSl + Lygpi + Agi + Digrgy + OJ’BI

ou

Ca = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et qui ont
€té dénombrées dans une des dix provinces au recensement de 1981,

Cf rs1 = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et qui ont
été dénombrées dans I'un ou ’autre territoire au recensement de 1981,

M, = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et non
dénombrées dans une des dix provinces au recensement de 1981,

Mf 781 = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et non
dénombrées dans 1'un ou P’autre territoire au recensement de 1981,

I:-m 41 = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et qui ont
émigré entre 1976 et 1981,

Agl = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et qui
étaient a I’étranger et n’avaient pas de «résidence habituelle» au Canada au
moment du recensement de 1981,

ﬁwa 1 = nombre estimé de personnes comprises dans une des bases de la CVD et qui sont
décédées entre 1976 et 1981,

0”1 = nombre estimé de cas de surdénombrement décelés dans les bases «Recense-

ment», «immigrants» et «Naissances» de la CVD de 1981.
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Equation 3:

L’estimateur éﬁ] devrait é;tre = Csl - és] [Q(M-m) ],. - écfreSl - Rs] - T76f8] - S"m/s[
+ My — Oy + C(Oyppgy)

ol

Cul = nombre de personnes dénombrées dans une des dix provinces au recense-
ment de 1981,

Gy e(My] = partie de e(Msg) qui ne figure pas ou-qui est surreprésentée (-) en Cyy,

Corres = sous ou surestimation {-) des «personnes recensées» dans un base due & une
erreur de classification, de réponse ou d’échantilonnage et aux cas «non
dépistés» dans la CVD de 1981,

Ry = nombre de personnes a I’étranger au moment du recensement de 1976 et
qui étaient au Canada au recensement de 1981,

Ta6/81 = nombre de personnes qui ont migré d’un des territoires vers une des pro-
vinces entre 1976 et 1981,

S76/81 = nombre net de personnes entrées dans les dix provinces, au jour du recense-

ment, et qui ne figuraient pas dans une des bases dela CVD et dont onn’a
pas tenu compte ci-dessus (immigrants illégaux),

Mg = nombre de personnes qui ne figuraient pas dans une des bases de ia CVD
et n’ont pas été recensées dans I'une ou I'autre province en 1981,

Ogy = surdénombrement dans les dix provinces au recensement de 1981,

C(Onyg) = nombre estimé de cas de surdénombrement dans les bases «Recensement»,
«Naissances» et «Immigrants» qui n’ont pas été décelés ala CVD de 1981
et dont on n’a pas tenu compte en Cjy, .

Ainsi,
Gy — Cyy = — Cale(Mag)] ~ Coprepr — Sresmt + Mugi — Oy + C(Opss1)
= Ragm1 — Thgsns

en supposant qu’il n’y a pas d’erreur en O,,fm.

Equation 4:

Mg — My = My le(Mg)]l — My (Oys1) + Myrest + Mygy = €(My).
ol
M, 81 = sous ou (-) surestimation du nombre de personnes non recensées dans une

base de la CVD due A une erreur de classement, de réponse ou d’échan-

tillonnage et aux cas «non dépistés» a la CVD de 1981,
Mj, [e(Ms;6)] = composante de e{Mszq), représentée en My,
Mg (Cpps1) nombre estimé de cas de surdénombrement dans les bases «Recensement»,
«Naissances» et «Immigrants» qui n’ont pas été décelés ala CVD de 1981

et ne sont pas représentés en My, .

H

Nota: Chaque terme de 1'équation 2 contient un élément d’erreur associ€ 4 la classification,
3 la réponse, a Péchantillonnage et aux cas «non dépistées», par exemple C. rer €t
M, - La somme de ces erreurs est nulle. Dans les équations ci-dessus, ces éléments
d’erreur ne comprennent pas I’erreur engendre par le surdénombrement et les cas de
surdénombrement attribuables aux cas «non dépistés» (c’est-a-dire les personnes qui
n’existent pas comptées comme ayant été dénombrées au recensement précédent). L’effet
du surdénombrement est inclus, par exemple, dans C(O,5,) et M(Oys)) -
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De fagon similaire,

e(Mg) = Msle(Ms)] — Mys(Oprr6) + Mepers + M.

L’erreur et une partie de la différence € — C peut étre transmise d’une CVD 2 I’autre par la
base des «personnes non recensées» et par les cas de surdénombrement dans la base des
personnes recensées. Cette errcur peut expliquer une partie importante de la différence
Cyt — Cgy. L'effet sur C — C peut étre beaucoup plus considérable que sur M.

Le taux de ’erreur de couverture nette au recensemnent de 1981, pour les dix provinces, serait
égal a:

Mg + Mgy — Oy
Co1 + My, + Mg — Oy

et le taux de sous-dénombrement serait:

Mg + My
Cy + My + My — Oy

L’estimateur utilisé dans la CVD est:

My,
Cyi + My

Une valeur, méme petite, de M,;3, — Oy, pourrait engendrer un biais significatif dans les
résultats de la CVD si ces résultats étaient utilisés comme estimation de I’erreur de couverture
nette. Une valeur, méme relativement petite, de e( My, ) pourrait créer un biais significatif dans
les estimations du sous-dénombrement de la CVD: deux éléments potentiels de biais serait
transmis par la CVD précédente; un élément de biais viendrait de toute erreur de classement
dans la CVD; et un autre élément de biais serait associé aux «personnes non recensées» ne figu-
rant dans aucune des bases de la CVD. Bien entendu, ces éléments peuvent se faire contre poids
dans une certaine mesure.

Un autre estimateur qui pourrait étre retenu consisterait & utiliser G au lien de Cy; au
dénominateur. Dans certaines conditions plausibles, 1'utilisation de Csy produirait fort pro-
bablement des estimations moins biaisées au niveau national. Toutefois, ces conditions, qui
touchent aux tailles relatives de g, — Cg;, Oy €t M5, ne tiendraient pas pour les provinces
ni pour les estimations pour lesquelles le chiffre du recensement est inférieur a I’estimation
de ce chiffre au moyen de la CVD.
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Une approche démographique a I’évaluation du recensement
de 1986 et des estimations de population pour le Canada

ANATOLE ROMANIUC!

RESUME

Un accroissement significatif dans le sous-dénombrement du recensement de 1986 est révelé tant par la
contre-vérification des dossiers que par la méthode démographique présentée dans ce document. Une
attention particuliére est portée a [’évaluation des différentes composantes de ’accroissement de la popula-
tion, spécialement a 1a migration interprovinciale. Le texte conclut par un survol de deux méthodes dif-
férentes pour générer les estimations postcensitaires: celle couramment utilisée, basée sur le recensement,
et un modele flexible utilisant toutes les données pertinentes en plus du recensement.

MOTS CLES: Sous-dénombrement du recensement; estimations de la population; méthode des
composantes démographiques.

1. INTRODUCTION

L’exactitude des résultats du recensement, et des estimations démographiques postcensitaires
fondées sur ces derniers, constitue en soi une question importante. L*utilisation des chiffres
de population dans la formule de calcul des transferts de recettes entre les divers paliers de
gouvernement confére 4 cette question un caractére 4 la fois crucial et particulierement délicat
du point de vue politique (Fellegi 1980; Romaniuc et Raby 1980). La vigueur des débats au
Canada et aux Etats-Unis sur 'opportunité de corriger le recensement pour le sous-
dénombrement de la population, ainsi que les quelgues poursuites judiciaires engagées aux
Etats-Unis & ce sujet, témoignent de la portée politique et de la complexité technique de la
question.

Pourtant, malgré les nombreux écrits en 1a matiére et ’abondance des arguments invoqués
tant en faveur de I’ajustement des données que contre, le débat reste ouvert (Keyfitz 1973 et
1980; Kish 1980; Spencer 1980; Freedman et Navidi 1986; Stoto 1987). En fin de compte,
Statistique Canada (tout comme le US Department of Commerce) a décidé de ne pas corriger
les chiffres des effets du sous-dénombrement, tout en réitérant son engagement de longue date
a I’égard de la politique d’évaluation de la qualité des données (Wilk 1981). La diffuston des
résultats de cette évaluation et de la méthodologie qui la sous-tend permet aux utilisateurs
d’apporter les corrections qui répondent a leurs besoins propres, en toute connaissance des
forces et des lacunes des chiffres du recensement et des estimations, Le présent mémoire a été
rédigé dans I’esprit de cette politique d’évaluation de la qualité.

Fondamentalement, il existe deux approches possibles pour mesurer 1’exactitude des chiffres
du recensement. La premiére approche, qu’on peut qualifier de (micro-évaluation}, implique
la vérification d’un certain nombre de dossiers individuels, appariés cas par cas, afin de repérer
les personnes qui ont été oubliées, recensées plus d’une fois, ou encore recensées bien que, par
définition, elles n’auraient pas di{i faire partie de ["univers du recensement. Le Programme
postcensitaire du US Bureau of the Census et la contre-vérification des dossiers effectuée par
Statistique Canada appartiennent tous deux a ce genre d’évaluation.

La deuxiéme approche, qu’on peut qualifier de {macro-évaluation), consiste a analyser les
données agrégées: ainsi on peut comparer les chiffres du recensement avec les chiffres obtenus

! Anatole Romaniuc, Directeur, Division de la démographie, Statistique Canada, Ottawa, Ontario, Canada K1A OT6.



170 Romaniuc: Approche démographique 4 I'évaluation du recensement de 1986

de sources mdependames ou encore avec des estimations calculées par des méthodes statistiques
ou démographiques. A la suite des travaux pionniers de Ansley Coale (1955), le US Bureau
of the Census a utilisé les techniques démographiques d’analyse de concert avec le Programme
postcensitaire pour évaluer la couverture du recensement (se reporter au plus récent rapport
de Fay et al. 1988). Certaines tentatives ont aussi déja été faites dans ce sens au Canada
(Lapierre 1970). Comme nous le verrons plus loin, I’essence de la méthode démographique
consiste & tenir compte des relations formeiles qui existent entre le chiffre de population et les
composantes de 1'accroissement démographique, a savoir les naissances, les décés et les
migrations.

La couverture du recensement de 1986 a déja fait ’objet d’une évaluation au moyen de la
contre-vérification des dossiers et un rapport en rend compte (Carter 1988; Statistique Canada
1988). Qu’il suffise de souligner que les estimations du sous-dénombrement fondées sur cette
évaluation sont sujettes 3 des erreurs d’échantillonnage, qui peuvent se révéler assez impor-
tantes pour les provinces peu peuplées, et a des biais dont on ignore I’ampleur (difficultés &
retracer les personnes ou  apparier les dossiers). De plus, la contre-vérification des dossiers
a été congue avant tout pour mesurer le sous-dénombrement. On a tenté, 4 titre expérimental,
d’utiliser cette méthode pour mesurer le surdénombrement, mais nous ne disposions pas des
résultats de cet essai au moment d’écrire ces lignes. Pour ces raisons et d’autres semblables,
la mise en oeuvre d’une mesure différente de I’exactitude des chiffres du recensement revét
d’autant plus d’importance.

Le présent document porte sur I'évaluation, au moyen de I’analyse démographique, des
résultats des trois derniers recensements, et plus particulitrement du recensement de 1986. Cette
évaluation s’effectue en trois étapes. Premiérement, on compare les chiffres du recensemnent
et des estimations. Deuxiémement, des techniques démographiques sont mises en oeuvre pour
produire d’autres estimations du sous-dénombrement au recensement qui sont a leur tour com-
parées avec celles résultant de la contre-vérification des dossiers. Enfin, la troisiéme et der-
niere étape consiste A faire porter I’évaluation sur la variation intercensitaire de la population
plutdt que sur les effectifs globaux. Deux ensembles indépendants d’estimations de cette varia-
tion sont produits. Le premier est fondé sur 1'utilisation des deux recensements encadrants (dits
(de base) et (terminal)}, tandis que le deuxiéme résulte directement des données sur les
naissances, les décés et les migrations.

Avant d’entreprendre ’évaluation comme telle, une mise en garde s’impose. Bien qu’ils
soient d’une qualité acceptable pour la plupart des utilisations qu’on en fait, ni les estimations
de population ni les chiffres du recensement ne sont parfaits. De fait, il n’existe pas d’ensemble
de données jugé assez parfait pour servir de référence aux fins de la validation d’autres données.
Le fait est que les données statistiques sont toujours imparfaites 4 divers degrés. Dans 1’état
actuel des choses, il se peut qu’il soit impossible d’obtenir le degré d’affinement et de préci-
sion qu’exigent certaines utilisations - comme 1’affectation des ressources et le transfert de
recettes mentionnés plus haut, Toutefois, nous espérons que la présente évaluation, fondée
sur la combinaison d’outils statistiques variés, quoique imparfaits, nous permettra de saisir
la direction et I'importance de ’erreur et des biais entachant le recensement et diverses com-
posantes des estimations de population. Souhaitons que la présente initiative nous permette
d’améliorer les méthodes mises en oeuvre dans le cadre de la préparation du recensement de
1991 et serve aux fins du calcul des estimations démographiques postcensitaires subséquentes.

2. POPULATION RECENSEE VERSUS ESTIMATIONS POSTCENSITAIRES:
ERREUR EN FIN DE PERIODE

Les estimations démographiques postcensitaires sont obtenues, conformément a I"équation
1, a1’aide de la méthode dite des composantes gui consiste a ajouter le nombre des naissances
et des immigrants au chiffre de population du recensement de base, et 4 en soustraire le nombre
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des décés et des émigrants. Pour estimer la population par province, on ajoute une composante,
la migration interprovinciale nette. Ces calculs sont répétés chaque année pendant la période
de cing ans menant au prochain recensement. La méthode d’estimation actuelle prévoit une
révision rétrospective des estimations postcensitaires afin de les aligner sur les chiffres du
recensement qui les suit (Statistique Canada 1987). La différence, calculée selon I'équation 2,
entre les estimations postcensitaires et le recensement est appelée (I’erreur en fin de période)
(EF).

}5, =R,_s+ [Bf—s.r - D5, + lr.—s,r - EI—S,I + Nrr—S,r:I H
EF (%) = bR o0, @)
R,
ou:
P, = estimation de la population au temps #,
R = chiffres du recensement au temps f ou ¢ — 35 selon le cas;
B = nombre de naissances;
D = nombre de déces;
I = nombre d’immigrants;
E = estimation du nombre d’émigrants;
N = estimation du solde migratoire interprovincial;

t—35,¢t indique la période de cing ans sur laquelle portent les
calculs.

Le tableau 1 présente I’erreur en fin de période afférente aux quatre derniers recensements
pour le Canada et les provinces. En général, la correspondance entre les chiffres du recense-
ment et les estimations est trés bonne, méme au niveau provincial. Cette situation est d’autant
plus remarquable que, en I’absence d’enregistrement direct de ces mouvements, I’émigration
et la migration interprovinciale doivent toutes deux &tre estimées & partir de données
administratives (fichiers des allocations familiales et de I'impdt sur le revenu).

Malgré la correspondance étroite entre les deux séries de données, I’erreur en fin de période
observée présente deux caractéristiques frappantes. La premiére a trait au bond considérable
qu’a enregistré erreur pour passer, en 1986, a prés de un pour cent, pourcentage relativement
important compte tenu des erreurs observées lors des recensements antérieurs. L’erreur observée
a I’occasion des recensements de 1971 et de 1976 était légérement supérieure 4 un demi de un
pour cent et elle se chiffrait seulement 4 un quart de un pour cent en 1981. La seconde
caractéristique a trait au signe de Perreur en fin de période enregistrée en 1981, En effet, tandis
que les estimations se sont révélées supérieures aux chiffres du recensement a I’occasion des
trois autres recensements, ¢’est I’inverse qui s’¢st produit en 1981. La presque totalité de cet
écart négatif était attribuable 4 Pestimation produite pour I’ Alberta.

Si on examine les chiffres relatifs aux provinces, on constate qu’on a systématiquement
enregistré une erreur en fin de période de signe positif pour toutes les provinces en 1986, tandis
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que le signe variait en 1971, 1976 et 1981. En outre, on peut remarquer que la valeur de ’erreur
enregistrée en 1986 est plus élevée dans la plupart des provinces que dans les trois mesures
précédentes. Les erreurs en fin de période les plus importantes caractérisaient les provinces
maritimes et le Québec, tandis que I’Ontario et les provingces de ’Quest, a I’exception de la
Saskatchewan, affichaient les erreurs les plus faibles.

Il convient de formuler d’autres remarques en ce qui a trait 4 I’erreur observée pour I’ Alberta
en 1981. Cette année-la, la province a affiché une erreur en fin de période exceptionnellement
élevée: les estimations se sont révélées de 2.41% inférieures aux chiffres du recensement, ce
qui représente une différence de 53,886 individus. Ces résultats peuvent s’expliquer de deux
fagons. D’une part, il est possible que le recensement de 1981 ait donné lieu 4 un (surdénom-
brement) important dans cette province. Attirés par I’essor éconormnique engendré par Iexploita-
tion des gisernents pétroliféres de la province, un grand nombre de personnes originaires d’autres
provinces se sont rendues ¢n Alberta a la recherche d’un emploi et certaines d’entre elles ont
pu €éire recensées par erreur comme des résidents habituels de cette province. Pourtant, 1’ Alberta
a affiché un taux de sous-dénombrement (2.54%) supérieur a la moyenne en 1981, ce qui ne
fait qu’ajouter a I’énigme. D’autre part, il peut arriver que le flux de personnes ayant migré
en Alberta au cours de cette période de prospérité économique et d’explosion démographique
n’ait pas été pleinement saisi par les fichiers des allocations familiales et de 'imp®t sur le revenu
sur lesquels se fondent les estimations de la migration interprovinciale. En d’autres termes,
il est possible que la notable sous-estimation de la population par rapport au recensement de
1981 ait été le résultat d’une sous-évaluation de la migration vers I’Alberta dans I"estimation
posteensitaire,

La preuve étant faite que I’écart entre les estimations et le recensement s’est élargi de facon
considérable en 1986, il reste & déterminer si ce phénomene est attribuable 4 une détérioration:
{a) de la couverture du recensement ou (b) de la qualité des données sur les composantes de
’accroissement de la population au cours de la derniére période intercensitaire.

Tableau 1
Erreur en fin de période: Canada, provinces et territoires juin 1971, 1976, 1981 et 1986

Erreur (pour-cent)!

Unité géographique

1971 1976 1981 1986
Canada 0.51 (.58 -0.25 0.95
Terre-Neuve 0.32 -0.19% 1.25 2.02
Tle-du-Prince-Edouard -0.76 1.58 -0.31 1.06
Nouvelle-Ecosse -2.45 0.93 -0.03 1.28
Nouveau-Brunswick -0.44 1.51 -0.28 1.57
Québec 0.08 0.10 -0.58 1.34
Ontario 1.4% 1.07 0.37 0.73
Manitoba -0.01 1.21 0.83 0.57
Saskatchewan 0.21 0.91 -0.52 1.06
Alberta 0.31 -0.09 -2.41 0.81
Colombie-Britannique 0.47 0.07 -0.22 0.58
Yukon -6.63 -2.34 =2.11 -4.66
Territoires du Nord-Ouest 3.14 -0.92 -5.60 -1.32

1 Estimation —
Estimation - Recensement % 100

Recensement

Source: Division de la démaographie, Statisltique Canada.-
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3. OBTENTION DU TAUX DE SOUS-DENOMBREMENT
PAR LA METHODE DEMOGRAPHIQUE

En corrigeant le recensement de base des effets du sous-dénombrement tel qu’estimé par
la contre-vérification des dossiers et en lui ajoutant 1’accroissement démographique (excédent
des naissances sur les décés et migrations) de la période postcensitaire, on obtient, conformé-
ment & I’équation 3, le chiffre de la population 4 la date du recensement suivant. Nous parlerons
alors de population atfendue, par opposition 4 la population estimée et & la population recensde.

P/ = [Rr-s + Ur-s] + Gosys (3)
ol:
P/ = population attendue au temps £;
R,_; = population recensée au temps £—3;
U,_s = nombre de personnes omises dans le recensement ¢ —35, tel qu’obtenu par la
contre-vérification des dossiers;
G,_s = estimation de ’accroissement intercensitaire de la population

pendant la période ¢ — 5,¢ (naissances, décés et migrations de ’équation (1)).

La différence, U/, entre la population attendue, P}, et la population recensée, R,, (équa-
tion 4) peut &tre considérée comme une erreur de couverture. Nous appellerons cette différence
I’estimation démographique de P’erreur de couverture.

U/=P — Ry )

Le taux de ’erreur de couverture, u/, est simplement le rapport de I’estimation démogra-
phique de I’erreur de couverture, U/, a la population attendue, P;:

Pr’—Rr Ur'
u;:——:—

- (3)
Prf P’I

Par comparaison, le taux de sous-dénombrement résultant de la contre-vérification des
dossiers s’obtient comme suit:

g,
R + U

~

U,

(6)

Quels rapprochements peut-on faire entre I’estimation démographique de I’erreur de couver-
ture et celle du sous-dénombrement par ’intermédiaire de la contre-vérification des dossiers?
Tout d’abord, il importe de souligner que toutes deux sont sujettes 4 des erreurs et & des biais.
La premiére subit les effets : (a) de I’absence d’une estimation du surdénombrement; (b) de
’erreur attachée au facteur U utilisé pour corriger les recensements de base et terminal des effets
du sous-dénombrement; et (c) des biais associés & 'estimation de la croissance démographique
intercensitaire, G,_ s,¢» particuliérement celle de la composante migratoire., L’estimation du
sous-dénombrement par la contre-vérification des dossiers est touchée par: (a) ’erreur d’échan-
tillonnage; et (b} divers biais liés au dépistage des personnes, i I'appariement des dossiers, efc.

yl
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En outre, le taux de sous-dénombrement, #, calculé 4 ['aide de i*équation (6), accuse une
légere distorsion a la baisse parce que la composante R, du dénominateur inclut un surdénom-
brement dont on ignore I'importance. A la lumiére de ce qui précéde, on voit que ces deux
mesures de la qualité de couverture ne sont pas entiérement comparables.

Cependant, il y a également des différences conceptuelles. L’estimation obtenue par
I'intermédiaire de la contre-vérification des dossiers constitue une mesure directe du sous-
dénombrement, tandis que ’estimation démographique de I’erreur de couverture représente
une entité plus complexe, difficile & définir sans équivoque. Elle n’est une mesure ni du sous-
dénombrement, ni du sous-dénombrement net. Afin de micux saisir la relation entre les deux
estimations, I’équation (3) de la population attendue, P/, peut étre exprimée comme en (7).
On notera que la population recensée, R, est maintenant remplacée par ses deux composantes:
les personnes correctement recensées, R’, et les doubles comptes, O.

[(R;_5 + O0,_5) + 0,_5] + G,_s,. (7)

L’¢quation (5), exprimant le taux de sous-dénombrement estimé par la méthode
démographique, devient:

ul = [(Ri_s + O,_5) + U5 + G:—S,:] - (R/+ Oy ®)
;= — — .
(Ri_s + O_5) + Uis + G5,

On voit, a la lumiére de I’équation (8), que le biais introduit par le surdénombrement influe
aussi bien sur le total de la population attendue que sur celui de la population recensée. En
conséquence, I’estimation démographique du taux de sous-dénombrement refléte 4 la fois le
sous-dénombrement comme tel et la différence entre le surdénombrement, O, au temps £ —35
(recensement de base) et au temps # (recensement terminal). Si on suppose exacts (a) le sous-
dénombrement aux temps f—3, et {, du recensement estimé par la contre-vérification des
dossiers , et , {b) Paccroissement démographique intercensitaire (bilan des composantes),
G,_ S alors le taux de couverture obtenu par la méthode démographique, «/, et celui du sous-
dénombrement résultant de la contre-vérification des dossiers, #,, varieront numériquement
en fonctlon du surdénombrement aux recensements effectués en ¢35, et ¢, de sorte que si
O, ¢ O, —s alors 4, Eu,

Ayant clarifié les particularités conceptuelles des deux mesures du sous-dénombrement, nous
pouvons passer a I’examen du tableau 2, qui présente les deux types d’estimation du taux de
couverture des recensements du Canada de 1981 et 1986. Tous deux indiquent un accroisse-
ment important de I’erreur de couverture dans le recensement de 1986. Toutefois, la méthode
démographique produit dans ’ensemble des taux moins élevés que ceux obtenus par la contre-
vérification des dossiers: ces taux sont respectivement de 2.82% et 3.21% pour 1986, et de 1.70%
et 2.01% pour 1981. On peut en conclure que le surdénombrement était plus marqué en 1981
qu’en 1976 et plus élevé en 1986 qu’en 1981, pour autant que les hypothéses qui sous-tendent
les relations soient correctes. Malheureusement, nous ne disposons d’aucune donnée pouvant
confirmer ou infirmer ces hypothéses.

On trouve aux figures 1(2) et 1{b) une représentation des estimations de I’erreur de couver-
ture par province (selon la méthode démographique et selon la contre-vérification des dossiers)
figurant au tableau 2. L’explication des différences observées A I’échelon provincial est plus
incertaine encore parce qu’on peut s’attendre a ce que les erreurs et les biais mentionnés ci-
dessus soient plus sensibles A cet échelon qu’a1’échelon national. Ceci est particuliérement vrai
pour ’erreur d’échantillonnage relative aux estimations dérivées de la contre-vérification des
dossiers et pour les biais associés & la mesure de la migration interprovinciale qui compromet-
tent ’exactitude de la mesure des variations intercensitaires de population dans le cas de la
méthode démographique.
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Tableau 2

Taux de sous-dénombrement estimés par la méthode démographique
et par la contre-vérificatiion des dossiers,
par province, 1981 et 1986

Méthode Contre-vérification
démographigue des dossiers!
Unité géographique 1981 1986 1981 1986
(%) (%) (%) (%) (%) (%)

Canada

(Excluant les

Territoires) 1.70 2.82 2.01 (0.09) 3.21 0.12)
Terre-Neuve 2.29 160 1.74 (0.95) 2.01 {0.32)
Tle-du-Prince-Edouard 0.05 2.10 1.17 (0.54) 2.16 (0.80)
Nouvelle-Ecosse 0.82 2.22 1.05 (0.34) 2.63 (0.38)
Nouveau-Brunswick 1.83 3.28 1.81 (0.30) 2.83 (0.36)
Québec 2.31 3.13 1.91 (0.21) 3.06 (0.29)
Ontario 1.81 2.53 1.94 (0.14) 3.40 0.19)
Manitoba 1.88 1.44 0.98 {0.35) 2.22 (0.40)
Saskatchewan 0.76 2.00 0.99 (0.37) 2.51 (0.36)
Alberta ~1.18 3.09 2,54 (0.38) 2,75 (0.33)
Colombie-Britannique 2.62 3.55 3.16 (0.33) 4.49 (0.39)

1 Les chiffres entre parenthéses indiquent I’écart-type.
Source: Division de la démographie, Statistique Canada.

Tout en gardant a I’esprit les remarques concernant les biais et les différences conceptuelles,
voyons maintenant jusqu’a quel point les deux mesures de la couverture sont cohérentes a
Péchelon provincial. A cette fin, nous utiliserons le critére de cohérence suivant: si deux mesures
de la couverture sont identiques du point de vue conceptuel et empiriquement exactes, les points
de corrélation des deux mesures dans 1’espace doivent s’aligner le long de la bissectrice.

Pour le recensement de 1981, si on excepte le cas de I' Alberta mentionné plus haut (et Ille-
du-Prince-Edouard, fortement touchée par I’erreur d’échantillonnage), les points suivent de
preés la droite théorique. Les divergences observées sont peu importantes: dans la plupart des
cas, elles n’ont aucune signification statistique compte tenu de ’écart-type des estimations
obtenues par la contre-vérification des dossiers (voir le tableau 2).

Pour le recensement de 1986, les points de six provinces sur dix (Saskatchewan, Nouvelle-
Ecosse, Ile-du-Prince-Edouard, Québec, Alberta et Nouveau-Brunswick) se rapprochent con-
sidérablement de la bissectrice et subissent donc avec succes le test de cohérence. Le point de
Terre-Neuve s’éloigne considérablement de la bissectrice du cdté gauche, ce qui laisse supposer
une sous-évaluation du sous-dénombrement estimé par la contre-vérification des dossiers pour
cette province. Par ailleurs, le Manitoba, 1’Ontario et la Colombie-Britannique sont situés loin
a droite de la bissectrice, ce qui suggére ou une surévaluation du sous-dénombrement par la
contre-vérification des dossiers ou une sous-évaluation du taux de couverture par la méthode
démographique.

Encore une fois, il importe de souligner que I’analyse de 1’exactitude de la couverture du
recensement a été entravée par I’absence de données sur le surdénombrement. Néanmoins, il
est juste de dire que, en dépit de ses limites, I’analyse indique clairement une détérioration de
la couverture au recensement de 1986.
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4. VARIATION INTERCENSITAIRE DE LA POPULATION CALCULEE
A PARTIR DES RECENSEMENTS ET DES COMPOSANTES DE
L’ACCROISSEMENT: UN CONTROLE DE LA COHERENCE

Il reste a comparer entre eux deux ensembles indépendants d’estimations de la variation
intercensitaire de la population: 'un fondé sur les composantes de [’accroissement
démographique (naissances, décés et migrations), et ’autre sur les résultats de deux
recensements consécutifs, non corrigés ou corrigés des effets du sous-dénombrement. Ces deux
ensembles d’estimations seront respectivement nommés estimations fondées sur les composantes
(G,—s,;) et estimations fondées sur les recensements (G,_s,)).

Gr—-s.t = Br—s,t - Dr—s,r + Ir—s,r - E{—S.f + Nt—ﬁ,f 9
Giosy = Ry — Ri_s (10)
G/_s, = (R, + U) — (R_s + U,_s). (11)

La notation utilisée a été définie dans les formules précédentes.

On peut considérer que deux estimations obtenues indépendamment sont raisonnablement
fiables si elles sont similaires pour un point donné dans le temps. Comme on peut le voir au
tableau 3, la différence entre les estimations fondées sur les recensements et celles fondées sur
les composantes n’est que d’environ 5% pour la période de 1976 4 1981. Pour la période de
1981 a 1986, les deux ensembles divergent par une marge substantielle de 19% si elles ne sont
pas corrigées des effets du sous-dénombrement, et par une marge de 8% si elles en sont corrigées.

I1 est plus délicat de comparer ces données 4 1'échelon provincial. Dans le cas des estima-
tions fondées sur les composantes, c’est la fiabilité des estimations de la migration interprovin-
ciale qui pose probléme; dans celui des estimations fondées sur les recensements, c’est la
variabilité des biais relatifs au sous-dénombrement et au surdénombrement, ainsi que les erreurs
d’échantillonnage afférentes aux estimations du sous-dénombrement par la contre-vérification
des dossiers. Dans certaines provinces, les seules erreurs d’échantillonnage pourraient com-
pter pour jusqu’a 15% des changements du rapport entre les deux estimations des variations
intercensitaires de la population. Il est probable que I’explication de toute variation supérieure
a 15% doive faire intervenir des erreurs ou des biais résultant de facteurs autres que I’échan-
tillonnage.

Par conséquent, en I’absence d’un critére plus fiable, nous avons fixé 3 = 15% la tolérance
pour les divergences entre les deux estimations. Cette limite a au moins le mérite de nous
permettre d’éliminer les cas trop douteux.

En ayant ces réserves en téte, examinons maintenant le tableau 3, qui compare par prov-
ince les estimations fondées sur les recensements et celles fondées sur les composantes pour
les deux derniéres périodes intercensitaires. Pour la période de 1976 4 1981, six provinces sur
dix subissent ce test de tolérance quelque peu arbitraire avec succes; cette proportion passe a
quatre provinces sur dix pour la période de 1981 & 1986. En général, les divergences observées
sont plus marquées pour la période de 1981 & 1986 que pour celle de 1976 2 198]. A cet égard,
Terre-Neuve, le Québec et le Nouveau-Brunswick sont particuliérement remarquables.

Dans le cas de Terre-Neuve, I’estimation des variations de la période de 1981 4 1986 fondée
sur le recensement représente seulement 5% de celle fondée sur les composantes, et, méme
corrigée des effets du sous-dénombrement, seulement 19%. Une croissance démographique
aussi faible ne saurait s’explliquer que par un déficit migratoire net d’environ 26,000 per-
sonnes pour cette période de cing ans. Or, selon les trois sources de données sur la migration

7/
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Figure 1. Relation entre les taux de sous-dénombrement estimés par la contre-vérification des
dossiers et la méthode démographique, recensement de 1986
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Tableau 3

Rapport entre ’estimation fondée fur le recensement et celle fondée sur les composantes de
I’accroissement démographique, par province, 1976 4 1981 et 1981 4 1986

Rapport entre les estimations fondées sur les
recensements et celles fondées sur les composantes
de I’accroissement démographique x 100

1981-86 1976-81
Unité géographique
Non corrigé Corrigé des Non corrigé Corrigé des
des effets effets du des effets effets du
Non corrigé Corrigé des Non corrigé Corrigé des
du sous- sous- du sous- s0us
dénombrement  dénombrement dénombrement  dénombrement
Canada 80.9 108.4 104.5 106.1
{Excluant les
Territoires)

Terre-Neuve 57 19.6 58.3 80.9
fle-du-Prince-Edouard 76.7 101.6 109.8 135.7
Nouvelle-Ecosse 70.4 110.3 101.3 111.1
Nouveau-Brunswick 55.6 86.7 1i1.3 99.2
Québec 54,2 97.1 122.7 83.8
Ontario 88.1 115.2 92.0 103.2
Manitoba 89.2 117.3 356 29.0
Saskatchewan 79.4 110.3 112.0 105.5
Alberta 88.8 94.5 115.6 124.4
Colombie-Britannique 89.5 118.3 102.2 105.8

Nota: On ne peut établir cette comparaison pour la période de 1971 4 1976 et pour les périodes précédentes, puisque
les estimations de I’émigration étaient alors produites par la méthode résiduelle 4 partir des résultats de deux
Tecensements consécutifs et de I'accroissement résultant des autres composantes (naissances, décés et immigrants).

Source: Division de la démographie, Statistique Canada.

interprovinciale (fichiers des allocations familiales et de I’imp®t sur le revenu ainsi que la ques-
tion du recensement portant sur la mobilité), ce déficit varierait entre 14,800 et 16,500 per-
sonnes {voir le tableau 5).

On observe de semblables incohérences dans le cas du Québec. Pour la période de 1981 2
1986, I'estimation fondée sur les recensements, qui représente seulement 64% de celle fondée
sur les composantes, impliquerait des pertes dues 4 I’émigration deux fois supérieures a celles
estimées par Statistique Canada, soit de 160,000 plutdt que de 80,000 personnes. Or, encore
une fois, selon les trois sources de données migratoires dont on dispose, le déficit net se chif-
frerait entre 63,000 et 81,000 personnes pour cette période de cing ans. Toutefois, 1’écart entre
les deux estimations de la variation de la population disparait presque entidrement lorsque les
chiffres des recensements de 1981 et 1986 sont corrigés des effets du sous-dénombrement.

Enfin, le Nouveau-Brunswick tombe dans le m&me camp que le Québec et Terre-Neuve.
Pour la période de 1981 a 1986, ’estimation fondée sur les recensements indique un déficit
migratoire de 11,200 personnes, alors que la perte ne serait que de 2,200 personnes selon le
fichier des allocations familiales. Qui plus est, les chiffres correspondants ne seraient que de
1,376 et 65 personnes respectivement selon la question du recensement sur la mobilité et selon
le fichier de I'imp6t sur le revenu. Une fois corrigées des effets du sous-dénombrement, les
deux estimations des variations intercensitaires de la populationt pour le Nouveau-Brunswick
se situent bien en deca de la limite de tolérance.
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Quelles conclusions pouvons-nous tirer de cette analyse de la variation intercensitaire de
la population? Les deux séries d’estimations obtenues pour la période de 1976 4 1981 sont raison-
nablement cohérentes. Les divergences sont peu marquées et se situent a I’intérieur de limites
tolérables pour le Canada et pour la plupart des provinces. Il en va toutefois tout autrement
pour les données relatives 4 la plus récente période intercensitaire, celle s’étendant de 1981 a
1986. Il semble qu’il y ait eu détérioration de la qualité des données et il reste 4 déterminer si
ce sont les données des recensements ou celles des composantes de la ¢croissance démographique
qui sont touchées. Comme nous I’avons vu i 1a section précédente, deux méthodes différentes
démontrent gue le recensement de 1986 a enregistré un accroissement important du sous-
dénombrement. Toutefois, la correction des effets du sous-dénombrement n'a pas toujours
permis d’obtenir de meilleures estimations de la croissance démographique intercensitaire; de
fait, dans certains cas, le contraire s’est produit. Dans la section suivante, nous allons examiner
de plus prés les données sur les composantes de ’accroissement démographique.

5. QUE VALENT LES DONNEES SUR LES COMPOSANTES DE
L’ACCROISSEMENT DEMOGRAPHIQUE?

On trouve ci-aprés une bréve évaluation de la qualité des données sur les naissances, les déces,
P’immigration, I’émigration et la migration interprovinciale. Pour un compte rendu plus complet
sur les données relatives aux composantes de I’accroissement démographique et sur les méthodes
d’estimation des migrations, le lecteur est prié de se¢ reporter 2 la publication de Statistique
Canada «Méthodes d’estimation de la population, Canada».

On juge que ’enregistrement des naissances et des décés est complet au Canada. Compte
tenu des réglements en vigneur concernant la déclaration des déces (obligation d’obtenir un
permis d’inhumer) ainsi que des incitatifs matériels (allocations familiales) et des exigences
légales favorisant I’enregistrement des naissances, le nombre des décés ou des naissances non
déclarés ne peut qu'étre trés faible. 11 est possible que surviennent certains retards dans
’enregistrement, mais le nombre de ces retards est peu élevé. Ainsi, pour la période de 1981
a 1985, 3,831 naissances, soit 0,02% de ’ensemble des naissances, et 2,528 décés, ou 0,03%
de ’ensemble des déces, ont été déclarés au dela de la date limite, ce qui représente un bilan
de 1,303 personnes non prises en compte par les estimations démographiques.

Dans la mesure ou I’on parle des immigrants regus, on considére que les statistiques
d’immigration sont raisonnablement exactes. La répartition des immigrants par province est
basée sur la province de destination prévue plutdt que sur la province de destination réelle.
Il convient toutefois de souligner que cette répartition (voir tableau 4} correspond étroitement
a4 la répartition établie a partir du recensement de 1986.

Comparativement aux trois composantes susmentionnées - naissances, décés et immigra-
tion - I’émigration et la migration interprovinciale représentent des chainons plus faibles de
I'équation (1) utilisée pour estimer la population au cours des années postcensitaires. En effet,
les migrations internes et ’émigration ne font I’objet d’aucun enregistrement direct. Les chiffres
correspondants doivent étre estimés de fagon indirecte & partir des fichiers administratifs -
allocations familiales et imp6t sur le revenu - renfermant des renseignements sur les
changements de résidence. Ils méritent donc de faire I’objet d’un examen pius détailte. Dans
les paragraphes qui suivent, nous passerons en revue les importantes améliorations apportées
au fil des ans aux méthodes et 4 1a qualité des données et traiterons de certaines des imperfec-
tions inhérentes & ces estimations. (Pour un compte rendu plus complet, se reporter aux chapitres
IV et V de Statistique Canada 1987).

Bien qu’on utilise les données sur les allocations familiales depuis 1956, 'innovation la plus
importante apportée au systéme d’estimation de la migration interprovinciale a été le recours
aux données de 1'impdt sur le revenu en 1976, Depuis 1981, on élabore deux séries d’estima-
tions des flux migratoires: les estimations provisoires, trimestrielles et annuelles, reposant sur
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Tableau 4

Répartition relative (en pourcentage) des immigrants par province selon
le recensement de 1981 et les dossiers de I'immigration
sur la province de destination prévue en 1980

Unité géographique Dossiers de I'immigration Recensement
Terre-Neuve . 0.4 0.3
fle-du-Prince-Edouard 0.1 0.1
Nouvelle-Ecosse 1.1 1.0
Nouveau-Brunswick 0.8 0.8
Québec 15.7 15.0
Ontario 43.5 42.7 .
Manitoba 5.4 54
Saskatchewan 2.5 2.6
Alberta 13.2 14,5

Colombie-Britannique +
Yukon '+ Territoires du
Nord-Ouest 17.2 17.6

Canada 100.0 100.0

Source: Division de la démographie, Statistique Canada.

les données des allocations familiales, ainsi que les estimations annuelles définitives, exploi-
tant les données de I’impdt sur le revenu. Ces sources de données possédent toutes deux leurs
points forts et leurs limites.

Les principaux avantages des données sur les allocations familiales sont leur actualité et teur
haut degré de précision. On peut disposer des données sur les changements d’adresse deux mois
apres le déménagement. La qualité des données du fichier repose sur deux facteurs. Le pre-
mier est le degré de complétude de la couverture de la population dgée de 18 ans ou moins,
puisque tout enfant de ces Ages 4 la charge de ses parents a droit de recevoir une allocation
mensuelle. Le second est le stimulant financier incitant les bénéficiaires d’allocations familiales
adéclarer tout changement d’adresse dés qu’il se produit. Toutefois, le fichier des allocations
familiales ne contient aucun renseignement sur la migration des adultes. Cette derniére doit
¢tre estimée de facon indirecte en appliquant un facteur de conversion, f, égal au rapport du
taux de migration des adultes a celui des enfants, tous deux obtenus & partir des fichiers d'impébt
portant sur I’exercice financier le plus récent.

Compte tenu de I'importance du facteur f dans la formule d’estimation, il convient
d’apporter quelques précisions & son sujet. Avant 1971, la valeur de f était calculée 4 I’aide
de la déclaration, au plus récent recensement, du lieu de résidence cinq ans auparavant.
Lorsqu’on a pu disposer, a partir des fichiers d’imp06ts, de données annuelles sur les migrants
suivant I’4ge, on a décidé de calculer 4 ’aide de ces données qui ont ’avantage, par rapport
4 celles du recensement, de refléter un modele migratoire plus récent.

Une autre innovation vaut la peine d’8tre soulignée a cet égard. Avant 1981, le facteur f
était calculé seulement selon la province d’origine. Toutefois, lorsqu’on a disposé de données
pertinentes tirées des fichiers d’imp6t, il est apparu évident que le facteur variait aussi de fagon
significative selon la province de destination. On a donc décidé de calculer le facteur f selon
la province d’ofigine et la province de destination.

Si on examine maintenant le fichier de I’impdt sur le revenu comme source de données pour
P’estimation de la migration interprovinciale, les remarques suivantes s’imposent. Par rapport
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- Tableau §

Migration interprovinciale nette pour la période de 1981 & 1986,
selon diverses sources

Unité géographique Recensement Allocations Impdbt sur
de 1986! familiales le revenu
Canada 0 0 0
Terre-Neuve -16,550 -14,837 -15,051
fle-du-Prince-Edouard 1,540 293 751
Nouvelle-Ecosse 6,275 5,204 6,895
Nouveau-Brunswick -1,370 -2,239 -65
Québec -63,295 -76,040 ' -81,254
Ontario 99,355 115,497 121,767
Manitoba -1,555 -3,700 -2,634
Saskatchewan -2,820 -668 -2,974
Alberta -27,665 -34,073 -31,676
Colombie-Britannique 9,500 13,289 7,382
Yukon -2,665 -2,381 -2,775
Territoires du Nord-QOuest -755 -345 -366

! Papulation &gée de S ans et plus.
Source: Division de la démographie, Statistique Canada.

au fichier des allocations familiales, le fichier de I'imp6t a 1’avantage de reposer sur une base
démographique beaucoup plus large : les déclarants et leurs dépendants représentent environ
90% de la popuiation. Toutefois, les données sur la migration obtenues a partir des fichiers
d’impdt sont sujettes A divers biais et erreurs. Les renseignements sur les personnes & la charge
des déclarants doivent étre déduits du montant de 'exemption personnelle totale. Diverses
inférences sont nécessaires pour déterminer le statut migratoire des personnes a la charge des
déclarants ainsi que des personnes qui ne remplissent pas de déclaration d’impdt sur le revenu
et ne sont pas a la charge d'un déclarant, et donc, qui ne sont pas saisies par le systéme. Figurent
notamment au nombre de ces personnes, les jeunes adultes et les personnes dgées plus suscep-
tibles de négliger de remplir leur déclaration d’impdt sur le revenu ou de ne pas gagner le revenu
minimal nécessaire pour remplir une déclaration. Si les données présentent réellement de tels
biais liés 4 1’4ge, ces derniers influent sur les estimations de la structure par dge qui, a leur tour,
influent sur la valeur du facteur f utilisé aux fins des estimations provisoires de la migration
interprovinciale reposant sur le fichier des allocations familiales.

Le tableau 5 fait état de la migration interprovinciale nette au cours de la période intercen-
sitaire de 1981 4 1986 selon le fichier des allocations familiales, celui de I'impdt et la question
du recensement concernant le lieu de résidence du répondant, cing ans auparavant. Malgré
certaines variations importantes de la valeur numérique des résultats obtenus, les trois sources
de données permettent de brosser un tableau cohérent de I'ampleur de la migraton interprovin-
ciale nette par province, au cours de la période de cing ans.

Les remarques relatives & la migration interprovinciale sont aussi valables pour 1'émigra-
tion, ¢’est-a-dire sur les Canadiens qui s’établissent dans un autre pays. Avant 1981, 1’émigra-
tion vers des pays autres que les Etats-Unis et le Royaume-Uni (dont les services d’immigration
fournissaient les données pertinentes) devait &tre estimée de fagon résiduelle & partir de deux
recensements successifs et des composantes de I’accroissement intercensitaire de la population.
Depuis 1981, I’estimation du nombre d’émigrants est fondée sur le fichier des allocations
familiales et sur celui de 'impét sur le revenu. La méthode utilisée est identique a celle décrite
plus haut pour estimer la migration interprovinciale. L’émigration des enfants est déduite des
données sur les allocations familiales, tandis que celle des adultes, et par conséquent I’émigra-
tion totale, est obtenue en appliquant a I'émigration des enfants un facteur de
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Tableau 6
Estimations de I’émigration selon diverses méthodes, Canada, 1981 4 1986

Méthode 1981-86
Méthode résiduclle
a) sans ajustement pour le sous-dénombrement 476,406
b) avec ajustement pour le sous-dénombrement 134,807
Fichier d’impdt de Revenu Canada 165,272
Méthode des allocations familiales (courante) (en utilisant

le facteur f établi & partir du fichier d’impét) 235,481
Méthode des allocations familiales (proposée) (en utilisant

le facteur f établi & partir du fichier de I"immigration) 275,762
Contre-vérification des dossicrs! 288,376

! Provisoires.
Source: Division de la démographie, Statistique Canada.

conversion f, fondé sur les données de I’impét sur le revenu. On utilise la méme méthode pour
le calcul des estimations provisoires de [’émigration et pour celui des estimations définitives,
mais on utilise des données plus complétes dans le deuxiéme cas.

Le tableau 6 permet de comparer, pour la période intercensitaire de 1981 a 1986, les estifma-
tions de I’émigration fondées sur les fichiers d’allocations familiales et celles obtenues par les
diverses autres méthodes mises en oeuvre. Il est frappant de constater que les estimations de
I’émigration obtenues par [a méthode résiduelle, que les chiffres du recensement aient été cor-
rigés ou non, divergent des estimations plus plausibles dérivées des fichiers administratifs et
de la contre-vérification des dossiers.

Bref, particuli¢rement depuis 1981, d’importantes innovations méthodologiques ont été
apportées au systéme d’estimation de la migration interprovinciale et de I’émigration. Bien
qu’on puisse supposer que ces innovations ont permis d’accroitre la qualité générale des estima-
tions, aucune preuve ne peut étre produite & cet effet. Les données des allocations familiales
et de ’impdt sur le revenu souffrent des diverses faiblesses inhérentes i tout systéme de données
concu pour des fins administratives plutét que statistiques.

6. CONCLUSIONS ET QUESTIONS D’ACTUALITE

Le systéme d’estimation de la population de Statistique Canada repose sur deux ensembles
fondamentaux de données : 1) les chiffres de population du recensement, et 2) les composantes
de I'accroissernent démographique, a savoir les naissances, les décés et les migrations. Les
estimations postcensitaires sont obtenues en ajoutant & la population de base fournie par le
recensement les composantes de la variation de la population au cours des années subséquentes,
Elles sont rétrospectivement révisées lorsque les chiffres du recensement suivant deviennent
disponibles. Ainsi, les données du recensement constituent & la fois la base des estimations
postcensitaires et la norme qui sert rétrospectivemnent a leur validation. Le systéme a produit
dans des délais relativement courts des estimations démographiques fiables et homogénes, et
il s’est révélé d’une remarquable stabilité au fil des ans.

Cette stabilité peut &tre attribuée en majeure partic & la qualité élevée des recensements du
Canada. Pour I’ensemble du Canada, le taux de sous-dénombrement mesuré par la contre-
vérification des dossiers est resté presque inchangé, aux environs de 2%, pour trois recensements
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consécutifs, ceux de 1971, 1976 et 1981. Aussi, méme si le chiffre du recensement était légére-
ment inférieur au chiffre «réel» de la population, il constituait une base particuliérement fiable
pour mesurer I’accroissement de la population.

Toutefots, les résultats du recensement de 1986 s’écartent de cette tendance, le taux de sous-
dénombrement estimé par la contre-vérification des dossiers s’élevant & 3.2%. Si on accepte
la méthode des composantes comme critére de validation, le recensement de 1986 sous-évalue
d’environ 20% [*accroissement de la population au cours de la période de 1981 4 1986. La
contre-vérification des dossiers et I’analyse démographique confirment donc toutes deux la
détérioration de la couverture du recensement en 1986.

Pour ce qui est des composantes de ’accroissement démographique, I’autre fondement du
systéme d’estimation, I’enregistrement des naissances, des décés et des immigrants recus est
passablement fiable. Comme nous I’avons vu & la section précédente, I’estimation de la migra-
tion interprovinciale et celle de I’émigration ont bénéficié, pour leur part, de diverses améliora-
tions des méthodes et des données, particuliérement depuis 1981. Toutefois, rappelons que ces
estimations reflétent certaines faiblesses inhérentes & des sources qui, comme les fichiers des
allocations familiales et de I'impdt sur le revenu, ont été congues 4 des fins administratives plutot
que statistiques. Elles demeurent, avec le sous-dénombrement et le surdénombrement au
recensement, les principales sources d’erreurs et de biais dans les estimations postcensitaires
de la population par province.

Que réserve ’avenir au systéme d’estimation que nous venons de décrire? Doit-il persister
tel qu’il est ou faut-il en revoir les fondements? Les taux de sous-dénombrement apparemment
plus élevés du recensement de 1986, et ses potentielles répercussions sur les estimations
démographiques, ont animé la discussion relative 4 la recherche d’une nouvelle méthode comme
alternative & celle basée sur le recensement présentement en usage pour produire les estima-
tions. Cette alternative ne s’appuierait plus nécessairement sur les données du plus récent
recensement, mais utiliserait plut6t l'information pertinente disponible, y compris les chiffres
du recensement, les taux de sous-dénombrement et de surdénombrement ainsi gue les dossiers
administratifs, pour produire les estimations les «plus justes» possibles. En d’autres termes,
les données du recensement continueraient d’entrer comme une part importante dans le pro-
cessus d’estimation, mais pas au détriment d’autres éléments; pas plus d’ailleurs que le recense-
ment le plus récent ne devrait avoir la prépondérance si, par exemple, le précédent était jugé
plus fiable.

Aprés un examen attentif de la situation, Statistique Canada a décidé d’utiliser les données
du recensement de 1986 (non corrigées des effets du sous-dénombrement) pour produire les
estimations postcensitaires de 1986 et réviser les estimations intercensitaires de la période de
1981 4 1986. En d'autres termes, on a endossé les méthodes d’estimation existantes. Toutefois,
il importe également qu’on accélére ’évaluation du recensement et des estimations et qu’on
mette au point une stratégie d’estimation de la population a partir du recensement de 1991.
Une telle stratégie devra prendre en compte les plans et les possibilités réelles d’amélioration
et de développement dans les quatre domaines suivants:

(1) couverture du recensement de 1991;
(2) mesure du sous-dénombrement et du surdénombrement;

(3) dossiers administratifs utilisés aux fins de I’élaboration des statistiques démographiques:
amélioration des sources actuellement utilisées, a savoir les fichiers des allocations familiales
et de ’'impdt sur le revenu, et utilisation de nouvelles sources de données, comme le fichier
de la sécurité de la vieillesse et les fichiers provinciaux de I'assurance-maladie;

{4) estimations des migrations, particuliérement celles ayant trait a la migration interprovin-
ciale, aux résidents canadiens de retour au pays aprés un séjour prolongé & I’étranger et
4 I’émigration.
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Ceux-ci soulevent certaines questions fondamentales guant 4 la philosophie et 4 1a politique
qui doivent régir le fonctionnement d’un programme statistique, mettant en évidence la ques-
tion connexe de I’ajustement pour le sous-dénombrement, théme sous-jacent de ce texte. Le
modéle fondé sur le recensement met ’accent sur la stabilité et la cohérence interne du systéme
d’estimation. Quant & lui, le modéle indépendant du recensement opte pour la souplesse de
maniére a atteindre la précision maximale en recourant a toutes les données pertinentes
disponibles, méme si ce devait étre au prix d’un affaiblissement de la cohérence méthodologique
dans le temps. La solution de ce dilemme dépendra dans une large mesure des succés remportés
dans les quatre domaines d’activité statistique susmentionnés.
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Redressement des chiffres du recensement de 1986
en Australie pour le sous-dénombrement

C.Y. CHOI, D.G. STEEL et T.J. SKINNER!

RESUME

En Australie, les estimations démographiques sont établies 4 partir des chiftres du recensement; lors des
trois derniers recensements (1976, 1981 et 1986}, ces chiffres ont été redressés pour tenir compte du sous-
dénombrement. L opération de redressement s’inspire des résultats d’'une enquéte postcensitaire et d’une
analyse démographique. Cet article expose les méthodes utilisées de méme que les résultats du redresse-
ment des données de 1986. Les auteurs voient aussi dans 1'usage formel des rapports de masculinité pro-
posé par Wolter (1986) une amélioration par rapport au réle qu’avaient auparavant ces ratios dans le
redressement des chiffres du recensernent.

MOTS CLES: Sous-dénombrement dans le recensement; enquéte postcensitaire; estimations
démographiques; rapports de masculinité.

1. INTRODUCTION

Le recensement de la population fournit les données de base qui permettent d’établir des
estimations de la population pour le pays en général, chacun des huit Etats et les districts
d’administrations locales. En Australie, ces estimations démographiques sont nécessaires pour
déterminer le nombre de siéges dont disposera chaque Etat a la Chambre des représentants
du parlement fédéral, le mode de répartition des fonds fédéraux entre les Etats et le niveau
de financement des administrations locales. Les estimations démographiques servent aussi,
comme il se doit, d’indices de la croissance et de la répartition démographiques et de
dénominateurs dans divers indicateurs démographiques, sociaux et économiques. Compte tenu
de I’'importance de ces usages, les estimations démographiques doivent &tre d’un haut degré
de précision.

En Australie, on reconnait que le niveau de sous-dénombrement dans le recensement est
élevé et qu’il a trait a d’importantes variables telles que le lieu de naissance, la région
géographique et I’age-sexe. C’est pourquoi les chiffres du recensement qui servent a ’établisse-
ment d’estimations démographiques sont redressés en fonction du sous-dénombrement.

Le redressement des chiffres du recensement en fonction du sous-dénombrement est une
pratique récente en Australie. Avant le recensement de 1976, on se servait de chiffres non
redressés pour estimer la population. On s’est rendu compte de la nécessité de redresser les
chiffres du recensement lorsqu’on a constaté que les chiffres de 1976 étaient bien en-dega des
estimations démographiques qui avaient été établies pour 1976 par suite d’une mise a jour des
données du recensement de 1971, et que I’enquéte postcensitaire (EP) de 1976 révélait un taux
de sous-dénombrement de 2.6%, comparativement 2 0.5% en 1966 et 3 1.3% en 1971. L’EP
de 1976 révélait aussi des différences de taux de sous-dénombrement notables entre les Etats
et les Territoires, les taux allant de 4.2%, pour le Territoire du Nord, a 1.1%, pour la Tasmanie.
En 1986, le taux de sous-dénombrement a été estimé 4 1.9%. Comme en 1976, on a relevé des
différences notables entre les Etats et les Territoires. Le redressement des chiffres du

L C.Y. Choi, D.G. Steel et T.J. Skinner, Autralian Bureau of Statistics, P.O. Box 10, Belconnen, ACT, 2616,
Australie.
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recensement de 1976 et des recensements subséquents n’a pas soulevé d’opposition et en aucun
temps on n’a mis en doute le bien fondé d’une telle opération ou la précision des méthodes
utilisées. C’est tout le contraire de ce qui a été vécu aux Etats-Unis lorsqu’on a voulu redresser
les chiffres du recensement de 1980 pour tenir compte du sous-dénombrement; cette opéra-
tion avait alors soulevé une grande controverse.

Pour évaluer le niveau de sous-dénombrement, on se sert surtout des données d’une EP.
On évalue les résultats d’une telle enquéte en les comparant a des estimations établies 2 partir
de données démographiques et d’autres données indépendantes comme celles concernant les
inscriptions scolaires, les enfants dont les parents regoivent des allocations familiales et les per-
sonnes inscrites au régime d’assurance-maladie de I’Etat. En Australie, les enfants de 6 4 15
ans sont obligés de fréquenter 1’école et toutes les méres qui ont un enfant de moins de 17 ans
recoivent des allocations familiales; du moins, il en était ainsi avant que I’on mette en applica-
tion le test de moyennes, en novembre 1987. Enfin, le réegime d’assurance-maladie est obligatoire
et universel. Ces sources indépendantes de données sont donc utiles pour la vérification des
résultats de PEP et des estimations démographiques.

Les estimations de Ia population sont les scules données du recensement qui sont redressées
pour tenir compte du sous-dénombrement. Les chiffres du recensement sont publiés sans avoir
€té redressés,

2. L’ENQUETE POSTCENSITAIRE DE 1986

Pour son recensement quinquennal de la population, 1" Australian Bureau of Statistics (ABS)
emploie des agents recenseurs pour livrer les questionnaires 2 chaque ménage et les ramasser
une fois qu'ils sont remplis. Les personnes sont recensées en fonction de Pendroit ot elles se
trouvent le soir de la journée du recensement.

Grice a ce réseau d’agents recenseurs, ’étape de la collecte des données ne s’étend pas au-
dela de deux semaines suivant la date du recensement. On peut ainsi réaliser une EP quelque
temps seulement aprés la date du recensement - en 1986, moins de 4 ou 5 semaines apres le
jour du recensement. Comme I’EP renferme un certain nombre de questions qui exigent des
réponses détaillées sur I'endroit ou se trouvait une personne le soir du recensement, le fait qu’elle
soit réalisée peu de temps aprés la date du recensement réduit au minimum les erreurs de
mémoire et amoindrit aussi le nombre d’exclusions attribuables a des décés ou & des voyages
A I’étranger.

Puisque I’EP produit les données qui servent i redresser les chiffres du recensement pour
tenir compte du sous-dénombrement, il est essentiel que cette enquéte soit statistiquement
indépendante du recensement. Dans I’annexe nous décrivons comment on assure I’indépen-
dance des deux enquétes.

Dans I'EP de 1986, la méthode utilisée consistait essentiellement & prélever un échantillon
de personnes indépendamment du recensement par un échantillonnage aréolaire a plusieurs
degrés de logements privés. Des membres de I’équipe réguliére d’intervieweurs du ABS ont
été envoyés dans les ménages échantillonnés pour recueillir les données pertinentes sur chaque
membre du ménage; sur place, les renseignements devaient &tre fournis par une personne adulte
responsable. Dans une troisiéme étape, le personnel du Centre de transcription des données
du recensement a tenté d’apparier les enregistrements du recensement et ceux de ’EP pour déter-
miner si chaque personne de ’échantillon devait avoir été recensée et combien de fois son nom
figurait, le cas échéant, sur la liste des personnes recensées. Les méthodes utilisées sont décrites
dans ’annexe.

Les résultats de ’'EP permettent d’estimer le rapport entre le nombre de personnes qui
auraient dii &tre recensées (x) et le nombre de personnes qui, selon les estimations, ’ont été
réellement (y). Ce rapport est le facteur de redressement net, qui tient compte a la fois du
surdénombrement et du sous-dénombrement des personnes.
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Aprés pondération, on multiplie ce facteur de redressement par le chiffre du recensement
(Y) pour obtenir une estimation de la population (X), c’est-a-dire X = Y (x/y).

Pour tenir compte des écarts entre le rendement prévu et le rendement réel de I’échantillon
dans I’EP, on a appliqué cette méthode en fonction de I’4dge (groupes de cing années}, du sexe
et de la région géographique (capitale/reste de I’Etat). Les estimations de I'EP sont produites
aussi bien selon le lieu de résidence le jour du recensement que selon le lieu de résidence habituel.
Le processus d’estimation comporte également un facteur de redressement pour les cas de non-
contact et de non-réponse dans ’EP, qui sont peu nombreux. Par exemple, ’estimation de
la population (selon le lieu de résidence habituel) pour la région géographique (s) et la cellule
Age-sexe (a) est:

X = Yoo X0l Vsa

ou
Dgc + dgc Xsage
Xeg = —D_ . —
g g¢ f g
et
Yoy = Dgc + dgc ysagc
@ -+ i
~ "D, %

Dans ces formules d’estimation, I’indice ¢ désigne le code de dénombrement du ménage de
I’EP pour le recensement et Iindice g désigne la région géographique ou a été échantillonnée
la personne pour les besoins de I'EP. D, représente le nombre de ménages répondants et dec
est le nombre de ménages de la région g et de la classe de dénombrement (c) qui n’ont pu étre
contactés ou n’ont pas répondu & ’enquéte. Le taux de sondage varie d’un Etat a 'autre et
est désigné par f;.

Défini de cette fagon, 1’estimateur est un estimateur par quotient stratifié a posteriori. Si
nous faisons abstraction pour I’instant du fait que des personnes peuvent &tre recensées incor-
rectement ou plus d’une fois, I’estimateur en question est celui que I'on obtient par un systéme
dual ou une méthode de saisie-resaisie dont font état notamment Bishop, Fienberg et Holland
(1975, p. 231-234). C’est ce qu’illustre le diagramme ci-dessous, oi1, en vertu de ’hypothése
d’indépendance, I’estimation de la population totale est ¥ (x/y) qui correspond & P’estima-
tion par quotient X.

EP
Inclus Exclus
Inclus y Y
Recensement
Exclus
X

Or, EP de 1986 visait 2 faire connaitre le nombre de personnes qui avaient été oubliées
dans le recensement et le nombre de personnes qui avaient été recensées en trop, ¢’est-a-dire
celles qui avaient été recensées par erreur ou plus d’une fois. La valeur estimée X tient compte
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a la fois des cas de surdénombrement et des cas de sous-dénombrement. A cet égard, la méthode
utilisée différe de la méthode de saisie-resaisie classique.

Pour estimer la variance, nous avons considéré X omme une estimation par quotient tirée
d’un échantillon & plusieurs degrés. Les erreurs types relatives des estimations de I’EP figurent
dans le tableau I. D’aprés ce tableau et les tableaux 2 et 4, nous pouvons voir que les erreurs
types sont beaucoup moins élevées que les corrections découlant des estimations nationales
de I’EP selon I’4ge et Ie sexe et sclon ’Etat et le sexe.

Pour une description plus détaillée de ’enquéte postcensitaire de 1986 et des méthodes
d’estimation, voir 1’annexe.

Tableau 1

Recensement de 1986: Erreurs types relatives des
estimations démographiques de I’EP

Age Hommes Femmes Total
%o Yo %y

0- 4 0.29 0.36 0.24

5-9 0.29 0.30 0.22
10-14 0.28 0.29 0.21
15-19 0.32 0.32 0.24
20-24 0.49 0.43 0.34
25-29 0.49 0.36 0.32
30-34 0.39 0.34 0.27
35-39 0.36 0.30 0.24
40-44 0.38 0.32 0.26
45-49 0.37 0.30 0.25
50-54 0.43 0.38 0.30
55-59 0.38 0.30 0.25
60-64 0.41 0.38 0.29
65-69 0.43 0.37 0.29
70-74 0.53 0.41 0.34
75+ 0.47 0.39 0.31
Tous les ges 0.12 0.10 0.08
Etat Hommes Femmes Total

Yo %o %

Nouvelles-Galles-

du-Sud 0.21 0.18 0.14
Victoria 0.23 0.21 0.16
Queensland 0.27 0.24 0.19
Australie méridionale 0.27 0.20 0.17
Australie occidentale 0.29 0.25 0.19
Tasmanic 0.36 0.31 0.25

Territoire du Nord 1.65 1.53 1.22
Territoire fédéral de :
la capitale 0.61 0.74 0.55
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3. ESTIMATION DU SOUS-DENOMBREMENT DANS LE RECENSEMENT
A L’AIDE DE DONNEES DEMOGRAPHIQUES

On peut aussi estimer le taux de sous-dénombrement dans le recensement au moyen de
données démographiques comme celles tirées de recensements antérieurs et des registres des
naissances ct des décés de méme que les données sur la migration externe. Par exemple, on
peut estimer la population & une date précise en mettant a jour les données d’un recensement
antérieur a I’aide des données sur les naissances, les décés et la migration externe. Plus le recense-
ment en question est éloigné dans le temps, plus la série chronologique des données de 1'état
civil et des données sur la migration nécessaires est étendue et moins on a a se fier sur la justesse
des données du recensement de référence, car le nombre estimé de personnes nées apres la date
du recensement pertinent ne tient qu’a la fiabilité des données sur les naissances, les décés et
la migration. Les données sur la migration interne en Australie ne sont pas suffisamment fiables
pour que Pon puisse utiliser des méthodes démographiques dans |’estimation de taux de sous-
dénombrement au niveau infra-national. Par conséquent, seuls les totaux nationaux peuvent
servir 4 évaluer la qualité d’un recensement.

Les données sur les naissances et les décés en Australie existent sous forme de séries
chronologiques qui remontent jusqu’au 19° siecle et ces séries sont vraisemblablement com-
plétes. Dans chacun de ses rapports publiés de 1911 & 1961 aprés chaque recensement de la
population, le statisticien du Commonwealth australien affirmait que la trés grande majorité
des naissances et des décés avaient été consignés mais reconnaissait qu’il pouvait y avoir eu
quelques omissions et qu’il y avait des retards dans les inscriptions. Le rapport du statisticien
n’est plus publié depuis 1961. Cependant, il n’y a rien qui indique que les naissances et les décés
sont enregistrés avec moins de régularité qu’auparavant.

L’Australie tient aussi depuis longtemps des statistiques complétes et fiables sur les courants
migratoires. Ces statistiques portent sur tous les mouvements migratoires, qu’il s’agisse des
mouvements permanents ou des mouvements a court terme et 4 long terme. Cependant, elles
présentent plusieurs lacunes qui limitent leur utilité en ce qui a trait a I’évaluation de la qualité
des recensements. Premiérement, il y a des périodes dans 1’histoire de I’ Australie ol, croit-
on, les courants migratoires n’auraient pas été enregistrés correctement (par exemple, durant
la Seconde Guerre mondiale et la période qui a suivi immédiatement cette guerre). En deux-
i®me lieu, comme les mouvements migratoires a court terme sont a la hausse depuis 1960, on
n’utilise plus qu’un échantillon d’enregistrements (environ 1 sur 20) pour I’analyse statistique
depuis 1971, En troisigme lieu, il peut arriver que les voyageurs soient classés dans la mauvaise
catégorie de mouvements migratoires. Pour éviter ces erreurs de classification, on compare
les estimations démographiques, les chiffres du recensement et les estimations de I’EP pour
le jour du recensement en fonction du lieu effectif de résidence, qui englobe les trois catégories
de mouvements migratoires.

Pour évaluer le taux de sous-dénombrement dans le recensement de 1986, nous avons établi
des estimations de la population selon 1’dge et le sexe en date du recensement en nous servant
de données sur les naissances, kes décés et la migration externe qui remontent 4 1921 ainsi que
des résultats du recensement de 1921. Les estimations de la population de 65 ans et moins repo-
sent donc essentiellement sur les données relatives aux naissances, aux décés et a la migration
et ne sont aucunement influencées par le degré de précision du recensement de 1921.

4. VALIDATION DES ESTIMATIONS DE L’EP DE 1986

Le tableau ci-dessous donne les chiffres estimés de la population au 30 juin 1986 selon I’dge
et le sexe; ces chiffres sont fondés sur les résultats de ’analyse démographique et de I'EP de
1986. Le tableau donne également le nombre de personnes inscrites au régime d’assurance-
maladie selon [’4ge et le sexe.
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Tableau 2

Chiffres estimés de la population de 1986 selon I’4ge et le sexe (fondés sur les résultats de I'EP de 1986
et de 'analyse démographique) et nombre de personnes inscrites au régime d’assurance-maladie

Hommes (milliers)

Ecart par Taux de sous-
Population rapport au dénombrement (en
- recensement pourcentage)
Age
Recensement Régime Régime Régime
EP(a) AD(b) d’assurance- EP AD d’assurance- EP AD  d'assurance-
@) maladie maladie maladie

0- 4 608.3 616.4 612.8 611.4 8.0 4.5 3.1 1.3 0.7 0.5

0-5 594.9 602.4 603.0 612.3 7.5 8.1 17.4 1.2 1.3 28
10-14 660.8 670.4 668.4 674.3 9.6 7.6 13.5 1.4 1.1 2.0
15-19 673.1 688.4 687.7 693.1 15.3 14.6 20.0 2.2 2.1 2.9
20-24 648.5 679.5 6813 681.3 31.0 32.8 328 4.6 4.8 4.8
25-29 649.2 677.7  675.0 688.5 28.5 25.8 393 4.2 3.8 5.7
30-34 615.5 630.0 650.1 647.5 14.5 3.6 320 23 5.3 4.9
35-39 622.2 6342 6327 646.2 12.0 10.5 24.0 1.9 1.3 .7
40-44 504.2 512.6  517.0 522.3 8.4 12.8 18.1 1.6 2.5 3.5
45-49 419.8 427.0 416.5 436.8 7.2 -3.3 17.0 i.7  -0.8 3.9
50-54 363.7 3712 374 377.9 7.5 7.7 14.2 2.0 2.1 38
35-59 373.4 3795 3849 386.6 6.1 11.5 13.2 1.6 3.0 34
60-64 341.1 347.0  348.1 350.6 59 7.0 9.5 1.7 2.0 2.7
65-69 259.6 263.6 251.8 265.5 4.0 -1.8 5.9 1.5 -3 22
70-74 204.2 208.2 2008 213.0 4.0 -3.4 8.8 1.9 -1.7 4.1
75+ 229.5 233.0 1815 250.1 3.5 -48.0 20.6 1.5 -264 8.2

Total 7768.3 7941.0 7883.1 8057.3 172.7 114.8 289.0

[3*
[*]
—
un
w
L=

Femmes (milliers)

Ecart par Taux de sous-
Population rapport au dénombrement (en
- recensement pourcentage)
Age
Recensement Régime Régime Régime
EP{a) AD(b) d'assurance- EP AD d’assurance- EP AD d’assurance-
@ maladie maladie maladie

0- 4 579.7 591.0 583.8 580.9 11.3 4.1 1.2 1.9 0.7 0.2

5-9 565.1 572.4  565.5 582.1 7.3 0.4 17.0 1.3 0.1 29
10-14 628.0 636.8 630.2 641.8 8.8 2.2 13.8 1.4 03 2.2
15-19 644.1 657.4 6514 666.3 13.3 73 222 2.0 1.1 33
20-24 633.1 652.5 644.4 670.4 19.4 11.3 37.3 3.0 1.8 56
25-29 648.7 660.7 665.4 684.1 12.0 16.7 154 1.8 2.5 5.2
30-34 618.1 627.8 631.2 643.9 9.7 13.1 25.8 1.5 2.1 4.0
35-319 612.1 619.1  600.2 626.3 7.0 -11.9 142 1.t -2.0 2.3
40-44 482.6 488.6 489.6 495.4 6.0 7.0 12.8 1.2 1.4 2.6
45-49 399.1 403.0 3979 411.6 39 -1.2 12.5 1.0 -0.3 3.0
50-54 149.1 3546 3439 358.6 5. -5.2 9.5 1.6 -1.5 2.6
55-59 362.6 366.5 362.4 372.4 3.9 0.2 9.8 1.1 -0.1 2.6
60-64 358.2 3644 3513 365.3 62 -6.9 7.1 1.7 -2.0 1.9
65-69 298.2 3022 301.9 306.7 4.0 7 8.5 1.3 1.2 2.8
T0-74 259.0 2629 2622 269.7 39 3z 10.7 1.5 1.2 4.0
75+ 396.2 4047 3850 434.1 8.5 -11.2 37.9 2.1 2.9 8.7
Total 7833.8 7964.6 7866.2 8109.6 130.8 324 275.8 1.6 0.4 34

(a) Selon le lieu effectif de résidence
(b) Estimations démographiques fondées sur le recensement de la population de 1921 et des événements démographiques
survenus par la suite,
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Il existe une trés forte correspondance entre les estimations de ’EP et les estimations
démographiques concernant la population de sexe masculin, plus particuliérement en ce qui
a trait aux hommes de moins de 30 ans. On note toutefois un écart appréciabie en ce qui con-
cerne les hommes de 30 4 34 ans, les estimations démographiques excédant de 20,000 les estima-
tions de PEP, Cet écart peut trouver son explication dans les mouvements migratoires a court
terme qui ont eu lieu en Australie entre 1981 et 1986 et qui ont amené une forte augmentation
nette du nombre d’hommes appartenant & ce groupe d’age. Comme on n’observe pas d’augmen-
tation de cet ordre dans les groupes d’age voisins, on pourrait croire qu’il s’est glissé des erreurs
dans les données sur les courants migratoires. Les mouvements migratoires étant trés nom-
breux en Australie (plus de 6 millions en 1986), une petite erreur dans la déclaration de 1'age
ou dans le traitement peut fausser dans une assez grande mesure les estimations démographiques
en chiffres absolus nets. La possibilité d’erreurs dans les estimations démographiques est
d’autant plus réelle que le taux de sous-dénombrement pour le groupe des 30 4 34 ans (5.3%)
est trés élevé par rapport aux taux pour les groupes d’dge voisins.

De fait, il est trés possible que I’EP ait mal mesuré le taux de sous-dénombrement des visiteurs
d’outre-mer. Quoi qu’il en soit, les erreurs d’estimation concernant la portion de la popula-
tion qui est de passage en Australie ne devraient pas influer sur le degré de précision des estima-
tions officielles de la population puisque celles-ci sont fondées sur le principe du lieu de résidence
habituel et ne comprennent pas les visiteurs.

En ce qui concerne les femmes, le degré de correspondance entre les résultats de PEP ¢t les
estimations démographiques pour les personnes de moins de 35 ans est satisfaisant. Toutefois
pour certains groupes d’4ge, les estimations démographiques sont beaucoup moins élevées que
les estimations de I’EP, et pour les personnes de 35 4 39 ans et de 45 4 64 ans, les estimations
démographiques sont inférieures aux chiffres du recensement bruts. De fait, les estimations
démographigues pour ces groupes paraissent franchement trop faibles, ce qui tend & confirmer
que les estimations démographiques ne sont pas suffisamment précises pour produire des estima-
tions de la population et devraient servir uniquement a évaluer les résultats des EP.

Les taux de sous-dénombrement établis & 1’aide des données de I’EP pour les divers groupes
d’4ge sont beaucoup plus uniformes que les taux établis a I’aide de ’analyse démographique.
Les taux établis par I'EP pour les personnes de 20 4 29 ans sont plus élevés que pour les per-
sonnes des autres groupes d’age et cela est normal étant donné les taux de mobilité plus élevés
chez les jeunes adultes, particuliérement les hommes.

Le nombre de personnes inscrites au régime d’assurance-maladie est beaucoup plus élevé
que les estimations de ’EP et les estimations démographiques, sauf en ce qui concerne le groupe
des 04 4 ans, ol c’est le contraire. Selon certaines études, cet écart s’explique par le délai qui
s’écoule entre la naissance d’un enfant et le moment ot celui-ci est inscrit au régime d’assurance-
maladie; de méme, pour ce qui est des autres groupes d’age, I’écart s’explique par le délai qui
s’écoule entre le moment ol une personne meurt ou émigre et le moment ol 5on nom est rayé
du registre de ’assurance-maladie.

En comparant les estimations de ’EP a des estimations tirées du registre des allocations
familiales et du registre des inscriptions scolaires pour certains groupes d’4ge, on constate un
degré de correspondance acceptable. Ces résultats tendent a confirmer la précision des estima-
tions de I’'EP en ce qui concerne les premiers groupes d’dge.

Méme s’il existe un degré de correspondance acceptable entre les estimations de I'EP et
d’autres estimations de la population, il subsiste deux problémes que nous devons tenter de
résoudre avant de pouvoir accepter les estimations de ’EP. Le premier probléme vient d’une
analyse des estimations de I’EP concernant les taux de sous-dénombrement dans le recense-
ment selon 1’Age et le sexe. Ces taux figurent dans le tableau 2.

Sauf pour les groupes de 0 4 ans et de 75 ans et plus, les taux de sous-dénombrement sont
généralement plus élevés pour les hommes que pour les femmes. Tandis que les taux de sous-
dénombrement pour les personnes de 75 ans et plus peuvent étre influencés par une faible taille
d’échantillon, le taux pour les filles de 0 2 4 ans semble exagéré (1.9% par rapport 4 1.3% pour
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les garcons du méme age et les filles de 5 4 9 ans). L’EP a permis d’estimer a 11,300 le nombre
de filles de 0 4 4 ans qui ont été cubliées dans le recensement, comparativement 4 environ 7,000
pour les filles de 5 4 9 ans. Cette différence sensible n’existe pas du coté des garcons.

Le rapport de masculinité établi par ’EP pour le groupe d’age 0-4 est de 104.3 gargons pour
100 filles, ce qui est inférieur au rapport de masculinité établi 4 I’aide des chiffres du recense-
ment {104.9) et au rapport de masculinité établi a 'aide des données démographiques (105.0
garcons pour 100 filles).

Les chiffres ci-dessus donnent 4 penser que I’EP a surestimé le nombre de filles de 04 4 ans
bien que nous voyions difficilement comment cette enquéte aurait pu surestimer ’effectif de
ce groupe plutdt que 'effectif de tout autre groupe.

Tableau 3

Comparaison entre les résultats de ’EP de 1986 et
des estimations indépendantes

Estimations Estimations Allocations Inscriptions
de 'EP démographiques familiales scolaires

Personnes {milliers)

0- 4 1207.3 1196.6 1204.8(a) -
5- 9 1174.8 1168.5 1177.0 -(b)
10-14 1307.2 1298.6 1304.2 1289.6

{(a) Lenombre d’enfants d*4ge 0 inscrits au programme d’allocations familiales est sous-estimé
A cause du délai qui 5’écoule entre le jour de la naissance ¢t le moment ot ’enfant est inscrit
au programme d’allocations familiales. Pour redresser le chiffre en question, on a remplacé
le nombre d’enfants d’age O inscrits au programme par une estimation tirée de I’analyse
démographique.

(b} Les enfants de 5 ans ne sont pas obligés de fréquenter 1'école.

Tableau 4

Taux de sous-dénombrement (%) selon I’état ou le
territoire (établi & ’aide des données de I'EF)

Suivant Suivant
le lieu de le lieu de
residence résidence

effectif habituel

Nouvelles-Galles-du-Sud 1.54 1.51
Victoria 1.59 1.77
Queensland 2.68 2.43
Australie méridionale 1.54 1.59
Australie occidentale 2.32 2.26
Tasmanie 1.32 1.16
Territoire du Nord 9.97 6.45
Territoire fédéral de la capital 1.95 1.61

Australie 1.91 1.84
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Tableau 5

Chiffres du recensement de 1986 redressés en fonction du sous-dénombrement,
sclon ’dge et ie sexe

Selon le lieu de résidence cffectif

Age Hommes ) Femmes Total

Nombre Taux de sous- Nombre Taux desous- Nombre Taux de sous-
(milliers) dénombrement (milliers) dénombrement (milliers) dénombrement

0- 4 616.3 1.30 586.6 1.17 1202.9 - l.24

5-9 602.4 1.24 572.4 1.27 11748 1.26
10-14 670.1 1.39 636.8 1.38 1306.9 1.39
15-19 688.3 2.19 657.3 2.02 . 1345.6 2.11
20-24 679.4 4.54 652.4 2.95 1331.8 3.76
25-29 677.5 4.17 660.7 1.81 1338.2 3.00
30-34 629.9 2.29 627.8 1.55 1257.7 1.92
35-39 634.0 1.87 618.9 - 1.11 . 1252.9 1.49
40-44 512.6 1.64 488.5 - 1.21 1001.1 1.43
45-49 426.9 1.66 403.0 0.98 829.9 1.33
50-54 371.2 2.04 354.6 1.56 725.8 1.80
55-59 379.5 1.62 366.5 1.06 746.0 1.34
60-64 347.0 1.70 364.4 1.70 711.4 1.70
65-69 263.6 1.52 302.3 1.35 565.9 1.43
70-74 208.2 1.92 262.9 1.47 471.1 1.67
75+ 233.0 1.49 404.7 2.08 637.7 1.86
Tous les dges  7940.1 2.16 7959.7 1.58 15899.8 1.87

Selon le lieu de résidence habituel

. Hommes Femmes Total
Age -
Nombre Taux de souss Nombre Tauxdesous- Nombre Taux de sous-
(milliers} dénombrement (milliers) dénombrement (milliers) dénombrement
0- 4 615.3 1.29 ‘ 585.9 1.22 1201.2 1.26
5-9 601.3 1.23 571.2 1.22 1172.5 1.23
10-14 668.5 1.29 635.7 1.36 1304.2 1,33
15-19 685.6 2.11 654.3 1.97 1339.9 2.04
20-24 673.1 4.33 646.9 2.83 1320.0 " 3.59
25-29 672.6 4.02 657.2 1.80 1329.8 2,92
30-34 626.6 2.21 625.6 1.53 1252.2 1.87
35-39 630.9 1.78 616.7 1.05- 1247.6 1.41,
40-44 510.3 1.59 487.0 1.19 997.3 1.39
45-49 424.7 1.52 401.7 0.98 826.4 1.26
50-54 3169.6 1.97 3530 1.52 722.6 1.75
55-59 377.7 152 364.0 0.92 741.8 1.22
60-64" 345.6 1.74 361.6 1.6l 707.3 1.67
65-69 262.1 1.47 300.2 1.31 562.3 1.38
70-74 207.2 1.89 261.3 1.46 468.5 1.65

754 232.4 1.52 403.3 2. 635.7 1.83

Tous les dges  7903.6 2.08 7925.5 1.54 15829.1 . 181
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Le second probléme a trait au taux de sous-dénombrement estimé tres élevé qui a été établi
par ’EP pour le Territoire du Nord. Comme I'indique le tableau 4, ce taux est de 9.97%
lorsqu’on tient compte du lieu de résidence effectif et de 6.45% lorsqu’on tient compte du lieu
de résidence habituel. Le Territoire du Nord est un région peu peuplée (selon le recensement
de 1986, 154,800 habitants répartis sur 1.3 million de kilométres carrés) qui est caractérisée
par une population trés mobile. La population estimée du Territoire du Nord selon I'EP est
considérablement plus élevée que la population estimée selon le recensement de 1981. En com-
parant les estimations de I’EP pour le Territoire du Nord avec des estimations indépendantes
comme le nombre d’enfants inscrits au registre des allocations familiales et le nombre d’enfants
inscrits 4 I’école, on se rend compte également que les estimations de ’EP sont élevées. Méme
en reconnaissant que les estimations indépendantes peuvent &tre entachées d’erreur, nous
pouvons affirmer avec assez de certitude que I’EP a surestimé le taux de sous-dénombrement
pour le TN,

Apreés avoir vérifié les questionnaires de I’EP pour le Territoire du Nord, on a jugé qu'ils
étaient acceptables sauf pour un district de collecte, ou des problémes de contrdle des adresses
et de déplacement dans des régions peu accessibles ont fait ressortir des lacunes dans les instruc-
tions concernant les opérations sur le terrain et ont engendré des problémes d’appariement.

On a jugé bon de rajuster a la baisse le nombre estimé de filles de 0 4 4 ans et la population
estimée du TN en redressant les résultats de I’EP. En ce qui a trait aux filles de 0 4 4 ans, on
a multiplié le rapport de masculinité établi 4 1’aide des estimations démographiques par le
nombre estimé de gargons de 0 & 4 ans selon ’EP. Cela revenait essenticllement & remplacer
P’estimation établic par I’'EP pour les filles de 0 & 4 ans par une meilleure estimation en ayant
recours au rapport de masculinité et au nombre estimé de gargons selon ’EP. On a pu ainsi
réduire de 4,000 le nombre estimé de filles de 0 4 4 ans, le nouvel effectif estimé étant de 587,000.

En ce qui concerne la population du TN, on a décidé de ne pas se servir des données du district
de collecte qui posait probléme. Cela a eu pour effet de ramener le taux de sous-dénombrement
pour le Territoire du Nord 4 9.1% (calculé selon le lieu de résidence effectif) et 4 5.5% (selon
le lieu de résidence habituel).

Par suite de ce double redressement, le taux de sous-dénombrement pour ’ensemble du pays
est passé de 1.91% a 1.87% (selon le lieu de résidence effectif) ou de 1.84% a 1.81% (selon
le lieu de résidence habituel}. Le tableau S donne les estimations de I'EP selon 1*4ge et le sexe
apres que les estimations relatives 4 la population du TN et aux filles de 0 & 4 ans ont été
redressées.

5. ESTIMATIONS DEMOGRAPHIQUES INFRA-NATIONALES

Les données sur la migration interne ne sont pas assez fiables pour que les estimations
démographiques infra-nationales servent & évaluer le taux de sous-dénombrement dans le
recensement. Néanmoins, on a comparé pour chaque Etat et chaque Territoire le nombre estimé
d’enfants de 1 4 15 ans selon ’EP de 1986 avec le nombre d’enfants inscrits au registre des
allocations familiales. De fagon générale, on observe une concordance entre les deux séries
de données sauf pour ce qui a trait au Territoire du Nord, o I’écart est supérieur a 2%.

Compte tenu de cette concordance entre les deux séries de données et du fait que I’on ne
peut comparer les estimations de I’EP & des données indépendantes fiables touchant les groupes
d’age supérieurs a cause de I’absence de telles données, les estimations (redressées) de 'EP con-
cernant la population des Etats et des Territoires ont été acceptées.

Les estimations de la population des Etats et des Territoires selon I’age et le sexe et de la
population des districts d’administrations locales n’ont pas été tirées directement de 'EP. L’EP
de 1986 était une enquéte par sondage et ses résultats sont exposés a I’erreur d’échantillonnage.
Lorsqu’il s’agit d’estimations selon I'4ge et le sexe au niveau de I’Etat ou du Territoire ou encore
au niveau du district d’administration locale, les erreurs d’échantillonnage sont élevées, souvent
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exagérément élevées, par rapport aux corrections qu’il faut faire pour tenir compte du sous-
dénombrement. On a donc procédé de facon indirecte pour estimer la population des Etats
et des Territoires selon I’4ge et le sexe en appliquant une méthode d’ajustement proportionnel
itératif (API) aux estimations de ’EP se rattachant A un niveau supérieur et comportant une
faible erreur d’échantillonnage. Pour avoir une description de I’ AP], voir Purcell et Kish (1979).
L’API consiste  redresser les chiffres du recensement selon I'dge et I’Etat ou Territoire en fonc-
tion des estimations nationales de la population selon I’4ge et le sexe et des estimations de la
population des Etats ou Territoires selon le sexe.
L’API] comporte les cycles suivants # = 0,1, . ...

XES
Xga D = XGP = (2n)

s
X242 _ pQn+) Xgs
gas gas (Zn+ 1)

Xt

et X{2) = Y, le chiffre du recensement pour P'Etat g, le groupe d*age @ et le sexe s. Cette
méthode converge vers une solution unique. L’ utilisation de I’API suppose évidemment que
la relation entre les variables dans la structure d’association est valide et qu’elle est préservée.

En ce qui concerne les estimations de population pour les districts d’administrations locales,
la question de ’erreur d’échantillonnage est plus délicate et fes résultats de I’EP ne sont pas
assez fiables pour que I’on puisse estimer directement le taux de sous-dénombrement qui
s"applique a chaque district d’administration locale. Compte tenu de ’hypothése que le taux
de sous-dénombrement varie selon 1’4ge et le sexe ou le lieu de naissance (né en Australic ou
né a 'étranger) et qu'il différe suivant 1’Etat ou Territoire et selon qu’il s’agit de la capitale
ou du reste de I’Etat, le redressement des estimations touchant les districts d’administrations
locales a été exécuté de maniére a tenir compte de tous ces critéres.

6. PROBLEMES LIES AU PROCESSUS D’ESTIMATION DE L’EP

Comme le souligne Bailar (1985) par exemple, I biais et la convergence des estimations de
I’EP sont influencés par les erreurs d’appariement, par ’existence d’une corrélation entre le
fait qu’une personne a été oubliée dans le recensement et le fait qu’elle a été aussi oubliée dans
PEP et par I’existence d’enregistrements erronés dans le recensement ou I’'EP. C’est précisé-
ment a cause des effets probables de ces facteurs que I’on évalue les résultats de I’EP en utili-
sant de la facon décrite ci-dessus des données démographiques et administratives.

Les erreurs d’appariement auront pour effet d’introduire un biais dans les estimations de
I’EP. Le non-appariement d’enregistrements qui devraient normalement pouvoir éire appariés
aura pour effet de gonfler le nombre de personnes oubliées dans le recensement et I'EP pro-
duira alors des valeurs surestimées. Les cas de *‘fausse concordance’” auront I’effet contraire.

La présence d’enregistrements erronés dans le recensement ou I'EP aura pour effet de gonfler
la valeur de ¥ ou dex et, par voie de conséquence, Iestimation établie par ’EP. Le U.S. Burcau
of the Census préléve un échantillon spécial (appelé échantillon D) parmi les enregistrements
du recensement afin d’estimer le nombre d’enregistrements erronés dans le recensement; on
supprime l'incidence de ces enregistrements sur les estimations officielles en redressant le chiffre
du recensement Y. Pour une description de I’échantillon D, voir Fay, Passel et Robinson (1988).
Les méthodes d’appariement et d’estimation utilisées par I’ ABS visent 4 corriger en partie PPeffet
des enregistrements erronés en vérifiant non seulement si une personne a été recensée mais encore
si elle aurait dil I’étre ou si elle I’a ét¢ plus d’une fois. Par exemple, I’EP de 1986 a permis de
déterminer que 250 personnes avaient &€ recensées deux fois et 4 personnes I’avaient été trois



Techniques d'enquéte, décembre 1988 199

fois. Elle a aussi permis de découvrir que des personnes avaient été recensées par erreur. De
cette fagon, si on assimile le processus d’estimation de ’EP 4 I’estimation par quotient plutdt
qu’a I’estimation de systéme dual, on est plus en mesure d’établir le nombre d’enregistrements
erronés.

L’estimation de systéme dual suppose que le fait qu’une personne soit oubliée ou non dans
IPEP n’a rien 4 voir avec le fait qu’elle ait été recensée ou non. Bien que 1’on ait pris toutes
les mesures nécessaires pour séparer parfaitement les deux systémes de collecte et de traitement,
il peut toujours exister une certaine corrélation. Une corrélation positive signifiera que la valeur
estimée de I'EP fondée sur I"hypothése d’indépendance donne une sous-estimation; une cor-
rélation négative signifiera que la valeur estimée de ’EP donne une surestimation. Il y a cor-
rélation négative si le fait qu’une personne a été recensée implique qu’il sera difficile de la
dénombrer dans I’EP; cependant, il n’y a pas de donnée qui permette d’affirmer cela sans con-
tredit; le taux de réponse final pour I'EP (95%) est conforme a4 ceux observés dans d’autres
enquétes-ménages de I’ABS. Une corrélation positive semble plus probable; du reste, ’existence
d’une telle corrélation aurait été constatée dans le recensement de 1981. 5i, de fait, il y a cor-
rélation positive, les opérations de redressement fondées sur I’EP n’auront pas donné des
résultats tout A fait satisfaisants mais auront été néanmoins valables.

7. AUTRES METHODES D’ESTIMATION (WOLTER 1986)

La combinaison de données de I’EP et de rapports de masculinité établis a I’aide de données
démographiques ou d’autres sources est 4 1a base des méthodes proposées par Wolter (1986).
Wolter propose en effet plusieurs modéles et méthodes connexes qui combinent formellement
des rapports de masculinité avec des estimations de 'EP. Ces méthodes visent & assouplir
I’hypothése d’indépendance qui est caractéristique des méthodes d’estimation de ’EP.

Tablean 6
Rapports de masculinité: Hommes pour 100 femmes

Age Autre EP

0- 4 105.0 104.3

5-9 105.2 105.2
10-14 105.2 105.3
15-19 104.7 104,7
20-24 104.1 104.1
25-29 102.6 102.6
30-34 100.3 100.3
35-39 102.4 102.4
40-44 104.5 104.9
45-49 105.2 106.0
50-54 104.2 104.7
55-59 103.0 103.5
60-64 95.2 55.2
65-69 87.1 87.2
70-74 78.8 79.2

75+ 57.9 1.6
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Wolter considére deux modéles. Dans le premier, il suppose que le degré de corrélation entre
les probabilités de sous-dénombrement dans le recensement et dans PEP (lequel degré est mesuré
par les rapports de produits croisés établis a I’aide de tables comme le diagramme exposé dans
les pages précédentes) est le méme pour les hommes et les femmes dans chague groupe d’age.
Dans le second modéle, Wolter pose I’hypothése d’indépendance pour les femmes et utilise
un rapport de masculinité déterminé a I’aide de données indépendantes pour calculer le degré
de corrélation pour les hommes. Il est alors possible de déduire les rapports de produits croisés
pour les hommes,

Selon une premicre étude, ol I’on a appliqué ces méthodes A des données de I’ Australie,
on a observé que le premier modele produisait des estimations de rapports de produits croisés
trés irréguliéres, la moitié environ des valeurs estimées étant négatives. Le second modz2le pro-
duisait beaucoup moins de valeurs estimées négatives mais il en restait un certain nombre; ces
valeurs négatives allaient &tre ramenées 4 zéro dans un modzle modifié. Wolter (1986, p. 7)
souligne aussi le probléme des rapports de produits croisés négatifs. Une fois modifié, le second
modele a été appliqué a des données de 1986. Les rapports de masculinité tirés des données
de I’'EP pour les groupes d’dge 5-9 4 35-39 étaient conformes aux prévisions et leur applica-
tion donnait exactement la valeur estimée de I’EP. En ce qui a trait au groupe d’4ge 0-4, on
a utilisé un rapport de masculinité établi 4 I’aide d’estimations démographiques et pour les
groupes d’dge 40-44 et suivants, on s’est servi de rapports de masculinité estimés a 1’aide des
chiffres du recensement. Les rapports de masculinité sont reproduits dans le tableau 6.

Comme le rapport de masculinité utilisé n’est pas trés différent des rapports de masculinité
de I’EP, I’application du second modele de Wolter a pour effet de modifier trés 1égérement
les estimations de ’EP. Pour ce qui est des groupes d’Age 0-4 et 75 +, le nombre estimé de per-
sonnes de sexe masculin augmente de 0.7% et de 0.5% respectivement. En ce qui a trait aux
groupes d’dge 45-49 et 70-74, les estimations sont réduites d’environ 0.6%. Cette analyse donne
a penser que I’action combinée des problémes évoqués ci-dessus créerait des différences de biais
relativement faibles entre les sexes dans la méthode d’estimation de I’EP. 1l se pourrait que
des biais soient & peu prés identiques pour les hommes et pour les femmes, de sorte que les
rapports de masculinité de I’EP seraient généralement acceptables.

Les recensements de 1981 et de 1986 ont prouvé la nécessité des rapports de masculinité dans
I’évaluation des mesures de sous-dénombrement et nous croyons que la méthode de Wolter
est un moyen utile de produire des estimations auxquelles peuvent étre comparés les chiffres
du recensement et les estimations de I’EP. Le fait que les rapports de masculinité de I’EP de
1986 ont ét¢ généralement acceptables signifie que Iutilisation de la méthode de Wolter a changé
peu de choses. Sauf en ce qui concerne le groupe d*4ge 0-4, la situation est tout a fait différente
de celle qu’on a connue en 1981, lorsqu’on a jugé nécessaire de redresser les estimations de
I’EP pour certains groupes d’age en se fondant sur des rapports de masculinité indépendants.
Cette différence de situation entre 1981 et 1986 refléte peut-8tre une diminution du degré de
corrélation entre les probabilités de sous-dénombrement dans le recensement et dans PEP en
1986.

8. CONCLUSION

Tandis que ’ABS a redressé les chiffres des trois derniers recensements pour tenir compte
du sous-dénombrement, [a fiabilité des estimations de PEP tient au fait que cette enquéte pro-
duit des résultats comparables 4 ceux d’autres sources. On ne prévoit pas une modification
majeure de la méthode pour le recensement de 1991, Cependant, nous croyons nécessaire
d’approfondir les causes possibles de biais en vérifiant notamment la conformité des méthodes
d’appariement manuelles et en analysant les méthodes qui visent & éliminer le biais de corréla-
tion. On prévoit aussi étudier la possibilité de mettre sur pied une banque de données
démographiques selon le lieu de résidence habituel de maniére 3 éliminer ou a réduire les effets
des nombreux mouvements migratoires & court terme.
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ANNEXE 1

L’ENQUETE POSTCENSITAIRE DE 1986

Généralités

L’EP de 1986 a été réalisée dans la quatriéme et cinquiéme semaine qui ont suivi le jour du
recensement. A cet occasion, on a interviewé un échantillon de la population vivant dans environ
35,000 logements privés (2/3 de un pour cent des logements) répartis dans toute 1’ Australie
et abritant environ 100,000 personnes. Le taux de sondage variait selon 1’Etat ou le Territoire,
les Etats ou Territoires moins étendus ayant des taux de sondage plus élevés. Les intervieweurs
recueillaient des données personnelles comme le nom, I’4ge, le sexe, I’état matrimonial et le
lieu de naissance en vue de les apparier avec les données contenues dans les questionnaires du
recensement. Pour chaque personne visée par I’enquéte, 'intervieweur inscrivait le lieu de
résidence habituel, le lieu ol Ia personne se trouvait le soir du recensement, 1’adresse de la per-
sonne avant et apreés le jour du recensement et toute autre adresse a laquelle la personne aurait
pu &tre recensée. A chaque adresse donnée, les renseignements personnels étaient comparés
aux données contenues dans les questionnaires du recensement afin de déterminer si la per-
sonne en question avait été recensée ou non ou de déflmr le nombre de fois qu’elle avait été
recensée si elle I’avait été plus d’une fois.

Champ de I’EP et structure de I’échantillon

Hormis les cas particuliers mentionnés ci-dessous, le champ de I’EP comprenait toutes les
personnes qui devaient avoir été recensées, sauf celles qui étaient a 1’étranger ou qui sont
décédées entre le jour du recensement et le jour de I'EP. Les agents diplomatiques et les per-
sonnes en résidence diplomatique n’ont pas été recensés; ces gens ont donc été exclus du champ
de ’enquéte, comme les enfants nés aprés le recensement. Pour les personnes qui étaient a
I’étranger le jour du recensement mais qui étaient incluses dans le champ de I’EP, on a tenté
un appariement avec les questionnaires du recensement pour voir si elles n’avaient pas été
recensées par erreur.

Pour des raisons pratiques, les régions trés peu peuplées ont été exclues du champ de
Penquéte. Lors du recensement, des procédures spéciales avaient été appliquées pour rejoindre
et recenser la population aborigéne, les travailleurs des camps miniers et des fermes d’élevage,
etc. Pour réaliser I’EP dans ces régions, il aurait fallu appliquer les mémes procédures qu’au
recensement, ¢¢ qui n’aurait pas permis un calcul juste et indépendant du taux de sous-
dénombrement.- C’est pourquoi ces régions ont été exclues du champ de I’EP.

Les logements non privés ou spéciaux comme les hdpitaux, les hbtels et les motels ont aussi
été exclus du champ de ’enquéte. La grande majorité des personnes qui se trouvent dans ces
logements y sont habituellement pour une période relativement courte et selon les regles nor-
males du ABS en matiére d’enquéte, ces personnes seraient susceptibles d’&tre enregistrées a
leur lieu de résidence habituel, ol seraient fournis les renseignements pertinents. Par cette régle,
on s’est donc trouvé a exclure du champ de I’enquéte un nombre relativement restreint de per-
sonnes qui demeurent en permanence dans ces logements. Pour les besoins de I’estimation,
on a supposé que le taux de sous-dénombrement pour la population ne faisant pas partie du
champ d’enquéte était le taux moyen pour la capitale ou une autre ville, selon le cas, pour chaque
Etat et le taux moyen pour le Territoire dans le cas des deux Territoires.
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Comme les personnes demeurant en permanence dans des logements non privés ou spéciaux
et celles vivant dans les régions peu peuplées représentent globalement moins de 3% de la
population totale, une différence de taux de sous-dénombrement entre ces groupes et les groupes
inclus dans le champ de PEP a peu de chances d’influer beaucoup sur le taux de sous-
dénombrement estimé pour ’Etat ou le pays en général.

Lien entre le recensement et I'EP
II est essentiel que I'EP soit aussi indépendante que possible du recensement, sinon les

- facteurs qui ont favorisé un sous-dénombrement ou un surdénombrement lors du recensement

peuvent se retrouver dans I’EP, ce qui aurait pour effet d’introduire un biais dans I’estima-
tion du taux de sous-dénombrement. De plus, le fait de connaitre les régions ou secteurs qui
doivent étre inclus dans le champ de I’EP pourrait conditionner le comportement des agents
recenseurs dans ces secteurs, de sorte que ’échantillon de I’EP ne refléterait pas fidelement
le taux de sous-dénombrement dans le recensement. C’est pourquoi on a tenu a mobiliser deux
€quipes distinctes pour le recensement ¢t I’'EP, tant sur le terrain qu’au bureau central. Les
intervieweurs de I'EP n’avaient pas agi comme agents recenseurs ou chefs d’équipe et le per-
sonnel affecté aux opérations sur le terrain ne connaissait pas les régions ou secteurs qui allaient
étre inclus dans le champ de I’EP.

L’indépendance des enquétes était assurée de deux autres fagons : par la création de deux
systémes de collecte qui fonctionnent indépendamment 1’un de I’autre et par [’adoption de pro-
cédures spéciales concernant les questionnaires du recensement regus par la poste aprés que
les opérations de I’EP ont été engagées.

Pour assurer I'indépendance des opérations des deux enquétes, on a débuté ’EP aprés que
tous les questionnaires du recensement diiment remplis ont été ramassés. Ainsi, les agents
recenseurs n’étaient pas sur le terrain au méme moment que les intervieweurs de ’EP et il n’y
avait aucune possibilité qu’ils s’influencent les uns les autres, méme involontairement.

I fallait prévoir des procédures spéciales pour les questionnaires du recensement regus aprés
le début de PEP pour annuler I’effet que pouvaient avoir les opérations de I’EP sur les membres
responsables du ménage, qui n’avaient pas remis leur questionnaire a temps. A certaines
adresses, les interviewcurs de 'EP ont découvert des questionnaires du recensement qui
n’avaient pas encore été ramassés. Cela s’expliquait par le fait que les personnes en question
préféraient retourner leur questionnaire par la poste et ne I’avaient pas encore fait ou que ’agent
TeCcenseur n’avait pu entrer en contact avec ces personnes pour ramasser le questionnaire. Si
¢¢ n’avait été de I’EP, quelques-unes de ces personnes n’auraient peut-étre jamais retourné
leur questionnaire du recensement. Pour éliminer tout risque de biais attribuable 4 ce com-
portement, les questionnaires du recensement retournés par la poste apres le lundi, 20 juillet
1986 (jour ou a débuté I’EP) étaient considérés en retard. Des procédures spéciales pour le traite-
ment des questionnaires remis en retard sont énoncées plus loin dans cette annexe.

Procédures d’appariement de ’'EP

Les opérations d’appariement visant 4 déterminer si une personne a été oubliée, recensée
une seule fois ou recensée plus d’une fois, se sont déroulées en deux étapes. Celles-ci consistaient
en des procédés administratifs appliqués par les employés du Centre de transcription des données
du recensement.

La premiére étape consistait A repérer les questionnaires du recensement correspondant aux
adresses des ménages inclus dans I’échantillon de ’EP. Les opérations de traitement du recense-
ment de 1986 étaient centralisées & Sydney. Les employés du Centre de transcription des données
du recensement devaient comparer I’adresse indiquée sur la page frontispice de la formule
d’interview de I’EP avec toutes les adresses qui figuraient dans le registre de ’agent recenseur
responsable du district de collecte (DC) olt demeurait le ménage en question. Le registre précité
était un moyen de contrdle pour la livraison et le ramassage des questionnaires du recensement
et contenait des renseignements comme le nom et I’adresse des membres de tous les ménages
du DC de méme que le nombre de personnes dans chacun de ces ménages.
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Lorsque Padressé du ménage était imprécise, par exemple dans les régions rurales, les
préposés du traitement devaient utiliser aussi le nom du membre responsable du ménage, le
nom de la propriété, etc. pour mieux identifier le ménage. De plus, les préposés devaient passer
en revue toutes les adresses inscrites dans le registre de maniére a déceler les enregistrements
répétés. Ils vérifiaient aussi les adresses figurant dans les registres des DC voisins lorsque
I’adresse du ménage échantillonné était aux limites du DC.

La deuxiéme étape consistait a apparier les enregistrements et on se servait pour cela du nom
et des caractéristiques démographiques des personnes enregistrées lors du recensement et de
I’EP. Durant le processus d’appariement, une formule de recherche était produite chaque fois
que I’adresse indiquée pour un membre du ménage échantillonné différait de I’adresse du loge-
ment correspondant. La formule de recherche était traitée comme la formule d’interview de
I’EP et on tentait de repérer le questionnaire du recensement qui correspondait & I’adresse indi-
quée sur la formule de recherche.

En régle générale, le processus d’appariement se déroulait sans difficulté. Dans certains cas
toutefois, des erreurs d’orthographe et des adresses incomplétes rendaient plus difficile
I’appariement de noms. Pour déterminer alors si [a personne en question avait été recensée
ou non, on se fondait sur d’autres renseignements comme 1’age, le sexe, I’état matrimonial,
le lieu de naissance et le lien avec les autres membres du ménage. Dans I'incertitude, les préposés
du traitement devaient consulter leur superviseur.

Durant I’interview, le répondant devait aussi indiquer si le nom de chaque membre du ménage
figurait dans un questionnaire du recensement. Lorsque [’appariement échouait, faute de
renseignements pertinents, la déclaration du répondant était néanmeoins tenue pour vrai. 11y
a eu quelques cas o ce genre de renseignements n’ont pas été fournis par le répondant; on
a alors considéré les personnes en question comme n’ayant pas été recensées.

Apres I’appariement, les données ont été enregistrées sur bande, puis contrdlées et restruc-
turées de maniére a obtenir un fichier d’enregistrements unitaires épuré, qui indique le nombre
de fois qu’un personne incluse dans 1’échantillon de P'EP a été enregistrée au cours du méme
recensement.

Traitement des questionnaires du recensement remis en retard et des «faux» questionnaires
En définissant la formule d’estimation

X = Y (x/y), ol

X = chiffre du recensement estimé, redressé en fonction du sous-dénombrement
Y = chiffre brut du recensement, non redressé

x = nombre estimé de personnes (selon ’EP) qui auraient dii étre recensées

y = nombre estimé de personnes (selon I’EP) qui ont été recensées,

on a considéré les «faux» questionnaires du recensement et les questionnaires remis en retard
comme des cas d’omission dans le recensement.

De «faux» questionnaires du recensement ont été créés sur le terrain pour les logements que
I’on savait habités mais dont les ménages occupants n’avaient pas retourné leur questionnaire
du recensement et n’avaient pu étre rejoints. Les agents recenseurs devaient exercer beaucoup
de prudence en créant ces «faux» questionnaires et devaient s’assurer, hors de tout doute, que
les logements en question étaient occupés le soir du recensement. Ils devaient aussi recueillir
autant de renseignements que possible sur le nombre de membres de ces ménages et leurs
caractéristiques démographiques.

Lorsqu’on réussissait  apparier une adresse relevée durant 'EP a un «faux» questionnaire
du recensement, il était impossible d"exécuter I’appariement de fagon satisfaisante a cause de
I’absence de noms et de caractéristiques personnelles fiables dans le questionnaire du
recensement.
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De méme, les questionnaires remis en retard ne doivent pas &tre traités comme les question-
naires qui ont été remis dans les délais prescrits. Comme la visite d’un intervieweur de I'EP
peut avoir incité des ménages a remplir leur questionnaire du recensement, bien que tardive-
ment, I’inclusion de ces questionnaires pourrait avoir pour conséquence d’introduire un biais
dans Pestimation du taux de sous-dénombrement.

Dans le recensement de 1986, les «faux» questionnaires et les questionnaires remis en retard
contenaient les noms de 115,000 personnes, soit 0.7% de la population. Ce nombre n’est pas
inclus dans le chiffre du recensement brut (Y) ni dans le nombre estimé de personnes (selon
IEP) qui ont été recensées (y), mais il Pest dans le nombre estimé de personnes (selon ’EP)
qui auraient dil &tre recensées (x). Autrement dit, les personnes dont le nom figurait dans de
«faux» questionnaires ou des questionnaires remis en retard ont été considérées comme oubliées
et le redressement pertinent a été effectué 4 1’aide de (x). Le facteur de redressement (x/y)
est gonflé du fait que les «faux» questionnaires et les questionnaires remis en retard sont exclus
de (y); en revanche, les deux séries de questionnaires sont aussi exclus du chiffre du recense-
ment brut (¥), ce qui compense.

Méthode d’estimation

L’estimation s’est faite selon I’dige, le sexe et la région géographique (division statistique
de la capitalefeste de I’Etat). Des facteurs de redressement ont été inclus dans les formules
d’estimation pour tenir compte particllement des ménages qui n’avaient pas répondu ou qui
n’avaient pu étre contactés. Ces facteurs permettent de redresser les deux principales valeurs
estimées, x et y, en imputant effectivement, pour chaque ménage qui a refusé de répondre ou
qui n’a pas été contacté, le nombre moyen de membres d’un ménage et, pour chaque personne
ainsi imputée, le taux de sous-dénombrement moyen pour la combinaison 4ge x sexe x région
géographique appropriée. Pour réduire le biais attribuable 4 ’utilisation de tels facteurs, ceux-ci
ont été calculés pour divers sous-groupes de ménages selon le code de dénombrement attribué
au recensement (par exemple logement occupé, questionnaire remis en retard). Ce code de
dénombrement était réputé avoir un rapport avec le taux de non-réponse observé dans I’EP.
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Dans quelles circonstances les opérations de redressement
améliorent-elles les chiffres du recensement?

NOEL CRESSIE!

RESUME

Des arguments convaincants militent pour ou contre le redressement des chiffres des recensements décen-
naux aux Etats-Unis mais bon nombre de ces arguments reposent plus sur des considérations politiques
que techniques. La décision de redresser les chiffres du recensement dépend essentiellement de la méthode
de redressement. De plus, si le redressement devait s’effectuer, par exemple, a I’aide d'une méthode
synthétique ou d’une méthode de régression, 2 quel niveau devrait-il se faire et comment devrait-on
procéder pour les niveaux inféricurs ou supérieurs? Pour apporter une réponse judicieuse & ces questions,
il nous faut un modele d’erreurs de sous-dénombrement ‘‘cohérent’” en ce sens qu’il ne change pas d'un
niveau d’agrégation a I’autre (pays, état, comté, efc.}. Le présent article propose un modele de ce genre;
les sous-régions ayant des caractéristiques communes sont groupées par strate de telle sorte que les
moyennes des facteurs de redressement des sous-régions de la strate soient les mémes et que les variances
soient inversement proportionnelles aux chiffres du recensement. En prenant en considération I’échan-
tillonnage des régions (par 1’estimation de systéme dual par exemple), nous pouvons construire des csti-
mateurs empiriques de Bayes qui intégrent des éléments d’information sur la moyenne de la strate et la
valeur de l'échantillon. Ces estimateurs sont calculés pour chaque état (51 états, y compris Washington,
D.C.) et stratifiés selon origine raciale ou ethnique (3 strates) a I’aide de données de 1’enquéte post-
censitaire de 1980 (PEP 3-8, pour la population hors établissement institutionnel).

MOTS CLES: Estimation empirique de Bayes; fonctions de perte; mesures de gain; fonction quantile;
corrélation géographique; estimation synthétique.

1. INTRODUCTION

Cet article est de nature technique mais il importe, croyons-nous, d’exposer bri¢vement les
dimensions politiques et sociales de la ‘“‘question du sous-dénombrement™ aux Etats-Unis. La
loi oblige le U.S. Census Bureau 4 communiquer les chiffres de population des Etats au Congrés
au plus tard le 31 décembre de I’année du recensement décennal en vue de la redistribution
des siéges 4 la Chambre des Représentants et 4 communiquer, au plus tard le 31 mars 1991,
les données démographiques régionales en vue de la redéfinition des districts. Les formes
d'utilisation des données du recensement se sont multipliées au cours des derniéres décennies:
les formules de partage des revenus utilisent les chiffres de population et le revenu par habitant
pour chaque localité constituée ¢n municipalité; les études démographiques et sociologiques
réalisées au niveau des régions, des états ou du pays en général reposent habituellement sur
les chiffres du recensement, efc.

L’imprécision des chiffres du recensement devrait &tre un sujet de préoccupation pour tout
le pays. Il ne fait pas de doute que certains groupes d’individus (par exemple, les jeunes Noirs,
les immigrants illégaux, erc.) sont plus difficiles 2 dénombrer gue d’autres; voir Ericksen et
Kadane (1985) et Freedman et Navidi (1986) de méme que I’analyse qui vient 4 la suite de ces
articles. Si les groupes difficiles 2 dénombrer étaient répartis également dans les régions poli-
tiques et administratives des Etats-Unis, la question du sous-dénombrement souléverait beau-
coup moins de controverse. A I’heure actuelle, plusieurs des grandes villes américaines comme
Chicago, Détroit, New York et Los Angeles prétendent qu’elles devraient recevoir plus d’argent

! Noel Cressie, Département de statistique, lowa State University, Ames, 1A 50011.
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du gouvernement fédéral puisqu’elles comptent proportionnellement plus de membres des
groupes difficiles & dénombrer. De plus, certains Etats comme New York et la Californie ont
le sentiment d’étre sous-représentés au Congres, au profit des Etats du Midwest comme
P’Indiana et I'lowa.

Le taux de sous-dénombrement est défini simplement comme la différence entre le chiffre
réel et le chiffre du recensement, exprimée en pourcentage du chiffre réel. Pour estimer le taux
de sous-dénombrement, nous allons nous servir d’un modeéle fondé sur des données de I° enquéte
post-censitaire (EP). Cet article nous donnera I’occasion d’aborder certains aspects techniques
d’une méthode de redressement fondée sur un modéle. Dans la section 2, nous définissons le
modéle et nous nous intéressons au choix des mesures de gain; en outre, nous présentons les
résultats d’agrégation et de désagrégation fondés sur des estimateurs de Bayes et des estima-
teurs synthétiques. Dans la section 3, nous présentons des résultats fondés cette fois sur des
estimateurs empiriques de Bayes. Enfin, la section 4 résume les points a retenir a propos de
cette méthode de redressement fondée sur un modéle; nous y analysons aussi les implications
des conditions suffisantes pour que le risque associé aux chiffres redressés soit moindre que
le risque associé aux chiffres bruts.,

2. LE MODELE COMPOSE ET SES CONSEQUENCES

Nous airnerions tout d’abord expliquer la source de variation aléatoire dans notre modéle,
lequel a été défini initialement dans Cressie (1986), puis amélioré dans Cressie (1988). Selon
natre modele, la population réelle de toute strate délimitée aux Etats-Unis est inconnue. Une
fois que les chiffres du recensement correspondants sont connus, on met a jour les estimations
de la population réelle. Autrement dit, toutes les inférences reposent sur les observations du
recensement.

2.1 Le modéle

L’estimation synthétique consiste A estimer le taux de sous-dénombrement a un niveau parti-
culier (par exemple I’Etat) en faisant la somme des niveaux de sous-dénombrement enregistrés
dans les strates (p. ex., strates démographiques) de la région considérée (p. ex., la Californie),
cette méthode d’estimation suppose que le rapport de la population réelle 4 la population recen-
sée est fixe pour chaque strate, peu importe la région considérée (p. ex., le rapport pour les
jeunes hommes de race noire est le méme pour la Californie, le Delaware, efc.). Ces strates
dont définies le plus souvent selon des facteurs démographiques comme 1"age, I’origine raciale
et le sexe. Tukey (1981) a toutefois proposé de former aussi des strates selon des facteurs
géographiques et urbains. Isaki et coll. (1986) ont procédé a une telle stratification pour les
Etats-Unis.

Le modele composé que nous proposons ici suppose qu’une stratification a déja été faite;
malgré cela, nous proposons dans la section 4 une fagon de déterminer @ posteriori si le mode
de stratification choisi est acceptable.

Supposons qu’ityaj = 1, , Jstrateset i = 1, » 4 régions (p. ex., lorsqu’il s’agit
de secteurs de dénombrement, I = 300 000, tandis que lorsqu il s’agit d’Etats, / = 51, y com-
pris le District de Columbia; pour ce qui a trait 3 la stratification selon des facteurs démogra-
phiques, J = 30 par exemple, tandis que pour ce qui a trait aux deux modes de stratification
utilisés dans Isaki et coll. 1986, J = 90etJ = 96). Considérons que la strate ; est fixe (p. ex.,
la strate / peut étre constituée de la population noire vivant dans les principaux centres d’une
zone statistique urbaine (SMSA = Standard Metropolitan Statistical Area) de 250,000 habi-
tants ou plus dans la division de recensement de la Nouvelle-Angleterre. Comme i prend les
valeurs de 1, I on obtient & chaque fois une série de sous-régions; la sous-reglon dési-
gnée par [’ mdlce ’> représente la partie de la région / ol se trouve la strate j . Nous ne consi-
dérons que les sous régions pour lesquelles il existe des chiffres de recensement.
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Définissons
Y; = population réelle dans la j-iéme strate de la région i 2.1}
Cy; = population recensée dans la j-i¢me strate de la région / (2.2)
Fi=Y/Cysi=1,..,;j=1, ..., /[ (2.3)
Supposons pour I'instant que nous connaissions les rapports (F;:j = 1, ..., J] pour la

région i. Nous pouvons donc calculer la population réelie ¥; a I’aide des valeurs C;.
P i ¢

J
Y, = E F;iCy. (2.4

J=1

Les rapports F;; sont souvent appelés facteurs de redressement . Les strates sont formées de
telle maniére que ces facteurs [F;: i = 1, ..., I} soient aussi homogénes que possible dans
lastrate j; j = 1, ..., J (Tukey 1981).

Dans la réalité, on ne connait jamais les facteurs de redressement; des estimateurs synthéti-
ques exploitent I"homogénéité et remplacent (2.4) de la fagon suivante :

J
y? = Y FC. 2.5)
i=1

Nous n’avons plus que J facteurs de redressement synthétiques {F;: j = 1, ..., J] aestimer,
aprés quoi nous obtenons par (2.5) une estimation de Y;. Les estimateurs synthétiques ont
pour avantage de rendre les facteurs de redressement indépendants de / , ce qui nous permet
de les appliquer a n’importe quel niveau d’agrégation.

Les facteurs de redressement (estimés) peuvent aussi faire I’objet de modéles de régression
ol les variables indépendantes peuvent ou non &tre des variables du recensement, par exemple,
pourcentage de personnes faisant partie d’un groupe minoritaire, taux de criminalité, et pour-
centage de personnes habituellement recensées. Considérons

J

p
vre =y ( Y 3k,jzk.j') Cji- 2.6)
k=1

j=

Pour ajuster efficacement les paramétres 8, ;, ..., 8, ;, nous posons diverses hypothéses a
propos des composantes d’erreur {Fj; _ ¢%_, 8, ;z, ;}, notamment quelles sont indépen-
dantes et identiquement distribuées avec une moyenne nulle.

Ericksen et Kadane (1985) proposent d’ajuster une droite de régression a ¥, f= 1FiCiit
¥ f= 1Cjis i = 1, ..., I. Freedman and Navidi (1986) désapprouvent I’idée et soulignent les
conséquences qui pourraient se produire si I'une ou I’autre des hypothéses relatives 4 I’erreur
s’avérait non fondée. Toutefois, ils semblent oublier que ’utilisation de ratios entraine I’ hété-
roscédasticité des erreurs, ce que nous ne manquons pas de souligner dans I’équation (2.7) ci-
dessous; dans la section 2.2, nous justifions le choix de ce modéle. Par ailleurs, selon ce méme
modele, les chiffres de sous-dénombrement des strates sont combinés de sorte que la variabi-
lité entre les strates est expliquée par la fonction de régression et la variance de ’erreur. Il est
possible d’obtenir des estimateurs plus précis par I’équation (2.6) en définissant une fonction
de régression pour chaque strate. Ericksen et Kadane (1987) et Ericksen, Kadane et Tukey (1987)
supposent aussi des erreurs homoscédastiques et un modéle de régression fondé sur la combi-
naison de strates hétérogeénes. Il semble qu’une telle combinaison ait été rendue nécessaire par
le manque de données.
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L’objet de cet article n’est pas de supposer des F; qui ne dépendent que de /, ou une fonc-
tion de régression pour les F}; mais de convertir ’hypothése synthétique Fy; = F;, en une
hypothése d’homogénéité (statlsthue)

Fy ~ N(F, t}/Ci)s i=1, .., L j=1,...,J, e.n

ol *‘ ~" signifie * est distribué selon’’ et N(u,0?) est une distribution normale de moyenne
et de variance o, En utilisant une fonction de régression pour la moyenne, on peut expli-
quer une plus grande partie de la variabilité des F; au risque d’introduire un biais par une mau-
vaise définition. Les strates qui ont été choisies dans la section 3 sont définies selon I’origine
raciale; nous avons jugé qu’il était inutile de compliquer davantage la question en choisissant
des variables de régression sujettes a controverse. Nous désignerons le modéle (2.7) comme
une distribution composée. Pour des raisons de commodité, nous supposons au départ une
distribution normale; cette hypothése sera assouphe ultérieurement. Dans le modele (2.7), F;
moyenne fixe mais inconnue qu’il faut estimer et TJ, = var(\/_ C; F;) est un paramétre que
nous appellerons variance de strate (uniformisée). Le modéle (2. 7) refléte mieux la réalité aux
niveaux d’agrégation supérieurs; voir Section 3. Par hypothése, toutes les distributions dans
(2.7) sont indépendantes.

Il y a de bonnes raisons de pondérer la variance par 1/C;; (voir Cressie 1987a, Annexe; et
1988). L’aspect le plus intéressant du modele (2.7) est qu’il est cohérent, c’est-a-dire qu’il ne
change pas d’un niveau d’agrégation a Pautre. Plus précisément,

2
i
Fiw ~ N (F,, —) , (2.8)

: Cieiv

F.C. + F.,.,Cj,..
Fiigp = ———"—" et Cjiqp = Ci + Cye. (2.9)
Chiair

Il s’agit d’une propriété trés importante que la plupart des modéles statistiques de sous-
dénombrement actuellement proposés n’ont pas. Grice 4 cette propriété, les élaborateurs de
modéles n’ont pas a s’occuper des facteurs géographiques et historiques qui ont contribué a
diviser le pays en Etats, en comtés, ezc.

Evidemment, Pensemble (F;: i =1, ..., I; j =1, ..., J] n’est pas connu comme tel;
s’il I’était, ce serait trés facile de calculer, (¥;:i = 1, ..., I}. En fait, on procéde & un échan-
tillonnage, de sorte que Fj; est observé imparfaitement. Pour nous représenter le probléme,
imaginons qu’un échantillon est prélevé dans la strate j de la région { pour évaluer le niveau
de sous-dénombrement. Soit Xj; le résultat (p. ex., Xj; | est le rapport entre ’estimateur de
systéme dual et les chiffres du recensement pour la strate j de la région i, et le modéle

Xi~N(Fu,of/Ci);i=1, .., Lj=1,...,J, (2.10)

ou Fj; est un paramétre de moyenne inconnu qu’il faut estimer et crf = var(\/a-,- Xi) est
un parameétre que nous appellerons variance d’échantillonnage (uniformisée). Par hypotheése,
toutes les distributions dans (2.10) sont indépendantes. Lorsqu’il y a un grand nombre de strates,
I’échantillon de I’EP doit &tre grand (p. ex. 300,000 ménages) si I’'on veut obtenir des données
pour chaque combinaison de strates et de régions.

Dans ses enquétes post-censitaires, le U.S. Census Bureau utilise ’échantillonnage avec pro-
babilité proportionnelle & la taille, ce qui suppose une variance d’échantillonnage du type défini
en (2.10). A cause de cette pondération, le modéle (2.10) est aussi cohérent.
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2.2 Fonctions de perte (mesures de gain) et estimateurs de Bayes correspondants

La fonction de perte est utilisée en théorie de la décision stAatistique (voir p. ex. Ferguson
1967) pour guantifier la perte qui découle de ’utilisation de # comme estimateur d’un para-
meétre alors que la valeur réelle est 8. Un exemple d'une fonction de perte quadratique est
(6 — 8)%. Dans ’esprit d’une terminologie plus optimiste, le Census Bureau a décidé en 1986
de parler de ““mesure de gain’’ plutdt que de *‘fonction de perte’’.

Imaginons (2.10) comme une distribution de X; étant donné F;, (distribution condition-
nelle) et (2.7) comme la distribution composée (ou ‘*a priori>’) de F;. Pour prévoir Fj; nous
devons alors connaitre la distribution “‘a posteriori’’ de Fj; étant donné X; . Le lecteur aura
remarqué que nous utilisons une terminologie bayesienne puisque nous considérons les F,
comme des variables aléatoires dont [a distribution empirique est conforme au modzéle (2.7).
Toutefois, outre ces parametres aléatoires, il nous faut aussi estimer des paramétres fixes mais
inconnus {F;}, {TJ 1, {a_, }. La distribution a posteriori de i | X est,

(distribution de X; | Fj;) - (distribution a priori de Fj)

2.11
(distribution rp_arginale de X ( )

Pour ce qui a trait a la fonction de perte quadratique, I’estimateur de Bayes ordinaire de Fj; est
simplement ’espérance de Fj; par rapport & la distribution a posteriori: F};ba = E(F; | Xp)
En substituant les modeles (2.7) et (2.10) dans I'expression (2.11), nous obienons facilement
la distribution a posteriori {voir p. ex. Lindley et Smith 1972):

2. 2.2
Tj . O'j Tj .
Bl = (B T o= By, ), @.12
Tj + O’j Tj + CFJ'

pouri=1, ..., I; j=1, ..., J. Par conséquent, I’espérance de F;; par rapport a la distribu-
tion a posteriori est simplement '

F:,-',"ba = F; + Dij(X; — F), (2.13)

oub; = / (T; + orj ). Pour convertir (2.13) en un estimateur emplnque de Bayes, il faut
trouver des estimateurs pour F; et I;; voir Section 3.1.

Bien que |’on se soit servi des hypotheses de normalité des modeles (2.7} et (2.10) pour
établir I’éguation (2.13), il est possible de montrer, de facon plus générale, que (2.13) est un
estimateur de Bayes pour la fonction de perte quadratique en posant simplement par hypo-
thése la structure de la moyenne et de la variance des modéles (2.7) et (2.10) et en posant

F; | Xy) = a; + b;Xj;. Ceci représente un cas particulier de la solution plus générale
présentée par Goldstein (1975). Pour des raisons de commodité, nous allons maintenir hypo-
thése de normalité mais il faut se rappeler gu’il existe une optimalité non parametrlque pour
tous les estimateurs étudiés.

L’estimateur Fj‘,lba défini en (2.13), est un estimateur de Bayes pour la fonction de perte
quadratique dans la strate j de la région i, Définissons estimateur de ¥,

; .
ypbe = E F“baC_,,,: =1,...,1, (2.14)
et considérons la fonction de perte générale suivante :

; ‘
E (Y - Y.—)Zf(C.-)_, (2.15)
i=1 ‘
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ol f(C;) est n’importe quelle fonction du chiffre de recensement de la région /. En minimi-
sant (2.15) pour tous les ¥ = ¥ "_1 F7* C; nous sommes amenés A choisir les £ de telle
maniére que E [ §1_, T I ASYFE — F,,)’Z| (Xpti=1, .., 55=1,...J}] est
minimisée; dans [’expression précédente, Ay = 0 depend umquement des chiffres du recen-
sement ([Cy:i=1,...,j=1,...,J }. On obtient la valeur minimum de 1'espérance
mathématique par ’estimateur (2.14), qui révéle une certaine robustesse étant donné qu’il
demeure optimal, peu importe la fonction f( - ) choisie.

Conformément & la recommandation 7.2 de la National Academy of Sciences (1985), le choix
de f(C;) = 1/C;fait en sorte que la part de la perte totale pour une région est en rapport avec
la taille de la population de cette région. Parmi les fonctions de perte qu’utilise le Census Bureau,
celle qui se rapproche le plus de (2.15), oit f(C;) = 1/C;, est

!
SR AR (2.16)
i=1

elle se rapproche le plus de (2.15} en ce sens qu’il s’ agit aussi d’une somme de carrés pondérée,
oll chaque terme correspond 4 une part de la perte totale qui est en rapport avec la taille de la
population. Dans le cas qui nous occupe, on attribue des poids plus élevés dans les régions plus
populeuses de sorte que I’utilisation de fonctions de perte de ce genre dénote un intérét marqué
pour les considérations d’ordre national. La fonction de perte ¥ ., (¥,*F — Y;)¥/¥?, qui
garantit un taux de sous-dénombrement uniforme pour les / régions, ne sera pas considérée ici.

Il est facile de montrer que I’estimateur de Bayes pour la fonction de perte (2.16) est défini,

J
YS = [E(( E F,-,.q-,-) M Xpi=1, ., Li=1, ...,J})] -1, (2.17)
i=1

qui n’est pas une combinaison [inéaire de {F“"a F =1, ..., j}. Toutefois, en faisant une
premiére approximation a I’aide de la methode 8, on peut montrer que ¥ = ¥} De fait,
cette relation est vraie pour une catégorie beaucoup plus grande de fonctlons de perte, comme
Pindique Cressie (1987b):

2 I Yr_est
LY = m E {Y,F“[(T) - 1] + A[Y; — Y,—“‘}}; A=EOD, —1;  (2.18)
i=1 i

lescas A = 0, — 1 sont définis comme les limites respectives de L* lorsque A — 0, — 1. Read
et Cressie (1988, Chapitre 8) montrent que Pestimateur de Bayes dans ce cas est

J
YN = [E(( b)) ﬁ,-,-c,-,-) M Xpi=1, .., Lj=1, ...,J})] S (219
i=1

qui se raméne a (2.14) lorsque A = — 1, et & (2.17) lorsque A =
Le curieux de la chose est que la plupart des estimateurs de taux de sous-dénombrement utilisés
sont optimaux (suivant diverses hypothéses de modéle) pour A = — 1, bien que I’on utilise

= 1; ¢’est-a-dire (2.16), pour mesurer leur efficacité. Par la méthode 6 nous avons YN =
Y“""l et rappelons-nous que Y est optimal pour (2.15); par conséquent, les estimateurs de
taux de sous-dénombrement pour les fonctions de perte quadratiques sont efficaces pour une
grande catégorie de fonctions de perte. C’est le cas observé par Kadane (1984) dans son analyse
bayesienne hiérarchique des données du sous-dénombrement dans le recensement de 1980
(A = — let A = — 2 ont été comparés) et ce qu’ont confirmé les études de populations
fictives réalisées par Cressie et Dajani {1988).
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Nous venons de démontrer que les estimateurs (2.13) et (2.14) sont des estimateurs de Bayes
(ou du type Bayes) pour une grande catégorie de fonctions de perte. Cependant, il n’est pas
siir que les propriétés d’ensemble de [ﬂ?ba: i=1,...,;j=1,...,j}, sont de parfaits
estimateurs des propriétés d’ensemble correspondantes de [(F:i =1, ..., L ji=1, ...,
J, 4 cause de I’inégalité var(f) =var(E(# ] X)). Selon cette inéquation, la variance de la
moyenne a posteriori du parameétre est moindre que la variance du paramétre proprement dit.
Cela ne change rien 4 ’estimation de la population des Etats mais pour ce qui est d’estimer
la distribution de {F;Cy:i=1,...,51);/=1,...,J,ou{Y¥Yz:i=1,...,51}, (2.13)
par exemple, Pestimateur (2.13) est peu approprié. Ce genre de distribution est utilisée dans
les études de normes (Mulry-Liggan et Hogan 1986) pour déterminer la proportion de personnes
dans une strate qui sont touchées par un taux de sous-dénombrement supérieur 3 u% (Cressie
1988, Section 4).

Nous allons imposer une contrainte 4 I’estimateur de [Fj:{ = 1, ..., 7} de maniére que
les moments a posteriori des fonctions de distribution empiriques (pondérées) de cet estima-
teur correspondent aux moments de sa fonction de distribution empirique pondérée. Pour cela,
il suffit de modifier I’estimateur de Bayes ordinaire pour obtenir un estimateur de Bayes con-
ditionnel ayant les propriétés d’ensemble appropriées. Louis (1984) expose en détail une ver-
sion des modeles (2.7) et (2.10) 4 variances égales; néanmoins, cette approche peut étre
facilernent modifiée pour des variances pondérées. Cressie (1986) montre que I’estimateur de
Bayes conditionnel est

Fi™ = 8+ G - ), (2.20)
J

Y = E F}?bﬂcﬁ’ (2.21)
i=1

la premiére équation étant obtenue en résolvant les équations ci-dessous en fonction de {;
etde G;:

&+ G = b) = F; + DX, ~ F);
G Y (C,-.-/E Cﬁ.) (X - X0 =
i h

(/ - )D;0}/Y) Cyw + D} ¥ (c,-,-/): c,-,,) (X — X%,
B i h (2.22)

where

I !
X = Y, XiCil ¥, Can. (2.23)

2.3 Risques liés au redressement; paljamétres de modéle connus par hypothése

La méthode exposée dans la section précédente définit les niveaux de sous-dénombrement
pour diverses combinaisons de strates et de régions comme des variables aléatoires. La perte
prévue (ou risque) est le critére utilisé pour comparer des méthodes de redressement entre elles.
En régle générale, on préfére les méthodes qui présentent le moins de risques.
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En P’absence d’autres considérations (p. ex. considérations politiques, pratiques, erc.), il
est juste et normal d’utiliser 12 méthode qui présente le moins de risques. Le statisticien sait
que ce mode d’opération produira en moyenne de meilleures estimations, si I’on considére ici
I’ensemble des problémes auxquels s’intéresse le statisticien. Cependant, rien ne nous assure
que, pour un probléme donné (en I’occurrence I’estimation du taux de sous-dénombrement
dans le recensement de 1990), la perte sera moins élevée pour une série d’estimations fondées
sur le critére du risque minimum que pour une autre série d’esumatzons En d’autres termes,
inéquation E(¥%) < E(W?) ne garantit pas que V2 < W? pour un probléme particulier. Si,
4 la lumiéredes données recueillies, nous devions reconnaitre que la méthode choisie n’est pas
celle qui présente le moins de risques, nous devrions néanmoins la considérer comme optimale.

Dans le reste de cette section, nous présentons divers résultats concernant les estimateurs
de Bayes (pour les démonstrations, voir Cressie 1988). Il va sans dire que ces résultats dépen-
dent de la justesse du modéle proposé. En pratique, les résultats les plus pertinents ont trait
aux estimateurs empiriques de Bayes; ces résultats sont reproduits dans la Section 3 (avec
démonstrations).

Ce qu’il faut surtout se rappeler 4 propos des estimateurs de Bayes ordinaires (2.13) et (2.14)
(voir Section 2.2) est qu’ils sont optimaux ou quasi-optimaux pour une grande catégorie de
fonctions de perte. En outre, ils sont indépendants des niveaux, c’est-a-dire qu’ils sont opti-
maux non seulement au niveau ol ils sont construits, mais aussi aux niveaux supérieurs, lorsqu’il
y a agrégation. Selon (2.14), ‘

Y,’“ba + Y‘_l}ha = Y;‘éga, (2.24)

ou i&i’ désigne la région formée des deux régions distinctes i et ',

Ainsi, on devrait tenter de construire un estimateur de Bayes au niveau d’agrégation le plus
bas (flots de recensement), puis remonter jusqu’au niveau voulu, ce qui assurerait la cohérence
des données a tous les niveaux. Dans la pratique, une telle chose est impensable car I’échan-
tillon de I’enquéte post-censitaire ne sera jamais assez grand pour produire des estimations de
systéme dual du taux de sous-dénombrement pour tous les flots. Il en est de méme pour les
secteurs de dénombrement et les comtés. De plus, & ces niveaux les modeles (2.7) et (2.10) ne
conviennent plus aussi bien (Cressie et Dajani 1988); dans la Section 3.1, il est question d’un
ajustement convenable au niveau de [’Etat.

1l est certain que ’enquéte post-censitaire produira des renseignements sur chacun des $1
Etats, ce qui permettra la construction d’estimateurs {empiriques) de Bayes au niveau de I’Etat.
Ce niveau est le plus névralgique politiquement; les chiffres des recensements décennaux servent
en premier lieu a la redistribution des sieges des 50 Etats (hormis Washington, D.C.) 4 Ia
Chambre des représentants (ces chiffres doivent parvenir au Congrés au plus tard le 31 décembre
de ’année du recensement). A ce niveau, les estimateurs de Bayes (2.13) et (2.14) of frent donc
un compromis entre les facteurs de redressement observés d'un Erat (Xarf =1, ..., J}et
les facteurs de redressement (synthétiques) {F;:j = 1, ..., J]. Par exemple, lorsqu’on uti-
lise les estimateurs de Bayes, on reconnait que le taux de sous-dénombrement chez les noirs
du Mississipi peut étre différent de celui observé chez les noirs de New York.

Nous allons maintenant examiner les conséquences de I’estimation synthétique aux niveaux
inférieurs aprés qu’une estimation bayesienne a été faite 4 un niveau donné. Pour assurer la
cohérence des données a tous les niveaux, il est souhaitable d’estimer le taux de sous-
dénombrement au niveau de I'llot, puis de remonter jusqu’au niveau voulu. Supposons que
nous estimons un facteur de redressement Fi* pour la strate j dans la région i. Maintenant,
supposons que { = i & i, c’est-a-dire que la région / est composée de deux sous-régions
distinctes /; et i>. Alors la méthode synthétique, aux niveaux inférieurs, pose que

Fj* = g = Ff, (2.25)

de sorte que les estimateurs de la population réelle sont définis,
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J J
Y= L ENCi YR = L FifCh 29
=1 i=1
Par (2.25) et (2.26) nous avons:
J
YEe + Yiszye =Y™ = E FfCy, 2.27)
=1

ce qui est la propriété d’agrégation-désagrégation voulue,

Comparons le risque lié a I'utilisation de ¥"°2, Y2, et Y£°* (définis par (2.14), (2.5) et
(2.21) respectivement) i celui lié 4 'utilisation de C;, qui est le chiffre du recensement pour
la région /. En utilisant la fonction de perte (2.15), nous obtenons les risques suivants:

uba-risk; = E[ (Y™ — Y)2f(C)], (2.28)
cen-risk; = E[(Ci— Y)(C)], (2.29)
sya-risk; = E[(YP* - Y)?f(C)], (2.30)
cba-risk; = E[ (Y™ — Y}if(Ch]. (2.31)

11 est possible ae démontrer la suite d’inéquations suivante {Cressie, 1988):
uba-risk; = cba-risk; < sya-risk; = cen-risk;, (2.32)

ot I'inéquation du centre exige que o} /7f < 3,5 =1, ..., J.

Comparons maintenant le risque lié 4 'utilisation de Y2¥° et de Y ¥° (estimateurs respec-
tifs de ¥ et de Y, d’aprés }"}‘ba dans (2.25)) avec celui lié¢ & I'utilisation de C; et de C,, ou
la région i = i, & i,, "'union de deux régions distinctes /, et #,. 1l est possible de montrer
(Cressie 1988) que I’utilisation de 1’estimateur synthétique fondé sur 1’estimateur de Bayes ordi-
naire défini 4 un niveau particulier mais appliqué & un niveau inférieur, comporte toujours
un risque moins élevé que 'utilisation des chiffres du recensement.

11 serait aussi intéressant d’analyser Ia variation de I’écart entre le risque lié 4 'utilisation
des chiffres du recensement et le risque lié 4 I"utilisation de I’estimateur de Bayes puis de I’esti-
mateur synthétique, en fonction du niveau; plus I’écart est grand, plus il est avantageux de
redresser les chiffres du recensement. Utilisons en I’occurrence la refation f(C;) = 1/C;dans
la fonction de perte (2.15). Il est possible de montrer (Cressie 1988) qu’a mesure qu’on descend
dans la hiérarchie géographique, la ‘*différence de risque’’ entre I’estimateur de Bayes puis
I’estimateur synthétique et les chiffres du recensement devient plus grande en termes absolus.
Bien qu’il s’agisse ici de I’estimateur de Bayes ordinaire, la méme constatation s’applique a
I"estimateur de Bayes conditionnel et 4 ’estimateur synthétique et I’ordre des termes de 1'iné-
quation (2.32) demeure inchangé A n’importe quel niveau d’agrégation, pour autant que les
modeles (2.7) et (2.10) soient valides a fous les niveaux. Malheureusement en ce qui concerne
les niveaux inférieurs, il y a de quoi penser que les biais peuvent étre appréciables. C’est-a-dire,
E(F;) = F; + by; E(Xj; | Fy) = F + dj;. Dans la réalité, les bj; et d;; ne sont jamais nuls
mais ils sont négligeables 4 des niveaux d’agrégation suffisamment élevés. Au niveau de I'Tlot
ot du secteur de dénombrement, ils peuvent étre appréciables (Cressie et Dajani 1988) et peuvent
éventuellement contredire 'inéquation (2.32). En outre, 4 des niveaux inférieurs, les données
{ X} sont plus variables, ce qui fait que la version empirigue (voir Section 3) de I’estimateur
de Bayes (2.14) renferme des estimations moins précises de D; = 77/(7} + o}) A cause de
cela, et de la reconnaissance de la différence entre le risque et la perte, les chiffres redresses
ne sont plus aussi précis qu’ils I’étaient aux niveaux inférieurs, comme cela a été observé dans
des populations fictives (Schultz et coll. 1986).
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3. REDRESSEMENT DES CHIFFRES DU RECENSEMENT PAR
' L’ESTIMATEUR EMPIRIQUE DE BAYES

Nous avons défini plus t6t par les équations (2.14), (2.21) et (2.5) les estimateurs de la popu-
lation réelle ¥*%2, Y72, et ¥**, pour la région i. Pour que ces estimateurs soient fonction uni-
quement des données, il nous faut des estimateurs pour les parameatres inconnus F, r}, et af;
Fay et Herriot (1979) définissent des estimateurs empiriques de Bayes dans un modéle de régres-
sion dont les modéles (2.7) et {2.10) sont des cas particuliers. Pour des raisons de cohérence

statistique (voir Cressie 1987, Section 3.3), nous choisissons

F = X, 3.1

3 = max{[E Cil(Cjy > 0) (X — XJ-.)Z/(E HC; > 0) — 1)] - &, 0}. (.2)

i

La valeur de &_,,-2 est obtenue a la suite d’un échantillonnage: on la calcule par I’estimation de
systéme dual et Schultz et coll. (1986) la déterminent pour leurs populations fictives en répé-
tant I’échantillonnage de 1,440 secteurs de dénombrement (parmi les quelque 300,000 qui
existent) avec probabilité proportionnelle a la taille.

La stabilité statistique (cest-a-dire, faible variance d’échantillonnage) est plus facile 4 obtenir
pour les moyennes d’échantillon que pour les variances d’échantillon. Le coefficient de varia-
tion de la variance de ’échantillon est environ v2/vn; par conséquent, pour obtenir un
intervalle de confiance relatif (0.5, 1.5) pour la variance de la population, nous devons avoir
n = 32 et pour obtenir un intervalle (0.95, 1.05), il nous faut n = 3,200. L’estimateur ¥ /_,
Ciul(Cj; > 0)(X;; — Xj.)zl(Ef=1I(CJ-,- > 0) — Dde 1:,-2 + of est donc trés instable,
surtout lorsqu’il y a beaucoup de strates et que, par conséquent, ¥ /_,7 (Cy > 0) est faible
(inférieur a 30}.

Une facon de contourner la difficulté serait de définir une autre distribution composée,
notamment en stipulant que I’ensemble [r}: j =1, ..., J) estissu, par exemple, de la réci-
proque d’une distribution gamma. Ainsi, au lieu d’estimer J paramétres [7}: i=1,...,J%
nous n’aurions qu’a estimer deux paramétres gamma (voir par exemple Hui et Berger 1983).
Une autre solution possible serait de grouper provisoirement quelques-unes des strates dans
le but d’estimer la variance de strate. Autrement dit, il s’agirait de définir des groupes d’indices
de strates distincts, 4), ..., Ax,detellesorteque U {A: &k =1, ..., K} = {1,2, ..., J},
etrj = Tf' = leﬂ lorsque j et j* se rapportent au méme A, . De cette maniére, Cressie et
Dajani (1988) réussissent a faire passer le nombre de paramétres de la variance de strate de
J =96 4 K = 4. Pour ce qui a trait aux données analysées ci-dessous, il n’a pas été néces-
saire de procéder de cette fagon puisque ¥ 1_, /( Cj; > 0) = 51 pour chacune des trois strates
formées selon ’origine raciale.

3.1 Estimateurs empiriques de Bayes

Nous pouvons maintenant construire les estimateurs empiriques de Bayes ordinaires (voir
p- ex., Morris 1983) et conditionnels (Louis 1984):

FY® = X + (#1707 + 8D} (X; — X)), (3.3)
FJ
YW= Y REChi=1, ..., 1 (3.4)

J=1
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ceb
F:fi

X;. + {77 /(7] + 6))} (X — X)), (3.5)

J
Yr'ceb E Fﬁ"’C};; i=1,...,1. (3.6)
=1

L’estimateur empirique de Bayes ordinaire (3.3) peut également se déduire de la théorie des
modeles linéaires avec effets aléatoires (Henderson 1976). .

Il convient de souligner que les estimateurs empiriques de Bayes des facteurs de redressement
de la strate j se raménent tous & I’estimateur synthétique X;.. lorsque %,-2 = {). La présence du
coefficient de pondération {7?/(#} + 67)}" dans la formule de I’estimateur empirique de
Bayes conditionnel (3.5) peut paraitre étrange a premiére vue mais Cressie (1987a) montre que
ce coefficient donne un estimateur sans biais de erreur de strate C; (Fj; — F}).

Dempster et Tomberlin (1980) avaient proposé quelques années auparavant une autre fagon
d’estimer le sous-dénombrement & Paide d’un modeéle empirique de Bayes; ils ont en effet avancé
que le nombre de personnes non recensées dans une sous-région pourrait tre une variable aléa-
toire binomiale. Ils ont défini un modgle de Bayes hiérarchique mais n’ont pas tenu compte de
la variation hétéroscédastique. Stroud (1987) introduit une covariable dans un modéle bayesien
a deux degrés mais ses hypothéses (2 savoir, variation homoscédastique et échantillons de méme
taille dans toutes les sous-régions) sont trop restrictives pour le probléme qui nous intéresse ici.

Cressie (1987a, Section 4) donne les formules du biais et de I’erreur quadratique moyenne
pour les estimateurs empiriques de Bayes ordinaires (ueb) (équ. 3.3 et 3.4) et conditionnels (ceb)
{équ. 3.5 et 3.6) et les estimateurs synthétiques

™ = X, 3.7
J
Yr'syn = EE?T“C’,;“.: ]’ ey I, (38)
i=1
Comme le taux de sous-dénombrement est une fonction non linéaire de la population réelle,
ses estimateurs fondés sur (F™: i =1, ...,1;j =1, ..., J}, notamment
1 , .
”J'?SIEI_FTN;’=1""’I;J=I""’J' 3.9
i
est Ci ;
U El_yTﬂ“zl"”’l’ (3.10)
]

sont biaisés; on peut estimer les biais et les erreurs quadratiques moyennes par la méthode &
{Cressie 1987a, Section 4). Tous ces calculs ne tiennent pas compte de la variabilité due 2
I'estimation (non linéraire) de 77/ (s} + o}).

Supposons que ’on choisit les trois strates suivantes (formées selon 1’origine raciale ou
ethnique des membres de la population des Etats-Unis): noirs, non-noirs hispaniques et autres.
Les données de I’enquéte post-censitaire qui a suivi le recensement de 1980 sont reproduites
dans Cressie (1987a, tableau 1). Ces données ont trait a la population hors érablissement
institutionnel (Cowan et Bettin 1982} et ont été identifiées “PEP 3-8’ par le U.S. Census
Bureau - le chiffre 3 désigne le groupe de personnes non recensées dont on a pu estimer le
nombre grice & une enquéte réalisée en avril et & Pimputation de données, tandis que le chiffre
8 désigne les enregistrements erronés qui ont pu &tre portés a I’attention des autorités grice
a un¢ enquéte indépendante qui a permis ’imputation de données a partir de renseignements
fournis par le U.S. Post Office.
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Se servant des données PEP 3-8 et des équations (3.1) et (3.2), Cressie (1987a) a estimé la
movyenne de la distribution composée de méme que les variances de strate et d’échantillonnage
uniformisées définies dans (2.7) et (2.10):

noirs: F, = 1.06076 +# = 673.982 &f = 522.183, (3.11)
Non-noeirs 5 _ 22 22 _

hispaniques: F, = 1.04667 +§ = 308.990 &; = 246.585, (3.12)
autres: Fy = 099981 # = 242.134 &% = 242.152. (3.13)

Se fondant sur ces estimateurs de paramétres et les données PEP 3-8 {X};: j = 1,2,3; 1 = 1,
..., 531}, Cressie (1987a, tableaux 2 et 3) a produit des estimations du sous-dénombrement
[uf™}, {1} pour les estimateurs empiriques de Bayes ordinaires et les estimateurs synthé-
tiques définis par (3.3} et (3.7) respectivement.

Pour vérifier ’ajustement du modéle, on a calculé les résiduels { Cj (F§F° — Ff<): i = 1,
..., I} pour chacune des strates. Les résultats pertinents figurent en affichage arborescent dans
le tableau 1; un diagramme en cloche est ce qui illustre le mieux la tendance des résultats pour
chaque strate. Le modéle semble &tre conforme aux données, sauf en ce qui concerne la strate
des non-noirs hispaniques dans I’Etat de New York. Eu égard a la cause Cuomo ¢. Baldridge,
plaidée devant la Southern District Court de New York en 1983, ce nouveau mode de présen-
tation des données révéle des détails intéressants. Les non-noirs hispaniques de I'Etat de New
York étaient fortement sous-dénombrés, méme par rapport aux non-noirs hispaniques des
autres Etats. De fait, le juge a tranché en faveur du Département du commerce des E.-U. (en
décembre 1987) en faisant valoir que les statisticiens et les démographes n’avaient pas encore
mis au point, en 1980, des méthodes de redressement qui pouvaient s’appliquer convenablement
a I’échelle du pays. .

Dans quelles circonstances les chiffres du recensement sont-ils améliorés lorsqu’on remplace
{Cai=1,....,I)par {¥Y™:i =1, ..., I}? Dans la section suivante, nous définissons les
conditions dans lesquelles I’inégalité (2.32) se vérifie dans un modele empirique de Bayes.

3.2 Redressement A divers niveaux; paramétres de modéle estimés

Les remarques qui ont été faites au début de la Section 2.3 s’appliquent également ici; dans
une approche fondée sur un modéle, ’existence d’un faible risque ne garantit pas une faible
perte dans tous les cas mais seulement en moyenne. En outre, la propriété d’agrégation définie
en (2.24) vaut aussi pour les estimateurs empiriques de Bayes ordinaires (ueb) et conditionnels
(ceb) et les estimateurs synthétiques (syn);

Yo+ Y = YS (3.14)

car “‘est” = *‘ueb,’’ *‘ceb,’’ et *‘syn,”’ définis respectivement par (3.4), (3.6) et (3.8). De plus,
la propriété d’agrégation-désagrégation définie en (2.27), & savoir

Y"Tye + yiszye = ¥, 3.15)

oui=i&iyet Fjj* = Ff = F§*, vaut pour n’importe quel estimateur de F;, y compris
les estimateurs empiriques de Bayes ordinaires et conditionnels et les estimateurs synthétiques.

Définissons le risque 1ié & I’estimation de ¥; par ¥( = ¥ _;-’=]I*"j§5' Cj;) comme

est-risk; = E[ (Y7 = Y)2f(C)H]. (3.16)



218 Cressie: Amélioration du recensement par redressement

Nous nous servirons de 1’équation (3.16) pour comparer les estimateurs identifiés par
“est’” = *‘ueb,’” “‘ceb,” et “syn,”” a “‘cen” (FF™ = 1) via (3.16). Considérons I’estimateur

Ft=rX;y+ (1 —r)X.;0=r,=1, (3.17)
une combinaison convexe des données X; et de I'estimateur synthétique X;.. Alors,
2

J c?
est-risk; = E (1 — rj)z{cﬁ - E;] + of {’J'ZCJ" +
Cin

j=1

(1 - rHC}
d "’}. (3.18)

X Cin
h h

Il est facile de voir que la valeur de r; qui minimise (3.18) est r; = D; = 77/ (7} + o});
autrement dit, si nous ne tenons pas compte de I’effet de ’estimation de 7/ et de o7, nous
obtenons

ueb-risk; < est-risk;; 0 = r; < 1. (3.19)
Comparons maintenant ueb-risk; (posons r; = D, dans (3.17)) et cen-risk;; or selon (2.29)

J 7
cen-risk; = E TFCLf(C) + [ E (F; — I)Cﬁ] ey, (3.20)
i=1

i=1
De plus, en posant ff‘ = kj-crf;j =1,...,J,

ueb-risk; = 37 a}‘{ T+ L. }c}-jf(cf). (3.21)
j=1 1 + kj E (jjh i + k;
14

4.

Une condition suffisante pour que ueb-risk; < cen-risk; est,

k Cii 1
[ 4 + ! . = k;,;
 + &; E Ci 1 + &
h
autrement dit, si

otk = {E C};,/C,-f} Mi=1, ..., (3.22)
P
alors
ueb-risk; = cen-risk;. (3.23)

De méme, on peut montrer que si

i/ =lji=1,...,J, (3.24)
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alors
syn-risk; < cen-risk;. (3.25)
Enfin, si (a}/rf) = 1,et
‘ C. 20,
4(a}/r})2(;)2 — (o} /7}) (1 e ) +320/=1,...,J, (3.26)
| 2 Ga 2 Cn
) A
alors
ceb-risk; = syn-risk;. (3.27)

encore une fois (selon (3.26)), si a} /1;,-2 est faible, les risques peuvent étre bornés.

Par conséquent, il est possible d’établir une inéquation analogue A (2.32):

ueb-risk; = ceb-risk; < syn-risk; < cen-risk;, (3.28)

ott Iinégalité du centre exige la réalisation de la condition (3.26) et I’inégalité de droite exige
la réalisation de la condition (3.24). SiI’unc ou I’autre de ces inégalités ne se vérifie pas, nous
pouvons au moins affirmer que ’estimateur empirique de Bayes ordinaire représente une amé-
lioration par rapport aux chiffres du recensement si la condition (3.22) est réalisée. Pour les
données PEP 3-8 du recensement de 1980, nous avons

6217 = 0.77, 63/#% = 0.80, &1/# = 1.00; (3.29)

autrement dit, en ce qui concerne le recencement décennal de 1980 aux E.-U., le risque lié 2
I’utilisation des chiffres du recensement est plus élevé que celui lié & P’utilisation de ’estima-
teur synthétique et le risque lié 3 I'utilisation de I’estimateur empirique de Bayes ordinaire est
le moins élevé de tous.

Comparons maintenant le risque lié¢ & 'utilisation de ¥;° et de Y)Y (estimateurs respec-
tifsde ¥, et de Y, fondés sur P}?S‘ défini en (3.17)) au risque lié a I'utilisation de C;, et de

C,,, o larégioni = i & ip est composée de deux régions distinctes i) et i;.

Y E[(Y,-f,”c - Y,-F)Zf(c,p]

f=1

B Il -5 63
=1 j=1 ’ ’ Cii ECJ'" C}ff Cii
P’

J

1 —rf 2
+ 0'1'2{—’} + i}] Cjz'iff(cif)‘ (3'30)

E Cin i

h
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qui est similaire 4 (2.15). Il est clair que la suite d’inéquations (3.28) se¢ vérifie dans les mémes
conditions qu’auparavant, soit (3.22), (3.24) et (3.26); nous considérons que est-risk; dans
(3.28) est égal 4s (3.30) ot r; = Djlorsque “est” = ‘“‘ueb,” r; = D/* lorsque “‘est”” = “‘ceb,”
et r; = 0lorsque “‘est’” = “‘syn’’. De plus, pour ce qui a trait 4 la fonction de perte (2.15),
ou f(C)) = 1/C;, la différence de risque augmente & mesure que ’on descend dans la hiérar-
chie géographique.

4. ANALYSE

La triple inéquation (3.28) repose sur diverses hypothéses qu’il convient d’approfondir. On
a suppose que les modéles (2.7) et (2.10) convenaient et, en particulier, que les distributions
étaient indépendantes d’une sous-région 4 I’autre. Nous avons aussi supposé que Peffet de ’esti-
mation de D; dans les estimateurs empiriques de Bayes de Fj; était négligeable. Signalons
toutefois que les estimateurs synthétiques de F;; n’utilisent pas d’estimation D; et que par
conséquent, [a suite d’inéquations (3.28) depend uniquement de la validité des rnodeles @amn
et (2.10).

Les conditions qui sous-tendent la triple inéquation (3.28) se réaliseront dans la mesure ol
a, / TJ sera ““faible™. Cela implique qu’il faudra choisir un grand nombre de ménages dans
I’enquéte post-censitaire (EP) sinon on ne pourra étre assuré de I’efficacité des opérations de
redressement. En connaissant la variance de strate (d’aprés les résultats d’un recensement
antérieur par exemple), on pourrait éleborer le plan de I'EP de maniére que les conditions
soient satisfaites. Une fois ’enquéte réalisée et les données {(Xii =1, 2y j=1, , F ]
connucs on peut vérifier les conditions (3.22), (3.24) et (3. 26) au moyen des estlmateurs

defims en (3.2).

Concentrons notre attention sur la meilleure combinaison convexe de X et de X;., soit

Fj ueb 4éfini en (3.3). Alors, ueb- risk; =< cen-risk;, si (3.22) se vérifie, c’est-a- d1re si

h

ot/r} < [ > C,-;,/Cﬁ] fi=1, ..., J. “.1)

Il convient de souligner que cette condition est moins stricte lorsque la région i compte une
faible population recensée; par contre, pour ce qui est des régions qui ont une population
recensée élevée, I’estimateur empirique de Bayes ordinaire peut produire une estimation de la
population moins Juste que les chiffres du recensement. Une condition suffisante pour que
(4.1) se vérifie est o‘; /‘rJ =Lj=1, » J, cette condition est également celle qui est requise
pour que I’estimateur synthétique produise une estimation de la population plus juste que les
chiffres du recensement. Elle a, de fait, été satisfaite pour les données PEP 3-8 de 1980 (voir
. Section 3.2).

Enfin, la condition (4.1) devient moins stricte aux niveaux inférieurs et, de fait, ies résul-
tats de la Section 3.2 indiquent que la différence de risque entre les chiffres redressés et les
chiffres bruts s’accroit. Examinons cela de plus prés. Les résultats sont justes a la condition
que le modeéle vaille pour les niveaux inférieurs, mais cela n’est probablement pas le cas au
niveau de Pflot et du secteur de dénombrement. L’existence d’un biais dans (2.7) et (2.10),
a savoir

E(F;) = F; + by E(X | Fy) = Fy + dj, 4.2)
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pourrait modifier I’ordre des termes de ’inéquation (3.28). Pour ce qui est des Etats toute-
fois, Cressie (1988) et le tableau 1 montrent par une analyse des résiduels que (2.7) et (2.10)
conviennent aux données PEP 3-8 de 1980, et comme (3.29) implique que la condition {4.1)
est satisfaite, on peut penser avec suffisamment de certitude que I’estimateur empirique de Bayes
ordinaire produira, pour chaque Etat, des chiffres de population plus justes que le recensement.
Cela pourrait ne pas étre le cas au niveau de Pflot; il est clair qu’il faudra décider du niveau
ol I’'on juge pnmordlal d’avoir des chiffres de population exacts. L’objectif premier du recen-
sement aux E.-U. est de fournir les chiffres de population des Etats au Congrés en vue de la
redistribution des siéges a la Chambre des représentants. On pourrait, a cet égard, inclure un
certain nombre de grandes villes parmi les Etats et considérer, par exemple, la ville de New
York comme un “Etat’’ et I’Etat de New York moins la ville de New York comme un autre
Etat. Il nous semble que ce niveau d’agrégation est le plus névralgique politiquement et que
les recherches devraient 8tre axées en priorité sur 1’établissement de chiffres exacts pour ce
niveau.
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Méthodes d’imputation de valeurs manquantes
dans des enquétes postcensitaires

DONALD B. RUBIN, JOSEPH L. SCHAFER, et NATHANIEL SCHENKER!

ABSTRACT

Pour estimer le taux de sous-dénombrement dans le recensement, on exécute une enquéte postcensitaire
(EP) et on tente d’apparier les enregistrements de cette enquéte avec des enregistrements du recensement;
le taux d’appariement donne une estimation du taux de couverture du recensement. L’estimation du sous-
dénombrement repose sur une stratification e posteriori ot les caractéristiques géographiques et
démographiques et les caractéristiques du logement X servent de critéres de stratification. Or, la non-
réponse fait qu'il manque des données sur X pour certaines personnes; en outre, on ne peut déterminer
un code d’appariement Y pour chaque personne. Il faut donc une méthode pour imputer les valeurs man-
quantes de X et de Y. Cet article vise & examiner les méthodes d’imputation qui ont été utilisées dans
le Test des opérations de redressement de 1986 (Schenker 1988) et propose deux méthodes de rechange
axées sur des modeles: (1) une méthode d’estimation de tableau de contingence fondée sur le maximum
de vraisemblance, qui ne tient pas compte du mécanisme de non-réponse et (2) une nouvelle méthode
d’estimation de tableau de contingence de type bayesien, qui tient compte du mécanisme de non-réponse.
La premiére méthode est plus simple au point de vue du calcul mais la seconde est plus intéressante au
point de vue théorique et scientifique.

MOTS CLES: Méthodes bayesiennes; données qualitatives; erreur de couverture; algorithme EM;
imputation multiple; non-réponse non aléatoire; sous-dénombrement.

1. INTRODUCTION

Depuis un certain temps, le U.S. Bureau of the Census utilise une enquéte postcensitaire
(EP) pour évaluer Perreur de couverture dans ses recensements; il prévoit réaliser de nouveau
une EP aprés le recensement décennal de 1990. L’EP vise 4 déterminer si une personne a été
effectivement recensée; pour cela, il faut chercher parmi les enregistrements du recensement
celui qui correspondrait & la personne en question (autrement dit, il s’agit d’établir une con-
cordance), La proportion de personnes dans ’EP qui ont été oubliées lors du recensement sert
4 estimer la proportion de la population qui n’a pas été recensée. Une opération semblable est
exécutée lorsqu’on tente d’apparier un échantillon d’enregistrements du recensement avec les
enregistrements de I'EP; cela permet d’estimer le surdénombrement dans le recensement, con-
séquence d'enregistrements erronés (par exemple enregistrements répétés ou fictifs).

Les données de ’EP sur les cas de concordance et les enregistrements erronés sont combinées
pour estimer la taille de la population au moyen de I’estimateur de systéme dual; ce genre
d’estimateur, fondé sur la méthode de saisie-resaisie, est analysé dans Marks, Seltzer et Krotki
(1974), Krotki (1978), Wolter (1986), Diffendal (1988) et Fay, Passell et Robinson (1988,
Chapitre 5). Les estimations de systéme dual de la population sont calculées pour des strates
définies a posteriori selon des caractéristiques géographiques et démographiques (dge, sexe,
origine ethnique) et des caractéristiques du logement (mode d’occupation, type de construction).

Or, I'EP n’est pas a I’abri de la non-réponse et a ce propos, deux problémes particuliers
viennent compliquer le processus d’estimation:

! Donald B. Rubin et Joseph L. Schafer, Département de statistique, Harvard University, Cambridge, MA 02138,
%.-U.; Nathaniel Schenker, Division de la biostatistique, UCLA School of Public Health, Los Angeles, CA 90024,
~U.
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1. Il s¢ peut que "on n’ait pas toutes les données voulues sur une personne {(qu’il s’agisse des
caractéristiques géographiques ou démographiques ou encore des caractéristigues du loge-
ment); dans ce cas, on ignore a quelle strate formée g posteriori appartient cette personne,

2. Aprés le traitement des données de PEP, il arrive que 1’on n’ait pu déterminer le code
d’appariement (variable dichotomique indiquant s’il y a concordance ou non-concordance
avec les enregistrements du recensement) ou un code de dénombrement pour certaines per-
sonnes. Cela peut se produire, par exemple, lorsque le nom fourni dans I’EP est incomplet
ou qu’il est difficile de définir I’adresse oli demeurait la personne le jour du recensement,
si cette personne est déménagée depuis.

Les données manquantes ont été une importante source de variabilité dans I’estimation du
taux de sous-dénombrement pour le recensement décennal de 1980 {Freedman et Navidi 1986;
Fay, Passell et Robinson 1988, Chapitre 6). Les améliorations apportées au plan de sondage
de I’EP devraient avoir pour effet de réduire la quantité de données manquantes en 1990 (Hogan
et Wolter 1988); néanmoins, une méthode de traitement des données mangquantes s’impose.

Pour le Test des opérations de redressement de 1986 (TOR), qui a été créé récemment pour
vérifier la validité des méthodes d’estimation du sous-dénombrement et des méthodes de
redressement (Diffendal 1988; Schenker 1988}, on a utilisé une EP dont le plan de sondage
est comparable i celui de I’enquéte prévue pour 1990. Dans cet article, nous examinons les
méthodes dont on s’est servi dans le TOR (Schenker 1988) pour traiter les données manquantes,
deéfinissons les fatblesses probables de ces méthodes et analysons des solutions de rechange.

Nous visons essenticllement 4 signaler les problémes et a proposer des méthodes pour les
résoudre. L’objet de nos recherches & long terme est d'analyser soigneusement ces méthodes.
Bien que notre article porte uniquement sur 'imputation de valeurs manquantes dans I’estima-
tion du sous-dénombrement, la non-réponse est aussi le fait de 1’échantillon du recensement
qui sert a estimer le surdénombrement. Toutefois, comme les problémes sont les mémes dans
un cas comme dans 'autre (Schenker 1988), notre analyse vaut pour les deux.

Dans notre analyse des solutions de rechange, nous proposons une méthode inédite fondée
sur un modéle de Bayes qui tient compte du mécanisme de non-réponse et qui, par conséquent,
ne suppose pas que la non-réponse est aléatoire. Ce genre de modéles pour les données
qualitatives incomplétes est un élément nouveau de la théorie du traitement des données man-
quantes; voir Fay (1986), Little et Rubin (1987, section 11.6) et Baker et Laird (1988) pour des
analyses et des comptes rendus d’ouvrages. En outre, le genre de données manquantes dont
il est question ici n’est pas propre a P'estimation du sous-dénombrement; le phénoméne se
retrouve dans beaucoup d’autres situations. Notre analyse porte donc sur le traitement des
données qualitatives manquantes dans son ensemble.

Dans la section 2, nous examinons les méthodes d’imputation utilisées dans le TOR. Dans
la section suivante, nous exposons des méthodes de rechange et les iliustrons a I’aide d’un
exemple simple. Enfin dans la section 4, nous concluons notre analyse.

2. METHODES D’IMPUTATION UTILISEES DANS LE TOR

2.1 Description des méthodes

Pour chaque personne incluse dans le champ de I’EP, définissons X comme les variables
qualitatives pour I’age, le sexe, ’origine ethnique, le mode d’occupation et le type de construc-
tion; définissons ¥ comme le code d’appariement (1 = concordance, 0 = non-concordance)
et Z comme les variables qui indiquent s’il s’est agit d’une interview ordinaire ou d’une inter-
view par personne interposée et si la personne en question a déménagé entre le jour du recense-
ment et le jour de ’EP. Dans le TOR, les variables X (sauf le type de construction) ont servi
de critéres de stratification a posteriori (Diffendal 1988); Z a été observée pour tous les membres
de'échantillon de I'EP alors gue des valeurs de Y et d’éléments de X étaient parfois manquantes
(Schenker 1988).
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Les valeurs manquantes de X et de ¥ ont été imputées en deux étapes. (Notre description
a été simplifiée dans le but d’alléger la présentation; voir Schenker (1988) pour les détails de
la procédure.) Premiérement, on a imputé toutes les valeurs manquantes de X a 1’aide d’une
méthode «haot deck» fondée sur les variables obsservées de X; autrement dit, les valeurs imputées
provenaient des distributions observées de X. En deuxi¢me lieu, aprés avoir imputé les valeurs
manquantes de X, on a ajusté un modele de régression logistique de ¥ sur X et Z pour les cas
ou Y avait été observée. Ce modele de régression logistique a ensuite servi a imputer les pro-
babilités d’appariement pour toutes les valeurs manquantes de Y. On a imputé des probabilités
au lieu de zéros et de uns pour a) accroitre la précision de Pestimation et b} pouvoir évaluer
la variabilité due 4 ’imputation (Schenker 1989).

2.2 Analyse des méthodes

Les méthodes d’imputation du TOR présentent beaucoup d’avantages. Elles sont faciles
a comprendre et utilisent des modgles explicites pour ’imputation de Y. En outre, I'imputa-
tion se fait surtout en fonction d’observations plutét qu’en fonction de distributions marginales.
Enfin, ces méthodes permettent, en principe, d’évaluer la variabilité des estimations du sous-
dénombrement attribuable aux valeurs manquantes de Y. En revanche, ces méthodes présen-
tent certaines lacunes que nous nous attachons a décrire ci-dessous.

La méthode d’imputation du TOR est une méthode «neutre» car elle ne tient pas compte
du mécanisme de non-réponse. Les méthodes «neutres» supposent que la non-réponse est
aléatoire (NRA) (Rubin 1976); en d’autres termes, elles supposent qu’étant donné les obser-
vations, le fait qu’il manque des éléments de réponse ne dépend pas de la valeur de ces éléments.
Par exemple, si les valeurs de X et de Z sont connues pour toute la population, la NRA sup-
pose qu’on peut imputer la valeur de ¥ au moyen de la distribution conditionnelle de Y, étant
donné X et Z, pour les personnes dont on connait les valeurs de X, Yet Z.

De fait, la méthode utilisée dans le TOR est un cas particulier d’une méthode «neutre»
puisqu’elle renferme des hypothéses qui sont plus rigides que I"hypothése générale de la non-
réponse aléatoire. La méthode du TOR a traité X et Y de fagon assymétrique; en effet, selon
cette méthode, on a imputé les valeurs manquantes de ¥ conditionnellement 4 toutes les valeurs
observées alors qu’on a imputé les valeurs de X conditionnellement aux valeurs observées de
X plutdt que conditionnellement aux valeurs observées de X, Y et Z. Ainsi, non seulement la
méthode du TOR suppose que la non-réponse est aléatoire, mais aussi qu’étant donné les
éléments observés de X, les éléments manquants de X sont conditionnellement indépendants
de Yetde Z.

Cette autre hypothése d’indépendance n’est peut-&tre pas réaliste; il se peut qu’étant donné
les valeurs observées de X, il y ait une dépendance résiduelle des valeurs d’éléments manquants
de X par rapport a Y ou a Z. Si tel est le cas, les valeurs observées de Y et Z devraient servir
a I'imputation des valeurs de X. Supposons, par exemple, que I’on ne connait pas le sexe d’une
personne de ’échantillon de I’EP et que, par ailleurs, les données dont on dispose sur cette
personne (par exemple dge, origine ethnique et adresse) ne permettent pas d’appariement avec
un enregistrement du recensement (¥ = 0) et supposons que le taux de sous-dénombrement
dans le recensement tend i &tre plus élevé pour les hommes que pour les femmes qui ont les
mémes caractéristiques. Alors, le fait de savoir que ¥ = 0 au lieu de 1 donne a penser qu’il
peut s’agir plus d’un homme que d’une femme. La méthode d’imputation «neutre» la plus
générale utiliserait I’information fournie par ¥ et Z pour 'imputation des valeurs manguantes
de X; cela est une des méthodes d’imputation analysées dans la section suivante (voir section
3.4.1).

Un autre aspect de la méthode d’imputation du TOR qui peut &tre irréaliste est ’hypothése
de «neutralité» proprement dite. La non-réponse n’est peut-&tre pas aléatoire; autrement dit,
étant donné les valeurs observées, le fait qu’il manque des éléments de réponse n’est pas indépen-
dant de la valeur de ces éléments. Si tel était le cas, il conviendrait mieux d'utiliser un modéle
«non neutre» pour le mécanisme de non-réponse. Prenons, par exemple, un groupe de
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personnes qui se distinguent uniquement par I’origine ethnique, les valeurs des autres variables
étant les mémes pour tout le groupe; il peut étre plus difficile d’obtenir des données sur ’origine
ethnique dans le cas des groupes minoritaires que dans le cas des groupes non minoritaires;
en conséquence, la répartition de la population selon I’origine ethnique variera suivant qu’il
s’agit des personnes dont 1’ocrigine ethnique est inconnue ou des personnes dont 1’origine
ethnique est connue. Pareillement, méme aprés avoir tenu compte de toutes les variables X
et Z, il y aurait plus de chances que la valeur de Y soit manguante pour les personnes qui n’ont
pas été recensées que pour celles qui 'ont été. Une méthode d’imputation fondée sur une
catégorie générale de modéles «non neutres» est présentée dans la section 3.4.2.

3. AUTRES METHODES D’IMPUTATION POUR L’EP

3.1 Introduction

Soient X = (X}, X,, X3) trois caractéristiques enregistrées par I’EP (par exemple 4ge, sexe
et origine ethnique). Les variables X, X;, et X, sont supposées &tre qualitatives et peuvent
prendre 7, J, et K valeurs respectivement. Nous avons choisi trois variables uniquement pour
les besoins de ’illustration et pour simplifier la notation; toutes les notions présentées dans cette
section s’appliquent automatiquement & n’importe quel nombre de variables qualitatives. Dans
la pratique, les variables X comprendront probablement les caractéristiques démographiques
et géographiques et les caractéristiques du logement utilisées dans la stratification a posteriori
pour I’estimation du sous-dénombrement; elles pourront aussi inclure d’autres variables de I'EP,
comme le code «déménagement» ¢t le code d’interview, qui ne sont pas d’un intérét primordial
mais qui peuvent &tre utiles pour I'imputation.

Nous allons former f/K classes de personnes en répartissant ces personnes selon X, X3, et
X;. Ces classes peuvent coincider ou non avec les strates formées a postériori pour I’estimation
du sous-dénombrement; en pratique, les strates formées a posferiori seront probablement
définies plus largement que ces classes. Il est utile mais non nécessaire de définir ces classes sous
forme de tableau croisé de toutes les valeurs possibles de X, X, et X;; il existe aussi des formes
plus complexes (comme les tableaux imbriqués). Nous allons construire des modéles linéaires
logarithmiques pour des tableaux 4 plusieurs entrées ou tableaux de contingence mais ce genre
de modeles existe aussi pour d’autres formes de présentation.

Soit Y a variable dichotomique qui désigne le code d’appariement et qui peut prendre la valeur
1 (appariement réussi) ou la valeur 0 (appariement manqué). S’il ne manquait aucune donnée,
on pourrait résumer les résultats de ’EP dans un tableau de contingence quadridimensionnel
af x J x K x 2cellules puisqu’on pourrait classer chaque personne selon X, X3, X;, et Y.
Or, les personnes pour lesquelles il mangue la valeur d’une ou de plusieurs variables ne peu-
vent étre classées que selon les variables qui ont été observées. Les personnes pour lesquelles
X, X5, X,, et Yont été observées constitueront un tableau quadridimensionnel que nous
appellerons tableau des cas complets (CC) ou tableau de données pour le schéma de non-réponse
I (aucune variable manquante). Les personnes pour lesquelles X, X5, X; ont été observées mais
non Y constitueront un fableau supplémentaire tridimensionnel 3 IJK cellules, que nous
appellerons tableau de données pour le schéma de non-réponse 2, En régle générale, il y aura
2* tableaux qui correspondront 4 tous les schémas de non-réponse possibles, soit un tableau
CC et 2% — 1 tableaux supplémentaires.

3.2 Imputation A partir de tableaux de référence

D’apres notre méthode d’imputation fondée sur un modéle, les tableaux de données seront
définis pour différents schémas de non-réponse comme des observations multinomiates, Pour
chaque schéma de non-réponse, nous allons définir un ensemble de probabilités de cellules
©' = {6y}, ol I'indice supéricur ¢ désigne le schéma de non-réponse, ¢ = 1, ..., 2% etles
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indices inférieurs i, /, k, et [ désignent les niveaux de X}, X,, X, et Y respectivement. Comme
nous nous reporterons a 67 lorsque nous imputerons des valeurs manquantes pour le f-iéme
tableau de données, nous appellerons ©' le tableau de référence pour le t-iéme tableau de
données et (8": ¢ = 1, ..., 2%] ’ensemble des tableaux de référence.

L’imputation de valeurs manquantes équivaut a élargir chaque tableau supplémentaire de
maniére & le rendre quadridimensionnel en conformité avec le tableau de référence correspon-
dant. Considérons, par exemple, I’imputation de Y pour les personnes pour lesquelles seule
Y est inconnue. Cela revient a élargir le tableau de données pour le schéma de non-réponse
2 en divisant chaque effectif de cellule du tableau en deux nombres, le nombre de personnes
pour lesquelles ¥ = 1 et le nombre de personnes pour lesquelles ¥ = 0, les proportions étant
conformes 2 celles du tableau de référence ©2. Comme on connait 82, cette opération est
simple; nous déterminons tout d’abord a Paide de ©2 1a distribution conditionnelle de Y étant
donné X pour le schéma de non-réponse en question:

2
Bijkl

P(Y= 1 |X1,X2,X3,t=2) = =5
030 + 0%

0]

pouri = 1,...,0,j=1,...,J,etk = 1, ..., K. Ensuite, nous imputons ¥ = 1 pour chaque
observation dans la cellule ijk du tableau de données avec une probabilité égale a la valeur de
P’expression définie par le membre de droite de Péquation (1); nous pourrions, a la place,
imputer la moyenne de cette distribution, qui correspond précisément a la probabilité d’un
appariement (1). Dans la section 3.3, nous examinons les avantages du tirage aléatoire par rap-
port 4 ceux de I’imputation de moyenne pour ce qui a trait a I’EP.

Soulignons que la seule chose qu’il a fallu déterminer a aide de ©2 dans I’exemple ci-dessus
est la distribution conditionnelle de ¥ étant donné X; par conséquent, n’importe quelle valeur
de ©2 qui produit les mémes valeurs pour (1) appelera le méme processus d’imputation. Ainsi,
pour avoir une imputation précise, il n’est pas nécessaire que la valeur estimée de ©' cor-
responde 2 la distribution conjointe de ¥ et X pour le t-iéme schéma de non-réponse; il suffit
que la distribution conditionnelle des variables manquantes, étant donné les variables observées,
établie a I’aide de la valeur estimée de 8" se rapproche de la distribution exacte.

En particulier, si la non-réponse est aléatoire, un seul tableau de référence &' = 0,¢ = 1,
..., 2%, produira des valeurs imputées valides pour tous les schéinas de non-réponse méme
si la distribution conjointe de X et ¥ devait varier d’'un schéma & I’autre. Le fait que I'on a
besoin d’un seul tableau de référence découle de la définition de la «ncutralité», qui implique
que la distribution conditionnelle des valeurs manquantes, étant donné les valeurs observees,
ne dépend pas du schéma de non-réponse. Les valeurs imputées O valides ne proviennent pas
de O¢c, ¢.-a-d. des probabilités de cellules pour la distribution conjointe de X, X, X3, et ¥
qui est a 1a base du tableau CC, mais de la distribution conjointe de X, X,, Xyet Y, dont on
calcule une moyenne pondérée pour ’ensemble des schémas de non-réponse. De facon générale,
si la non-réponse est non aléatoire, il faudra définir un tableau de référence propre pour chaque
schéma de non-réponse.

Dans notre approche axée sur un modele, il faudra examiner deux questions essentielles:
(1) comment estimer I’ensemble des tableaux de référence en appliquant des principes reconnus
de I’estimation efficiente et (2) comment exécuter I'imputation une fois que les estimations ont
été établies. Dans la section 3.4, nous comparons deux méthodes d’estimation mais avant, nous
allons analyser briévement diverses formes d’imputation.

3.3 Imputation simple ou multiple et imputation de moyenne

Une fois les tableaux de référence estimés, on connait enti¢rement les distributions des
variables manquantes, étant donné les variables observées, pour chaque personne. En théorie,
ces distributions pourraient servir 4 I’estimation ponctuelle ou a I’estimation par intervalle de
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ces distributions pourraient servir a I’estimation ponctuelle ou 4 Iestimation par intervalle de
valeurs présentant un certain intérét. En pratique, toutefois, ces calculs sont habituellement
irréalisables; il faut donc procéder d'une autre fagon. Le remplacement des valeurs manquantes
par imputation est une solution intéressante car elle produit un ensemble de données complet
qui peut &tre analysé i I'aide de méthodes pour données complétes. Little (1986) expose som-
mairement les avantages et les inconvénients de diverses méthodes d’imputation; nous n’allons
commenter que les aspects se rapportant 4 I’EP.

En pratique, on remplace habituellement chaque valeur manquante par une valeur tirée au
hasard dans une distribution; on obtient ainsi un ensemble complet de données gue I’on analyse
4 I’aide des méthodes usuelles pour données complétes. Les estimations d'intervalles établies
a I'aide de cette méthode seront artificiellement trop précises puisqu’elles ne reflétent pas la
variabilité due & ’'imputation. Pour résoudre cette difficulté, on tend de plus en plus a utiliser
I'imputation multiple (Rubin 1987), qui consiste & remplacer chague valeur manquante par
m valeurs tirées au hasard dans la distribution. Lorsqu’il y a une quantité modérée de valeurs
manquantes, m = 5 tirages suffisent pour obtenir des estimations ponctuelles efficientes et
des estimations d’intervalles acceptables. Compte tenu des taux de non-réponse observés le
plus souvent dans I'EP (en régle générale, 52 10 % ou moins, d’aprés le TOR), m = 2tirages
conviendront parfaitement dans & peu prés tous les cas. Toutefois, dans une enquéte d’envergure
comme I’EP, méme un faible nombre de tirages peut poser des problémes de calcul.

Comme ce qui nous intéresse le plus dans ’EP sont les taux d’appariement estimés pour
les strates formées a posteriori, il faut vraisemblablement accorder plus d’importance a la
variabilité due 4 I'imputation de ¥ qu’a la variabilité due 4 ’imputation de X autrement dit,
il importe vraisemblablement de faire ressortir la variabilité des taux de sous-dénombrement
globaux avant la variabilité des taux de répartition du sous-dénombrement entre les strates
formées a posteriori. On peut donc obtenir des résultats acceptables en imputant un seul
ensemble de valeurs X, puis en imputant ¥ par multiplication, étant donné X, Une autre solu-
tion serait d’imputer un seul ensemble de valeurs X, puis imputer la probabilité d’appariement,
étant donné X. C’est ce qui a été fait dans le TOR (Schenker 1988); grice a cette méthode,
les valeurs imputées de X et les valeurs fractionnaires de Y sont considérées comme des valeurs
obtenues par imputation simple dans I’estimation des taux de sous-dénombrement.

Il se fait actuellement des recherches sur la maniére de toujours choisir la méthode d’imputa-
tion qui convienne a un ensemble de tableaux de référence donné. Souhaitons que la méthode
utilisée dans le TOR, et qui consiste 4 imputer une seule valeur de X puis 4 imputer
P(Y = 1| X) s’avére un heureux compromis entre la précision de 'imputation multiple et
la facilité d’exécution de I’imputation simple.

3.4 Modéles et méthodes d’estimation

Dans cette section, nous présentons deux méthodes qui servent 2 modéliser les données man-
quantes et  estimer les tableaux de référence a des fins d’imputation. Il s’agit de la méthode
du maximum de vraisemblance «neutre» (MVN) et de 1a méthode baysienne «non neutre» (BN),
tout 2 fait inédite, qui devrait 8tre supérieure i la méthode MVN si la non-réponse n’est pas
aléatoire.

3.4.1 Méthode du maximum de vraisemblance «neutre»

Comme nous I’avons indiqué plus tdt, une méthode d’imputation «neutre» exige un seul
tableau de référence, qui est appliqué i tous les schémas de non-réponse. Une approche élémen-
taire est d’estimer ce tableau de référence unique (6) au moyen des fréquences de cellules
observées dans le tableau & . L’estimateur correspondant (écc est asymptotiquement sans
biais pour © si la non-réponse est parfaitement aléatoire (NRPA), c.-a-d. si la probabilité qu’il
manque un ¢lément de réponse est entiérement indépendante de la valeur de cet élément, que
cette valeur soit observée cu manquante. Sila non-réponse est aléatoire, plutdt que parfaitement
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aléatoire, 1’utilisation de O,  des fins d’imputation a pour effet d’introduire des biais dans
les données. De plus, méme lorsque la non-réponse est parfaitement aléatoire, GCC n’est pas
efficient car il n’utilise pas toutes les observations pour estimer ©.

En revanche, la méthode MVN utilise toutes les données, aussi bien celles du tableau CC
que celles des tableaux supplémentaires, pour estimer ©. La valeur estimée Oy est choisie
pour maximiser 1a vraisemblance en ne tenant pas compte du mécanisme de non-réponse (Little
et Rubm 1987, section 5.3). De facon générale, il n’existe pas d’expression en forme analytique
pour OMVN, cette valeur doit &tre calculée itérativernent en utilisant, par exemple, ’algorithme
EM (Dempster, Laird et Rubin 1977; Little et Rubin 1987, section 9.3).

L’algorithme EM pour les tableaux de contingence est facile 2 appliquer et ’estimateur du
maximum de vraisemblance 9,4,y qui en découle est efficace et convergent selon I’hypothese
de «neutralité»; par conséquent, I’algorithme EM est intéressant tant du point de vue théorique
que du point de vue du calcul en ce qui concerne la méthode MVN. Cependant, lorsque la non-
réponse n’est pas aléatoire, la méthode MVN introduit habituellement des biais dans I’estima-
tion. Comme il y a de bonnes raisons de croire que la non-réponse dans I’EP n’est pas aléatoire,
nous proposons ci-dessous une nouvelle méthode d’estimation qui repose sur une hypothese
différente.

3.4.2 Modéle «non neutre» ¢t non-unicité de 'EMYV

Lorsque la non-réponse n’est pas aléatoire, il n’est plus permis d’ignorer le mécanisme de
non-réponse; le fait qu’il manque un élément de réponse nous renseigne sur la valeur de cet
élément. Par conséquent, un modele qui tient compte de cette dépendance doit inclure des
variables qui indiquent si la valeur d’un élément a été observée ou si elle est manquante. Ainsi,
un modéle «non neutre» permettra habituellement d’estimer un tableau de référence pour
chaque schéma de non-réponse ou bien un tableau de référence élargi, notamment un tableau
ayant le double des dimensions initiales (c.-a-d. une dimension additionnelle pour chaque
indicateur de non-réponse).

Soit R = (R, R, R;, Ry) des variables qui indiquent respectivement si X, Xp, Xj, et Y
ont été observées; par exemple, R; = 1 si X; est connue et R, = 0si X, est inconnue. Con-
sidérons le tableau de contingence a huit dimensions formé en répartissant les personnes selon
X, Yet R et définissons € comme le tableau octodimensionnel des probabilités de cellules pour
ce tableau élargi.

Chaque personne visée par I’enquéte est incluse dans une cellule du tableau élargi mais,
comme il manque des données, nous ne connaissons que certains effectifs marginaux du tableau.
Comme les valeurs de R sont toutes connues, les effectifs marginaux qui concernent unique-
ment des indicateurs de non-réponse sont tous connus alors que des effectifs marginaux qui
se rapportent 4 Y ou & une des variables X peuvent ne pas étre connus. Par exemple, dans un
tableau de contingence ol R, = R; = Ry = let R, = 0, les personnes peuvent &tre classées
selon X, X, et X;, mais non selon Y, par consequent on ne peut connaitre que les effectifs
marginaux obtenus en faisant la somme par rapport a Y.

Le nombre de parameétres inclus dans le modéle saturé pour ce tableau est 2 IK — 1, ce
qui dépasse le nombre de statistiques exhaustives observées; par conséquent, I’estimateur du
maximum de vraisemblance (EMV) pour © n’a pas une valeur unique. Pour obtenir une valeur
estimée unique pour 8, il faut définir une structure additionnelle.

Une fagon d’obtenir un EMYV unique est de construire un modéle log-linéaire pour le tableau
de contingence élargi en posant comme nulles quelques-unes des interactions de degré supérieur
(Little 1985; Fay 1986; Little et Rubin 1987, section 11.6). Nous pourrions tenter de poser
comme nulles les interactions qui ne peuvent 8tre estimées & I"aide des données, mais la for-
malisation qui accompagne cette opération ne se fait pas toujours facilement en pratique. Par
exemple, on pourrait croire a priori qu’il n’est pas possible d’estimer 'interaction R, n’est
jamais observée lorsque R, X X car la valeur de X; n’est jamais observée lorsque R, = 0;
or, on pourrait obtenir de I'information sur I'interaction Ry x X par 'intermédiaire d’une
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autre variable dont la valeur serait observée pour des personnes pour lesquelles R =1let
d’autres pour lesquelles R; = 0. Un exemple d’une quantité qui ne peut réellement pas étre
estimée 3 "aide des donnéesest P(Y = 1 | X, = i, X, = j, X, = &k, Ri=Ry=Ry, =1,
R, = 0), mais cette expression ne correspond i aucun terme d’interaction dans la
paramétrisation du modéle log-linéaire. (Lorsque nous parlons d’une quantité «qui ne peut
réellement pas &tre estimée», nous voulons dire, comme Rubin (1974), que la distribution @
posteriori du parametre égale sa distribution a priori, quelle que soit cette distribution.)

Lorsqu'un ensemble de données présente un schéma de non-réponse complexe, il n’est pas
facile d’y trouver une série de termes log-linéaires qui, une fois définis comme nuls, donneront
un EMV unique pour 6. Le nombre minimum de termes qu’il faut définir comme nuls pour
obtenir un EMV unique est 2°/JK — 1, (la dimension de 8) moins le nombre de statistiques
exhaustives observées. Méme s’il est possible de trouver une telle série de termes, elle n’est
habituellement pas unique et on est obligé, par conséquent, de décider de la série de termes
qu’il faut exclure du modele. Au lieu de tenter d’obtenir un EMV unique en soumettant le
modele log-linéaire a ce genre de conditions préalables, nous allons utiliser une méthode baye-
sienne qui prévoit ’usage d’une distribution a priori.

3.4.3 Méthode bayesienne «non neutre»

Dans le modéle bayesien, on exprime formellement les hypothéses préalables relatives aux
parametres par une distribution a priori. Dans le cas qui nous occupe, la combinaison d’une
distribution a priori unimodale appropriée et de la fonction de vraisemblance des observations
donne une distribution a posteriori qui peut produire un estimateur unique de 6; par exemple,
nous pouvons considérer le mode a posteriori 6z comme I’estimateur de ©. Cette méthode
est intéressante du fait qu’elle permet automatiquement d’estimer avec précision les fonctions
de O au sujet desquelles il existe beaucoup de renseignements tout en puisant dans la distribu-
- tion a priori des valeurs appropriées pour les quantités qu’il est strictement impossible d’estimer
a I’aide des données. Si elle est appliquée convenablement, cette méthode donnera un modéle
«non neutre» qui ajuste les données aussi bien que n’importe quel autre modéle — il maximise
essentiellement la fonction de vraisemblance et est néanmoins aussi conforme que possible a
Pidée que nous nous faisons de la nature du mécanisme de non-réponse telle qu’elle est exprimée
dans la distribution a priori. :

La méthodologie scientifique devrait nous faire choisir une distribution a priori qui implique
une structure simple (c’est-3-dire faibles interactions de degré supérieur) plutét qu’une struc-
ture complexe (c’est-a-dire fortes interactions de degré supérieur). Si nous choisissons une dis-
tribution a priori qui associe une probabilité a priori peu élevée (mais non nulle) 3 la présence
d’interactions de degré supérieur dans le modeéle log-linéaire, nous allons poser des hypothéses
qui sont de méme nature que celles de la méthode MVN — a savoir que les valeurs manquantes
ne différent pas absolument des valeurs observées correspondantes en ce qui regarde leur rap-
port avec d’autres variables observées - sauf que cela se fera de fagon plus uniforme et plus
systématique.

En adoptant la notation de Bishop, Fienberg et Holland {1975), considérons le modéle
linéaire logarithmique saturé pour le tableau de contingence octodimensionnel pour R, X et ¥,

logli. p = + myy + gy oo T pg(
+ sy Y K3y .-
+ 103, Bk o) )
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ol ;. ., est la probabilité qu'une observation se trouve dans la cellule ijk. . . p, et les p sont
les interactions &4 un, a deux ou & trois degrés et les interactions de degré supérieur. Nous pro-
posons le groupe élémentaire dedistributions a prieri normales indépendantes

w ~ N(0,0%)
wi ~ N{(06%/7)
pe  ~ N(O,0%/7%)

bk, ~ N(0,0%77), (3)

pour une valeur choisie de > > 0Oet de r > 1. Cette distribution a priori tend a ramener les
interactions de degré supérieur vers zéro et, de ce fait, favorise I’utilisation d’un modéle plus
simple ou plus uniforme pour estimer 0. Nous croyons que cette méthode produira des valeurs
estimées de © qui ne sont pas trop différentes de 8,3, lorsque la non-réponse estréeliement
aléatoire, mais qu’elle sera plus robuste que la méthode MVN lorsque la non-réponse ne sera
pas aléatoire. La seule occasion ot la méthode MVN sera supérieure a la méthode proposée
est lorsque Ia non-réponse est aléatoire ef qu’il existe de fortes interactions de degré supérieur
entre les X et les ¥,

Leonard (1975) et Laird (1978) ont analysé, pour des données complétes, des modeles
linéaires logarithmiques avec distributions g priori normales pour les termes p; dans notre cas,
I’analyse se complique du fait que nous ne connaissons que certains effectifs marginaux du
tableau octodimensionnel. 11 est théoriquement simple de déterminer le mode @ posteriori O g
BN selon ce modéle; on peut appliquer I’algorithme EM 2 la distribution a posteriori de ©,
comme on I’applique 4 la fonction de vraisemblance. La phase E (espérance mathématique)
ne change pas; la phase M (maximisation), toutefois, pose certains problémes de calcul. La
distribution a posteriori a presque la forme d’une arréte dans I’espace de dimension supérieure;
elle est trés accentuée dans certaines directions mais presque aplatie dans d’autres. La matrice
des dérivées secondes est quasi singulierele long de cette aréte; par conséquent, la méthode de
Newton-Raphson et les autres méthodes de maximisation fondées sur la méthode de la plus
grande pentene seront pas efficaces. La situation se complique lorsque ¢ augmente puisque
1’aréte s’aplatie lorsque 6> — o et nous n*avons plus un mode unique. Des problémes surgis-
sent aussi lorsque le nombre d’observations augmente puisque la distribution a posteriori devient
trés accentuée dans certaines directions, ce qui amplifie sensiblement des sections de la matrice
des dérivées secondes. Il faut poursuivre les recherches afin d’élaborer des méthodes efficaces
pour calculer Gz,

3.4.4 Exemple numérigque

Nous allons maintenant présenter un exempie numérique simple 0@l nous comparons les
résultats obtenus A ’aide des méthodes MVN et BN, Pour simplifier le probléme, nous
n’utilisons qu’une seule variable dichotomique X (qui prend les valeurs 0 ou 1) et la variable
Y, qui désigne le code d’appariement.

$’il ne manquait aucune donnée, on pourrait classer toutes les données selon X et Y et les
présenter sommairement sous forme d’un tableau de contingence 2 X 2. Or, commeily a
quatre schémas de non-réponse, les données sont présentées dans un tableau CC et trois tableaux
supplémentaires (figure 1).

L’estimateur Occ (méthode des cas complets) correspond simplement aux proportions
observées dans le tableau A. L'’estimateur O, (méthode du maximum de vraisemblance
«neutre») est calculé itérativement au moyen de I’algorithme EM; avec 6 comme valeur de
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départ, ’algorithme converge aubout de quatre cycles environ. L’estimateur 65 (méthode
bayesienne «non neutre») est déterminé au moyen d’une distribution a priori ot ¢ = 10 et
7 = 3. Cela signifie que les termes du premier degré sont distribués @ priori selon une loi nor-
male de moyenne nulle et de variance 10, de sorte qu’il y a 95% de chances que le logit pour
chaque effet principal se situe dans I’intervalle (— 4 V10, + 44/ 10). La variance est de 10/3
pour les termes du second degré, de 10/9 pour les termes du troisiéme degré et de 10/27 pour
les termes du quatriéme degré; ces chiffres indiquent que les termes de degré supérieur ten-
dent modérément vers 1’origine. (Il a été difficile de déterminer éNB pour diverses valeurs de
. 0% et de 7 a cause de P’instabilité numérique de I’algorithme de maximisation particulier
appliqué a chaque phase M.) Les valeurs de é,M,_ et de éNB sont présentées A la figure 2. Les
valeurs imputées espérées pour ces modéles sont présentées i la figure 3 et 4 des fins de com-
paraison les valeurs imputées espérées pour le modéle O y sont aussi présentées.

On peut voir trés clairement les différences entre les méthodes d’imputation en comparant
les valeurs imputées espérées pour le tableau D. La méthode d’imputation fondée sur 8
reproduit simplement les proportions observées dans le tableau A. La méthode d’imputation
fondée sur 9,,,, différe de I'imputation fondée sur O car les tableaux B et C, de méme que
le tableau A, contribuent & I’estimation de © et de ce fait 2 I’imputation pour le tableau D.

La méthode d’imputation fondée sur gy différe fondamentalement de I'imputation
fondée sur & ¢ ou sur Oy, en ce sens qu'elle suppose que la non-réponse est informative.
Partant du tableau B, elle suppose que ’absence de Y est liée 3 X = 0. Partant du tableau
C, elle suppose que ’absence de X est liée & ¥ = 0. On combine ensuite ces renseignements
d’une maniére judicieuse pour en conclure qu’une proportion relativement plus forte des per-
sonnes pour lesquelles il manque X et Y se trouvent dans la catégorie (X = 0, ¥ = 0).

4. ANALYSE

Il est clair que nos recherches en sont 4 1’état embryonnaire. Nous croyons néanmoins qu’elles
aboutiront 4 des applications importantes relativement a Pestimation du sous-dénombrement au
moyen d'une EP et, de fagon plus générale, 3 la modélisation de tableaux de contingence lorsqu’il
mangque certaines données. Nous allons conclure cet article par deux commentaires brefs: le
premier sur la nécessité de poursuivre les recherches sur ce sujet et le second, sur la nécessité
d’évaluer Popportunité relative des modeéles lorsqu’on élabore une méthode d’imputation.

4.1 Poursuivre les recherches

Deux aspects doivent étre approfondis avant que la méthode BN puisse étre appliquée de
fagon générale. Premiérement, il faut axer la recherche sur les méthodes de calcul si I’on veut
approfondir la distribution a posteriori en forme d’aréte. Les paramétres susceptibles de
remplacer le mode, comme la moyenne g posteriori, valent la peine d’&tre considérés, Par ailleurs,
il conviendrait de calculer des mesures de variabilité et compte tenu de [a forme non normale peu
courante de la disiribution e posteriori, ces mesures pourraient étre difficiles & résumer ou &

Y=1Y=20 Y=1Y=290
X =1 100 50 X=1| 30 28 60 12
X=0 75 75 X=0| 60
Tableau A Tableau B Tableau C Tableau D
Cas complets Y inconnu X inconnu X et Y inconnus

Figure 1. Observations
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IéMVN
279 | 174
239 | 308

Tous les schémas de non-réponse

-

Ogn

333 | 167 193 | 140 165 | .282 211 ) 224
250 | .250 305 | 361 153 | .419 222 | .333
Schéma A Schéma B Schéma C Schéma D

Figure 2. Tableaux de référence pour I'imputation

Qbservations Valeurs imputées Valeurs imputées Valeurs imputées
prévues selon O prévues selon Guypny  prévues selon Ggy

X=1] 100 50

X=0_ 75 75

Tableau A
X=1] 30 20 10 18.5 11.5 17.4 12.6
X =0 60 30 30 26.2 33.8 27.5 32.5
Tableau B
¥=1Y=0
28 60 16 24 15.1 21.7 14.5 231
12 36 12.9 38.3 13.5 36.9
Tableau C
12 4 2 3.35 2.09 2.54 2.70
3 3 2.86 3.69 2.68 4.09
Tableau D

Figure 3. Valeurs imputées prévues selon écc, Oarvm BN
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calculer. Une méthode consiste essenticllement & tirer plusieurs valeurs de © de cette distri-
bution a posteriori sans déterminer de fagon explicite le mode a posteriori ou la moyenne;
les valeurs de O ainsi prélevées peuvent servir 4 imputer par multiplication les données
manguantes.

A la question de la mesure de la variabilité se rattache celle de ’efficacité dans I’échantillon-
nage répété. Bien que nous croyions que notre méthode bayesienne convient parfaitement au
probléme, il importe, pour assurer une application générale, d’évaluer les caractéristiques
d’application de cette méthode dans toutes les circonstances ou elle pourrait &tre appliquée
couramment. Par exemple, quelle est son efficacité dans les cas concrets lorsque la non-réponse
est aléaioire et que "analyste de données ’ignore?

Ces sujets feront 1’objet d’importants travaux de recherche.

4.2 Nécessité d’évaluer 'opportunité relative des modéles

Etant donné le modele saturé pour (X, Y, R) avec le paramétre ©, n'importe quelle
méthode d’imputation, si incohérente soit-elle, peut étre considérée comme la méthode
appropriée selon un modéle quelconque. Prenons, par exemple, une méthode d’imputation
qui utilise G- comme tableau de référence pour tous les schémas de non-réponse. Cette
méthode énonce des distributions conditionnelles pour les données manquantes, étant donné
les observations et R, au sujet desquelles les valeurs observées ne nous apprennent rien.
Par consequent, le fait de combiner ces distributions a des distributions qui peuvent &tre
estimées (les distributions de R et des observations) suppose un estimateur de © qui maximise
la vraisemblance selon le modéle saturé! Ce n’est pas une solution trés sensée puisqu’elle
correspond & I'unique EMV dans un modéle ou toutes les sortes de distributions condition-
nelles, étant donné divers schémas de non-réponse R, sont égales aux distributions conditionelles
étant donné R = (1, 1, ..., 1); toutefois, si nous considérons uniquement la fonction de
vraisemblance, il n'y a aucune raison de préférer un autre estimateur du maximum de
vraisemblance a celui-1a.

Méme les méthodes d’imputation plus bizarres, comme ’'imputation de zéros a la place
de toutes les valeurs manquantes, correspondent a des modéles particuliers o1 les estimateurs
de © sont des EMV en vertu du modéle saturé; cependant, ces méthodes sont contraires
au bon sens. Toute tentative sérieuse d’imputation repose sur I’idée que deux personnes pour
lesquelles les valeurs des caractéristiques observées et les schémas de non-réponse sont les
mémes ne sont pas si loin 'une de I’autre en ce qui concerne les caractéristiques qui ont été
observées pour I’une mais non pour ’autre. Notre méthode BN formalise cette notion de rap-
prochement en définissant un modéle de tableau de contingence avec de faibles interactions
de degré supérieur.

En conclusion, le choix d’une méthode d’imputation parmi d’autres ne peut &tre dicté
uniquement par des principes qui tiennent du maximum de vraisemblance; il faut aussi
examiner la pertinence des conditions préalables fondamentales. Cela ne pose pas réellement
de probléme sérieux; la méthodologie statistique a toujours recommandé ’utilisation de
modeles simples ou uniformes dans les cas ol des modeles moins uniformes ajustent tout aussi
bien les données. Supposons que 1’on veuille ajuster des droites ou des courbes polynominales
A travers une série de points; pour des motifs scientifiques, on préférera les modéles simples
aux modeles complexes — il en est de méme pour I’'imputation. Nous croyons que le modéle
qui est & la base de la méthode BN (et qui est défini par les équations (2) et (3)) conviendra
dans beaucoup de problémes, tout comme la régression linéaire est un outil acceptable dans
de nombreux problémes.
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Sources du sous-dénombrement lors du recensement:
Résultats du recensement d’essai de 1986 & Los Angeles

DAVID J. FEIN et KIRSTEN K. WEST!

RESUME

Le présent article expose les résultats d’une étude des causes du sous-dénombrement a i’occasion du
recensement d’une région urbaine 4 dominante hispanique particulierement difficile & dénombrer. L’étude
propose un cadre d’organisation des causes du sous-dénombrement et tente d’expliquer ces celles-ci &
partir de diverses hypothéses. L’approche adoptée est unique dans le sens qu’elle vise & quantifier les
causes de sous-dénombrement et 4 isoler les problémes exceptionnellement importants en incluant une
analyse statistique des autres problémes.

MOTS CLES: Recensement; sous-dénombrement; amélioration de la couverture; enquéte postcensitaire.

1. INTRODUCTION

Au cours des deux derniéres décennies 4 peu prés, le besoin de mieux comprendre les causes du
sous-dénombrement observé au recensernent des Etats-Unis est devenu de plus en plus impératif.
Par suite de 'importance grandissante du recensement comme outil pour gouverner la nation,
gérer les affaires et contréler ’évolution de la société (Citro et Cohen 1985; Clogg et coll. 1986},
le public se montre de plus en plus soucieux de la qualité des données du recensement. Cette pré-
occupation vient en grande partie de ce qu’il apparait, a juste titre, que le sous-dénombretment
net qui se produit 4 I’occasion du recensement a un effet disproportionné sur les membres moins
favorisés de la société (Citro et Cohen 1985, chap. 5; Ericksen 1983). Les représentants des
sous-populations défavorisées estiment que le sous-dénombrement entraine, pour ces derniéres,
une perte importante au chapitre de la part des fonds publics qui leur revient ainsi qu’une sous-
représentation politique (Choldin 1987).

En admettant qu’il soit possible de trouver une méthode acceptable, une des solutions a ce
probléme consisterait & corriger les chiffres du recensement en fonction du biais occasionné
par le sous-dénombrement. Toutefois, 4 "automne 1987, le Department of Commerce a décidé
de ne pas procéder 3 un tel ajustement pour le recensement de 1990 mais de chercher 4 obtenir
un dénombrement plus précis (Ortner 1987).

La décision d’améliorer la couverture du recensement conduit au besoin de comprendre mieux
que jamais auparavant les causes du sous-dénombrement qui survient au recensement. Un certain
nombre de programmes spéciaux d’amélioration de la couverture ont été mis sur pied lors du
recensement de 1980 et ceux-ci peuvent expliquer le fait que I’on ait enregistré les plus faibles
taux globaux d’erreur de couverture nette jamais vus. Malgré cela, d’importants écarts de
couverture de portée socio-économique ont persisté. Le Bureau of the Census a donc entrepris
un vaste programme de recherche en vue d’identifier les causes du sous-dénombrement, en mettant
’accent principalement sur les sous-populations particuliérement difficiles & dénombrer.

Le présent article expose les résultats d’une étude des causes du sous-dénombrement survenu
lors du recensement dans un quartier de Los Angeles 4 dominante hispanique. L’approche adoptée
est unique dans le sens qu’elle vise a quantifier les causes de sous-dénombrement et 4 isoler les pro-
blémes d’importance exceptionnelle en contrélant statistiguement les autres problémes.

! David J. Fein et Kirsten K. West, Undercount Research Staff, Statistical Research Division, Bureau of the Census,
Washington, D. C. 20233, Les opinions exprimées dans cet article sont celles des auteurs et n’engagent nullement
le Bureau of the Census.
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Bien que les prétendues injustices mentionnées plus haut résultent d’une erreur de couver-
ture nette (personnes oubliées moins personnes dénombrées par erreur), afin de pouvoir pro-
céder aI’analyse, on a tenu compte uniquement des personnes oubliées. Le cas des personnes
oubliées au recensement des Etats-Unis mérite un traitement prioritaire dans le calendrier de
la recherche relative au recensement du fait que ces oublis sont plus nombreux, qu’ils varient
de fagon plus systématique en fonction des caractéristiques socio-économiques et qu’ils sont
plus controversés politiquement que les cas de personnes dénombrées par erreur.

L’article présente, en premier lieu, le sysiéme utilisé pour classifier les causes du sous-
dénombrement. Il expose ensuite les méthodes employées et les résultats obtenus. En conclu-
sion, il résume les fagons possibles d’améliorer la couverture.

2. MODELE DE RECHERCHE

Le modtle de recherche est illustré par ia figure 1. Le sous-dénombrement y est présenté
comme un probléme qui se pose essentieliement au nivean du ménage plutdt qua celui de la
personne. Cette spécification est fondée sur les sources mémes du sous-dénombrement dans
un recensement ol I’on cherche a ¢ntrer en contact avec chaque ménage plutdt que chaque
personne.

La marge supéricure de la figure 1 fait état de trois problémes de sous-dénombrement au
niveau du ménage: oubli d’'un ménage au complet parce qu’un logement n*a pas été dénombré,
oubli d’un ménage au complet dans un logement qui a été dénombré et oubli de certaines per-
sonnes dans un ménage dont les autres membres ont été dénombrés. Ces trois problémes peu-
vent survenir a cause de la fagon dont les opérations de dénombrement sont effectuées, i cause
de la réaction de certains membres de la société dénombrée ou par suite de Pinteraction du
contexte social et des mesures opérationnelles. La section suivante porte uniquement sur les
erreurs liées a Iutilisation de la méthode d’envoi et retour par la poste du questionnaire appli-
quée lors du recensement d’essai mené en 1986 auprés d’une sous-population 4 faible revenu
et 2 dominante hispanique.

2.1 Mise en oeuvre des opérations de recensement

Des difficultés opérationnelles survenues au cours du dénombrement peuvent entrainer
PPoubli de certains logements, de ménages a 1’intérieur de logements diiment dénombrés ou
de personnes a ’intérieur de ménages diiment dénombrés. Des logements occupés peuvent
&tre oubliés parce que, 4 aucune étape, ils n’ont été rajoutés sur les listes d’adresses ou parce
qu’ils ont été éliminés par erreur de la liste sur laquelle ils figuraient (U, S. General Accounting
Office 1980). Lorsque le logement est bien répertorié sur la liste d'adresses, tous ses occu-
pants peuvent néanmoins avoir été oubliés si le logement a été classé par erreur comme
logement inoccupé lors du suivi des cas de non-réponse (U. S. Bureau of the Census 1987b;
Ericksen 1983).

Dans le cas des questionnaires postaux remplis et retournés par le ménage, il y a peu de
moyens de repérer les personnes oubliées. Les procédures visant & améliorer la couverture a
P’intérieur des ménages comprennent une question par laquelle le répondant doit dire s’il a eu
des doutes quant 4 la nécessité d’inclure une personne en particulier dans le questionnaire et
une vérification manuelle de la cohérence des données qui consiste & comparer la liste des
membres du ménage que le répondant a dressée au début du questionnaire et e nombre de per-
sonnes pour lesquelles des renseignements sont fournis dans la suite du questionnaire (U, S.
Bureau of the Census 1987b; Edson 1987). Ces procédures peuvent occasionner des oublis
Iintérieur du ménage lorsqu’elles ne produisent pas 1'effet voulu par suite d’une mauvaise
administration du suivi. De méme, les erreurs commises par les recenseurs lors du suivi des
questionnaires non retournés par la poste peuvent empécher que des personnes oubliées
soient ajoutées.
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Une autre opération importante du recensement est ’information du public. Les programmes
de promotion du recensement sont congus en vue d’inciter les recensés & retourner leur question-
naire par la poste et de réduire la non-déclaration délibérée en informant la population des
utilisations des données du recensement, de la nécessité de renvoyer des questionnaires complets
et du caractére confidentiel des enregistrements du recensement. I n’a pas été établi dans quelle
mesure ces programmes permettent de réduire les oublis de personnes 4 I’intérieur du ménage.

2.2 Contexte social

A chaque étape du dénombrement, les procédures de collecte des données se déroulent dans
un contexte social qui présentent plusieurs caractéristiques susceptibles de nuire au bon déroule-
ment du dénombrement. Ce peut &tre, par exemple, le refus de déclarer certains ou tous les
membres du ménage, le fait que le répondant n’est pas en mesure de remplir le questionnaire
en conformité avec les définitions établies ou encore le manque de ‘‘visibilité sociale’ des
membres du ménage ou du logement que ceux-ci occupent. (Par ‘‘visibilité sociale’’, on entend
la mesure dans laquelle les membres du ménage ou le logement possédent des caractéristiques
qui les rendent visibles aux personnes de ’extérieur.)

Les principaux facteurs du contexte social qui peuvent occasionner I’oubli d’un logement
sont ceux qui nuisent a sa visibilité sociale. Certains types de logements sont plus faciles & trouver
et sont davantage susceptibles de figurer sur les listes d’adresses commerciales que d’autres.
Les causes d’oubli de ménages vivant dans des logements diiment dénombrés incluent notamment
les facteurs nuisant 4 la visibilité des membres du ménage et le refus de répondre au questionnaire.

Ces trois grandes sources de sous-dénombrement li¢ au contexte social sont, au méme titre,
susceptibles d’étre 4 I’origine de 1’oubli de personnes a ’intérieur du ménage: refus de répondre
au questionnaire, mauvaise interprétation des définitions du recensement et manque de visibilité
sociale des membres du ménage. La question de la participation des recensés peut étre abordée
sous I’angle des cofits et avantages que le recensé percoit pouvoir retirer de sa participation
(Dillman 1978). On a beaucoup débattu des cofits que la participation au recensement peuvent
représenter pour les recensés. Certains peuvent redouter que le fait de déclarer la présence dans
le ménage d’adultes de sexe masculin entraine I'inadmissibilité aux programmes de bien-étre,
que le fait de déclarer la présence dans le ménage de personnes entrées illégalement au pays
entratne I’expulsion de celles-ci, que le fait de déclarer la présence de plus de personnes que
le bail n’en autorise entraine une intervention du propriétaire ou encore que la police soit mise
au courant de I’endroit ol se cachent des personnes qui ont transgressé 1a loi (Bailar et Martin
1987). De telles craintes peuvent susciter la non-participation lorsque la personne doute que le
Bureau of the Census respecte son engagement a préserver le caractére confidentiel des données.

Le probleme est trés différent dans le cas des erreurs d’interprétation des définitions. De
telles erreurs peuvent se produire lorsque la situation des particuliers dans le ménage est com-
plexe et que le répondant a du mal & comprendre et & appliquer les instructions relatives au
dénombrement des membres du ménage et 4 la résidence (Hainer et coll. 1988).

Apres ce survol de quelques-unes des principales causes de sous-dénombrement, nous allons
analyser leur incidence lors du recensement d’essai effectué en 1986 a Los Angeles.

3. METHODES

3.1 Sources de données

La présente étude porte plus spéeifiquement sur le sous-dénombrement au recensement
d’essai effectué en mars 1986 dans la moitié septentrionale du comté de Los Angeles. L’univers
observé est une sous-population a faible revenu et & dominante hispanique. Prés des deux tiers
(65%) des responsables des méanges dénombrés lors du recensement d’essai étaient d’origine
espagnole et 13% d’origine asiatique. Dans cette partie de 1a ville de Los Angeles, les types
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d’habitation les plus courants sont les maisons individuelles (73%) et les petits immeubles a
appartements (15%). La moitié (51%) des logements occupés sont habités par le propriétaire,
alors que le pourcentage correspondant pour ’ensemble du pays est de prés des deux tiers (65%)
(U. S. Bureau of the Census 1987a, page 106, tableau 18, U. 8. Bureau of the Census 1987¢,
page 712, tableau 12835).

Les données analysées sont tirées des résultats du recensement d’essai de 1986 tenu a Los
Angeles, de ’enquéte postcensitaire effectuée en vue de mesurer la couverture du recensement
d’essai et du suivi spécial réalisé i la suite de I'enquéte postcensitaire sous le titre d’enquéte
sur les causes du sous-dénombrement. Un total de 109,900 logements a été dénombré lors du
recensement de 1986 qui avait été congu principal¢ement en vue de mettre 4 ’essai les procédures
prévues pour le recensement de 1990.

L’enquéte postcensitaire, menée en juillet 1986, est précisément une des opérations mises
A I’essai. Son but était de repérer les cas ou des personnes avaient été oubliées ou mal dénom-
brées (Diffendal 1988). Pour ce faire, on a procédé & un appariement des données de I’enquéte
postcensitaire et des données du recensement. Lorsque, pour une personne dénombrée lors de
I’enquéte postcensitaire, on trouvait un enregistrement correspondant dans la base du recense-
ment, on considérait qu’il y avait *‘appariement’’; si on ne trouvait aucun enregistrement cor-
respondant, on avait un cas de ‘‘non-appariement’’.

Les ménages couverts par I’enquéte postcensitaire ont été répartis en trois catégories selon
que la totalité, quelques-uns ou aucun des membres du ménage ont pu &tre appariés. La
catégorie “appariement intégral” regroupe les ménages dont tous les membres dénombrés a
I’occasion de I'enquéte postcensitaire ont été retracés dans les données du recensement. La
catégorie ‘‘non-appariement partiel’’ correspond aux ménages qui comptent un membre au
moins n*ayant pu &tre retracé dans les données du recensement ¢t un membre au moins ayant
pu I’étre. Enfin, la catégorie ‘‘non-appariement intégral’’ réunit strictement les personnes qui
n’ont pu étre appariées a aucun dossier du recensement.

On a établi cette distinction entre les trois types de ménages afin de pouvoir étudier
les problémes particuliers aux cas d’oubli du logement, d’oubli de tout un ménage dans
un logement diiment dénombré et d’oubli de certaines personnes dans un ménage partiel-
lement dénombré. Les ménages ayant donné lieu 4 un appariement intégral sont pris en
considération A titre de référence, pour représenter les ménages convenablement dénombrés
au recensement.

Un suivi spécial, I’enquéte sur les causes du sous-dénombrement, a été effectué en novembre
1987 en vue de recueillir des renseignements complémentaires permettant de comparer ces trois
types de ménage. Cette enquéte a permis d’avoir des renseignements sur les caractéristiques
de recensement pour les personnes n*ayant pu étre appariées ainsi qu’un certain nombre de
données concernant les ménages et les logements gui n’étaient pas disponibles dans les fichiers
du recensement ni dans ceux de I’enquéte postcensitaire.

Tous les ménages classés dans la catégorie “‘appariement partiel’’ et presque tous les
ménages de la catégorie ‘‘non-appariement intégral’” ont été sélectionnés pour une nouvelle
interview. Huit ménages de la catégorie ‘‘non-appariement intégral’’ ont di &tre éliminés
de I’échantillon parce qu’il manquait plusieurs éléments pour pouvoir réaliser une interview.
Un échantillon restreint a été tiré dans la catégorie “*appariement intégral’” afin de réduire les
colits du suivi.

La colonne située i ’extréme droite du tableau 1 donne la répartition, selon le type de
ménage, des 966 ménages ayant répondu a une interview compléte dans le cadre de 'enquéte
sur les causes du sous-dénombrement. Ce tableau donne également les chiffres non pondérés
correspondant aux 5,814 ménages dénombrés lors de 'enquéte postcensitaire et aux 1,420
ménages de I’échantillon de I’enquéte sur les causes du sous-dénombrement. Le taux de réponse
global pour le suivi est de 68%), ce qui représente un succes remarquable du point de vue de
la localisation des ménages dans une région urbaine a population instable compte tenu de ce
que Pintervalle entre 1'enquéte postcensitaire et le suivi était de seize mois.,
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Tablean 1

Nombre de ménages dans 1'échantillon de I’enquéte postcensitaire et
dans celui de ’enquéte sur les causes du sous-dénombrement et
nombre d’interviews terminées, selon le type de ménage

Enquéte sur les causes du

Enquéte sous-dénombrement
Type de ménage post- .

censitaire Echantillon Ineterviews

terminées

Appariement intégral 4,871 489 382
Non-appariement partiel 738 738 484
Non-appariement intégral 205 193 100
Ensemble des ménages 5,814 1,420 966

3.2 Plan d’analyse

1'analyse comporte plusicurs parties. Elle porte en premier lieu sur les ménages visés par
’enquéte postcensitaire qui ont été classés dans la catégorie ‘‘non-appariement intégrat’’. La
comparaison est faite en deux étapes: (1) entre les logements oubliés et les logements dénombrés
et (2) entre les ménages oubliés dans des logements diiment dénombrés et les ménages
dénombrés. On s’attendait 4 ce que les logements oubliés comportent un pourcentage plus élevé
de logements groupés et de logements d’un type inhabituel ou situés dans un endroit inattendu
que les logements diiment dénombrés. On s’attendait par ailleurs 4 ce que les ménages oubliés
dans des logements diiment dénombrés soient de taille plus petite, composés d’adultes sou-
vent absents et plus portés & déménager que les ménages diiment dénombrés. La plupart des
variables explicatives se rapportant aux logements et aux ménages oubliés ont été tirées du fichier
de contrdle des adresses du recensement ou du fichier des ménages appariés de I’enquéte postcen-
sitaire (qui contient les données du recensement et les données tirées de I’enquéte postcensitaire
pour chacun des ménages appariés) et sont donc disponibles pour les 193 ménages de [’échan-
tillon classés dans la catégorie ‘“‘non-appariement intégral®’,

La seconde étape consiste 3 comparer les ménages classés dans la catégorie ‘‘non-appariement
partiel”’ avec ceux de la catégorie ‘“appariement intégral’’ afin de mettre en évidence les facteurs
a Porigine de ’oubli de certaines personnes a I’intérieur du ménage. Il existe deux séries de
facteurs explicatifs: d"une part, les erreurs dues 4 un manque d’attention ou 3 une mauvaise inter-
prétation des définitions et, d’autre part, les raisons qui ont entrainé une non-déclaration
délibérée de certaines personnes dans le ménage. Les indicateurs typiques des erreurs dues a
une mauvaise interprétation des définitions sont la grande taille du ménage ou sa composition
complexe, une méconnaissance de [’anglais ou un trés faible niveau de scolarité. Les indicateurs
propres a la non-déclaration délibérée de certaines personnes dans le ménage sont la présence
d’immigrants récents ou de bénéficiaires du bien-étre, un logement surpeuplé ou I’'incrédulité
€n ce qui a trait au caractére confidentiel des données. On a posé comme hypothése que les
ménages classés dans la catégorie ‘‘non-appariement partiel’’ seraient davantage visés par les
indicateurs d’une mauvaise interprétation des définitions et ceux de non-déclaration délibérée
de certaines personnes dans le ménage que les ménages de la catégorie ‘‘appariement intégral®’.

L’analyse porte d’abord sur les liens entre deux variables, soit chacun des facteurs explicatifs
et I’oubli de certaines personnes dans des ménages de la catégorie “‘non-appariement partiel”’,
et ensuite sur les liens entre de multiples variables. Pour nombre des indicateurs étudiés, les
données sont tirées de I’enquéte sur les causes du sous-dénombrement; par conséquent, seules
les données fournies par les ménages interviewés sont utilisées.
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Ia derniére étape de I’analyse consiste 3 comparer les caractéristiques de quatre types de
personnes: les personnes qui ont pu étre gppariées dans les ménages des catégories ‘‘apparie-
ment intégral’’ et ‘‘non-appariement partiel”, et celles qui n’ont pas pu étre appariées dans
les ménages des catégories ‘‘non-appariement partiel’’ et *‘non-appariement intégral”’ . La com-
paraison porte notamment sur I’age, le sexe, le niveau de scolarité, le lien avec la personne
responsable du ménage et le statut de citoyenneté.

Les pourcentages résultant de la comparaison variables deux a deux sont basés sur des
données pondérées afin de pallier [’effet des plans d’échantillonnage de I’enquéte postcensitaire
et de I’enquéte sur les causes du sous-dénombrement quoique, pour les test relatifs aux écarts
entre ces pourcentages, on utilise des chiffres non pondérés. On a également utilisé des données
non pondérées pour estimer les paramétres des modéles log-linéaires. Pour évaluer I'incidence
du plan d’échantillonnage de ’enquéte postcensitaire sur les estimations appliquées dans les
modeles finals, on a ajouté les interactions entre variables deux & deux, dont la variable de
stratification de I’enquéte postcensitaire. Cet ajustement n’a guére modifié les résultats; en con-
séquence, les estimations citées dans le présent article ne tiennent pas compte de la variable
de stratification. Toutefois, du fait que le deuxieme degré d’échantillonnage pour ’enquéte
postcensitaire nécessite I’échantillonnage en grappes des ménages en fonction des flots définis
pour le recensement, les erreurs-types obtenues risquent de sous-estimer la véritable erreur due
& 1’échantillonnage: elles sont données A titre indicatif de I'importance des parameétres.

4. RESULTATS

4.1 Ménages de la catégorie **non-appariement intégral’’

Letableau 2 indique I’état final attribué dans le cadre du recensement aux ménages classés,
lors de ’enquéte postcensitaire, dans la catégorie ““non-appariement intégral’’ qui ont ou non
été visés par le suivi des cas de non-réponse. Sur les 193 cas en question, 97 (¢’est-a-dire 50%)
ne figuraient pas sur les listes d’adresses utilisées pour le recensement. Autrement dit, I"oubli
de logements semblerait &tre la raison pour laquelle on n’a pu retracer personne dans les fichiers
du recensement pour ces ménages au moment de ’enquéte postcensitaire.

Les 96 cas restants ne figuraient pas sur les listes d’adresses utilisées pour le recensement.
Pour quelle raison ces ménages ont-ils été oubliés? L’explication tient probablement a ce que,
dans la plupart des ¢as, il y a eu une interview subterfuge, c’est-a-dire que le propriétaire ou
un voisin a donné uniquement une estimation du nombre total de personnes dans le ménage
et aucun détail sur les membres du ménage. Cette supposition est étayée par le fait que, sur
les 44 cas ou le logement a été classé comme étant occupé av moment du recensement, pour
37 logements le nombre d’occupants a été ‘*plaqué’’. En d’autres mots, le chiffre définitif
accepté pour ces ménages n’a pas été obtenu de la maniére habituelle, ¢'est-a-dire par le
décompte des occupants effectué automatiquement au moyen du programme FOSDIC (Film
Optical Sensing Device for Input to Computers), mais on s’est contenté de ““plaquer” le nombre
de personnes déclaré sur le questionnaire du ménage en question au moment de 1a collecte des
données sur le terrain. De telles circonstances sont trés probablement une indication que le
ménage a fait 1’objet d’une interview subterfuge.

Autrement dit, la majorité de ces 44 ménages n’ont pas véritablement été oubliés lors du
recensement méme si, au moment d’apparier les données de 1’enquéte postcensitaire, on n’a
pas trouvé d’enregistrements correspondants dans le fichier du recensement. Il est tenu compte
de ces cas dans la méthode d’estimation basée sur les deux systémes. Toutefois, il demeure que
ces ménages n’ont pas été dénombrés de fagon directe.

En résumé, 50% des ménages de I’enquéte postcensitaire n’ayant pu étre appariés correspon-
dent & des logements qui ont été complétement oubliés. Pour ce qui est des ménages oubliés dans
des logements diment dénombrés, dans 54% des cas il s’agit de logements classés inoccupés,
probablement par erreur, et dans 46% des cas, de logements qui €taient occupés en fait. Sur
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Tableau 2

Etat d’avancement au recensement des ménages de I’enquéte postcensitaire
classés dans la catégorie “‘non-appariement intégral’’, selon le statut
a I'égard du suivi des cas des non-réponse: nombre de logemenentsa

Envoyé pour le suivi
Etat d’avancement du des cas de non-réponse?
logement au recensement

Non Oui Total
Logement oublié sur les listes d’adresses
utilisées pour le recensement 97 0 97
Logement inclus dans les listes d’adresses
utilisées pour le recensement 4 92 96
Occupé, directement acceptéb 1 6 7
Occupé, plaquéc 2 35 37
Inoccupé, directement accepté 1 4 35
Inoccupé, plaqué 0 17 17
Ensemble des logements 101 92 193

Nota: 2 Nombre non pondéré.

b Directemnent accepté: le nombre de personnes donné par le programme FOSDIC est
accepté tel quel.

¢ Plaqué: le nombre relevé sur le terrain est accepté & la place du nombre donné par le
programme FOSDIC,

I’ensemble des ménages qui n’ont pu &tre appariés et dont le logement avait été répertorié comme
étant occupé lors du recensement, 84% ont été dénombrés & I’ occasion d’interviews subterfuges.
La figure 2 donne une comparaison de certaines des caractéristiques matérielles des logements
oubliés sur les listes d’adresses utilisées pour le recensement (trait 1éger) et des logements qui
n’ont pas été oubliés (trait foncé). Le premier ensemble de traits correspond A des logements
de type classique. Les maisons individuelles attenantes, comme les duplex, semblent avoir posé
un probléme sérieux au recensement d’essai de Los Angeles. En effet, 34% des logements oubliés
appartiennent a cette catégorie qui regroupe seulement 8% des logements diiment dénombrés.
Il y a moins de logements oubliés que de logements diiment dénombrés parmi les maisons
individuelles non attenantes et les immeubles 3 appartements, ce qui laisse supposer que ces
derniers types de logements sont plus faciles & repérer & ’occasion du recensement.

Qu’ils aient pu ou non effectuer une interview, les intervieweurs de ’enquéte sur les causes
du sous-dénombrement devaient répertorier tout logement se classant dans une des catégories
de logement de “‘type inhabituel”’ décrites sur la page couverture du questionnaire. La partie
inférieure de la figure 2 indique que les intervieweurs ont identifié un pourcentage plus élevé
(28%) de logements de type inhabituel parmi les logements qui ne figuraient pas sur les listes
d’adresses utilisées pour le recensement que parmi les logements qui v figuraient (7%). Les
types de logement qui ont posé des difficultés particuliéres sont les habitations qui semblent
abandonnées et les logements secondaires situés sur le terrain d’une résidence.

Les caractéristiques matérielles des logements ont donc une effet sur leur visibilité au moment
de I’établissement des listes d’adresses pour le recensement. Quelle peut &tre la cause de ’oubli
d’un ménage dans un logement qui a été diment dénombré?

Les ménages sont d’autant plus facilement oubliés qu’ils sont petits et mobiles. La figure 3
établit une comparaison entre les caractéristiques des ménages situés dans des Jogements diiment
dénombrés qui n’ont pu étre appariés et celles d’un groupe combinant des ménages classés dans
les catégories “‘appariement intégral®’ et ‘‘non-appariement partiel’’, c’est-a-dire de ménages
ayant été dénombrés. Les ménages oubliés lors du recensement d’essai (trait 1éger) étaient en
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Figure 2. Caractéristiques matérielles des logements diment dénombrés et des logements

oubliés (pourcentages pondérés).
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moyenne de taille beaucoup plus petite que les ménages dont une partie ou la totalité des
membres a été dénombrée (trait foncé). Alors que 53% de I’ensemble des ménages vivant dans
des logements diiment dénombrés qui n’ont pu étre appariés comptaient un ou deux membres,
35% seulement des ménages diiment dénombrés étaient de cette taille,

Les indicateurs de la propension 4 déménager des ménages sont le statut 4 ’égard de la pro-
priété et la mobilité du ménage au cours des quatre mois écoulés entre le recensement et ’enquéte
poscensitaire. Les ménages oubliés 4 I’occasion du recensement sont plus susceptibles d’étre
classés dans les catégories “locataire’’ ou “‘ayant déménagé’’ (61% et 8%, respectivement) que
les ménages diiment dénombrés (46% et 0%, respectivement). Sil’on considére les ménages
dans lesquels tous les aduites faisaient partie de la population active occupée en mars 1986,
il y en a 12% de plus parmi les ménages oubliés que parmi les ménages dénombrés quoique,
dans [e cas des ménages oubliés, le nombre d’interviews soit trop peu important pour que cet
€cart soit significatif.

Ces résultats étayent la thése selon laquelle les logements oubliés et les ménages oubliés dans
des logements diment dénombrés présentent des caractéristiques qui réduisent leur visibilité
au moment du recensement.

4.2 Ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel’”

Aprés les meénages de la catégorie “‘non-appariement intégral®’, voyons le cas des ménages
classés dans la catégorie ‘‘non-appariement partiel’’. A ce stade de I’analyse, la comparaison
porte sur 484 ménages ayant donné lieu 4 un non-appariement partiel et 331 ménages ayant
donné lieu & un appariement intégral. Dans l¢ cas de cette derniére catégorie de ménages, on
a €liminé des 282 cas d’appariement intégral relevés dans I’échantillon de I’enquéte sur les causes
du sous-dénombrement les ménages comptant une seule personne puisque ceux-ci ne pouvaient
pas donner lieu & un non-appariement partiel.

On a considére deux séries de facteurs explicatifs. La premiére correspond aux
caractéristiques du ménage que ’on pense pouvoir associer aux erreurs d’interprétation des
définitions, présentées plus haut comme des erreurs dues au fait que le concept de membre du
ménage n’est pas toujours interprété de la méme facon par le Bureau of the Census et par les
recensés. La deuxiéme série d’indicateurs regroupent les facteurs qui sont associés 4 la non-
déclaration délibérée de certaines personnes dans un ménage.

Erreurs d’interprétation des définitions

Les indicateurs propres aux erreurs d'interprétation des définitions sont notamment la taille
et la composition du ménage, la capacité de parler ’anglais, le niveau de scolarité du répon-
dant et le statut du questionnaire par rapport au suivi consécutif 4 la vérification. Les ménages
de grande taille, ceux qui englobent des personnes apparentées a des degrés plutdt éloignés et
des personnes non apparentées & la personne responsable du ménage, ceux dont les membres
parlent a la maison une langue autre que ’anglais, ceux ot le répondant a un faible niveau
de scolarité et ceux qui n’ont pas été désignés pour faire I’objet d’un suivi 4 I’issue de la vérifica-
tion étaient davantage susceptibles de se signaler par des erreurs d’interprétation des définitions.

La figure 4 corrobore ces hypothéses. On constate en effet que les ménages de la catégorie
‘‘non-appariement partiel’’ (trait léger) sont nettement de plus grande taille que ceux qui ont
été classés dans la catégorie ‘‘appariement intégral®’ (trait foncé): 45% des ménages de la
premiére catégorie par opposition 4 19% seulement de ceux de la seconde catégorie comptaient
six membres ou plus. Par contre, 40% des ménages classés dans la catégorie ““non-appariement
partiel”” comprennent seulement la famille nucléaire de la personne responsable du ménage,
le pourcentage étant de 72% dans le cas des ménages de la catégorie *‘appariement intégral’’.
On observe une légére tendance, quoique significative, a ’effet que les ménages de la catégorie
‘‘non-appariement partiel’’ soient moins susceptibles d’avoir été désignés pour faire I’objet
d’un suivi & I’issue de la vérification. Les ménages classés dans la catégorie ‘‘non-appariement
partiel’’ (83%) sont davantage susceptibles de parler & la maison une langue autre que [’anglais
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que ceux de la catégorie “‘appariement intégral’’ (64%). Enfin, les répondants des ménages
de la catégorie ‘‘non-appariement partiel’”’ ont un niveau de scolarité moindre que ceux des
ménages de la catégorie ‘‘appariement intégral’’: dans le premier cas, 36% des répondants au
recensement n’ont pas fréquenté I’école secondaire, le pourcentage corrrespondant étant de
24% dans le second cas.

On a alors ajusté les modeles log-linéaires afin de déterminer si ces différences persistent
lorsque I’on prend en considération simultanément plusieurs variables. Dans ces modéles, la
variable dépendante est I’oubli de personnes dans des ménages de la catégorie ‘‘non-appariement
partiel’’, les ménages de la catégorie *‘appariement intégral®’ étant codés ‘0’ et ceux de la
catégorie ‘‘non-appariement partiel’” étant codés “‘1”’, On effectue une série de modeles a
classification hiérarchique pour vérifier les interactions entre I'oubli de personnes dans les
ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel’’ et chacune des variables indépendantes
dela figure 4. Toutes les interactions entre deux critéres de classification, ont été inclues dans
chacun des modéles pour des fins de contrdle.

Ménages de la catégorie
“appariement intégral”

{sans pondération n = 331}
Ménages de la catégorie'non-
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Figure 4. Indicateurs d’erreurs d'interprétation des définitions donnant lieu & 'oubli de
personnes dans les ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel”’: ménages
de 2 personnes ou plus (pourcentages pondérés)
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L’analyse a plusieurs variables révéle des interactions significatives avec I’oubli de personnes
dans les ménages de la catégorie *‘non-appariement partiel’’ pour tous les indicateurs d’erreurs
d’interprétation des définitions, 4 I’exception du niveau de scolarité du répondant. Le tableau
3 présente les statistiques Khi carré (Wald) associées au modele final relatif a ’erreur d’inter-
prétation des définitions qui ne fait pas état du niveau de scolarité du répondant. On reléve
également des interactions significatives entre la taille du ménage et sa composition ainsi que
le fait que la langue parlée & la maison soit autre que ’anglais. Les estimations des paramétres
présentées dans le tableau 4 révélent que ces interactions vont bien dans le sens prévu. Les estima-
tions pour les paramétres normalisés, obtenues en divisant les estimations pour le paraméire
par 'erreur-type correspondante, indiquent que I’incidence de la taille et de la composition
du ménage sont d’importance analogue et que, dans les deux cas, elle est supérieure a celle du
suivi aprés vérification et de la langue parlée & la maison autre que I’anglais.

Tablean 3

Statistiques Khi carré utilisées pour détecter des interactions entre deux critéres de
classification dans le modé&le final relatif aux erreurs d’interprétation des définitions2

Interaction avec . . .

Suivi Langue
aprés parlée &
vérification la maison

Variable Taille Composition
du ménage du ménage

Oubli de personnes 38, 1%+ 42 3% 6.3* 5.2¢%
Taille du ménage - 112.0** 9 50.0%*
Composition du ménage - - 1.6 1.3
Envoyé pour un suivi

aprés vérification - - - 1.0
*:pn < 01
*:p< .05

a Khi carré de Wald = 42.2, df = 45, p = .5922.

Tableau 4

Estimations des paramétres pour les interactions entre les indicateurs d’erreurs
d’interprétation des définitions et les indicateurs de 'oubli de personnes dans
des ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel”’ dans le modele final

Fréquence marginale: N Estimation
ménages de la catégorie dEsnmaugtn E:reur— normalisée
“‘non-appariement partiel’” et . . . u parametre ype du paramétre
Taille du ménage:

2 4 3 personnes —-.34 .06 -5.7

4 i 5 personnes -.02 .05 —.4
Cormposition du ménage:

Famille nuclaire —.36 06 -6.0

Autre . .22 09 2.4
Envoyé pour un suivi aprés vérification

Non envoyé pour le suivi 25 A0 2.5

Autre langue parlée a la maison?
Oui 10 .05 2.0
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Indicateurs de non-déclaration délibérée

Les facteurs que I'on suppose &tre & I'origine de la non-déclaration délibérée de certains
membres du ménage par les répondants au recensement incluent notamment la crainte que des
personnes entrées illégalement au pays soient expulsées, que, par suite de la déclaration de la
présence d’adultes de sexe masculin, les prestations de bien-étre soient supprimées et que le
fait de révéler que le nombre d’occupants du logement dépasse le nombre autorisé entraine
des complications avec le propriétaire. Les indicateurs correspondants sont, respectivement,
la présence d’immigrants récents parmi les membres du ménage, c’est-a-dire de personnes
entrées au pays en 1980 ou aprés ceite date, la présence dans le ménage de bénéficiaires du bien-
&tre touchant des prestations pour le mois durant lequel le recensement est effectué et le nombre
moyen de personnes par piéce. La non-réponse au recensement postal est également considérée
comme un indicateur général d’une propension chez les recensés a considérer qu’ils n’ont rien
de bon a attendre de leur participation au recensement. Enfin, on a tenu compte de la mesure
dans laquelle les recensés sont préts 4 croire que la confidentialité des données sera respectée
afin de déterminer si cet aspect contribue 4 réduire les craintes & I’origine de 1a non-déclaration
délibérée de certaines personnes dans le ménage.

La figure 5 révéle que, au niveau de I’analyse a deux variables, tous ces indicateurs sont liés
a I'oubli de personnes dans des ménages de Ia catégorie *‘non-appariement partiel”. Ainsi,
26% des ménages classés dans cette catégorie (trait léger) comptaient des immigrants récents,
le pourcentage correspondant pour la catégorie ‘‘appariement intégral’’ (trait fonce) étant de
12% seulement. De méme, 24% des ménages de la premiére catégorie ont déclaré avoir parmi
leurs membres des bénéficiaires du bien-étre par opposition 4 15% seulement pour les ménages
de la catégorie ‘“‘appariement intégral’’. Les ménages de la catégorie ‘“‘non-appariement par-
tiel’’ sont davantage susceptibles que ceux de la catégorie *‘appariement intégral’’ de se
caractériser par une forte densité d’occupation du logement: 63% comptaient plus d’une per-
sonne par piéce, par opposition i 34% seulement dans le cas des ménages classés dans la seconde
catégorie. Les premiers sont également moins susceptibles que les seconds d’avoir retourné leur
questionnaire par la poste et de croire gue le caractére confidentiel des données sera respecté.

Cette fois encore, on a ajusté les modéles log-linéaires, en utilisant I’oubli de personnes dans
les ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel’’ comme variable dépendante et les
indicateurs de la non-déclaration délibérée de certaines personnes dans le ménage comme
variables indépendantes. Les cas d’interaction de deux critéres de classification avec la taille
du ménage ont été inclus a titre de contrdle étant donné que, toutes choses étant égales d’ailleurs,
les ménages de plus grande taille sont davantage susceptibles que ceux qui sont de plus petite
taille de se caractériser par une forte densité d’occupation du logement et de compter des
immigrants récents.

Cette fois, par contre, deux variables ont été rejetées aux essais préliminaires: la non-réponse
au recensement postal et la conviction que le caractére confidentiel des données sera respecté.
Avant de rejeter définitivernent cette derniére variable, on a effectué des essais complémentaires
pour déterminer si I’interaction sur les cas d’oubli de personnes dans les ménages de la catégorie
‘‘non-appariement partiel’” de variables telles que 1a présence dans le ménage d’immigrants
récents ou de hénéficiaires du bien-étre, ou une forte densité d’occupation du logement dépend
de la conviction que le caractére confidentiel des données sera ou ne sera pas respecté. Toutefois,
il est apparu que ce dernier aspect n’influait pas sur les interactions observées.

Le tableau 5 montre qu’il v a interaction des trois variables restantes, en ce qui a trait 4 la
non-déclaration délibérée de certaines personnes dans le ménage, c’est-a-dire la présence
d’immigrants récents ou de bénéficiaires du bien-étre et une forte densité d’occupation du loge-
ment, sur ’oubli de personnes dans les ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel’’
dans un modele incluant toutes les interactions avec la taille du ménage, d’une part, et toutes
les interactions entre les variables indépendantes prises deux 4 deux, d'autre part. Les estima-
tions des parameétres normalisés (voir le tableau 6) témoignent que ces trois indicateurs ont sen-
siblement les mémes effets.



250 Fein et West: Sous-dénombrement lors du recensement

Pourcentage de ménages
100

- Ménages de la catégorie “appariement intégral”
(sans pondération = 331}

80 —

. Ménages de la catégorie “non-appariement
7 g g pp

v partiel” {sans pondération n = 484)

60

40

R A )
U OISO
N N N N NN N
PO RMAANS AN AN

2
2 % . 7
2 Z Z %
~-F 1
z % 7
2 2 Z 2
% % % 2
% % 7 %
Non Oui Non  Oui Non  Qui <.5 5- 1.0- 1.5+ Non  Qui
1.0 1.5
Non-réponse au Présence Présence de Nombre de personnes  Croit au caractére
recensement d'immigrants bénéficiaires par piéce confidentiel
postal? récents? du bien-étre? des données?

Figure 5. Indicateurs de la non-déclaration délibérée de certaines personnes dans le
ménage donnant lieu & I’oubli de personnes dans des menages de la catégorie
““non-appariement partiel’’: ménages de 2 personnes ou plus (pourcentages pondéres)

Tablean 5

Statistiques Khi carré utilisées pour détecter des interactions entre deux critéres de
classification dans le modzle final relatif 4 12 non-déclaration délibérée
de certaines personnes dans le ménage?

Interaction avec . . .

: . Présence Présence de Densité

Variables Taille d’immigrants  bénéficiaires  d’occupation
du ménage récents du bien-&tre du logement

Oubli de personnes 2.9 11.3** 10.1** 16.7**
Taille de ménage - 2 7.5% 221.7%*
Présence d’immigrants récents - - 1.6 30.0**
Présence de bénéficiaires du bien-Etre - - - 5.4
**:p < .0l
*:p < .05

a Khi carré de Wald = 103.8, df = 150, p = .9985.
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Il convient de souligner que les liens entre I’oubli de personnes dans les ménages de la
catégorie ‘‘non-appariement partiel’’ et la taille du ménage ne tiennent plus lorsque I’on fait
entrer en jeu la densité d’occupation du logement (voir le tableau 5). Cela signifie que la taille
du ménage n’a pas de véritable incidence par elle-méme mais qu’elle en a une seulement a cause
de sa relation avec la densité d’occupation du logement. L’incidence de la densité d’occupa-
tion du logement est elle-méme fortement reliée a la présence d’immigrants récents dans le
ménage.

Cela termine I’analyse portant sur les causes du sous- dénombrement au niveau des ménages.

4.2 Caractéristiques des personnes

Dans la derniére partie de 1’analyse, qui porte sur le lien entre les caractéristiques des per-
sonnes et le sous-dénombrement, on compare quatre types de personnes: les personnes qui,
lors du recensement, ont été dénombrées dans des ménages classés dans les catégories ‘“apparie-
ment intégral’’ et ‘‘non-appariement partiel”’, et celles qui ont été oubliées dans des ménages
classés dans les catégories ‘‘non-appariement partiel’® et ‘‘non-appariement intégral’”.

La figure 6 illustre les écarts entre les pourcentages correspondant a dix groupes d’age, pour
les personnes appartenant 4 des ménages de la catégorie ‘‘appariement intégral’’ et & chacun
des trois autres groupes. Elle révéle un pourcentage particulierement élevé de personnes gubliées
dans le groupe des personnes agées de 20 & 29 ans relativement aux ménages de la catégorie
“‘appariement intégral’’ pour les ménages des catégories ‘‘non-apparicment partiel” et “non-
appariement intégral’’ ainsi que pour les personnes du méme groupe d’dge dénombrées dans
des ménages de la catégorie ““non-appariement partiel”’.

Ecart en pourcentage pour chague groupe d'age

16
14— Cas de non-appariement dans les ménages
emw dc Ja catégorie “non-appariement intégral”
12 f= (sans pondération n = 600Q)
10 = Cas d'appariement dans les ménages
o—g de la catégorie 'non-appariement partiel”
] (sans pondération n = 2544
sl Cas de non-appariement dans les ménages
de la catégorie ‘‘non-appariement partiel”’
. (sans pondération n = 1342}
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Figure 6. Ecart en pourcentage, ponderé, pour chaque groupe d’dge relativement aux
membres des ménages de la catégorie ‘‘appariement intégral”’
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Tableau 6

Estimations des paramétres pour les interactions entre les indicateurs de la non-déclaration
délibérée de certaines personnes dans le ménage et les indicateurs de I'oubli de personnes
dans des ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel”’ dans le modéle
final relatif & la non-déclaration délibérée de certaines personnes

Fréquence marginale: Estimation Erreur Estimation
ménages de Ia catégorie X ) normalisée
‘“‘non-appariement partiel’’ et . . . du paramétre type du paramétre
Présence d’immigrants récents:

Immigrants présents 19 .06 3.2
Présence de bénéficiaires du bien-&tre:

Bénéficiaires de prestations présents 17 05 3.4
Densité d’occupation:

Moins de .S personne par piéce — .49 13 —-3.8

De .5 4 1 personne par piéce -.01 .08 —.1

De 1 4 1.5 personne par piéce .08 .08 1.0

Tableau 7

Répartition en pourcentage des caractéristiques des personnes selon le
statut d’appariement lors de ’enquéte postcensitaire et le type de ménage

Statut d’appariement lors de ’enquéte postcensitaire

Appariement Non-appariement
Non- Non- ‘Non-
Caractéristiques Appariement appariement appariement appariement
intégral partiel partiel intégral
du ménage du ménage  duménage  du ménage
HHs HHs HHs HHs
Sexe
Masculin 46.2% 50.6% 54.2% 48.2%
Féminin 53.8 49.4 459 51.8
n (non pondéré) 1667 2564 1324 582
Niveau de scolarité
Aucune scolarité 10.2 10.9 17.0 14.3
Scolarité inférieure au secondaire 30.7 4.4 27.2 37.5
Etudes secondaires partielles 20.5 20.6 19.5 19,5
Dipléme d’études secondaires 38.6 34.1 364 288
n {non pondéré) 1197 1560 599 315
Lien avec le responsable du ménage
Personne apparentée faisant partie
de la famille nucléaire 86.1 83.2 63.6 85.9
Personne apparentée ne faisant
pas partie de la famille nucléaire 11.3 12.6 25.4 7.9
Personne non apparentée 2.6 4.2 11.0 7.0
n (non pondéré) 1659 2560 1359 590
Citoyenneté
Citoyen américain de naissance 66.2 53.5 52.6 50.4
Citoyen américain par
naturalisation 9.2 9.5 6.4 6.4
Citoyen non américain 24.6 37.0 41.0 43.2

A (non pondéré) 1223 1567 612 316
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Les personnes oubliées au moment du recensement dans les ménages de la catégorie “‘non-
appariement partiel’’ sont un peu plus susceptibles que celles qui ont été oubliées dans les
ménages de la catégorie “‘appariement intégral’® d’étre de sexe masculin et de n’étre pas
scolarisées et un peu moins susceptibles d’avoir 1a citoyenneté américaine ou d’étre proches
parentes de la personne responsable du ménage (tableau 7). Les personnes oubli€es au moment
du recensement dans les ménages de la catégorie ‘‘non-appariement intégral’’ sont également
légérement plus susceptibles de n’8tre pas citoyens américains et d’avoir un niveau de scolarité
moindre que celles qui ont été oubliées dans des ménages de la catégorie ‘‘appariement intégral’’
mais, dans leur cas, on ne reléve aucune incidence du sexe ni du lien avec la personne respon-
sable du ménage. Ainsi, dans I’ensemble, les personnes oubliées dans les ménages de la catégorie
““non-appariement partiel”’ différent de celles qui ont été oubliées dans des ménages de la
catégorie ‘ ‘appariement intégral’’ sous davantage de rapports que les personnes oubliées dans
des ménages de la catégorie ‘‘non-appariement intégral’’.

En plus de biaiser un plus grand nombre de caractéristiques du recensement, I’oubli de
personnes dans des ménages de la catégorie ‘‘non-appariement partiel’’ a entrainé ’oublid’un
nombre beaucoup plus important de personnes que ce n’est le cas dans les ménages dela caté-
gorie ““non-appariement intégral”’. Sur ’ensemble des cas de non-appariement de I"échantillon
de I’enquéte postcensitaire, les deux tiers (67%) correspondent & des ménages de la catégorie
““non-appariement partiel’’ et un tiers seulement 3 des ménages de la catégorie “‘non-
appariement intégral’’. En tout, 82% des personnes oubliées ont été repérées lors de PPenquéte
postcensitaire dans des logements diiment dénombrés au recensement et 18% seulement dans
des logements oubliés au recensement.

5. DISCUSSION

Les résultats exposés précédemment corroborent les observations tirées d’autres études
qualitatives selon lesquelles, a I'heure actuelle, ’oubli de personnes dans des ménages de la
catégorie “‘non-appariement partiel” est la cause majeure du sous-dénombrement dans les
régions urbaines particuliérement difficiles 4 dénombrer des Etats-Unis. Par rapport aux
personnes oubliées dans les ménages, complétement oubliés les personnes oubliées dans des
ménages de la catégorie ‘““non-appariement partiel”” lors du recensement d’essai effectué a Los
Angeles sont deux fois plus nombreuses, elles sont le fait de causes que 1’on peut plus difficile-
ment déterminer et elles contribuent i biaiser plus largement les données sur les caractéristiques
des personnes.

Les principaux problémes reliés 4 oubli de personnes dans des ménages de la catégorie “‘non-
appariement intégral”’ sont I’oubli de certains types de logement au moment de I’établissement
des listes d’adresses pour le recensement et la classification erronée de logements occupés comme
logements inoccupés. Les logements qui risquent le plus d’étre classifiés par erreur comme
logements inoccupés sont ceux qui sont occupés par des ménages de petite taille trés mobiles
et ceux dont tous les membres adultes travaillent 4 plein temps. Les résultats des programmes
d’amélioration de la couverture du recensement mis sur pied par le Bureau of the Census laissent
entrevoir que le nombre de logements oubliés pourrait &tre réduit. C’est gréce a ces programmes
que I’on a pu rajouter 10% environ de logements sur les listes d’adresses lors du recensement
d’essai effectué 4 Los Angeles. A I’occasion du recensement d’essai, le Bureau of the Census
a appliqué des procédures de prédénombrement afin de repérer ces logements dans les grands
immeubles 4 logements multiples. La figure 2 fait état de la mesure importante dans laquelle
on a pu réduire les effets de cette source d’erreur au recensement d’essai: aucun des logements
oubliés n’était situé dans ce type d’immeubles.

11 est plus difficile d’éviter la classification erronée de logements occupés comme logements
inoccupés. Le fait d’accorder davantage de temps aux intervieweurs pour le suivi de chaque
cas de non-réponse de méme qu’une formation plus détaillée en ce qui a trait & certains
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problémes pourraient améliorer la situation dans une certaine mesure. On pourrait également
avoir recours 4 des procédures spéciales de rappel dans le cas des ménages de petite taille, des
ménages plus mobiles et de ceux dont les membres sont rarement 4 la maison.

11 est certain que ces améliorations apportées 4 un recensement qui est déja considéré comme
un grand succes seront cofiteuses. Keyfitz (1979) et d’autres considérent que I’augmentation
des cotits qui résulterait du fait d’ajouter des personnes est d’autant plus forte que le taux de
couverture obtenu approche de 100%. Les modifications apporiées aux programmes en vue
de réduire les erreurs observées au recensement d’essai de 1986 s’ajouteraient aux 2.6 milliards
de dollars, montant prévu des coiits du recensement de 1990, étant donné que la méthode qui
sera utilisée dans les régions urbaines sera analogue a celle qui a été appliquée lors du recense-
ment d’essai effectué a Los Angeles.

L’oubli de personnes a ’intérieur du ménage est un probléme plus difficile  résoudre que
celui de I’oubli de ménages. Le Bureau of the Census doit redoubler ses efforts en vue de mieux
comprendre les situations complexes de certains particuliers a I’intérieur des ménages et les
facteurs cognitifs et (ou) culturels qui influent sur la perception que les gens ont des liens a
lintérieur du ménage. Les résultats de la présente étude laissent entrevoir que I’on pourrait
réduire les erreurs d’interprétation des définitions en portant une attention particuliére aux
répondants pour qui I’anglais n’est pas la langue maternelle et aux ménages composés de per-
sonnes qui ont des liens éloignés.

Cependant, compte tenu de I'importance de la recherche effectuée en vue d’améliorer la
conception du questionnaire de recensement et les régles complexes relatives au lieu de résidence
et au dénombrement que le Bureau of the Census doit maintenir en raison méme de son statut
et des antécédents, I"application de mesures complémentaires visant a réduire les erreurs
d’interprétation des définitions nécessiterait des efforts extraordinaires. Ces erreurs reposent
largement sur les différences culturelles et ’insuffisance de scolarité des sous-populations
difficiles 4 dénombrer.

L’oubli de personnes a I'intérieur du ménage est également apparu comme étant fortement
relié 4 la présence d’immigrants récents et de bénéficiaires du bien-étre ainsi qu’a la densité
d’occupation du logement. Le fait que I’étude effectuée a partir des résuitats de Penquéte
postcensitaire mette en évidence I’incidence de ces variables indique qu’a I’occasion de cette
derniére, on a réussi a dénombrer bon nombre de personnes qui avaient été oubliées lors du
recensement. L’incidence des variables liées a la non-déclaration délibérée de certaines per-
sonnes dans lc ménage peut, dans une certaine mesure, étre attribuable également 2 des facteurs
non contrélés autres que la non-déclaration délibérée mais la persistance de ces liens méme
lorsque I’on inclut la variable ‘‘composition du ménage’’ dans le modele log-linéaire (non illustré
ici) indique que I’enguéte postcensitaire a réellement permis de dénombrer un certain nombre
de personnes qui avaient été oubliées au moment du recensement. En d’autres mots, il semble
y avoir un certain continuum entre les ménages trés réfractaires au dénombrement et ceux qui le
sont moins et, dans le cas de ces derniérs, ’application de méthodes plus directement incitatives,
comme celles qui ont été utilisées pour ’enquéte postcensitaire, peut donner de bons résultats.

Les conditions sociales qui caractérisent les cas les plus irrévocables de non-déclaration
délibérée de certaines personnes dans le ménage constituent un probléme majeur pour I'U.S.
Bureau of the Census. Les programmes de sensibilisation du public visant a convaincre la
population de I'importance du recensement et du fait que le caractére confidentiel des données
sera respecté se sont révélés sans effet sur la sous-population particuliérement difficile 4 dénom-
brer qui était visée par le recensement d’essai effectué 3 Los Angeles, comme cela est décrit
par Moore et McDonald (1987), encore que ces programmes pourraient avoir de meilleurs
résultats dans le contexte du véritable recensement décennal. La trés faible incidence de la
conviction du répondant vis-a-vis du respect de la confidentialité des données, considérée en
elle-méme ou comme moyen de congilier les conditions propres du ménage et les craintes du
répondant qui préfére ne pas déclarer certains membres du ménage, laisse entrevoir que le lien
entre les réactions individuelles et la décision de participer au recensement est loin d'&tre simple.
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On ne saurait appliquer sans précaution les conclusions de la présente étude sur les causes
du sous-dénombrement au recensement des régions urbaines en 1990. En effet, celles-ci étant
fondées sur les résultats d’un recensement d’essai, les erreurs observées peuvent résulter d’un
manque d’expérience dd au caractére expérimental des procédures appliquées ou a la difficulté
de convaincre les répondants (et le personnel chargé d’effectuer le dénombrement) que le projet
est aussi important qu’un recensement décennal. En outre, étant donné que Los Angeles
présente des caractéristiques bien différentes de celles des autres grandes régions urbaines, les
problémes que pose le dénombrement dans cette ville peuvent lui &tre particuliers. Par exemple,
Los Angeles passe pour abriter plus d’immigrants illégaux que toute autre grande ville des Ftats-
Unis (Heer et Passel 1987).

Par ailleurs, le taux de sous-dénombrement net enregistré pour Los Angeles en 1980 est
semblable A celui des autres grandes villes, comme 1”a révélé le programme postcensitaire de
1980 (Fay et coll. 1988). Autrement dit, si les autres villes abritent moins d’immigrants illégaux,
elles comptent probablement davantage de sous-populations difficiles 4 dénombrer. Il con-
viendrait d’entreprendre une recherche plus détaillée afin de déterminer dans quelle mesure
les causes du sous-dénombrement diffeérent selon la race, ’origine ethnigue et d’autres
caractéristiques sociales.

I] est encourageant de constater que les causes du sous-dénombrement mises en évidence
dans 1’étude fondée sur les résultats de ’enquéte postcensitaire corroborent dans une
bonne mesure les conclusions des rapports plus qualitatifs produits par des ethnographes
et des groupes intéressés 4 la question. En outre, les estimations du sous-dénombrement établies
dans le cadre de ’enquéte postcensitaire 4 partir des résultats du recensement d’essai effectué
4 Los Angeles sont considérées comme étant de grande qualité (Hogan et Wolter, 1988).
Pour ces diverses raisons, il est reccommandé d’étendre aux autres régions urbaines (et
non urbaines) la méthode fondée sur ’enquéte postcensitaire qui est décrite dans le présent
document.

En ce qui a trait au contexte social, il serait utile, pour pouvoir déterminer plus adéquate-
ment jusqu’a quel point la couverture du recensement peut étre améliorée au moyen des
programmes de senstbilisation du public et d’action communautaire mis sur pied par le Bureau
of the Census, de procéder a un complément de recherche en vue d’établir de quelle fagon
les recensés évaluent les cofits et les avantages que représente pour eux leur participation
au recensement. Il conviendrait également d’avoir de meilleurs indicateurs des raisons qui
poussent les répondants a oublier délibérément certains membres du ménage. Un examen
des programmes d’aide permettrait de confirmer I’incidence possible de la participation au
recensement sur ’admission au programme de bien-étre car, ’admissibilité aux programmes
d’aide n’est pas nécessairement mise en danger par la déclaration de la composition véritable
du ménage.

Il faut également prévoir d’améliorer 1’évaluation des causes du sous-dénombrement
résultant des opérations mémes de dénombrement. En combinant les données tirées des
programmes de contrdle de la qualité des données du recensement et les résultas de I’appa-
riement effectué dans le cadre de Penquéte postcensitaire, il serait possible d’identifier les sources
d’erreurs avec plus de précision.
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L’erreur totale dans ’estimateur de systéme dual:
Recensement du Central Los Angeles County de 1986

MARY H, MULRY et BRUCE D. SPENCER!

RESUME

Le U.S. Bureau of the Census utilise des estimateurs de systéme dual (ESD) pour évaluer 'erreur de couver-
ture dans le recensement. Ce genre d’estimateur repose sur des données du recensement initial et d'une
enquéte postcensitaire. Lorsqu’on mesure la précision de ’ESD, il importe de savoir que cet estimateur
est soumis & plusieurs composantes de 'erreur d’échantillonnage et de ’erreur non due a I’échantillon-
nage. Dans cet article, nous décrivons des modeles de I’erreur totale et des composantes d'erreur dans
les estimateurs de systéme dual. Ces modeles établissent un rapport entre des indices observés de la qualité
des données, comme le taux d’erreur d’appariement, et les deux premiers moments des composantes
d’erreur. Nous analysons également la propagation de I’erreur dans ’ESD et évaluons le biais et la variance
de cet estimateur. La méthode proposée est appliquée au recensement du Central Los Angeles County
de 1986 dans le cadre du Test des opérations de redressemnent du U.S. Bureau of the Census. Cette méthode
sera aussi utile pour évaluer ’erreur dans 'ESD a 'occasion du recensement de 1990 et pour d’autres
applications.

MOTS CLES: Erreur non due a I’échantillonnage; enquéte postcensitaire; évaluation de la couverture;
sous-dénombrement; saisie-resaisie.

1. INTRODUCTION

L’estimateur de systéme dual {ESD) est utilisé dans plusieurs disciplines pour estimer la taille
d’unc population. Il peut s’agir de populations d’animaux comme de populations d’étres
humains. Par exemple, le U.S. Bureau of the Census utilise des ESD du nombre de naissances
dans son analyse démographique pour estimer la population des Etats-Unis. 11 prévoit utiliser
le méme genre d’estimateur pour mesurer I’erreur de couverture dans le recensement décennal
de 1990. Dans cet article, nous allons insister sur ’application de ’ESD dans le domaine du
recensement, ou les deux systémes sont le dénombrement initial et une enquéte postcensitaire
(EP).

L’estimateur le plus élémentaire fondé sur ’ESD du sous-dénombrement dans le recense-
ment est SD et est défini S:g = ESD - REC, ol REC désigne le chiffre du recensement.
Puisque ESD = REC + 8D, les ESD produisent aussi d’autres estimateurs de population,
Une catégorie plus générale d’estimateurs fondés sur 'ESD (Spencer 1980, 1986) est (1 — f) X
REC + f x ESD, qui équivaut a

REC + f x OC

ond = f=1.

Les estimations de 'erreur totale dans I’ESD sont indispensables pour déterminer quelle
valeur de f produit ’estimateur de population le plus précis. Comme I’intervalle des valeurs

1 Mary Mulry, Undercount Research Staff, Statistical Research Division, U.S. Bureau of the Census, Washington,
D.C. 20233. Bruce Spencer, Department of Statistics, Northwestern University, Evanston, IL 60201 et NORC. Les
o?inions exprimées dans cet article sont celles des auteurs et ne reflétent pas nécessairement la position du U.S. Bureau
of the Census.
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de fcomprend O et 1, on peut choisir aussi bien REC que ESD. Les critéres permettant de juger
de la supériorité d’une série d’estimations démographiques par rapport & une autre peuvent
étre fondés sur des mesures de la qualité de la distribution de la population (Hogan et Mulry
1987; Spencer 1986). Les estimations de P’erreur totale dans ’ESD jouent aussi un role impor-
tant dans la planification statistique (par ex., combien d'argent devrait &tre dépensé et quelle
devrait étre la taille d’un échantillon de I’EP.)

Les ESD sont soumis & plusieurs composantes de 'erreur non due & I’échantillonnage, sans
compter ’erreur d’échantillonnage. Nous présentons dans cet article des modéles de ’erreur
totale et des composantes d’erreur dans ESD. Ces modeles établissent un rapport entre des
indicateurs observés de la qualité des données et les deux premiers moments des composantes
d’erreur. Nous utilisons ensuite des méthodes de propagation de I’erreur pour estimer le biais
et la variance de ’ESD. De cette fagon, nous évaluons 1’erreur totale ou I’effet combiné des
erreurs. Parmi les ouvrages qui abordent les modéles d’erreur pour I’'ESD, voir Seltzer et
Adlakha (1974).

La méthode exposée est appliquée au recensement du Central Los Angeles County de 1986,
connu aussi sous le nom de Test des opérations de redressement {TOR) de 1986 pour la région
de Loos Angeles (Diffendal 1988). L’échantillon de I’EP réalisée & I’occasion du TOR comprenait
environ 6,000 unités de logement et plus de 19,000 personnes. Une analyse de sensibilité montre
comment les composantes d’erreur influent I’une sur 'autre, lesquelles s’annulent et lesquelles
se completent. Les méthodes exposées ici pour estimer I’erreur dans [’ESD du TOR peuvent
aussi servir 4 estimer ’erreur dans les ESD du recensement de 1990.

Nous avons cherché & structurer cet article de maniére a faciliter la tche de ceux qui ne
veulent pas le lire en entier. Ainsi dans la section 2, nous exposons les fondements de PESD
utilisé dans le TOR de méme que ses principales composantes. Nous décrivons ensuite la
méthode utilisée pour évaluer les composantes d’erreur et les combiner dans le but d’estimer
I’erreur totale dans I’ESD (Section 3}. Une description précise des composantes d’erreur exige
une description détaillée de ’ESD, appuyée de symboles (Section 4). Cette description est suivie
d’une ¢évaluation des composantes d’erreur (Section 5). Une synthése de ces composantes aboutit
au calcul d’estimations de ’erreur totale dans PESD (Section 6). Enfin, nous présentons les
principales conclusions (Section 7).

2. ESTIMATEUR DE SYSTEME DUAL

L’utilisation de Pestimateur de systéme dual suppose nécessairement qu’il existe deux listes
de la population. La premiére est le résultat du dénombrement initial et la seconde est une liste
implicite des personnes incluses dans la base de sondage servant a la formation de ’échantillon
P de I’EP, et qui constituent ce que nous appellerons la population de I’échantillon P. La base
de sondage proprement dite n'est pas une liste de personnes mais d’ilots de recensement.

L’échantillon P est un des deux échantillons utilisés dans ’EP. Celle-ci comprend [’échan-
tillon D, qui est constitué d’enregistrements du recensement, et I’échantillon P, qui est un

Tableau 1
Probabilité d’inclusion dans une case

Recensement
, Inclus Exclus Total
Echantillon P inclus Pill Pz Piy
exclus P Pin Piz+

Total Pix Pi+2 Pi++
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Tableaun 2
Effectif réel de chaque case
Recensement
Inclus Exclus Total
Echantillon P inclus Ny Mz Nyt
exclus Ny, (M22) (N2p)
Total Ny (Ny2) (Nig)

échantillon de personnes. Le premier sert  estimer le nombre d’enregistrements erronés tandis
que le second sert a estimer, par estimation de systéme dual, le nombre de personnes qui ont
été oubliées lors du dénombrement initial.

L’estimateur de systéme dual repose sur un modele ol Ia probabilité que le i-tme individu
d’une population de taille N ait ou non £té recensé et qu’il soit ou non dans I’échantilion P
est celle indiquée dans le tableau 2.1 (Wolter 1986a); voir cette source pour une analyse et un
renvoi 4 des ouvrages antérieurs. La taille réelle de la population dans chaque classe est indi-
quée dans le tableau 2.2,

Dans le tableau ci-dessus, N, , = N, la population totale. Méme si nous connaissions les
Nj; de la premiére ligne et de la premiére colonne, nous ne pourrions observer directement les
N entre parenthéses et il faudrait donc les estimer a I’aide du modele. L’ESD de N serait alors
sous la forme Ny N, /N, ce que nous considérons comme I’'ESD idéal.

Lorsqu’on estime la taille d’une population en vue d’évaluer I'erreur de couverture dans
un recensement, on remplace les N par des estimations tirées du dénombrement initial et de
deux échantillons posicensitaires, soit I'échantillon P et I’échantillon D. Les données d’enquéte
sont pondérées par I’inverse de la probabilité de sélection. Dans les définitions suivantes, le
symbole ** “** dénote la possibilité d’erreur non due a I’échantillonnage:

N, = le nombre pondére de personnes dans la population cible de ’échantillon P

Np = estimation de la population totale d’aprés I’échantillon P

REC = chiffre du recensement

II, = nombre de personnes imputées

II, = nombre pondéré d’enregistrements du recensement qui ne renferment pas
assez d’information pour étre appariés

EE = nombre pondéré d’enregistrements erronés dans le recensement, d’aprés
I’échantillon D

EE = estimation du nombre d’enregistrements erronés dans le recensement

C = REC - II, - I - EE = nombre pondéré des personnes recensées, d’aprés I’échan-
tillon D

C = REC-1II -1 - EE = nombre estimé des personnes recensées, d’aprés I’échan-
tillon D

M = nombre pondéré des personnes de I’échantillon P qui ont été recensées initialement

M = nombre estimé des personnes de I’échantillon P qui ont été recensées initialement.

Selon la notation ci-dessus, N est un estimateur de N, lequel est un estimateur sans biais
de N, ,. Le ratio C/M sert & estlmer le ratio N | /N);. (En soi, € et M ne sont pas de bons
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estimateurs de V., et Ny,.) Par conséquent, I’estimateur a la forme suivante N, , = N,
C/M. Le ratio C/M renferme un facteur de correction pour les enregistrements erronés et les
enregistrements qui ne contiennent pas assez d’information pour étre appariés /I, et IT,, de
maniére que les cas n’ayant aucune chance d’&tre inclus dans le dénominateur ne figurent pas
non plus dans le numérateur.

L’ESD sert & estimer le sous-dénombrement net en pourcentage, ou taux de sous-
dénombrement net, dans le recensement,

§=100(REC - N, ,)/N, ..

Pour la région d’essai en général (notamment le Central Los Angeles County), REC = 355,352,
= 336,707, C = 343,567, M = 298,204,et N, , = 388 040. Suivant ces chiffres, le taux
de sous-dénombrement net estimé est 8.42.

3. METHODE D’EVALUATION DE L’ERREUR TOTALE

L’ESD est exposé & diverses sources d’erreur, comme des adresses inexactes dans I’échan-
tillon P, des données manquantes (non-réponse partielle ou totale), des erreurs de réponse,
des erreurs commises par I’interviewer, le biais de corrélation, I’erreur d*échantillonnage, erc.
Nous chercherons ici 4 évaluer les effets de ces diverses sources d’erreur sur I’ESD.

La premiére étape consiste & exprimer 'ESD comme une fonction des composantes. Celles-ci
ont été construites de telle maniére que les diverses sources d’erreur agissent d’une fagon
indépendante ou parfaitement corrélative sur la plupart d’entre elles. En isolant les effets des
diverses erreurs, nous pouvons plus facilement définir les principales sources d’erreur.

En second lieu, nous estimons les deux premiers moments de chaque composante d*erreur
prise individuellement. Pour cela, nous nous fondons sur les résultats de diverses évaluations
du TOR et de programmes de contréle de la qualité, L.a manigre dont les composantes ont été
construites implique que le coefficient de corrélation entre ces composantes est normalement
égal A 0oual.

Nous avons eu recours 4 des méthodes de simulation par ordinateur pour étudier la pro-
pagation des erreurs. Nous avons supposé une distribution multidimensionnelle des com-
posantes d’erreur, par exemple F. La définition de F était compatible avec les deux premiers
moments estimés dans la section 5. Nous avons simulé la présence de composantes d’erreur
par des tirages pseudo-aléatoires & méme F, puis nous avons calculé I'ESD; nous avons répété
cette opération 10,000 fois et la distribution empirique de I’ESD ainsi obtenue a servi d’estima-
tion de Ia distribution réelle. Les deux premiers moments de cette distribution fournissent des
estimations numériques de ’erreur totale de I'ESD.

Nous avons réalisé une analyse de sensibilité pour vérifier I'importance d’utiliser une forme
de distribution plut6t qu’une autre pour F . Les résultats de cette analyse donnent 3 penser
que la forme de distribution exacte (au-del des deux premiers moments) est relativement sans
importance (voir section 6).

L’analyse de I'erreur dans PESD s’est faite selon une approche bayesienne. Nous avons
estimé les deux premiers moments des distributions des composantes d’erreur, puis nous avons
déterminé la distribution a posteriori du taux de sous-dénombrement en fonction des valeurs
observées de C, N, M, ec.

4. COMPOSANTES DE L’ESD

L’ESD est exposé aux erreurs d’échantillonnage et aux erreurs non dues a I’échantillonnage,
y compris la non-vérification des hypothéses qui sous-tendent le modéle de ’ESD. Cet
estimateur comporte effectivement un biais mais celui-ci est négligeable en ce qui concerne le
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recensement (Wolter 1986a). Les erreurs non dues a I’échantillonnage peuvent influer sur la
précision des estimateurs deN . ,, de Ny, et de N|;. Nous décrivons ci-dessous I’erreur non
due a I’échantillonnage. _

Dans I’estimation de N, I'erreur est définie par I’expression C~N,=(C-0)
+ (€ — N.)).Le premier terme (C — C) est I’erreur non due & I’échantillonnage nette, qui
entre dans la composition du biais et de la variance, et le second terme (C — N, ) est erreur
d’échantillonnage, qui entre uniquement dans la composition de la variance. Définissons
Perreur non due a I’échantillonnage nette commec = & — C.

L’erreur nette ¢ s¢ produit durant le traitement de 1’échantillon D, lorsqu’on indique que
des répondants ont été enregistrés correctement ou incorrectement, selon le cas, lors du dénom-
brement initial alors que c’est le contraire. Par conséquent, ¢ a trois composantes : ¢,, qui sur-
vient durant la collecte et le traitement des données, ¢, qui est le résultat d’un plan de sondage
pour I’EP qui ne réussit pas  concilier les estimations des taux de surdénombrement et de sous-
dénombrement bruts, et ¢; atiribuable aux données manquantes, ¢ = ¢, + ¢ + ¢;. Ces trois
composantes sont étudiées dans les sections 5.5, 5.6 et 5.7 respectivement.

Dans I’estimation de Ny, Perreur est définie par I’expression Np - Ny, = (1\7117 - Np)
+ (N, — Ni,). Le premier terme (Np — N,,) est ’erreur non due a I’échantillonnage, qui
entre dans la composition du biais et de la variance, et le second terme (N, — Ny,) est 'erreur
d’échantillonnage, qui entre uniquement dans la composition de la variance. L’erreur non due
4 I’échantillonnage nette est définie n, = N, — N),.

L’erreur nette 7, se produit & I’étape de I'interview réservée aux personnes de Péchantillon
P, plus précisément lorsque des personnes comprises dans [’échantillon P ne sont pas inter-
viewées. Dans un tel cas, soit que des enregistrements ont été fabriqués ou qu’il y a des données
manquantes. Par conséquent, n, a deux composantes: 1,5, ’erreur due a la fabrication, et my,,
’erreur due aux données manquantes,. 1, = n,r + n,. La premiére de ces composantes est
étudiée dans la section 5.3, tandis que la seconde est ’objet de la section 5.7. En ce qui con-
cerne l'estimation de Ny, Ierreur est définie par I’expression M — Ny, = (M — M) +
(M — Ny,). Le premier terme (M — M) est ’erreur non due 4 ’échantillonnage nette, qui
entre dans la composition du biais et de la variance, et le second terme (M —N),} est 'erreur
d’¢échantillonnage, qui entre uniquement dans la composition de la variance.

Afin de décrire plus facilement ’erreur non due i I’échantillonnage dans I’estimation de
Ny, considérons les tableaux ci-dessous, qui portent sur les personnes comprises dans la
population cible de I'échantillon P et Ies répondants du méme échantillon. Le tableau 3 indique
Ie nombre pondéré de personnes de la population cible de I’échantillon P dans chaque classe
tandis que le tableau 4 indique le nombre pondéré de répondants de I’échantillon P dans chaque
classe. Quant au tableau 5, on y trouve les estimations de I'effectif de chaque classe établies
i I’aide des résultats de I’interview de I’échantillon P et de ’appariement.

Tableau 3
Population cible de [’échantillon P

Code de dénombrement
Echantillon P

Recensé Non recensé
Exclus Dy, Dy
Inclus
Adresse au jour du recensement exacte Dy Dy

Adresse au jour du recensement inexacte Dy Dy
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Tableau 4
Code de dénombrement pour les répondants de I'échantillon P

Code de dénombrement

Echantilion P

Recensé Non recensé
Enregistrement fabriqué Ay Az
Enregistrement non fabriqué
Adresse au jour du recensement exacte Az Aaz
Adresse au jour du recensement inexacte Az Az

Tableau 5
Code d’appariement pour les répondants de I’échantillon P

Code d’appariement
Echantilion P

Apparié Non apparié
Enregistrement fabriqué By By
Enregistrement non fabriqué
Adresse au jour du recensement exacte B Bay
Adresse au jour du recensement inexacte By, By,

Comme le groupe de personnes réputées incluses dans I’échantillon P selon le tableau 3 cor-
respond au groupe de répondants qui sont réputés non fictifs d’aprés le tableau 4, D, = A,
et Dy = Ay De plus, A;; = 0 puisqu’un enregistrement fabriqué au cours de ’'EP ne
pouvait exister lors du recensement. Par conséquent, '

M= .Du + DZI + .D31 = D“ + A2] + A3l‘

Comme un enregistrement fabriqué durant I'EP n’a pas d’équivalent dans la liste du recense-
ment, nous supposons que By; = 0. Ainsi, M = B, + By, + By, = By + By,.

L’erreur non due a I’échantillonnage dans Pestimation de N|;, (désignée par m, peut donc
étre définie comme suit:

m=M-M
= (By + By + By) — (D) + Dy + Dyy)
=Dy + (By — Ay) + (B3 — Ay

L’erreur m a trois composantes: (B;;, — Aj;), qui est ’erreur introduite au cours de
I’appariement (section 5.2), (B3, — Aj;), qui est ’erreur introduite par les répondants lorsque
ceux-ci indiquent mal Padresse ou ils demeuraient le jour du recensement (section 5.3); et —
Dyy. Dy, a elle-méme deux composantes: m;, Perreur attribuable 4 I’absence de codes
d’appariement, et m,. Ierreur due a la fabrication. La premiére est étudiée dans la section 5.7
tandis que la seconde fait 1'objet de la section 5.4.
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L’ESD idéal peut étre exprimé par la formule suivante:

Niy Np/Ny = (€ ~ e)(N, = n,}(M — m).

5. COMPOSANTES DE L’ERREUR DANS L’EP

Les estimations des deux premiers moments de la distribution a posteriori du taux de sous-
dénombrement découlent des estimations des deux premiers moments des composantes de
PPerreur dans I’EP. Ces composantes sont le biais de corrélation, I’erreur d’appariement, ’erreur
de déclaration d’adresse, la fabrication dans 1’échantillon P, Perreur dans ’estimation du
nombre d’enregistrements erronés, la conciliation des estimations des taux de surdénombre-
ment et de sous-dénombrement bruts, les données manquantes et I'erreur d’échantillonnage.
Dans cette section, nous allons décrire la source de chaque composante et définir un modele
pour chacune. Aux fins de la modélisation, nous considérons les composantes d’erreur comme
des indicateurs observables de la qualité des données. Nous estimons enfin les deux premiers
moments des distributions des erreurs en vue de les utiliser dans le modele de ’erreur totale
défini & la section 6.

5.1 Biais de corrélation

5.1.1 Source d’erreur

Dans ’estimation de systéme dual, la préoccupation majeure est que I’échantillon P pro-
duise une estimation précise de la proportion de la population dénombrée lors du recensement.
Le non-respect de I’une ou I'autre des hypothéses d’indépendance qui sous-tendent 1’estima-
tion de systéme dual peut avoir pour effet d’introduire un biais dans I’estimation de la pro-
portion de la population dénombrée fors du recensement et, par voie de conséquence, dans
I’estimation de la population.

Trois hypothéses d’indépendance sont posées pour I’estimateur de systéme dual:

Causalité. Le fait qu'une personne est incluse dans la population recensée est indépendant du
fait qu’elle est incluse dans I’échantillon de ’EP. Autrement dit, le rapport des produits croisés
satisfait

8 = pin P2 /P2 Py = Lpouri =1, ..., N.

Homogénéité. Les probabilités de saisie satisfont p;;. = p1y ou py = pyypouri = |1,
..., N, dans chacune des strates formées a posteriori.

Autonomie. Le recensement et I’EP sont le résultat de N essais mutuellement indépendants.

L’hypothése de I’homogénéité est conforme au modéle composé M, décrit dans Wolter
(1986a). Tout I'appareil mathématique exposé dans Wolter (1986a) pour le modele M, de
Peterson s’applique aussi au modéleM,, lorsqu’il y a suffisamment de données pour former
des strates a posteriori ou s’applique ie modéle M, .

Pour réduire le degré d’hétérogénéité de la population, fe U.S. Bureau of the Census exécute
une stratification a posteriori des données selon des variables démographiques et géographiques;
cette méthode avait été proposée a ’origine par Sekar et Deming (1949). Elle consiste & calculer
une estimation de la population dans chaque strate formée a posteriori puis 4 additionner toutes
les estimations pour obtenir la population totale estimée. A moins que I’hypothése de I’homo-
généité ne se vérifie pas du tout, I’estimation se situe normalement entre le chiffre du recense-
ment et le chiffre de la population réelle.

Wolter (1986b) et Cowan et Malec (1986) ont démontré que le non-respect de ’hypothése

de 'autonomie avait un effet négligeable sur le biais de ’ESD mais faisait augmenter sa variance.
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La formulation de Wolter prévoit une action individuelle (autonomie) ou collective (absence
d’autonomie) des membres des ménages. Pour leur part, Cowan et Malec présentent un modéle
qui permet de grouper les cas d’omission dans le recensement (absence d’autonomie). Nous
allons maintenant décrire par un modéle ’effet combiné des sources du biais de corrélation
sur ESD,

5.1.2 Définition

Pour mieux connaiire I’effet du biais de corrélation, supposons que §; = @ pour tous les
i et exprimons la taille réelle de la population par la formule

N = Njp + Ny + Ny + 0 (NpNyy /Ny),

ou §; est le rapport des produits croisés défini dans la section 5.1.1.

Le biais de corrélation influe uniquement sur le dernier terme de 1’expression car les trois
autres peuvent étre estimés directement. Le paramétre 8, représente I’effet de la non-vérification
des hypothéses d’indépendance. Lorsque celles-ci se vérifient, § = 1.

- Le biais de corrélation, qui existe lorsque 8 est différent de 1, est la seule composante de
t, qui est I"erreur due & la non-applicabilité du modéle. La taille de la population peut &tre définie
par la formule:

N =N, N/Ny + t
= NieNu/Np + (0 = DINRNR/NG).

En conséquence, le biais de corrélation ¢ = (8 — 1}{N; Nz /Ny

5.1.3 Mesure

On peut estimer le paramétre § au niveau national pour des sous-groupes raciaux et ethniques
en utilisant des estimations de la population tirées d’une analyse démographique. L’utilisa-
tion de cette méthode suppose toutefois qu’il s*agit 1a d’estimations précises. Malgré cela, cette
formulation permet aussi de faire varier 6 afin d’évaluer la sensibilité de I’ESD a I’effet estimé
du non-respect des hypothéses d’indépendance.

5.1.4 Estimation

On n’a pas calculé d’estimation de 9 pour le TOR de 1986 parce qu’il n’y avait pas d’autre
source d’estimations démographiques (par ¢x., on ne¢ pouvait tirer d’estimations d’une analyse
démographique). Cependant, Ericksen et Kadane (1985) ont calculé trois estimations de # pour
la population noire en ce qui regarde le recensement de 1980: 2.1, 2.7 et 3.7. Comme la popula-
tion visée par le TOR de 1986 était constituée en majeure partie de membres de minorités
ethniques (73 pour cent de personnes d’origine hispanique, 12 pour cent de personnes d’origine
asiatique et 15 pour cent qui ne sont ni d’origine asiatique ni d’origine hispanique)}, nous nous
servirons des estimations d’Ericksen et Kadane: E(9) = 2.1, 2.7, ou 3.7, Var(8) = 0. Nous
considérons ici que @ est fixe mais inconnu. Dans la section 6, nous réalisons une analyse de
sensibilité pour illustrer ’effet de diverses valeurs de &.

Les estimations de f sont conformes 3 ce qui est indiqué dans les rapports des observateurs
qui ont participé au recensement d'essai de Los Angeles (Childers et coll. 1987). Nous sommes
d’avis que le biais de corrélation est plus élevé pour les régions urbaines que pour le pays en
général. En conséquence, il peut s’agir ici d’estimations prudentes étant donné le caractére
urbain de la région d’essai.

5.1.5 Résumé

Dans le modéle de I’erreur totale, les deux premiers moments de la distribution a posteriori
du facteur de correction pour le biais de corrélation sont supposés étre E(f) = 2.1,2.7ou 3.7
et Var(¢) = 0.
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5.2 FErreur d’appariement

5.2.1 Source d’erreur

Dans la présente analyse, 'erreur d’appariement désigne les erreurs qui sont commises
lorsqu’on compare les enregistrements de 1’échantillon P a ceux du recensement. L’erreur
d’appariement n’englobe donc pas les erreurs de réponse qui surviennent durant la collecte
des données. Bien que d’autres types d’erreur puissent entrainer I’attribution d’un mauvais
code de dénombrement & un répondant de I’échantillon P, ces sources sont traitées sous d’autres
rubriques.

Une fois ’interview de ’échantillon P terminée, on parcourt les enregistrements du recense-
ment pour vérifier si les répondants en question ont bel et bien été recensés. On attribue alors
un code 4 chacun des répondants selon qu’il a pu étre apparié ou non 4 un enregistrement du
recensement. Lorsqu’on attribue le mauvais code de dénombrement A une personne de I’échan-
tillon P durant le traitement des données, on commet ce qu’on appelle une erreur d’apparie-
ment. Il y a deux fagons de commettre des erreurs d’appariement. Soit qu’une personne est
appariée 4 un enregistrement du recensement alors qu’elle n’a pas été recensée a I’origine (c’est
ce qu’on appelle une «fausse concordance»), soit qu’elle est reconnue comme non recensée
alors qu’elle I’a effectivement été (c’est ce qu’on appelle une «fausse non-concordance»).
L’erreur d’appariement aura pour effet de fausser ’estimation de I’effectif recensé et de
IPeffectif de I'échantillon P et introduira par conséquent un biais dans 1’estimation du nombre
de personnes oubliées dans le recensement.

5.2.2 Définition

Le dénominateur Ny, de ’estimateur de systéme dual est estimé a ’aide des données de
I’échantillon P. Nous avons vu dans la section 4 que:

A, = le nombre pondéré de personnes qui ont été recensées,

B;, = le nombre estimé de personnes qui ont pu étre appariées.
Par conséquent, 1’erreur nette due a ’attribution du mauvais code de dénombrement, m,,,
peut étre définie m,, = B;; — A,,. L’espérance mathématique et la variance de m,, étant
donné la valeur observée M sont désignées par E(m,,) et Var(m,,).

5.2.3 Mesure

On peut mesurer m1,, en traitant une seconde fois une partie de ’échantillon P, c.-a-d. ¢n
confiant 4 du personnel hautement qualifié la tiche d’exécuter un nouvel appariement. On
suppose pour cela que des personnes mieux entrainées commettent moins d’erreur méme si
elles disposent des mémes documents et des mémes données qui ont servi a I’appariement initial.
1l est possible de rapprocher les nouveaux codes d’appariement et les cades d’appariement
initiaux et d’éliminer les différences.

Deux études du processus d’appariement ont été réalisées a ’aide des données du TOR de
1986. Ces études ont servi a évaluer I’appariement pour les personnes ayant déménagé et les
personnes n’ayant pas déménagé respectivement.

Dans la seconde étude (Corby et Mulry 1988), on a prélevé un sous-échantillon probabiliste
de 35 ilots pour le soumettre & un nouvel appariement; cette opération a été confiée a des
spécialistes du bureau central. L’échantillon ainsi obtenu a été stratifié selon le taux d’apparie-
ment et des taux de sondage exceptionnellement élevés ont été appliqués aux ilots qui présen-
taient de faibles taux d’appariement de telle maniére que les personnes affectées au contrdle
de la qualité pouvaient recueillir le plus de renseignements possible sur les erreurs d’apparie-
ment. Comme les Tlots adjacents n’ont pas été analysés, il se peut que 1’on ait sous-estimé le
nombre de cas de fausse non-concordance.

L’autre étude a servi 4 évaluer Perreur d’appariement pour les personnes ayant déménagé
(Childers et coll. 1987). Quatre-vingt-dix personnes ayant déménagé n’ont pu étre appariées
dans le TOR et ces 90 cas ont été soumis & un nouvel appariement. Cette opération a permis
de découvrir onze cas de concordance additionnels, dont deux n’avaient pas été retenus a la
suite du contréle informatique.
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5.2.4 Estimation

Nous allons maintenant utiliser les résultats des sous-échantillons qui ont servi aux études
preécitées pour estimer les moments de la distribution de m,, tirée de I’échantillon de ’EP. Le
fait de ne pas effectuer de recherche approfondie dans I’ étude portant sur les personnes n’ayant
pas démeénagé a problablement contribué a sous-estimer le nombre de cas de fausse non-
concordance. Les résultats de recherches approfondies antérieures nous indiquent qu’une fagon
modérée de pallier 4 ’absence de telles recherches est d’augmenter de 20% ’erreur nette, qui
est de 70 en ’occurrence (Hogan et Wolter 1988). D’aprés les résultats des deux études, erreur
nette dans I’échantillon de ’EP est de 95. Le taux d'erreur nette est donc — 0.0055. Nous appli-
quons ce taux uniguement aux cas de I’échantillon P qui ont été résolus car 'erreur d’imputa-
tion pour les cas non résolus est traitée dans [a section 5.7 - Données manquantes. L’espérance
de m,, devient E{m,,) = —1831, lorsque l¢ poids d’échantillonnage global (17) est utilisé.

On n’a pas calculé d’estimation de la variance de ’estimateur de P’erreur d’appariement nette
pour les personnes n’ayant pas déménagé. La variance d’échantillon du nombre d’erreurs pour
les personnes ayant déménageé est nulle car toutes les personnes de cette catégorie qui n’avaient
pu étre appariées ont fait 1’objet d’un nouvel appariement. Cependant, nous ne croyons pas
que la variance réelle est nulle. On pourrait définir une variance en supposant que les erreurs
se sont produites suivant une combinaison de processus de Poisson, par exemple les erreurs
d’appariement pour les personnes ayant déménagé ayant suivi un processus de Poisson par-
ticulier et les erreurs d’appariement pour les personnes n’ayant pas déménagé ayant suivi
indépendamment un autre processus de Poisson. Si on considérait que toutes les erreurs sui-
vent un seul et méme processus de Poisson, on obtiendrait en définitive une estimation prudente
de la variance; en ’occurrence, cette estimation serait le produit de 17 x 107. Cependant, le
modéle de Poisson ne produit pas nécessairement d’estimation prudente si les erreurs se pro-
duisent dans des grappes. Dans une tentative pour établir des estimations prudentes de la
variance, nous avons multiplié (quelque peu arbitrairement) ’estimation de a variance calculée
suivant un seul processus de Poisson par le poids d’échantillonnage global, ce qui a donné

Var(m,,) = (17)? x 107 = 30,923.

5.2.5 Résumé
Pour le modele de I’erreur totale, les deux premiers moments de la distribution a posteriori

de ’erreur d’appariement nette pour ’échantillon de ’EP sont supposés étre E(m,,) =
-~ 1831 et Var(m,,) = 30,923.

5.3 Erreur de déclaration de I’adresse au jour du recensement

5.3.1 Source d’erreur

Quelques-uns des répondants de I’échantillon P ont déménagé entre le jour du recensement
et ie jour de 'interview de I’EP. Les réponses fournies 4 cet égard peuvent étre erronées. Par
exemple, si le répondant a déménagé, I’adresse antérieure qu’il a indiquée peut &tre inexacte
ou peut avoir été mal géocodée par les préposés du codage. L’une ou I’autre de ces erreurs peut
fausser le processus d’appariement en orientant la recherche d’enregistrements dans une région
différente de celle o le répondant a été recensé. Ainsi, des répondants qui ont été effective-
ment recensés pourraient étre considérés comme des cas de non-concordance parce que les
opérations d’appariement ne permettent pas de repérer les enregistrements correspondants.
En classant par erreur des répondants parmi les cas de non-concordance, on introduit un biais
par excés dans I’estimation du nombre de personnes oubliées dans le recensement.

Il arrive qu’une erreur de déclaration d’adresse ne se traduise pas par une fausse non-
concordance. Si I’adresse au jour du recensement est dans le secteur ot doit normalement se
trouver I’adresse déclarée et que celle-ci est géocodée correctement, il y aura appariement.
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5.3.2 Définition

Le dénominateur N;; de I'estimateur de systéme dual est estimé a 1’aide des données de
I’échantillon P. Nous avons vu dans la section 4 que:

A3 = le nombre pondéré de personnes qui ont été recensées mais dont I’adresse au jour
du recensement est inexacte;

B;; = le nombre estimé de personnes dont I’adresse au jour du recensement est inexacte
mais dont ’enregistrement a été repéré A une autre adresse.

Par conséquent, I’erreur nette due a I'inexactitude de I’adresse au jour du recensement, #,,
peut étre définie m, = By, — Aj,. L'espérance et la variance de m, , étant donné la valeur
observée M, sont désignées par E(m,) et Var(m,). respectivement.

5.3.3 Mesure

L'évaluation de m, repose sur un suivi effectué auprés d’un sous-échantillon de répondants
de I’échantillon P qui sont classés parmi les personnes non recensées. Les résultats du suivi
servent A estimer ’erreur qui s¢ produit lorsque des personnes qui ont été recensées indiquent
mal I’adresse ou elles demeuraient le jour du recensement lorsqu’elles répondent 4 I'EP.

On a évalué I'importance de Perreur de déclaration d’adresse & la suite du TOR de 1986.
Aprés la production des estimations initiales, on a réalisé une interview de rappel auprés d’un
échantilion de 903 personnes qui n’avaient pu étre appariées afin de déterminer le nombre de
cas de non-concordance attribuables 4 une erreur de déclaration d’adresse. En ce qui concerne
les répondants qui ont dit avoir déménagé sans quitter la région d’essai, on a tenté un apparie-
ment & la nouvelle adresse.

5.3.4 Estimation

Les cas échantillonnés pour lesquels on a constaté une erreur de déclaration d’adresse peu-
vent servir a estimer

L, = le nombre pondéré de personnes qui, durant I'interview de I’échantillon P, ont mal
indigué I’adresse ol elles demeuraient le jour du recensement,
Une recherche d’enregistrements du recensement aux nouvelles adresses produit

r.m = I'estimateur du pourcentage de personnes qui ont mal indiqué I’adresse ou elles
demeuraient le jour du recensement mais qui peuvent étre appariées a des
enregistrements du recensement.

Par conséquent, I’espérance de 1’erreur m, est estimée par

E(m,) = —ryLe.

Selon les résultats de 'interview de rappel (Hogan et Wolter 1988), il y aurait eu erreur de
déclaration d’adresse dans tout au plus 3.1% des cas de I’échantillon P. On a calculé un taux
d’appariement estimé de 33% pour les personnes qui ont mal indiqué ’adresse ou elles
demeuraient le jour du recensement et qui ont déménagé sans quitter la région d’essai. Si nous
supposons un taux d’appariement identique pour les personnes qui ont dit avoir demeuré a
’extérieur de la région d’essai le jour du recensement, 1'espérance mathématique est donc
E(m,) = —3481.

On n’a pas estimé la variance de I’erreur due 4 une mauvaise indication de I’adresse. A notre
avis, 900 serait une estimation prudente de la variance pour 1’échantillon de I’EP. Par consé-
quent, la variance pour la région d’essai est

Var(m,) = (17)* x 900 = 260,100.
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5.3.5 Résumé

Pour le modéle de I’erreur totale, les deux premiers moments de la distribution de ’erreur
due 4 une mauvaise indication de 1’adresse au jour du recensement pour I’échantillon de I'EP
sont supposés éire E(m,) = —3481 and Var(m,) = 260,100.

5.4 Fabrication dans I’échantillon P

5.4.1 Source d’erreur

Les intervieweurs peuvent parfois inventer des personnes dans des unités de logement de
I’échantillon P. Des études ont montré que la fabrication dans 1'interview de I'EP peut introduire
un biais appréciable dans les estimations de I’erreur de couverture du recensement fondées sur
I’estimateur de systéme dual.

Essenticllement, la fabrication d’enregistrements peut avoir pour effet de réduire le taux
d’appariement pour I’EP, contribuant par le fait méme a gonfler I'estimation de 'erreur de
couverture.

Au U.S. Bureau of the Census ’expérience montre que c’est la fabrication de ménages entiers
qui pose le plus de problémes dans les enquétes-ménages. 11 est rare que des interviewers ajou-
tent une personne fictive dans un ménage qui existe réellement.

Le controle qualitatif portant sur 'interview de 1*échantillon P vise & découvrir les inter-
views fictives et & interviewer les vrais membres du ménage. Par conséquent, 1*établissement
des estimations de systéme dual ne comporte aucune correction statistique pour la fabrication
dans ’échantillon P,

5.4.2 Définition

Les €léments Ny et N, de I’estimateur de systéme dual sont estimés a I’aide des données
de I’échantillon P. Nous avons vu dans la section 4 que:
my; = le nombre pondéré de personnes qui ont été recensées mais auxquelles on a substitué
des enregistrements fabriqués;
n,r = Perreur dans Ny, due a la fabrication de ménages dans ’échantillon P.

Les espérances et variances a posteriori de m; et nyy sont désignées par E(m,) et E(n,,) et
Var(my) et Var(n,,) respectivement.

5.4.3 Mesure

Dans le TOR de 1986, le contrble qualitatif des interviews a permis d’établir un taux de
fabrication d’environ 0.6%. Un suivi exécuté aprés la production des estimations initiales a
permis d’établir un taux de fabrication approximatif de 1.2% (Hogan et Wolter 1988).
5.4.4 Estimation

Nous allons maintenant estimer les moments des distributions a posteriori de n et de m,
tirées de I’échantillon de I'EP. Nous jugeons raisonnable de supposer que la valeur de n,,dans
le TOR est négligeable. Par conséquent, I'espérance et la variance de n,, sont définies
E(n,) = Oet Var(n,) = 0.

Les données du contrdle qualitatif peuvent servir 4 estimer ry = le taux de fabrication des
interviews dans I’échantillon P.

En cherchant les enregistrements du recensement qui se rapportent aux personnes de I’échan-
tillon P qui, selon le contrdle qualitatif, n’ont pas été interviewées alors qu’elles auraient di
1’8tre, on obtient

rrm = le taux d’appariement pour les personnes qui n’ont pas été interviewées parce que
leur ménage a fait I'objet de fabrication dans ’échantillon P.

Comme rien n’a été consigné dans le TOR, on ne peut connaitre I'identité des personnes

qui n’ont pas été interviewées telles que repérées au cours du contrdle qualitatif. En consé-

quence, aucun appariement n’a été tenté. Puisqu’il n’existe pas de données permettant d’estimer
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directement ry,, Nous supposons avec une certaine prudence qu’il existe une similitude entre
les personnes qui ont été réellement interviewées et celles qui ne I’ont pas été mais qui auraient
dli 1’&tre. C'est pourquoi nous disons que ry, est égal au taux d’appariement global pour
I’échantillon P.

Les résultats du suivi exécuté apres la production des estimations initiales nous permettent
de conclure 4 un taux de fabrication d’environ 1.2%. Le taux d’appariement pour le TOR est
de 88.6% (Diffendal 1988). Par conséquent, I’espérance de ’erreur myest E(my) = —2502.

On n’a pas calculé d’estimation de la variance de I’estimateur de I’erreur due 2 la fabrica-
tion. A notre avis, il est possible d’obtenir une estimation prudente de la variance en appli-
quant les définitions de la section 5.4.2. Ainsi, la variance estimée pour la région d’essai est

Var(m;) = (17)> x 206 = 59,534,

5.4.5 Résumé

Pour le modéle de I’erreur totale, les deux premiers moments de la distribution de 1'erreur
nette due a la fabrication d’interviews sont supposés &tre E(m;) = —2502 et
Var(my) = 59,534. L’erreur nette due a la fabrication de ménages dans I’échantillon P est
supposée négligeable et, par conséquent, E(n,,) = 0 ¢t Var(n,) = 0.

5.5 Estimation du nombre d’enregistrements erronés

5.5.1 Source d’erreur

Des enregistrements peuvent se trouver parmi les enregistrements du recensement a la suite
d’erreurs. C’est ce qu’on appelle des enregistrements erronés. Comme il faut estimer le nombre
de personnes réellement recensées pour calculer ’estimateur de systéme dual, I’estimation de
la population totale comporte un facteur de correction pour les enregistrements erronés. En
soustrayant des chiffres du recensement le nombre estimé d’enregistrements qui ne se rappor-
tent pas 3 une seule personne, on obtient une meilleure estimation du nombre de personnes
réellement recensées. Cette correction est estimée au moyen de I’échantillon D dans I’EP.

Les enregistrements erronés comprennent les catégories suivantes: (1) personnes décédées
avant le jour du recensement, {2) personnes nées aprés le jour du recensement, (3)
enregistrements qui ne se rapportent pas a des personnes réelles, (4) enregistrements répétés,
(5) personnes qui ont été recensées dans un autre secteur que celui ot est tenté I’appariement.
Le secteur de recherche comprend habituellement I'ilot ou est située 1’adresse en question de
méme que I’anneau d’7lots avoisinants.

Le type d’erreur étudiée dans la présente section survient lorsqu’on estime I’erreur de couver-
ture dans le recensement. On commet une erreur dans ’estimation du nombre d’enregistrements
erronés lorsqu’on considére un enregistrement de I’échantillon D comme erroné alors qu’il est
exact ou vice-versa. Il peut donc se produire des erreurs dans les deux sens lorsqu’on estime
le nombre d’enregistrements erronés.

Les enregistrements répétés et les enregistrements fabriqués sont les deux catégories
d’enregistrements erronés qui ont le plus de chances de ne pas &tre reconnus comme tels. Nous
ne considérons ici que les erreurs d’estimation se rapportant a ces deux catégories car les erreurs
qui touchent les autres catégories sont ou bien sans importance ou bien considérées dans une
autre section. Les erreurs d’estimation touchant les enregistrements qui concernent des per-
sonnes décédées avant le jour du recensement ou des personnes nées aprés ce jour ont un effet
dérisoire. L’erreur d’estimation touchant les personnes qui ont été recensees dans un autre
secteur que le secteur de recherche est traitée dans la section 5.6 - Conciliation des estimations
des taux de surdénombrement et de sous-dénombrement bruts.
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5.5.2 Définition

Le biais de 'ESD attribuable A des codes de dénombrement erronés découle de erreur
d’estimation de N, ;. Lorsqu’on estime le nombre de personnes qui ont été réellement
recensées C, on applique un facteur de correction pour le nombre d’enregistrements erronés
EE. FEet, par conséquent, C sont calculés 4 ’aide des données de I’échantillon D. On commet
une erreur d’estimation pour € lorsqu’on attribue le mauvais code de dénombrement a des
cas de I’échantillon D. Soit

¢, = ladifférence entre le nombre pondéré d’enregistrements erronés considérés par erreur
comme exacts et le nombre pondéré d’enregistrements exacts considérés par erreur
comme erronés.

L’espérance de c,, étant donné la valeur observée C, est désignée par E(c,). La variance de
¢, étant donné la valeur observée C, est désignée par Var(c,).

5.5.3 Mesure

On peut évaluer directement I’erreur administrative en soumettant un échantillon de cas a
un nouvel appariement. Les autres types d’erreur, comme la répétition d’enregistrements qui
découle de la violation des régles concernant le lieu du domicile le jour du recensement, peu-
vent étre évalués par un examen des distributions de fréquence des enregistrements erronés.
Cette méthode est préférable & une méthode d’évaluation directe & cause de la difficulté 2 obtenir
des données précises dans les opérations de suivi subséquentes. Lorsque des tests confirment
que Perreur brute correspondante est a un niveau acceptable, on peut supposer que Ierreur
nette est négligeable. Par exemple, si nous répartissons les enregistrements erronés selon le
groupe d’age, nous devrions normalement observer un grand nombre d’enregistrements répétés
au sein des groupes de la population qui sont trés mobiles et pour lesquels il y a plus de chances
de ne pas respecter les régles concernant I’adresse du domicile le jour du recensement.

Dans le TOR de 1986, on a évalué simultanément les opérations de traitement de 1’échan-
tillon D et les opérations d’appariement de I’échantillon P dont il a été question dans la sec-
tion 5.2.3 (Corby et Mulry 1988). Les données pour I’échantillon D, tirées du méme
sous-échantillon de 35 flots, ont été traitées a nouveau.

5.5.4 Estimation

Nous allons maintenant estimer les moments de la distribution de ¢, d’aprés I’échantillon
de PEP. Les résultats du second traitement (Hogan et Wolter 1988) indiquent un taux d’erreur
nette de 0.0007 en ce qui concerne I'identification des enregistrements exacts. L’espérance de
c.est E(c,) = —238. Cette estimation n’est fondée que sur les cas résolus de I’échantillon D
car Perreur d’imputation pour les cas non résolus est étudiée dans la section 5.7 - Données
mangquantes.

On n’a pas calculé d’estimation de la variance de I’erreur nette. A notre avis, il est possible
d’établir une estimation prudente de la variance en appliquant les définitions de la section 5.2.2.
Par conséquent, la variance estimée pour la région d’essai est Var(c,) = (17)2 x 14 = 4,046.

5.3.5 Résumé

Pour le modele de I’erreur totale, les deux premiers moments de la distribution a posteriori
de l'erreur nette dans I’estimation du nombre d’enregistrements exacts sont supposés étre
E(c,) = —238 ¢t Var(c,) = 4,046.

5.6 Conciliation des estimations des taux de surdénombrement et de sous-dénombrement bruts

5.6.1 Source d'erreur

L’échantillon D et I’échantillon P servent tous deux & évaluer les erreurs d’enregistrement
dans le recensement. L’échantillon D permet de mesurer le taux de surdénombrement brut par
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I’intermédiaire d’enregistrements erronés. L’échantillon P permet de mesurer le taux de sous-
dénombrement brut par I'intermédiaire des personnes qui n’ont pas été recensées. ldéalement,
il faudrait examiner tous les enregistrements du recensement avant de dire qu’une personne
de I’échantillon P n’a pas été recensée. De méme, il faudrait parcourir la liste de tous les
habitants du pays avant de déterminer si un enregistrement de I’échantillon D est un enregistre-
ment répété ou fictif. Evidemment, de telles recherches sont tout simplement impossibles dans
le cadre d’une EP. Il est donc nécessaire de les circonscrire dans des limites raisonnables. 11
faut du méme coup conserver 'erreur nette bien qu’il faille s’attendre 4 une hausse des taux
de surdénombrement et de sous-dénombrement bruts mesurés a cause de la limitation du secteur
de recherche. Les taux de surdénombrement et de sous-dénombrement bruts doivent s’équilibrer
pour égaler I’erreur de couverture nette.

Le fait de ne pas réaliser I’équilibre entre le taux de surdénombrement brut estimé et Ie taux
de sous-dénombrement brut estimé peut fausser le nombre d’enregistrements de ’échantillon
D qui sont classés par erreur dans les enregistrements erronés. Ce genre d’erreur peut créer
soit un biais par excés ou un biais par défaut.

Contrairement & ce que ce fut en 1980, la notion d’équilibrage ne figure pas dans le plan
de sondage de I’EP prévue pour 1990 et testée dans le TOR de 1986. Ce plan de sondage prévoit
le chevauchement des échantillons P et D. Les mémes flots sont contenus dans les deux échan-
tillons. Le secteur de recherche pour I’échantillon P est défini comme le secteur de recherche
fondamental. On choisit le secteur de recherche pour I’échantillon D de maniére 4 ce qu’il soit
conforime au secteur de recherche pour I’échantillon P.

5.6.2 Résumeé

L'erreur de géocodage dans le TOR de 1986 est jugée négligeable et n’est donc pas incluse
dans le modéle de I’erreur totale. On trouvera en annexe un modéle de ’erreur d’équilibrage.

5.7 Données manquantes

5.7.1 Source d’erreur

Les échantillons P et D ne sont pas 4 ’abri des données manquantes. 1l y a des cas dans
I’échantillon D ou I’on ne dispose pas des données nécessaires pour déterminer si la personne
en question a été enregistrée correctement au cours du recensement. De méme, il y a des cas
dans I’échantillon P ou, & cause d’un manque de données, on ne peut dire si la personne a ét¢
réellement recensée. Devant I’incapacité de résoudre le cas, on impute statistiquement la pro-
babilité que la personne soit recensée.

Plusieurs situations peuvent faire qu'un code de dénombrement est indéterminé. L’inter-
viewer peut ne pas étre en mesure de réaliser interview avec une personne de I’échantillon P
ou ’interview de rappel. Un questionnaire de I’échantillon P ou de I’échantillon D peut ne pas
contenir toutes les données démographiques et les données sur le logement nécessaires a ['es-
timation. Méme si des questionnaires renferment tous les renseignements voulus, les
circonstances peuvent &tre 4 ce point obscures qu’il n’est pas possible de déterminer un code
de dénombrement.

5.7.2 Mesure

Au lieu de considérer séparément les composantes ¢;, m; et n,; nous évaluons l'erreur de
’ESD attribuable aux données manquantes. Notre méthode consiste & scumettre divers modeles
de compensation de la non-réponse jugés acceptables a une analyse de sensibilité. Tout d’abord,
avant méme |’exécution de I’EP, nous choisissons une méthode jugée préférable d’imputation
pour les cas non résolus des échantillons P et D. Selon les problémes qui surgissent durant la
collecte et le traitement des données de I'EP, nous pouvons proposer diverses méthodes de traite-
ment des données manquantes jugées acceptables. On peut alors calculer I'ESD suivant ces
divers modéles de compensation de la non-réponse. L’intervalle des estimations possibles
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indigue dans quelle mesure I’ESD est sensible 4 la méthode d’imputation. Par exemple si 'inter-
valle est étroit, on en déduit que les estimations sont robustes et que les données manquantes
n’en modifient pas réellement la fiabilité.

5.7.3 Estimation

On a évalué I’effet des données manquantes sur les estimations du TOR de 1986 en étudiant
Pintervalle des estimations obtenues lorsqu’on utilise, a la place de la méthode désignée, des
méthodes d’imputation fondées sur d’autres hypothéses plausibles. Nous parlons ici plus
précisément de diverses méthodes de traitement des cas d’interview par personne interposée,
des cas de déménagement et des cas désignés comme enregistrements fictifs (Schenker 1988).
Suivant ces méthodes, on a classé les cas d’interview par personne interposée de I’échantillon
P dans les cas de non-interview et on a fait un redressement par pondération. Ainsi, les cas
d’interview par personne interposée avaient essentiellement le méme taux d’appariement que
les cas d’interview sans personne interposée. En ce qui a trait aux cas de déménagement de
I’échantillon P, on les a tous classés dans les cas non résolus puis on a imputé des probabilités
d’appariement pour tous ceux-1a au lieu d’en imputer uniquement pour les cas réellement non
résolus. Ainsi, les personnes ayant déménagé avaient essentiellement le méme taux d’apparie-
ment que les personnes n’ayant pas déménagé. En ce qui a trait aux enregistrements fictifs,
ils ont été identifiés par suite d’un examen des cas non résolus de I'échantillon D confié a des
spécialistes de I’appariement, qui ont reconnu des cas non résolus comme des cas fictifs. Cela
a eu pour conséquence de hausser les taux observé et imputé d’enregistrement erroné.

Les modeles 000 et 111 du tableau 4 de ’article de Schenker donnent, respectivernent, les
limites supérieures et inférieures des taux de sous-dénombrement estimés. Les deux modéles
différent du TOR en ce que les migrants internes tiennent la place des migrants externes. Les
migrants internes de 1'échantillon P sont les répondants de cet échantillon qui ont déménagé
entre le jour du recensement et le jour de I'interview de I’'EP. Dans le TOR de 1986, les migrants
internes de I’échantillon P qui venaient de ’extérieur de la région d’essai n’ont pas été inclus
dans ’estimation de I’EP. Le fait d’exclure les migrants externes de I’estimation revient essen-
ticllement & supposer qu’ils avaient le méme taux de saisie dans le recensement que les pet-
sonnes incluses dans I’estimation. Habituellement, les personnes ayant déménagé ont un taux
de saisie moindre que celles n’ayant pas déménagé. Le modéle 000 correspond a la méthode
utilisée dans le TOR tandis que le modeéle 111 correspond a toutes les autres méthodes.

5.7.4 Résumé

On évalue Peffet des données manquantes sur la distribution de Perreur totale en calculant
les parametres de la distribution du taux de sous-dénombrement selon plusieurs modéles
d’imputation acceptables. Les modeles qui déterminent les limites supérieure et inférieure du
taux de sous-dénombrement servent a I’analyse de I'erreur totale.

5.8 Erreur d’échantillonnage

5.8.1 Source d’erreur

L’ESD observé est exposé a Ierreur d’échantillonnage car N,,, C et M sont déterminés 2
partir d’échantillons. La taille de I’échantillon de ’EP dépend du degré d’erreur d’échantillon-
nage toléré et des sommes allouées pour 'enquéte. Toutes choses étant égales par ailleurs, plus
I’échantillon sera grand, moins il y aura d’erreur d’échantillonnage dans les estimations.
L’estimateur et le plan d’échantillonnage influent sur ’erreur d’échantillonnage. Selon le plan
de ’EP réalisée dans le cadre du TOR, les données des échantillons P et D sont tirées du méme
échantillon d'ilots. L’échantillon P comprend toutes les personnes qui habitent dans les unités
de logement contenues dans les Tlots échantillonnés. L'échantillon D comprend tous les
enregistrements du recensement qui se rapportent aux ilots échantillonnés. L’estimation de
’erreur d’échantillonnage tient compte de la corrélation qui tend & exister entre les cas d’ommis-
sion et les cas d’enregistrement erroné a l'intérieur des ilots et des unités de logement.
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L’expérience montre que de nombreux secteurs ot la population est difficile & dénombrer sont
caractérisés par des taux d’ommission et d’enregistrement erroné plus élevés.

5.8.2 Mesure

On peut utiliser le modéle de randomisation appliqué couramment aux enquétes par son-
dage pour estimer la variance de ’ESD. Le coefficient de variation, qui est le rapport entre
la racine carrée de la variance de I’'ESD observé et la moyenne de la distribution de ’ESD,
renseigne sur Perreur d'échantillonnage dont est entaché ’ESD.

L'estimateur de la variance de 'estimateur de systéme dual observé (Moriarity 1987),
v(N, . ), est défini (sous forme d'une série de Taylor)

VN, ) = N% . (v, /NG + v(M) /NP — 2¢(N,, M) IN,M))
+ N2WEYIM? + 2N, (N(EM) /M2 — (ENp) /M),
ol

E = II, + EE,
v(X) = Pestimateur de la variance d’un estimateur X,
¢(X,Y) = Pestimateur de la covariance de X et Y.

Les catérogies II,, données insuffisantes pour ’appariement, et EE, enregistrements
erronés, sont traitées comme un seul groupe dans 'estimation de la variance. Les estimateurs
de 1a variance et de la covariance reflétent I’échantillonnage d’tlots par grappe et les grappes
d’ilots.

5.8.3 Estimation

L’écart type de 'estimation de systéme dual établic pour la région d’essai (388,040) est
3,100.37. Le coefficient de variation est de 0.008. Par conséquent, I’écart type pour le taux
de sous-dénombrement net estimé est 0.7%.

5.83.4 Résumé

L’erreur d’échantillonnage est de 3,100.37 pour ’ESD du TOR et de 0.70% pour Iestimateur
du taux de sous-dénombrement net.

6. MODELE DE L’ERREUR TOTALE

Nous allons maintenant résumer ’effet combiné des composantes d’erreur a 'aide des
distributions & posteriori du taux de sous-dénombrement net. On estime le biais du taux de
sous-dénombrement net estimé, B(S), en calculant la différence entre et la moyenne de la
distribution @ posteriori. Pour construire une telle distribution, nous avons appliqué une
méthode de simulation & 10,000 itérations, qui nous a permis d’obtenir des composantes d’erreur
pseudo-aléatoires et de les additionner aux estimations du TOR. En utilisant les formules de
la section 5.1.2, nous avons obtenu les équations suivantes:

N=(N,—n) + (€ + ¢ — (M-m))
+ G(C -c - (M - m))(N - n, — (M — m))/ (M — m)
= (€ — ) (N, = n,)/(M — m) ) )
+ O=1)(E = = (M = m) B, = ny — (M = m)/ (M = m).

Plusieurs distributions ont été utilisées pour reproduire diverses estimations de I’erreur
d’imputation et du biais de corrélation (f pour parameétre) et diverses distributions marginales
pour les composantes - & savoir normale, gamma et uniforme.
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Nous avons vu plus haut que le taux de sous-dénombrement net estimé pour la région d’essai
du TOR est 8.42 avec une erreur type de 0.7. Nous avons choisi cette estimation car les com-
posantes de I’erreur non due a I’échantillonnage n'ont été estimées que pour la région d’essai
en général. Lorsqu’on construit un ESD pour chaque strate formée a posteriori et que on
additionne ensuite ces estimateurs pour obtenir une estimation a I’échelle de la région, le taux
de sous-dénombrement net estimé (en pourcentage) est 9.02.

Le tableau 6.1 donne les moyennes et les écarts types des composantes d’erreur pour I’échan-
tillon de I’EP. II convient de rappeler que I’ESD pour la région d’essai est 388,040,
M = 298,204, C = 343,567, et 1\7_,, = 336,707. Nous avons utilisé l¢ poids d’échantillonnage
global (17) dans toutes les simulations de sorte qu'il est possible de comparer les effets de diverses
hypothéses comme celles touchant les valeurs du paramétre du biais de corrélation, les distribu-
tions d’erreur et les modéles d’imputation. La méthode utilisée s’applique aussi dans les cas
ol I’on utilise un poids d’échantillonnage différent dans chaque strate.

Le tableau 7 indique les effets de chaque catégorie d’erreur sur la distribution a posteriori
du taux de sous-dénombrement lorsqu’on applique la méthode d’imputation du TOR. L’erreur
d’appariement nette, I’erreur de déclaration d’adresse et ’erreur due 4 la fabrication sont toutes
des erreurs qui influent sur la valeur de M. Par conséquent, [a présence d’une seule de ces
catégories d’erreur suffit 4 rendre positif le biais de I’estimation du taux de sous-dénombrement
net en pourcentage. L’erreur netie de 1’échantillon D est une erreur qui influe sur €. La présence
de cette seule catégorie d’erreur suffit 4 rendre négatif le biais de I’estimation du taux de sous-
dénombrement net en pourcentage. Nous avons choisi pour valeur estimée du biais de corréla-
tion la valeur 2.7, qui est la médiane des estimations d’Ericksen et Kadane. La présence du
biais de corrélation suffit a rendre négatif le biais de I’estimation du taux de sous-dénombrement
net.

Tableau 6
Distributions hypothétiques des estimations d’erreur
Moyenne Ecart type
Erreur d’appariement nette -1831 176
Erreur de déclaration d’adresse -3481 510
Erreur due & la fabrication -2502 244
Erreur nette de I’échantillon D -238 64

Tablean 7

Effets de chaque catégorie d’erreurs sur la distribution a posteriori du taux
de sous-dénombrement net et biais de ’estimateur
du taux de sous-dénombrement

E(S5) Ecart type B(S)
Erreur d’appariement nette 7.86 0.06 0.56
Erreur de déclaration d’adresse 7.35 0.16 1.07
Erreur due 3 la fabrication 7.34 0.08 1.08
Erreur nette de I’échantillon D 8.49 0.02 -0.07

Biais de corrélation (2.7} 10.61 0.00 -2.19
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Figure 1. Taux de sous-dénombrement (en pourcentage) lorsque 8 = 2.7
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Tablean 8
Percentiles de la distribution a posteriori du taux de sous-dénombrement net pour § =2.7

1 5 10 25 50 75 90 95 99

Normale 6.70 6.86 6.94 7.08 7.24 7.40 7.54 7.63 1.79
Uniforme 6.75 6.86- 6.93 7.07 7.24 7.42 7.55 7.62 7.73
Gamma 6.67 6.84 6.93 7.08 7.24 7.40 7.53 7.61 7.74

Tableau 9
Distribution a posteriori du taux de sous-dénombrement net pour diverses valeurs de &
] E(S) Ecart type B(S)
1.0 5.75 0.18 2.67
2.1 6.72 0.22 1.70
2.7 7.24 0.23 1.18
7 8.09 0.27 0.33

Nous avons réalisé des simulations ol nous tenions constants les deux premiers moments
des erreurs np, C., My, My, M,, et 6 mais faisions varier les distributions. Nous avons évalué
lerreur totale lorsque les distributions d’erreur sont toutes des distributions normales, puis
toutes des distributions gamma et enfin toutes des distributions uniformes. Le changement de
distribution avait peu d’effet sur la distribution du taux de sous-dénombrement net. Dans
chaque cas, cette distribution se rapprochait sensiblement de la distribution normale. La figure
1 montre la distribution du taux de sous-dénombrement lorsque # = 2.7, et illustre en méme
temps les résultats des simulations.

Le tableau 8 donne les percentiles de la distribution du taux de sous-dénombrement net pour
divers types de distribution des composantes d’erreur lorsque & est égal 2 2.7 et que la méthode
d’imputation du TOR est utilisée. L’écart type de la distribution a posteriori est 0.23. Dans
tous les cas, la distribution normale donne une approximation acceptable. L’écart était tout
au plus de 0.02 pour les percentiles 5 a 95 et tout au plus de 0.08 pour les percentiles 1 et 99.

Le fait de modifier la valeur estimée du paramétre du biais de corrélation # influe sur les
moments de la distribution a posteriori du taux de sous-dénombrement. Cette influence se
manifeste dans la moyenne et 1’écart type. Le tableau 9 donne les résultats pertinents pour les
diverses valeurs de 0, les erreurs étant distribuées suivant une loi normale. Lorsque § = 1, il
n’y a a peu prés pas de biais de corrélation alors que pour les autres valeurs de 4, nous con-
statons I’existence de sources d’erreur. Du reste, toutes les sources d’erreur sont prises en con-
sidération lorsque @ = 2.1, 2.7, et 3.7. La distribution du taux de sous-dénombrement se
déplace vers la droite lorsque la valeur estimée du paramétre du biais de corrélation augmente.
On observe aussi une augmentation de la variance. Le biais B(S) est positif pour toutes les valeurs
de § considérées mais diminue & mesure que celles-ci augmentent.

Pour les cas non résolus, les simulation ont été réalisées a I’aide de divers modéles d’imputa-
tion acceptables. Malgré quelques variations dans les deux premiers moments de la distribu-
tion du taux de sous-dénombrement net, ’estimation du taux de sous-dénombrement net dans
le TOR présente une certaine robustesse par rapport aux données manquantes. Le tableau 10
donne les résultats des simulations faites 4 I’aide des modéles 000 et 111 décrits dans la section
5.7.3. Ces modeles ont permis de définir les limites supérieure et inférieure des estimations du
taux de sous-dénombrement suivant tous les modéles d’imputation acceptables. Le biais de
I’estimateur du taux de sous-dénombrement net varie de 0.93 & 2.79. Autrement dit, le biais
représente entre 11 et 33 %o du taux de sous-dénombrement net estimé, qui est de 8.42. Le
changement de modéle d’imputation n'a presque pas d’effet sur 1’écart type.
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Tableau 10

Distribution a posteriori du taux de sous-dénombrement net selon divers modéles
d’imputation acceptables lorsque & = 2.7

E(S) Ecart type B(S)
TOR 7.24 0.23 1.18
Modéle 000 7.49 0.23 0.93
Modele 111 5.63 0.22 2.79

On peut estimer la variance totale du taux de sous-dénombrement net estimé en faisant la
somme de la variance d*échantillonnage et de la variance non due 4 I’échantillonnage. Lorsque
& = 2.7, I’dcart type observé pour les modéles 000 et 111 (tableau 10) est 0.22, ce qui donne
une variance non due a 'échantillonnage de 0.0005 lorsque toutes les erreurs sont prises en
considération. L’écart type du taux de sous-dénombrement net estimé est 0.70, ce qui donne
une variance d’échantillonnage de 0.49. La variance totale est donc de ¢.0054 et ’erreur type
de 0.73. Le coefficient de variation du taux de sous-dénombrement net est 0.083. La variance
non due & I’échantillonnage a trés peu de poids dans [a variance totale par rapport a la variance
d’échantillonnage.

7. CONCLUSIONS

Lorsqu’on applique la stratification a posteriori dans Pestimation, le taux de sous-
dénombrement estimé pour le TOR est de 9.02. La stratification a posteriori a pour effet
d'accroitre le taux de sous-dénombrement net estimé de 0.6, ce qui est a moins d’un écart type
0.73) de la valeur estimée 8.42. Bien que la stratification a posteriori devrait normalement
produire des estimations renfermant un moins haut niveau d’erreur, le résultat est conforme
a I'analyse d’erreur.

Puisque nous considérons toutes les sources d’erreur dans la distribution a posteriori du
taux de sous-dénombrement net, nous ne connaissons pas la distribution du paramétre du biais
de corrélation §. Nous pourrions supposer une distribution a priori pour 8, mais d’autres pour-
raient critiquer cette hypothése. Si nous étions sfirs que & est égal 4 2.7, un intervalle de con-
fiance 4 95% pour le taux de sous-dénombrement net serait

477 < § < 9.55.

{On obtient cet intervalle en prenant le taux de sous-dénombrement net estimé aprés stratifica-
tion a posteriori (9.02) et en le corrigeant en fonction des deux biais estimés 2.79 et 0.93 du
tableau 10 et de deux écarts types, 2 X 0.73. Nous croyons qu’il s’agit 1a d’une estimation
prudente puisque nous utilisons deux biais estimés différents, issus respectivement des modeles
d’imputation 000 et 111. Si nous considérons maintenant toutes les valeurs que peut prendre
# entre 2.1 et 3.7, un intervalle de confiance 2 95% pour S serait {4.43, 10.32); ce serait I3 une
estimation trés prudente.

Nous croyons que la méthode qui vient d’étre exposée dans cet article peut étre appliquée
dans le recensement de 1990 si on lui apporte les modifications nécessaires. Quant aux recher-
ches futures, elles devraient porter plus spécialement sur ’estimation de ’erreur non due &
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I’échantillonnage pour les strates formées a posteriori, la définition d’une distribution pour
le parameétre du biais de corrélation et I’établissement de modéles pour 1’erreur de déclaration
adresse.
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ANNEXE

Définition de I’erreur d’équilibre

A cause de la non-linéarité de I’estimateur de systéme dual, il est difficile d’illustrer par un
modéle additif les implications techniques de la conciliation des taux de surdénombrement et
de sous-dénombrement bruts estimés. C’est pourquoi nous nous appliquons ici 4 définir un
modéle multiplicatif, qui répondra mieux aux exigences de ’estimateur de systéme dual.,

Le fait de restreindre les secteurs de recherche pour les échantillons D et P touche deux
€léments de 'ESD. D’une part, cette restriction introduit un biais dans 1’estimateur du nombre
d’enregistrements erronés, EE . D’autre part, elle introduit un biais dans 1’estimateur du
nombre de personnes de [’échantillon P qui ont été recensées, M.

Pour analyser les effets de cette restriction sur I’estimateur de systéme dual dans le cadre
du Test des opérations de redressement, nous devons définir deux variables:

b = la proportion des enregistrements du recensement exacts qui se trouvent dans le secteur
de recherche de 1’échantillon P,

g = le rapport entre le nombre d’enregistrements du recensement exacts qui se trouvent
dans le secteur de recherche de I’échantillon D et le nombre d’enregistrements exacts
qui se trouvent dans le secteur de recherche de P’échantillon P.

La proportion g refléte ’erreur commise dans I’exécution de ’enquéte lorsque le secteur
de recherche de I’échantillon D différe de celui de 1’échantillon P. Selon la méthode utilisée
pour le TOR, g = 1. Voyons maintenant ce qui arriverait si g n’était pas égal 4 1.

A cause de la limitation du secteur de recherche, seul un pourcentage b des personnes de
I’échantillon P qui ont £té recensées peuvent &tre appariées A un ¢nregistrement du recense-
ment. Cela a pour effet d’introduire un biais égal a (1 — b} N;, dans I’estimateur du nombre
de personnes de I'échantillon P qui ont été recensées. Par conséquent, le nombre observé de
personnes qui figurent a la fois dans I’échantillon P et la liste du recensement est I’estimateur
réel de b Nll'

De méme, la limitation du secteur de recherche ne permet de vérifier I’exactitude que d’un
pourcentage b des enregistrements du recensement et de ce nombre, seul un pourcentage g,
¢’est-a-dire ceux pour lesquels le secteur de recherche coincide avec le secteur de recherche de
I’échantillon D, sera identifié comme correct. Cela a pour conségquence d’introduire un biais
égal & (1 — bg) N,, dans I'estimateur du nombre de personnes qui ont été réellement
recensées, Ce biais se trouve a I’origine dans I’estimateur du nombre d’enregistrements erronés,

EE . Par conséquent, le nombre observé de personnes qui ont été réellement recensées est
I’estimateur réel de bgN|, .
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Si g = 1, estimateur de systeme dual ne comporte aucun biais car gV N, . /{ONy;)
= Ny Ny /Ny

En ce qui a trait a ’estimation de N, on peut définir I’erreur due au non-équilibrage par

¢, = erreur dans I’estimation du nombre d’enregistrements erronés parce que les secteurs
de recherche des échantillons P et D ne coincident
L’erreur ¢, sera non nulle si g n’égale pas 1. Le rapport g peut &tre supérieur ou inférieur
a 1. L'erreur est définie ¢, = b(g — 1)N,,.

Mesure

Dans le TOR, ¢; a ét¢ mesurée lors d’un test qui visait & confirmer que I’équilibrage ne
posait pas de probléme et que le plan de sondage était sous contrdle. On pouvait dire gue le
plan de sondage était sous contrdle lorsque le pourcentage d’enregistrements appariés qui se
trouvaient dans I'ilot échantillonné était élevé. Comme le plan de sondage était sous contrdle,
on peut supposer que g est approximativement égal 4 1 et que ¢, est négligeable.

Estimation
Le géocodage semble avoir été trés bien exécuté pour la région d’essai du TOR. Toutefois,
on ne s’est pas attaché a évaluer de fagon formelle les effets d’une erreur de géocodage sur

I’estimation de EE. Par conséquent, on suppose que g est égal a 1, ce qui implique les rela-
tions E(cy) = 0, et Var(c,) =
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Redressement des estimations régionales
par une repondération des ménages

ALAN M. ZASLAVSKY!

RESUME

Supposons que des taux de sous-dénombrement ont €té estimés pour un recensement et que des estima-
tions du niveau de sous-dénombrement ont été établics pour les ilots. 1l peut étre alors souhaitable de
dresser une nouvelle liste de ménages qui comprendrait les ménages qui auraient été oubliés. Nous pro-
posons dans cet article de dresser une telle liste en pondérant les ménages qui ont été dénombrés. Les
poids des ménages sont déterminés par des équations linéaires qui représentent le nombre total voulu
de personnes dans chaque classe d’estimation et le nombre total voulu de ménages. On calcule alors
des poids qui satisfont les contraintes et qui rapprochent le plus possible le tableau des données ajustées
des données brutes. On peut voir dans cette méthode un exemple d’application de la méthode itérative
du quotient 4 des cas ol les contraintes ne concernent pas les fréquences marginales d’un tableau de
contingence. Des covariables continues ou discrétes peuvent &tre utilisées dans les opérations de redresse-
ment et il est possible de vérifier directement si les contraints peuvent &tre satisfaites. Enfin, nous pro-
posons des méthodes pour utilisation de données pondérées a des fins diverses liées au recensement
¢t pour le redressement de données corrélées sur les caractéristiques des ménages oubliés, par exemple
le revenu, qui ne sont pas considérées directement dans 1’estimation du niveau de sous-dénombrement.

MOTS CLES: Sous-dénombrement; méthode itérative du quotient; redressement d’estimations
régionales; données manquantes.

1. INTRODUCTION

Beaucoup de recherches ont été faites ces derniéres années afin d’élaborer des méthodes pour
estimer le taux de sous-dénombrement dans le recensement de 1990 aux Etats-Unis (National
Academy of Sciences 1985). Parmi les principales voies envisagées, notons I’exécution d’une
enquéte post-censitaire (EP) dans un échantillon d’lots peu de temps aprés le recensement,
La proportion des personnes enregistrées dans [’EP, qui ne figureraient pas dans les listes du
recensement serait une estimation du taux de sous-dénombrement pour le recensement, Des
estimations du niveau de sous-dénombrement seraient établies pour un niveau géographique
inférieur quelconque (probablement la plus petite unité géographique utilisée pour le recense-
ment, c’est-a-dire I’flot). Ces estimations se rapporteraient a des classes formées en fonction
des caractéristiques des personnes et peut-étre de certaines caractéristiques des ménages ou des
Tlots. Par «classe» nous entendrons ici les classes ou cellules d’estimation ou de redressement;
par «ilot» nous entendrons la plus petite unité géographique pour laquelle il existe des estima-
tions du niveau de sous-dénombrement. Le recensement de 1980 a permis de dénombrer environ
100 millions de ménages dans deux & quatre millions d*flots, selon les définitions utilisées.

Pour chaque ilot, le résultat des méthodes décrites ci-dessus serait un vecteur d’estimations
du sous-dénombrement, formé de S éléments rattachés & S classes de redressement et dont la
somme correspondrait au nombre estimé de personnes non recensées pour I’flot en question.
Il n’est pas de notre ressort ici d’exposer les méthodes qui servent i établir ces estimations.
Toutefois, dans les exemples que nous utiliserons, nous supposerons qu’il existe un taux de
sous-dénombrement pour chaque classe dans chaque ilot, lequel taux exprimera le nombre

I Alan M. Zaslavsky, Statistics Center, Massachusetts Institute of Technology, Pidce E40-111, Cambridge, MA 02139,
E.-U. et Département de statistique, Harvard University, Cambridge, MA 02138, E.-U.
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estimé de personnes oubliées en proportion du nombre de personnes recensées dans la classe
en question. Dans cet article, le mot «redressement» désigne toute opération par laquelle on
ajoute le chiffre estimé du sous-dénombrement aux chiffres du recensement. Les classes de
redressement peuvent ou non correspondre aux strates formées a posteriori dans I’analyse d'un
programme post-censitaire. Ce genre de données pourraient bien se préter au calcul de fré-
quences marginales par caractéristique pour les personnes. On pourrait, en particulier, se servir
des totaux d'flots pour calculer les données régionales destinées A divers usages officiels ou
commerciaux.

Toutefois, il serait préférable dans certains cas d’inclure les personnes additionnelles dans
des ménages. Pour cela, nous supposons qu’il est possible d’estimer le nombre de ménages
oubliés dans chaque Tlot. Il pourrait aussi y avoir des données qui permettraient de distinguer
les personnes qui ont été oubliées a I'intérieur des ménages recensés et les personnes qui font
partie des ménages oubliés.

Pour que les chiffres redressés prennent toute leur signification, 1a composition des ménages
ajoutés et les liens entre les membres de chaque ménage doivent 8tre cohérents et représentatifs
des caractéristiques des ménages de la région. Le terme «composition» désignera ici le nombre
de membres du ménage qui appartiennent 4 chaque classe de redressement. Par exemple, un
ménage formé d’un chef de ménage de sexe féminin et de race bianche agé de 20 ans, d’une
personne de sexe masculin et d’origine chinoise Agée de 75 ans et d’une fille de race noire dgée
de 10 ans ne serait pas trés vraisemblable méme si tous ses membres appartenaient a des classes
qui sont bien représentées dans I'flot. Néanmoins sur le plan abstrait, le fait de définir ces profils
et de former des meénages qui leur correspondent est une téche gigantesque.

Exemple 1: Constitution d'une liste de ménages.

Le tableau 1 illustre une portion d’une liste de recensement comme celles pouvant figurer
sur une bande de microdonnées.

Le tableau 2 représente la méme liste mais cette fois sous forme de résumé de la composi-
tion des ménages dans le cas ol il existe seulement trois classes d’estimation: (1) hommes de
plus de 20 ans, (2) femmes de plus de 20 ans et (3) enfants de 20 ans ou moins.

Essentiellement, le méme probléme se représente chaque fois qu’il faut repondérer les
résultats d'une enquéte sur les ménages de maniére a les rendre compatibles avec les totaux
marginaux connus pour diverses catégories de personnes.

L’objet essentiel de la méthode proposée dans cet article est de pondérer les ménages qui
figurent sur la liste de recensement de 1’flot de maniére que les totaux pondérés de personnes
dans chaque classe de redressement et Ie total pondéré des ménages égalent parfaitement les
totaux redressés correspondants. Ainsi, bien que la pondération modifie la composition pro-
portionnelle de I'ilot, tous les ménages sont réels et présentent des caractéristiques et des rela-
tions qui sont cohérentes et raisonnables pour 1'ilot en question. Cette méthode de pondération
ressemble & la méthode itérative du quotient, ou e poids appliqué & la fréquence d’une case
d’un tableau de contingence est le quotient de la fréquence redressée par la fréquence initiale.
Les poids des ménages sont calculés aprés que les totaux d’ilots ont été redressés et sont con-
formes & ces totaux. Pour la plupart des usages du recensement, les enregistrements pondérés
peuvent servir de base a la création de tableaux et de listes.

On peut opposer les méthodes ci-dessus aux méthodes d’imputation, qui consistent a
représenter les unités non recensées par des unités entiéres ajoutées a la liste. Les unités imputées
peuvent étre des personnes ou des ménages. Bien qu’il soit possible d’imputer des personnes
dans I’tlot, on n’a toujours pas trouvé le moyen d’intégrer ces personnes dans des ménages
plausibles. L’intégration de ces personnes a des foyers collectifs fictifs, comme cela s’est fait
dans certains tests d’opérations de redressement, a pour effet d’éluder le probléme en créant
une fausse image des relations dans 1'flot. La repondération ou I’'imputation de personnes
seraient des solutions convenables pour les pensionnaires d'institution ou de foyer collectif car
dans ce cas, la configuration du ménage n’a pas d’importance.
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Tableau 1
Extrait d’un fichier de microdonnées d’un échantillon
Nom Adresse Sexe Age
John Smith 328 rue Principale H 34
Mary Smith 328 rue Principale F 32
Louise Smith 328 rue Principale F 7
Nancy Chen 330 rue Principale F 62
Jorge Ramirez 332 rue Principale H 21
Juan Ramirez 332 rue Principale H 24
Tablean 2

Fichier de microdonnées reconstruit selon les ménages et
montrant la composition des ménages.

Nombre de personnes par classe

Adresse

Classe 1 Classe 2 Classe 3
328 rue Principale 1 1 1
330 rue Principale 0 1 0
332 rue Principale 2 0 0

Une autre méthode d’imputation consiste a utiliser des modéles probabilistes pour le nombre
de personnes non recensées 4 I’intérieur de ménages et le nombre de ménages non recensés et
a calculer un nombre de ménages imputés & partir de la distribution a posteriori des ménages
oubliés, étant donné les ménages recensés. Cette méthode est assimilée a 'imputation multiple
{Rubin 1987), ou tout le processus d’imputation est répété plusieurs fois afin de tenir compte
de la variabilité attribuable au sous-dénombrement. Toutefois, dans chaque liste d’ilot ainsi
créée, les totaux fondés sur les ménages recensés et imputés ne correspondront pas nécessaire-
ment parfaitement aux totaux redressés voulus. Dans cet article, nous nous intéressons sur-
tout 4 des méthodes qui permettent un ajustement exact i des estimations démographiques
calculées a une étape antérieure.

Dans les sections qui suivent, nous allons élaborer des méthodes qui permettront d’effec-
tuer le redressement par pondération proposé. La section 2 contient une formulation
mathématique des objectifs du plan de pondération tandis que la section 3 expose la facon
d’ajuster les poids. Dans la section 4, nous voyons comment faire la distinction dans le plan
entre les personnes oubliées & intérieur de ménages ¢t les personnes oubliées 4 cause du sous-
dénombrement de ménages. La section 5 renferme quelques perfectionnements qui ont pour
but d’accroitre la robustesse de la méthode a 1'égard de la variabilité des petits Tlots. La sec-
tion 6 contient les résultats de simulations. La section 7 porte sur I'utilisation de données
pondérées a diverses fins lides au recensement tandis que la section 8 examine les effets du
redressement par pondération sur les covariables qui ne font pas partie du plan utilisé pour
la formation des classes de redressement. Enfin, dans la section 9, nous exposons briévement
quelques problémes non résolus et proposons des sujets de recherche.

2. OBJECTIFS D’UN PLAN DE !’ONDERATION ET
FORMULATION MATHEMATIQUE

Un des buts essentiels du plan proposé est de répartir la population de I'flot dans des ménages
valides de sorte que les statistiques portant sur les ménages soient clairement définies. C'est
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pourquoi on attribue des poids aux ménages, les membres d’un ménage ayant tous le méme
poids.
Pour que les chiffres de Iz liste pondérée correspondent 4 ceux obtenus par le redressement
préalable, les contraintes suivantes doivent &tre respectées:
(A1) Dans chaque ilot, la somme des poids des ménages égale le nombre redressé de
ménages.
{A2) Dans chaque classe de redressement et chaque flot, la somme des poids des personnes
égale le nombre redressé de personnes.
Pour que la liste d’ilot pondérée ressemble le plus possible & la liste initiale, il faut aussi
respecter la contrainte suivante: ,
(B) Les poids doivent &tre, pour ainsi dire, aussi prés que possible les uns des autres.

Avec des poids d’unités (ou poids égaux), la composition de I’ilot demeure inchangée. Si
les poids ne sont pas trés différents les uns des autres, la compositien de I’flot pour le recense-
ment demeure a peu prés la méme grice au plan de pondération. Conformément aux régles
d’usage sur |’utilisation des poids dans les enquétes, nous ne devons pas modifier en profondeur
notre représentation de la composition de I'Tlot, sauf si les données sur le sous-dénombrement
le justifient.

Nous allons maintenant passer & la formulation mathématique de ces critéres. Supposons
que dans I’flot considéré, il y a S classes de redressement et / ménages recensés et que le ménage
i compte C;, membres de la classe 5. Supposons que H est le nombre total de ménages que I’on
sotihaite voir dans la liste redressée pour I'flot et D, est le nombre total de personnes que I’on
souhaite voir dans la classe s. Soient W;, i = 1,2, .. .7, les poids correspondant aux ménages.
 (Al) exige que

W, = H )

i=1

et (A2) exige que

I
. Y WiCy = D;,s = 1,2...8. )
=]

Ces contraintes peuvent &tre représentées par une équation matricielle dela forme AW = B,

ou

A= [lc.r]:B= [g], W' = [Wl Wz... W]] et D = ID1D2...D5] (3)

et 1 représente une ligne de uns.

Pour réaliser I’objectif (B), nous choisissons une fonction objectif qui représente la distance
entre les poids W et les poids uniformes et nous la minimisons. Nous utiliserons a cette fin la
fonction objectif T = ¥ W; log (W;). Cette mesure est proportionnelle 4 1'information
discriminante (information de Kullback-Liebler) de la distribution de probabilité discréte (selon
les ménages) avec poids relatifs W; par rapport & la distribution de probabilité avec poids
égaux, et elle est la fonction objectif qui est a 1a base de la méthode itérative du quotient classique
(ajustement proportionnel itératif), utilisée pour le redressement des tableaux de contingence
(Deming et Stephan 1940; Ireland et Kullback 1968; Oh et Scheuren 1978; ce dernier ouvrage
renferme une bibliographie plus compléte). Notre méthode peut donc &tre considérée comme
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un prolongement de la méthode itérative du quotient. Scheuren (1973) utilise la méthode
itérative du quotient pour la repondération des ménages; Cilke et Wyscarver (1988) font une
repondération en fonction de contraintes linéaires mais utilisent pour cela une fonction objectif
différente de celles considérées ici. Alexander (1987) a élaboré de son c6té des méthodes
semblables a celles exposées ici.

Pour ce qui a trait 3 la méthode itérative du quotient, des fréquences initiales X figurent
dans les cases d’un tableau de contingence et on calcule de nouvelles fréquences de case ¥ pour
minimiser la fonction objectif ¥, ¥;log (¥,;/X,). Par conséquent, les poids des observations
originales sont les rapports W; = Y,/X;. Pour ce qui a trait 4 notre méthode, si X; ménages
se trouvaient avoir exactement la méme composition, nous pourrions les imaginer comme une
seule entité dans la liste, avec une fréquence initiale X; et une fréquence redressée Y;. Cepen-
dant, s’il y a un grand nombre de classes de redressement, il est peu probable que plusieurs
ménages du méme flot aient exactement la méme composition. C’est pourquoi nous ne tenterons
pas de grouper les ménages; il sera plus facile, au point de vue de la notation et du calcul, de
lister les ménages séparément de sorte que pour la composition de chaque ménage recensé, la
fréquence initiale X; = 1et Y, = W,. Abstraction faite de la différence de notation, la seule
chose qui distingue la formulation mathématique d’un plan de pondération de celle d’un
redressement par la méthode itérative du quotient est que les contraintes linéaires n’ont pas
la structure particuliére des fréquences marginales d’un tableau de contingence. Pour abréger
la présentation des exemples, nous indiquerons parfois sur une ligne un nombre qui représentera
le nombre de lignes identiques a cette ligne dans la liste des ménages.

Pour ee qui a trait au tableau de contingence, la méthode itérative du quotient préserve les
rapports de produits croisés des cases de méme que I'indépendance des variables, lorsque celle-ci
existe dans le tableau initial. C’est pourquoi, dans le calcul d’estimations régionales, la méthode
itérative du quotient est appelée «estimation avec préservation des structures» (Purcell 1979;
Purcell et Kish 1979). Voir section 10.1 pour une analyse approfondie des fonctions objectif.

Notre méthode différe de la méthode itérative du quotient en ce que les contraintes linéraires
ne se rapportent pas nécessairement aux fréquences marginales d’un tableau de contingence.
La méthode itérative du quotient est un cas particulier d’application de notre méthode; il en
est de méme de la version généralisée de fa méthode itérative du quotient de Oh et Scheuren
(1978), qui utilise des tableaux différents pour ajuster chaque fréquence marginale. De fait,
les covariables continues aussi bien que discrétes peuvent faire ’objet de contraintes; des
applications de ce genre sont proposées dans la section 8.3. Par ailleurs, les algorithmes que
nous proposons permettent de déterminer directement s’il y a des poids qui sont compatibles
avec toutes les contraintes données. Nous pouvons ensuite choisir des contraintes qui doivent
&tre adoucies pour ajuster les poids. Grice i ces caractéristiques, les possibilités d’application
des méthodes proposées vont au-dela de la représentation du sous-dénombrement,

3. AJUSTEMENT DES POIDS

Nous allons maintenant chercher a calculer des poids qui satisfont les contraintes AW = B,
W = 0, en minimisant la fonction objectif T = ¥ W;log (W)). Pour que 7 soit une fonction
continue de W, nous adoptons la régle usuelle 0 log 0 = 0.

Nous désignerons tout vecteur de poids qui satisfait les contraintes linéaires (équations et
inéquations) comme une solution réalisable. Tant que le poids total des ménages est soumis
a une contrainte, ’ensemble des solutions réalisables est borné et 7 suppose par conséquent
une valeur minimum pour I’ensemble; de plus, comme 7 est strictement convexe, la solution
est unique.

Le calcul des poids se divise donc naturellement en trois étapes: (1) déterminer si les con-
traintes A W = B sont cohérentes; (2) déterminer s’il y a des solutions réalisables; et (3) trouver
la solution réalisable qui minimise 7. Nous supposons qu’il y a  ménages et p contraintes de
sorte que A est une matrice p X I.
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Tablean 3

Liste de ménage

Nombre de membres du ménage par classe

. Nombre d
Ligne n*® Classe 1 Class 2 Class 3 l;g:mrgeese
(hommes) (femmes) (enfants)
1 0 1 0 50
2 0 1 1 40
3 1 0 0 40
4 i 0 2 15
5 1 1 0 50
6 1 i 1 60
7 1 1 2 40
Tableau 4
Totaux redressées
Chiffre Taux de Chiffre
brut redressement redressé
Classe 1 205 .05 215
Classe 2 240 .03 247
Classe 3 210 .04 218
Ménages 295 02 i

Exemple 2: Ajustement de poids.

Le tableau 3 est un exemple d’une liste des ménages d’un ilot, ol trois classes sont
représentées comme dans ’exemple 1; nous pouvons penser a des classes comme
«hommes», «femmes» et «enfants». Ce tableau peut étre considéré comme la version
condensée d'un tableau de 295 lignes, ou chaque ligne correspond 4 un ménage.

Le tableau 4 contient le nombre non redressé et le nombre redressé de ménages et de
personnes dans chaque classe. On obtient le nombre redressé en appliquant le taux de
redressement indiqué et en arrondissant. La méthode utilisée pour obtenir les chiffres
redressés n’a toutefois rien & voir avec le reste du processus.

3.1 Cohérence des contraintes linéaires

Tant que les lignes de A sont indépendantes, les contraintes AW = B seront cohérentes.
Si une ligne quelconque de A est dépendante des autres, la contrainte correspondante est soit
incohérente ou superflue, selon Ies valeurs de B. On peut repérer les lignes dépendantes en appli-
quant la décomposition Q-R 4 A". Si les contraintes correspondantes sont superflues, on peut
les supprimer sans perte d’information; si elles sont incohérentes, elles doivent étre reformulées
de quelconque fagon.

Exemple 2: (suite).

Dans cet exemple, les lignes de la matrice A4 sont indépendantes et les contraintes sont
donc cohérentes.
Dans la section 5, nous examinons des situations ou il est susceptible d’exister des contraintes
incohérentes et analysons des méthodes qui permettent de les résoudre.
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Tableau 5
Poids optimaux pour I’exemple 2

. . Chiffres
Ligne n° Poids pondéres

1 0.9554 41,77

2 0.9557 318.23

3 0.9816 39.27

4 0.9823 14.73

5 1.0730 53.65

6 1.0734 64.40

7 1.0737 42.95

3.2 Existence de solutions réalisables

Déterminer Pexistence de solutions réalisables équivaut 4 déterminer une solution réalisable
initiale dans un probléme de programmation linéaire ot les algorithmes réguliers peuvent étre
utilisés. Supposons que nous devions trouver une solution positive Wa1’équation AW = B,
ol B = 0. (Si cette derniére condition n’est pas respectée, nous pouvons faire en sorte qu’elle
le soit en modifiant le signe des éléments négatifs de B et des lignes correspondantes de A) Nous
pouvons élargir le probléme en posant [A | I] (W' | Z']’ = B, W, Z = 0, ou [ est une
matrice unité p X p et Z est une variable vectorielle 4 p éléments. Ce probléme a automati-
quement une solution initiale W = 0, Z = B. Nous appliquons ensuite la méthode du simplexe
{(comme dans Gass (1964) ou tout autre ouvrage sur la programmation linéaire) pour minimiser
Y Z;. Si cette somme peut &tre réduite 4 0, les valeurs W correspondantes sont une solution
au probléme original, tandis que si elle ne peut ’étre, le probléme original n’a pas de solution.

Exemple 2:  (suite).

Une solution réalisable {mais non optimale) donne des totaux pondérés de 86, 54, 29
et 132 pour les ménages des lignes 2, 3, § et 6 respectivement dans le tableau 3. 1! est
possible de vérifier que ces chiffres donnent les totaux redressés prévus pour les ménages
et les personnes de chaque classe.

Le probléme de ’inapplicabilité se rapproche de celui de I'incohérence et est aussi
analysé dans la section 5.

3.3 Optimalisation de la fonction objectif

Selon la méthode des multiplicateurs de Lagrange, la solution de minimisation doit satisfaire
les équations 97/9W; = log W; + 1 = a;’A, ou a; représente la i-¢me colonne de A et
A o= (AL A, ... Ap) Alors, W, = exp(a;’A - 1); le modéle pour les poids est donc de forme
logarithmique linéaire, comme celui utilisé pour les redressements par la méthode itérative du
quotient. A, représente I’accroissement de poids logarithmique lié & un accroissement unitaire
du coefficient de liaison correspondant a;, par exemple, P'inclusion dans le meénage d’une per-
sonne faisant partie de la classe de redressements.

Pour satisfaire I’équation AW = B, nous pouvons résoudre en fonction de A a ’aide de
la méthode de Newton. Le modele d’itération utilisé est

AHED = A D _ aWwr A (AW — B), )

ou W est la matrice dont la diagonale est formée des éléments de W = W(A"}. Une bonne
valeur initiale pour Aest A® = (4A") "B, laquelle peut &tre déduite d’une approximation
linéaire fondée sur des poids initiaux égaux. (Dans la section 10.2, nous décrivons une méthode
de la descente cyclique pour résoudre ces équations; cette méthode est une généralisation de
I’ajustement proportionnel itératif).
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Exemple 2:  (suite).

Le tableau 5 donne le poids par ménage et le total pondéré des ménages (poids multiplié
par le chiffre brut) pour chaque ligne du tableau 3. Aucun ménage n’est pondéré de plus
de 8% a la hausse et de plus de 5% 2 la baisse.

4. REDRESSEMENT DU NOMBRE DE MI?NAGES
ET DU NOMBRE DE PERSONNES A
L’INTERIEUR DES MENAGES

Nous voyons maintenant la distinction a faire entre le redressement du nombre de personnes
a I’intérieur des ménages (c’est-a-dire le redressement en fonction du sous-dénombrement a
I'intérieur des ménages) et le redressement du nombre de ménages (¢’est-3-dire le redressement
en fonction du sous-dénombrement des ménages). Cette distinction avait déja été faite en vue
d’analyser les causes du sous-dénombrement (Fay 1986). Nous voulons ici nous en servir pour
représenter plus fidélement le sous-dénombrement dans une opération de redressement.

Le redressement du nombre de personnes & 'intérieur des ménages ne consiste pas 4 ajouter
des ménages & la liste mais uniquement & redistribuer les poids des ménages de maniére a
accroitre les totaux pondérés de personnes dans les diverses classes. En d’autres termes, les
ménages qui n’ont personne ou qui comptent trés peu de personnes dans une classe donnée
sont pondérés 2 la baisse tandis que ceux qui en comptent beaucoup sont pondérés 3 la hausse
de maniére que le poids total des ménages demeure constant. Ainsi, ce mode de redressement
aura pour conséquence inéluciable de réduire le poids de certains ménages. En revanche, le
redressement du nombre de ménages touche les ménages qui n’ont pas été du tout recensés.
Comme ce mode de redressement ne doit pas modifier les données relatives aux ménages
recensés, il convient d’ajouter des ménages a la liste sans réduire le poids des ménages qui ont
été recensés.

Nous proposons de distinguer ces deux modes de redressement. Une série de contraintes
~ représente le redressement du nombre de personnes & I'intérieur des ménages. Dans ce cas, le

poids total des ménages doit &tre égal au nombre de ménages recensés tandis que le poids total
des personnes dans chaque classe doit étre égal 4 [a somme du nombre de personnes recensées
et du nombre redressé de personnes pour cette classe. AW, = B, , ol B, est constituée du
nombre de ménages recensés et des effectifs de classes redressés en fonction du sous-
dénombrement A I'intérieur des ménages.

Une seconde série de contraintes représente le redressement du nombre de ménages. Dans
ce cas, le poids total des ménages doit &tre égal au nombre estimé de ménages oubliés tandis
que le poids total des personnes dans chaque classe doit &tre égal au nombre estimé de per-
sonnes dans les ménages oubliés. AW, = B, , ou B; est constituée du nombre de ménages
additionnels et du nombre de personnes additionnelles par classe, redressés en fonction du sous-
dénombrement des ménages.

* Aprés avoir ajusté deux séries de poids correspondant aux deux séries de contraintes, nous
additionnons les deux poids pour chaque ménage afin d’obtenir un poids qui intégre les deux
modes de redressement (W = W, + W), La différenciation des deux modes de redressement
peut produire une série de poids redressés différente de celle qui serait obtenue si on ne faisait
pas une telle distinction, comme le montre I’exemple 3. Toutefois, si on ne fait pas cette distinc-
tion dans ’estimation du taux de sous-dénombrement, il est quand mé&me possible d’opérer
un redressement en une seule étape.

Exemple 3: redressement en fonction du sous-dénombrement des ménages.

Supposons qu’il n’y a que deux classes de redressement et qu’un Tlot hypothétique est
composé de la fagon décrite par les trois premiéres colonnes du tableau 6.
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Tablean 6
Nombre hypothétique de ménages pour 'exemple 3 (chiffres bruts et chiffres redressés)
(1) Les personnegs (2) Les personnes
Composition oubliées font oubliées font
du ménage . partic de ménages partie de ménages
Chiffres recensés ou non non recensés
bruts
(nombre de Totaux
Nombrede — Nombrede  “pgnn0eq) : Nombre de redressés,
personnes personnes Chiffres ménages ménages
de la dela redressés & & g
classe 1 classe 2 Nnon recensés recensés et
non recensés
1 i 10,000 9904.54 .01 10,000.01
1 2 10,000 10106.46 10.95 10,010.99
2 1 10,000 10106.46 10.99 10,010.99
2 2 10 13.54 99.01 109.01

Supposons que nous devons ajouter 231 personnes de chaque classe et 121 ménages
aux 30,010 ménages recensés. Les trois derniéres colonnes du tableau 6 contiennent les
chiffres redressés selon deux hypothéses: (1) les personnes oubliées peuvent faire partie
de ménages qui ont été recensés ou non et (2) toutes les personnes cubliées font partie
des ménages qui n’ont pas été recensés.

Dans le cas de la premiére hypothese, 1’algorithme pondére a la baisse les ménages
qui ne comptent qu'une personne de chaque classe (1,1) et pondére a la hausse les ménages
qui comptent deux personnes d’une classe et une de autre (1,2 et 2,1). Méme si les
ménages qui comptent deux personnes de chaque classe sont fortement pondérés 4 la
hausse (par un facteur de 1,354), ils ne regoivent qu’une faible proportion des personnes
ajoutées & cause de leur trés petit nombre & I’origine.

Dans le cas de la seconde hypothése, on calcule tout d’abord des poids de maniére a
intégrer 231 x 2 = 462 personnes dans 121 ménages additionnels, puis on additionne
ces poids au poids unitaire contenu dans les chiffres bruts. Tandis qu’aucune catégorie
de ménages n’est pondérée i la baisse, les ménages qui comptent deux personnes de chaque
classe (2,2) sont trés fortement pondérés 4 la hausse (par un facteur de 10,901). De fait,
il est mathématiquement impossible d’intégrer 462 personnes dans 121 ménages formeés
de deux, trois ou quatre personnes chacun sans avoir au moins 99 ménages de quatre per-
sonnes. Par conséquent, le fait de savoir que les personnes ajoutées (ou une proportion
connue de celle-ci) font partie des ménages qui ont été oubliés modifie sensiblement notre
représentation du genre de redressement a effectuer.

5. APPLICABILITE DES CONTRAINTES

Dans les sections précédentes, nous avons supposé qu’il y avait des solutions réalisables pour
le probléme d’optimisation conditionnelle. Nous allons maintenant considérer des cas ot les
solutions sont inexistantes ou insatisfaisantes et allons examiner des méthodes pour résoudre
ces cas.

5.1 Dans quels cas les contraintes sont-elles inapplicables?

11y a trois cas ot les contraintes peuvent éliminer toute possibilité de solution satisfaisante:
{1} lorsqu’elles sont effectivement incohérentes, (2) lorsqu’elles sont cohérentes mais qu’iln’y
a aucun poids positif pour les satisfaire, et (3) lorsqu’il y a une solution réalisable mais qu’il
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faille pour cela redresser  outrance le poids de certains ménages. Les problémes liés & ces trois
situations sont relativement comparables.

I est possible de définir des contraintes qui sont incohérentes en soi, par exemple que toutes
les classes d’hommes sont redressées de 2% a la hausse tandis que le nombre total d’hommes
est redressé de 4% a la hausse. Selon la méthode que nous utilisons, chaque contrainte porte
uniquement sur le nombre de personnes contenues dans une classe de redressement de sorte
qu’il n’y a pas d’incohérence du genre de celle mentionnée ci-dessus. Toutefois, il y a encore
la possibilité d’une incohérence conditionnelle, ¢’est-a-dire d’une incohérence qui dépend du
nombre de ménages correspondant 4 chaque mode de composition dans un flot. Nous donnons
ci-dessous des exemples d’incohérence conditionnelle, d’inapplicabilité ou de poids
insatisfaisants:

(1) Selon les méthodes proposées pour estimer le taux de sous-dénombrement,
il est question de définir plus de 100 classes de redressement. Dans un flot restreint mais
hétérogéne, le nombre de classes représentées pourrait étre supéricur au nombre de ménages;
par conséquent, il y aurait plus de contraintes que de poids a ajuster. Une incohérence est
alors presque inévitable.

(2) Sitous les ménages d’un flot comptent exactement le méme nombre de personnes d*une
classe de redressement en particulier (par ¢x., chague ménage compte une jeune fille
d’origine hispanique), le nombre de membres de cette classe n’est pas modifié par la
redistribution des poids.

(3) Le redressement du nombre de ménages peut aboutir &4 des résultats incompatibles avec
ceux qui découleraient du redressement du nombre de personnes dans une classe quelconque
(cela pouvant €tre interprété comme une défaillance du modéle pour le redressement du
nombre de ménages). Prenons par exemple le cas ou il faudrait ajouter plus d’hommes que
de ménages mais ol aucun ménage de I’7lot ne compte plus d’un homme. Les contraintes
seraient alors cohérentes mais inapplicables puisqu’on ne pourrait les satisfaire qu’en attri-
buant des poids négatifs aux ménages qui ne comptent pas d’hommes.

(4) Un flot peut avoir des taux de sous-dénombrement qui différent totalement de ceux qui
ont été estimés pour des Tlots de ’EP. Supposons, par exemple, qu’il y a un fort taux de
sous-dénombrement dans la plupart des Tiots (v compris la plupart des ilots de ’échantillon
de ’EP) pour les hommes qui présentent certaines caractéristiques mais que dans I’lot fai-
sant ’objet d’un redressement, les hommes de cette catégorie sont bien dénombrés et se
retrouvent dans la plupart des ménages. L’estimation du niveau de sous-dénombrement
pour cette classe pourrait entrainer un tel redressement & la hausse qu’il ne serait pas possible
de concilier les résultats de ce redressement avec les chiffres des ménages existants.

(5) On pourrait devoir hausser sensiblement le poids des ménages qui comptent des personnes
issues d’une combinaison de classes de redressement propre 4 un ménage, de sorte que les
ménages en question recevraient des poids extrémes. Dans ce cas, le probléme peut &tre
résolu mais la solution n’est pas trés satisfaisante.

Des problémes d’inapplicabilité peuvent également surgir lorsqu’on ne peut associer aussi
facilement la difficulté a une incohérence particuliére dans le processus de redressement.
5.2 Meéthodes pour rendre les coniraintes applicables

Peu importe I’étape de I’ajustement a laquelle on constate ’inapplicabilité, il existe plusieurs
méthodes permettant d’assouplir les contraintes et de les rendre applicables. Nous allons mainte-
nant analyser plusieurs de ces méthodes en exposant la logique intuitive qui est a ’origine du
choix de chacune d’elles de méme que les méthodes de calcul requises.

5.2.1 Méthodes fondées sur I’élimination de lignes (contraintes) de 4

Lorsqu’on vérifie la cohérence des contraintes, on peut découvrir que certaines lignes sont
linérairement dépendantes des lignes précédentes et que, par conséquent, elles sont superflues
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ou incohérentes. En extrayant simplement ces lignes de la matrice A, on obtient un ensemble
cohérent de contraintes et 12 s’arrétent les calculs requis.

Si les contraintes sont disposées par ordre décroissant d’importance, les moins importantes
sont éliminées si efles sont incompatibles avec les plus importantes. Cette disposition est tout
a fait logique si les contraintes initiales portant sur les classes de redressement (definies par
une classification de la population selon plusieurs critéres) sont redéfinies selon les régles de
’analyse de variance comme des contraintes concernant la population totale («moyenne
globale»), les classes définies par une variable de classification («effets principaux») et les classes
définies par des interactions. Par exemple, si nous avons 10 classes de redressement définies
par le sexe et cing groupes d’4ge, les nouvelles contraintes seraient par ordre d’importance:
population totale (1 contrainte), population selon le sexe (1 contrainte additionnelle), population
selon I'dge (4 contraintes additionnelles), interactions dge-sexe (les 4 derniéres contraintes).
Les quatre contraintes fondées sur I’dge pourraient étre subdivisées entre personnes jeunes et
personnes dgées (1 contrainte) et 3 contraintes additionnelles pourraient étre définies pour
chacun de ces groupes.

On peut appliquer une méthode similaire au moment de vérifier I’applicabilité des con-
traintes. $'il n’est pas possible de satisfaire I'équation Z; = 0, pour tous les {, on peut modifier
la fonction objectif du probléme de programmation linéaire de maniére a obtenir § ¢,Z;, ot
les coefficients ¢; > 0 correspondant aux contraintes les plus importantes prennent les valeurs
les plus grandes. On peut alors définir un ensemble maximal de contraintes applicables et sup-
primer les autres confraintes.

De cette facon, on obtient des poids qui donnent des totaux d’ilots justes pour les classes
de personnes plus générales mais non pour tous les tableaux croisés.

5.2.2 Mséthodes fondées sur I’addition de colonnes (ménages) 4 A

Lorsque I’inapplicabilité des contraintes n’est que conditionnelle {c’est-a-dire qu’elle dépend
des modes de composition des ménages de I’flot), il suffit d’ajouter des ménages qui ont la com-
position voulue pour rendre les contraintes applicables. Le moyen le plus simple d’appliquer
ce principe est de travailler 4 un niveau d’agrégation géographique supérieur a celui de I’flot.
Lorsque des difficultés surgissent dans 1'ajustement, on peut combiner quelques ilots adjacents
ou former une liste au niveau du secteur de dénombrement par exemple, avant la pondéra-
tion. Plus ’unité sera grande, plus les modes de composition des ménages représentés seront
nombreux et moins il y aura de chances d’observer des problémes d’inapplicabilité.

Une méthode plus poussée consisterait & utiliser un échantillon de ménages prélevé par hot-
deck dans des flots «donneurs» adjacents afin d’élargir le groupe de ménages auxquels un poids
peut étre attribué. Il importe ici de s’en tenir & un calcul simple puisqu’on pourrait deveir con-
sulter une longue liste de ménages afin de trouver le ou les ménages qui rendront les contraintes
applicables. Pour ce qui a trait 4 la vérification de la cohérence des contraintes, si la ligne j
de A est dépendante des lignes précédentes et que la colonne correspondant aux ménages ajoutés
est indépendante des colonnes de A (en ce qui a trait uniquement aux j premiéres lignes), la
ligne j de la matrice A enrichie sera indépendante. Pour ce qui a trait 4 la vérification de
I’applicabilité, si ’algorithme est interrompu parce qu’aucune réduction n’est possible dans
la fonction objectif } Z;, on peut chercher des colonnes de base parmi les colonnes correspon-
dant aux ménages de I’échantillon prélevé par hot-deck. Enfin, si le poids ajusté d’un ménage
est extrémement élevé, on peut chercher parmi les ménages de 1’échantillon hot-deck des
ménages auxquels on attribuerait aussi des poids élevés avec les valeurs courantes de (c’est-a-
dire, colonnes a de telle sorte que a’ h est elevé). Si ces ménages sont ajoutés aux autres meénages
de Iflot, ils prendront une partie du poids des ménages surpondérés lorsque les poids seront
réajustés puisqu’ils sont susceptibles de compter aussi des membres des mémes classes de
redressement.

Le raisonnement intuitif sur lequel repose cette méthode est que les modes de composition
qui ont été observés dans un Tlot ne sont qu’un échantillon des modes qui auraient pu y étre
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observés s’il y avait eu dénombrement complet. On fait le lissage de la distribution observée
des modes de composition des ménages en la combinant 2 la distribution observée pour des
flots adjacents, qui renferment des ménages tout aussi caractéristiques pour ce secteur. Cette
méthode se rattache donc théoriquement aux méthodes de lissage baysiennes qui améliorent
Pestimation d’une quantité pour une unité en tirant parti de la distributien observée dans des
unités semblables. Zaslavsky (1989) intégre ce raisonnement bayesien dans un modéle d’effets
aléatoires au niveau de I'flot,

On pourrait choisir les lots donneurs par une méthode hot-deck récursive; ces Tlots pour-
raient le plus souvent se trouver prés de I’flot de redressement et aucune série d’ilots en par-
ticulier n’aurait une influence anormale sur ’ensemble du recensement. Par une stratification
détaillée des Tlots, on pourrait faire en sorte de choisir des flots donneurs qui ressembleraient
& I'flot visé par le redressement au point de vue du revenu moyen, des catégories d’unités de
logement et de la répartition raciale.

5.2.3 Combinaison de méthodes

Les deux catégories de méthodes exposées ci-dessus peuvent étre combinées par une redéfini-
tion appropriée des contraintes. Le principe, en I’occurrence, est de satisfaire routes les con-
traintes dans les grandes unités géographiques et de ne satisfaire que les plus importantes dans
les petites unités. Ce genre de compromis peut permettre d’obtenir un ajustement assez valide
de la distribution voulue sans devoir allonger la liste des ménages.

Supposons que les matrices 4 de plusicurs Tlots ont toutes été réécrites comme des suites
de lignes représentant les contraintes principales et les contraintes d’interaction. On peut alors
former une seule grande matrice A4 qui représente toutes les contraintes. Les lignes qui représen-
tent les contraintes principales peuvent demeurer telles quelles tandis que les lignes qui représen-
tent les contraintes secondaires peuvent étre combinées dans les ilots. Supposons, par exemple,
qu’il y a dix classes de redressement, définies selon le sexe (2 niveaux) et 1’age (5 niveaux), et
deux ilots. Il y a en tout 11 contraintes (une pour le nombre de ménages et une pour chaque
classe de redressement) dans chaque Tlot. Si on combine ces contraintes dans une seule matrice
en conservant les effets principaux et les interactions 4 deux critéres, on a les contraintes
suivantes: nombre de ménages dans I'Tlot (2 contraintes), population de I’ilot (2 contraintes),
sexe (1 contrainte), dge (4 contraintes), interaction ilot et sexe (1 contrainte), interaction flot
et dge (4 contraintes) et interaction sexe et dge (4 contraintes) dans les deux flots. Dans cet
exemple, on a éliminé quatre contraintes (interaction flot X sexe X 4ge}; dans un exemple plus
réaliste, ou il y aurait un plus grand nombre d’ilots, de variables de classification et de niveaux,
on pourrait en éliminer beaucoup plus.

6. RESULTATS DE SIMULATIONS

Des simulations ont été faites pour répondre 4 deux séries de questions:

{1} Lapremiére série de questions vise & évaluer I’efficacité de I’algorithme en fonction de ses
contraintes et de ses objectifs. L’algorithme de repondération donne-t-il une réponse? Dans
les problémes réels, y a-t-il une solution aux contraintes de pondération? De combien les
poids varient-ils? La quantité de calculs nécessaires est-elle raisonnable?

Pour répondre a ces questions, nous avons procédé 4 des «simulations d’applicabilité», ou
nous avons appliqué I’algorithme de pondération 4 des ilots simulés composés de vrais ménages
en utilisant des taux de redressement réels. Cette méthode reproduit 1’application de
I’algorithme.

{2) La seconde série de questions vise 4 évaluer dans quelle mesure 1’algorithme améliore la
qualité des inférences fondées sur une série de microdonnées: la série de microdonnées
pondérées décrit-elle mieux la réalité que les données brutes, non pondérées?
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Pour répondre 4 ces questions, nous avons formé des flots simulés constitués de vrais ménages
pour représenter les modes de composition réels (mais inobservés) des ménages dans les flots.
Pour chaque «vrai» ilot, nous avons fixé un niveau de sous-dénombrement a Paide de taux
de sous-dénombrement réels estimés et d’un modele plausible pour la répartition du sous-
dénombrement entre les ménages. Nous avons appliqué I’algorithme de pondération aux llots
«recensés» ainsi obtenus. Des données sommaires sur la composition des ménages ont été

calculées pour les flots simulés «réels» et les ilots simulés observés ol il y avait sous-
dénombrement; il s*agissait aussi bien de données non pondérées que de données pondérées
pour le redressement en fonction du sous-dénombrement. Ces «simulations d’inférence» avaient
pour but de déterminer si la repondération rapprochait les données précitées des valeurs cor-
respondantes dans les flots «réels»; autrement dit, la repondération corrlgean -elle les biais -
attribuables au sous-dénombrement? e

La source des ménages pour toutes les simulations a été {*échantillon «B» de microdonnées
a grande diffusion de 1 % (Public Use Microdata Sample -- PUMS) du recensement de 1980
(Bureau of the Census 1985). Les ménages ont été prélevés dans des secteurs du Los Angeles
County en Californie, parmi lesquels se trouve la région ayant servi au Test des opérations de
redressement (TOR) du recensement d’essai de 1986.

Les taux de sous-dénombrement étaient ceux qui avaient été calculés dans le TOR de 1986
(Diffendal 1988; tableau 7) pour des classes de redressement définies selon le sexe, ’4ge (5
niveaux), I’origine ethnique (hispanique, asiatique ou autres) et le mode d’occupation (pro-
priétaire ou locataire). Les facteurs de redressement calculés & partir de ces taux de sous-
dénombrement variaient de 0,982 &4 1,211.

Chague ménage était codé comme un vecteur de chiffres représentant le nombre de membres
du ménage qui appartenaient & chacune des 60 classes de redressement.

Zaslavsky (1989) donne des renseignements plus détaillés sur les méthodes de simulation
et une autre série de simulations plus vaste.

6.1 Simulations concernant 1’applicabilité

Pour I'une et [’autre de quatre tailles d’ilot (20, 50, 100 et 200 ménages), on a prélevé 50
flots simulés dans I’échantillon complet et on en a formé 50 autres avec les ménages qui ne com-
ptaient aucune personne d’origine asiatique. Pour chaque ilot, les simulations ont été effec-
tuées avec deux valeurs du taux de redressement des ménages (facteur par lequel est redressé
le nombre de ménages dans ['ilot).

On a appliqué les algorithmes de la section 3. En résumé, on a tout d’abord vérifié la
cohérence des contraintes linéaires, puis leur applicabilité (existence d’une solution positive);
enfin, on a calculé les poids 4 I’aide de la méthode de Newton. Comme il n’y avait pas de données
qui permettaient de distinguer le sous-dénombrement des ménages du sous-dénombrement a
I*intérieur des ménages, on n’a pas tenté de le faire dans ces simulations ou dans d’autres.

Les résultats des simulations sont résumés dans le tableau 7.

Cohérence et applicabilité:

Les colonnes identifiées «incohér», «inap» ¢t «OK» indiquent le nombre d’flots simulés (sur
les 50 essais) dans chaque simulation, qui faisaient partie de I’'une ou I’autre des catégories
suivantes: (1) les contraintes étaient incohérentes (ne pouvaient étre satisfaites par aucun poids),
(2) les contraintes étaient cohérentes mais inapplicables (ne pouvaient &tre satisfaites par aucun
poids positif), ou (3) les contraintes étaient a la fois cohérentes et applicables.

Dans les simulations portant sur les flots ot il n'y avait aucune personne d’origine asiatique,
il fallait satisfaire 41 contraintes (dont certaines pouvaient &tre banales, ¢’est-a-dire lorsque
les classes de redressement correspondantes n’étaient pas représentées dans 1’flot). Ainsi, pour
ce qui est des Tlots de 20 ménages, les contraintes n’étaient jamais cohérentes; dans le cas des
ilots de 50 ménages, les contraintes étaient parfois cohérentes et, en régle générale, applicables.
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Elles étalent habituellement applicables pour ce qui est des Tlots de 100 ménages et toujours
applicables dans le cas des Tlots de 200 ménages.

Les colonnes numérotées 4 droite représentent I’ordre de la plus simple contrainte marginale
qui n’a pu étre satisfaite au sens de la reparameétrisation hiérarchique définie dans la section
5.2.1. Ainsi, la colonne (1) indique le nombre d’ilots simulés pour lesquels une contrainte
d’«effet principal» (total marginal des personnes classées selon une variable de stratification}
n'a pu €tre satisfaite, la colonne (2) indique le nombre d’essais pour lesquels une contrainte
d’interaction & deux critéres n’a pu étre satisfaite, etc. Méme lorsque les contraintes étaient
incohérentes dans le cas d’flots de 50 ou 100 ménages, les contraintes d’effet principal et, sou-
vent, les contraintes d’interaction 4 deux ou méme 2 trois critéres étaient applicables. Cela donne
a penser que le groupement d’ilots pour des interactions d’ordre supérieur, comme nous l’avons
vu dans la section 5.2.3, pourrait étre une solution efficace aux problémes d’inapplicabilité.
Les résultats ont été moins encourageants dans le cas des simulations qui portaient sur les échan-
tillons complets. M&me pour des ilots de 200 ménages, les contraintes étaient rarement
cohérentes et applicables. A mesure qu’augmentait la taille de I'ilot, les contraintes d’ordre
inférieur étaient plus susceptibles d'&tre applicables. Cela s’explique par le faible nombre de
ménages qui comptent des personnes d’origine asiatique (environ 5 % dans chaque échantillon),
Sur 200 menages, on s’attendrait 4 en avoir environ 10 qui comptent des personnes d’origine
asiatique, ce qui est insuffisant pour satisfaire les 20 contraintes possibles pour les classes de
redressement relatives aux personnes d’origine asiatique. Dans la réalité, il n’est siirement pas
rare de constater que des groupes de classes de redressement sont mal représentés dans une
région ou des ilots en particulier. Il faudra alors procéder 4 un groupement d’flots a grande
échelle pour les contraintes correspondantes tout en essayant de satisfaire 4 une plus petite
échelle les contraintes se rapportant aux classes mieux représentées.

Poids:
Les poids maximum et minimum des ménages de méme que leur variance ont été calculés
pour chaque Tlot simulé pour lequel les contraintes étaient cohérentes et applicables. Le

Tableau 7
Résultats de la simulation concernant 1’applicabilité

Ménages ne comptant aucune personne d’origine asiatique

Taille HH Taux incohér inap OK Pmax Pmin varP itér (1} (2) (3) @)
10 1.00 50 0 0 NA NA NA NA 22 28 0 0
10 1.05 50 0 0 NA NA NA NA 8 42 0 0
20 1.00 50 0 0 NA NA NA NA 0 50 0 0
20 1.05 50 0 0 NA NA NA NA 0 50 0 0
50 1.00 47 1 2 1921 0200 0.042 300 O 3 3 8
50 1.05 47 0 3 1550 0620 0036 133 0 3 36 8

100 1.00 10 0 40 2.068 0429 0088 203 0 O 8 2

100 1.05 10 0 40 1.573 0.753 0020 190 ¢ O 8 2

200 1.00 0 0 50 2434 0543 0063 218 ¢ O 0O O

200 1.05 0 0 50 1749 0.821 0015 200 0 © O O

Echantilion complet

Taille HH Taux incohér inap OK Pmax Pmin varP iter (1) (2) (3) @)

100 1.00 49 0 l - - - — 0 34 15 0
200 1.00 49 0 1 - - - -— 0 2 43 4
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tableau 7 indique, pour chaque condition de simulation, la valeur moyenne de ces quantités
(pour ’ensemble des Tlots simulés) dans les colonnes «Pmax», « Pmin» et «varP». Les obser-
vations ci-dessous décrivent quelques-uns des effets des facteurs du plan de simulation sur les
poids ajustés.

(1) L'utilisation d’un facteur de redressement du nombre de ménages de 1,05 (par rapport &
un facteur de (1) donne dans chaque cas une variance moyenne des poids inférieure et une
moyenne des poids minimum et des poids maximum plus prés de 1. Ces résultats sont accep-
tables intuitivernent car presque tous les facteurs de redressement pour les classes sont
supérieurs a 1 et qu’il faut procéder 3 un redressement plus prenoncé lorsqu’on ajoute des
personnes dans des ménages existants que lorsqu’on ajoute simplement des personnes et
des ménages pour les recevoir. Par exemple, si les facteurs de redressement pour les ménages
et chaque classe de redressement étaient tous égaux, chaque ménage serait pondéré i la
hausse également.

(2) Les autres facteurs étant fixes, la variance des poids diminue & mesure qu'augmente le
nombre de ménages par ilot. Ce résultat est aussi acceptable intuitivement car le groupe
des ménages est plus diversifié dans un flot plus grand; la probabilité de trouver exacte-
ment les ménages voulus pour représenter les personnes qui n’ont pas ¢t¢ dénombrées est
plus élevée. Les tendances des poids extrémes se dégagent moins clairement que celles des
variances; ici, la réduction de la variance est contrebalancée par I’échantillon plus grand
par rapport auquel est calculé le poids extréme dans les ilots plus grands.

(3) Encequiatrait aux simulations concernant les flots de 200 ménages, la variance moyenne
n’a pas dépassé 0,063. Il est donc permis de conclure qu’en regle générale, la repondéra-
tion ne produit pas de poids extréme.

Coiit des calculs:

Le nombre moyen d’itérations de Newton nécessaires pour ajuster les poids (sur la base des
valeurs initiales définies dans la section 3.3) est habituellement de 2; le nombre d’itérations
figure dans la colonne «itér» du tableau 7. Deux itérations ont suffi pour satisfaire toutes les
contraintes avec une marge d’erreur n’excédant pas 0,001. A I’aide de cette information, il est
possible d’estimer grossiérement ie nombre d’opérations en virgule flottante nécessaires pour
appliquer ’algorithme. Le cofit d’application de I’algorithme d’itération modifié est analysé
dans la section 10.2.

Supposons que les flots sont de taille suffisamment grande pour ne pas avoir a vérifier la
caohérence et 'applicabilité des contraintes dans chaque cas (sauf peut-étre lorsque 1’ajuste-
ment de poids ne peut &tre accompli en quelques itérations). L’opération essentielle est donc
d’ajuster les poids. Pour les phases d'exécution, les programmes et les structures de données
devraient étre congus de maniére a tirer profit de la faible densité de la matrice A (qui tient
au fait que seules quelques classes sont représentées dans chaque ménage). Si S, est le nombre
total d’éléments non nuls dans 4 et S, est la somme (pour I'ilot) des carrés du nombre
d’éléments non nuls pour chaque ménage, chaque itération de Newton exige environ
58,/2 + 5,/2 multiplications (plus un terme indépendant du nombre de ménages par flot).
Dans les échantitlons étudiés ici, S; = 58;; S, est borné par la population totale de I'ilot. Par
conséquent, le nombre maximum de multiplications est environ de 15 x total de la popula-
tion (si I’on compte I’étape de départ comme une itération); le nombre maximum d’additions
est comparable,

A une époque ol méme les micro-ordinateurs ont une puissance arithmétique qui se mesure
en mégaflops, il ne semble pas déraisonnable d’exécuter 8 x 10° opérations en virgule flot-
tante pour repondérer les résultats d’un recensement tout entier. Le calcul des poids pourrait
exiger moins de ressources que le traitement de données «administratives», qui accompagne
toute méthode d’analyse du sous-dénombrement. Evidemment, si la méthode était appliquée
& un échantillon de base de données, comme une bande-échantillon a grande diffusion, le cofit
baisserait en conséguence.
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. 6.2 Simulations d’inférence

Pour les simulations d’inférence, on a prélevé des pseudo-flots de 50 ménages comptant uni-
quement des personnes d’origine hispanique. Ces pseudo-ilots ont été traités comme s’ils
représentaient de vrais flots. On a ensuite déterminé un niveau de sous-dénombrement simulé
pour ces ménages en supposant que la probabilité qu’un membre du ménage soit oublié
(indépendamment des autres) était égale au taux de sous-dénombrement calculé par Diffendal
(1988), avec deux taux de sous-dénombrement négatifs ramenés a 0.

On a voulu représenter la distribution des compositions de I'flot «recensé» en incluant dans
la pseudo-liste de recensement la composition réelle des ménages et les compositions que ’on
pouvait obtenir si un ou plusieurs membres du ménage étaient oubliés, chaque composition
étant pondérée par la probabilité prévue dans le modéle.

On a ensuite repondéré la pseudo-liste de recensement avec sous-dénombrement en fonc-
tion des totaux initiaux du pseudo-ilot pour le nombre de ménages et le nombre de personnes
dans chaque classe de redressement. Enfin, on a comparé la pseudo-liste de recensement et
la liste repondérée au pseudo-ilot original.

1.a simulation a été effectuée ainsi de maniére & éliminer la variabilité attribuable au caractére
aléatoire du taux de sous-dénombrement d’un flot (autour du taux de sous-dénombrement
moyen) et de la répartition du nombre de personnes oubliées entre les ménages de I'Tlot. En
outre, I'applicabilité est garantie car les ménages initiaux sont toujours inclus (avec les poids}
dans la pseudo-liste de recensement. L’interprétation que I’on peut donner de cela est que chaque
ilot simulé représente une trés grande population ot les taux de sous-dénombrement observés
et la distribution des compositions observées tendent vers leur espérance mathématique.

Plusieurs séries de données ont servi 4 analyser la méthode de repondération. Elles ont toutes
été choisies parce qu’elles résumaient des caractéristiques du ménage qui ne sont pas fonction
du nombre de personnes dans les classes de redressement. La premiére série de données con-
cernait la distribution des tailles (nombre de membres) des ménages. Il convient de souligner
gue le nombre moyen de personnes par ménage, comme toute autre fonction des totaux de
classe et du nombre de ménages, sera redressé automatiquement en fonction des valeurs exactes
(avant sous-dénombrement); cependant, la distribution des tailles des ménages n’est pas soumise
a ce redressement.

La seconde série de données portait sur la distribution du nombre d’adultes (plus de 14 ans)
dans les ménages qui comptent un ou plusieurs enfents (14 ans et moins). Dans ce cas, la
moyenne n’est pas redressée automatiquement en fonction de la valeur exacte puisqu’elle dépend
des totaux marginaux et de la distribution conjointe des effectifs de diverses classes a I’intérieur
des ménages.

Les deux derniéres séries de données portaient sur la distribution du groupe d’age (codes
de 1 4 5 comme pour la formation des classes de redressement) de I’ hormme le plus dgé du ménage
(code 0 si le ménage ne compte pas d’homme) et sur la méme distribution pour les ménages
qui comptaient un ou plusieurs enfants. LA encore, ni la distribution ni sa moyenne ne cor-
respondant directermnent a leur valeur réelle par contrainte.

Le tableau 8 donne un résumé des résultats de ces simulations. Comme presque tous les écarts
indiqués ici sont trés significatifs (par rapport aux variances inter-pseudo-ilot des écarts), les
erreurs types ne figurent pas dans les tableaux. Dans chaque tableau, il y a une ligne «réel»
(pour les pseudo-ilots originaux), une ligne «recens» {pour les ilots recensés simulés, c¢.-a-d.
compte tenu des omissions dues au sous-dénombrement) et une ligne «redress» (ilots recensés,
apres redressement pour sous-dénombrement). Les chiffres de chaque colonne, sauf celle des
moyennes, représentent le pourcentage de ménages dans I'flot.

La distribution des tailles des ménages était biaisée 4 la baisse dans les ilots recensés. Le
redressement a eu pour effet non seulement de corriger la moyenne mais aussi de rapprocher
sensiblement le pourcentage estimé pour chaque taille du pourcentage réel.

La distribution du nombre d’adultes dans les ménages comptant un ou plusieurs enfants
¢tait aussi biaisée 4 la baisse. Comme la majorité de es ménages comptaient deux adultes, ce
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groupe de taille était celui qui avait été le plus sous-estimé par les données du recensement.
Toutefois, étant donné la structure linéaire logarithmique du redressement, les corrections les
plus importantes ont été apportées aux ménages ayant le plus de personnes et le moins de per-
sonnes. Par conséquent, les groupes de taille supérieurs ont été sur-redressés légerement et les
groupes intermédiaires ont été sous-redressés; le groupe des ménages de «taille 2» a été redressé
légérement dans la mauvaise direction. Néanmoins, la moyenne de la distribution redressée
était beaucoup plus prés de Ia valeur «réelle» que la moyenne redressée.

On observe ]a méme chose dans le cas de la distribution du groupe d’dge de I’homme le plus
dgé du ménage. Bien que ces données n’ont qu’un lien indirect avec les effectifs de classes, les
distributions et les moyennes redressées reflétent mieux la «réalité» que les distributions et les
moyennes non redressées dans presque tous les cas.

En définitive, ces simulations donnent 4 penser que le redressement par pondération peut
améliorer les estimations des mesures de la structure des ménages de méme que les données
agrégées auxquelles il s’adresse. Toutefois, la repondération produit de moins bons résultats
avec certaines formes de données, comme dans e cas des nombreux ménages qui comptent
deux adultes; dans ce cas, on pourrait devoir utiliser une méthode d’imputation axée sur un
modele, comme celle décrite par Zaslavsky (1989).

Tableau 8
Résultats de la simulation d’inférence

Répartition des ménages selon la taille

taille 1 taille 2 taille 3 taille 4 taille 5+ moyenne
réel 7.240 16.200 20.240 22.600 33.720 3.971
recens 10.349 19.631 21.772 20.690 27.558 3.632
redress 7.372 16.421 20.596 21.392 34.219 3.971

Répartition des ménages avec enfants selon la taille (nombre d’adultes)

taille 0 taille 1 taille 2 taille 3 taille 4 taille 5+ moyenne
réel 0.000 6.925 58.404 17,214 9.125 8.332 2.585
recens 1.736 18.309 49.874 15.965 7.677 6.439 2.323
redress 0.924 13.277 48.557 18.223 9.810 9.209 2.562

Age de I'homme le plus 4gé (selon 5 groupes d'4ge)

aucun groupe 1 groupe 2 groupe 3 groupe 4 groupe 5 moyenne
réel 7.080 4.000 28.680 33.800 21.960 4.480 2,730
recens 9.981 7.388 26.296 30.972 21.160 4.203 2.585
redress 7.853 5.989 26.307 33.439 21.931 4.480 2.690

Age de I'homme le plus dgé (selon 5 groupes d'ages) pour les ménages avec enfants

aucun groupe I  groupe 2 groupe 3 groupe 4 groupe 5 moyenne
réel 31.602 6.214 30.744 42.649 15.843 0.949 2.638
recens 5.809 11.723 27.321 39.096 15.158 0.894 2.488

redress 4,272 9.069 27.242 42.038 16.418 0.962 2.601
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7. UTILISATIONS DE DONNEES PONDEREES

Le résultat des méthodes décrites dans les sections précédentes serait une liste de recense-
ment dans laquelle les ménages auraient des poids, les membres de ces ménages auraient des
poids identiques a celui du ménage et les pensionnaires d’établissement institutionnel auraient
des poids qui leur auraient été attribués individuellement. Dans cette section, nous voyons com-
ment ces listes servent aux fins du recensement,

7.1 Formalion de tableaux de chiffres de population

Comme pour n’importe quelle série de données pondérées, la somme de poids remplace le
nombre d’observations dans la création de tableaux. La seule difficulté liée 4 ’utilisation de
poids est d’obtenir des nombres entiers dans les tableaux. Cette difficulté surgit méme avant
le calcul des poids des ménages: en effet, lorsqu’on estime le nombre de personnes ou de ménages
oubliés, les effectifs des classes ne sont ordinairement pas exprimés en nombres entiers.

Si les totaux de classe redressés sont arrondis, un tableau qui fait la somme de plusieurs classes
(par exemple, un nombre d’adultes de sexe masculin, qui est la somme des adultes de sexe
masculin de diverses classes) contiendra aussi des entiers puisqu’il doit &tre conforme & ces
totaux. En ce qui a trait aux tableaux qui ne reposent pas sur les totaux redressés, 1’addition
de poids dans un groupe particulier ne donnera pas nécessairement des nombres entiers. Par
exemple, si une classe comprend des femmmes de 20 a 40 ans, la somme des poids se rattachant
aux femmes de 20 a 30 ans ne sera pas nécessairement un nombre entier. Quoi qu’il en soit,
il serait peu vraisemblable d’arrondir tous les poids se rapportant a des classes puisque I’erreur
d’arrondissement pourrait bien étre du méme ordre que les corrections. Toutefois, on devrait
pouvoir se servir des méthodes d’arrondissement actuellement en usage au Census Bureau
(«arrondissement contr6lé») pour résoudre la difficulté, surtout lorsque les régles de protec-
tion du secret statistique exigent que les données destinées 4 la publication soient arrondies
de toutes fagons {Cox et coll. 1986; Cox 1987).

7.2 Formation de tableaux de sommes et de moyennes

Comme les sommes (de quantités continues) et les moyennes ne sont habituellement pas des
nombres entiers, la question de I’arrondissement n’est pas pertinente ici. En outre, puisque
les tableaux fondés sur les données de questionnaires complets proviennent déja d’un échantil-
lon, une source de poids additionnelle changerait peu de choses au processus. Ce 4 quoi il faut
surtout s’intéresser ici sont les valeurs des covariables non classificatoires qu’il faut attribuer
aux meénages qui sont «rajoutés» dans le recensement; cette question est traitée dans la section 8.

7.3 Bandes-éhantillon a grande diffusion

Les bandes a grande diffusion sont un échantillon d’enregistrements du recensement qui
sont mis a la disposition des utilisateurs a des fins d’analyse.

Pour produire ces bandes-échantillon a partir de listes pondérées du recensement, il suffit
de modifier égérement la méthode d’échantillonnage de maniére que les probabilités d’échan-
tillonnage soient proportionnelles aux poids. M&me pour la bande 4 3% (taux de sondage le
plus élevé), les probabilités d’échantillonnage pondérées devraient étre inférieures a 1. Une fois
que ¢es bandes sont produites, IPutilisateur n’est pas obligé de connaitre les méthodes de
redressement et de pondération qui ont servi 4 la production de ces bandes.

Les bandes a grande diffusion sont une source de données précieuse pour les analyses com-
plexes réalisées par les sociologues, les économistes, les planificateurs, efc., et dans lesquelles
la composition des ménages et les chiffres de population ont de I’'importance. 1] est essentiel
que ces bandes puissent étre produites facilement et utilisées comme des données brutes du
recensement.
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Afin de satisfaire les utilisateurs qui aimeraient vérifier la sensibilité de leurs analyses au
redressement pour sous-dénombrement, la bande devrait contenir des coefficients (notamment
I’inverse des poids de redressement rattachés aux enregistrements de ménages qui figurent dans
les listes originales du recensement) qui permettraient a ’utilisateur de reproduire les données
non redressées du recensement.

8. REDRESSEMENT DES COVARIABLES QUI NE SERVENT
PAS A LA CLASSIFICATION

Les méthodes décrites ci-dessus garantissent que les totaux pondérés d’ilots selon des
variables classificatoires comme le sexe, I’origine ethnique et le groupe d’4dge, égaleront les
totaux redressés d’ilots. Toutefois, ces listes serviront aussi 4 accumuler des totaux ou des
chiffres de population pour des variables qui ne serviraient pas 4 la classification, par exemple
le revenu et le niveau d'instruction. Dans cette section, nous examinons I’effet de ces méthodes
de redressement sur des données de ce genre. Pour que l'illustration soit des plus concrétes,
nous nous servirons du revenu comme exemple principal. Le revenu est une variable non
classificatoire importante; des études permettent de croire que les programmes de répartition
du revenu peuvent &tre trés touchés par des erreurs de mesure du revenu. (National Academy
of Sciences 1985).

En régle générale, il y a deux sources de biais possibles dans I’estimation d’une covariable
non classificatoire: (1) biais dans le redressement de la composition du ménage, et (2) écarts
systématiques entre les ménages recensés entiérement et les ménages de méme composition qui
ont £té oubliés (en tout ou en partie). Cependant, si nous disposons d’une estimation du revenu
moyen pour 1’ilot, nous pouvons établir une relation d’égalité entre la moyenne pondérée pour
les ménages de I'flot et la moyenne estimée (redressée), de la méme fagon que nous le faisons
pour le nombre pondéré de personnes dans I’flot et leur nombre estimé (redresse}.

8.1 Biais dii & Ia composition des ménages

Dans cette section, nous supposons que le niveau de revenu moyen qui se rattache a un cer-
tain mode de composition des ménages est le méme pour les ménages qui ont été recensés entiére-
ment et ceux qui ont été oubliés en tout ou en partie. Autrement dit, nous considérons ici le
cas oll le sous-dénombrement n’a aucun lien avec le revenu.

Supposons que le revenu du ménage est la somme des contributions indépendantes des
membres du ménage répartis dans les diverses classes (autrement dit, supposons que la con-
tribution des membres d’une classe est indépendante de la situation des autres membres dans
le ménage). Lerevenu total pondéré des ménages sera alors une estimation sans biais du revenu
total réel (lorsque les taux de redressement sont exacts) puisque la somme des revenus est une
fonction linéaire des effectifs de classe pour I'flot. Toutefois, selon I’hypothése plus réaliste
de non-linéarité, une mauvaise répartition des personnes entre les ménages (et par conséquent
une mauvaise représentation de la composition des ménages dans le redressement) pourrait
introduire un biais dans les estimations du revenu. Ainsi par exemple, le revenu moyen des
ménages qui comptent deux enfants pourrait ne pas correspondre 4 la moyenne des revenus
moyens des ménages 4 un et & trois enfants (étant donné la méme composition d’adultes). En
conséquence, la pondération pourrait donner le bon nombre d’enfants mais si, en moyenne,
on créait un trop grand nombre de ménages 4 deux enfants (comparativement 2 la réalité) par
rapport au nombre de ménages & un ou & trois enfants, les estimations du revenu des ménages
seraient biaisées.

Notre méthode tend & ajuster les poids qui donnent aux ménages «rajoutés» une composi-
tion semblable 4 celle des ménages recensés. Cependant, le redressement n’est décrit que par
les totaux des classes de redressement, qui en disent peu sur la composition des ménages oublies.



300 Zaslavsky: Redressement des estimations régionales

Par conséquent, si les ménages ayant un mode de composition donné sont sous-dénombrés
dans une plus forte proportion que d’autres, ils peuvent étre sous-représentés dans les listes
pondérees et s’ils sont associés, par exemple, 4 un faible niveau de revenu, les estimations du
revenu total seront biaisées par excés.

Le probléme consiste essentiellement en un manque d’ajustement probable du modeéle aux
tendances des données. Les biais les plus prononcés pourraient se trouver dans les statistiques
qui ont trait directement a la composition des ménages, comme le nombre de familles
monoparentales.

Si le biais dii 4 la composition des ménages devait poser un probléme sérieux, on pourrait
tenter de le réduire en augmentant les taux de redressement des classes 2 I’aide de données addi-
tionnelles sur le taux de sous-dénombrement combiné des personnes de diverses classes (ou
de classes groupées).

8.2 Biais de réponse

Etant donné un groupe de ménages ayant la méme composition, il n’est pas déraisonnable
de croire que ceux qui ont été oubliés dans le recensement différeront systématiquement, a cer-
tains points de vue, de ceux qui ont été recensés. Autrement dit, le sous-dénombrement peut
étre une forme de non-réponse avec biais. Par exemple, les ménages caractérisés par un faible
revenu et un niveau d’instruction inférieur peuvent &tre plus susceptibles d’étre oubliés entiére-
ment ou partiellement; le revenu et le niveau d’instruction n’étant pas des variables
classificatoires, elles ne font donc pas ’objet d’un redressement direct.

Selon les méthodes proposées, Ie redressement de ménages entiers s’effectue par une pondéra-
tion a la hausse des ménages, sans modification des valeurs des covariables. On suppose
implicitement que les ménages oubliés ne différent pas, au point de vue de ces covariables, des
ménages recensés qui ont ia méme composition. Aucune des données relatives a I’ilot faisant
I’'objet du redressement ne vient réfuter cette hypothése. Toutefois, I'EP (enquéte postcensitaire)
devrait pouvoir nous renseigner sur les différences entre les ménages recensés et les ménages
oubliés, dont nous pourrions tenir compte dans le redressement. Par exemple, on pourrait
définir le rapport entre le revenu des ménages oubliés et le revenu moyen des ménages recensés
ayant la méme composition au moyen d’une régression linéaire; on pourrait ensuite imputer
aux ménages additionnels {rajoutés) le revenu obtenu en appliquant la fonction de régression
linéaire au revenu du ménage donneur recensé, Little et Rubin (1987) examinent des méthodes
congues pour résoudre les problemes de données manquantes avee non-réponse informative.
Dans la section suivante, nous décrivons une autre méthode intégrée 4 la méthode de redresse-
ment par pondération.

Le redressement du nombre de personnes a I'intérieur de ménages consiste 4 pondérer 2 la
baisse un ménage ayant certaines caractéristiques recensées et 4 pondérer 4 la hausse un autre
ménage qui compte un ou plusieurs membres additionnels. S’il n'y a pas d’autre redressement,
ce sont les caractéristiques du ménage pondéré 3 la hausse, et non celles du ménage recensé
qui a fourni le poids, qui s’appliqueront 4 [a composante «rajoutée».

Cette situation pose des problémes que ’on ne peut résoudre sans recueillir certaines données
(dans un sous-échantillon de EP). Par exemple, si un enfant ne figure pas par erreur sur la
liste des membres d’un ménage, il n’y a pas de raison de croire que cet oubli faussera le revenu
du ménage. Si les ménages qui comptent relativement plus d’enfants avaient un revenu moyen
plus élevé que celui des ménages ayant relativement moins d’enfants, la pondération tendrait
4 sur-estimer les revenus moyens.

Si un adulte était oublié, il serait permis de croire que le revenu de cet adulte (s’il en a un)
ne serait pas inclus dans le revenu déclaré du ménage. Il est plausible de penser que le revenu
moyen non déclaré dans un tel cas serait positif mais inférieur au revenu moyen d’un ménage
de méme composition, dont aucun des membres adultes n’aurait été oublié. Prenons exemple
classique d"une famille qui vit d’aide sociale et ne déclare pas un adulte de sexe masculin, dont
le domicile est plutdt instable et dont e revenu serait déduit.du montant d’aide sociale si cette
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personne était déclarée. Le revenu de cette personne est susceptible d’étre moins élevé que celui
d’un membre adulte permanent d'une famille qui ne dépend pas de I’aide sociale. Par consé-
quent, ni le revenu du ménage recensé ni celui du ménage «rajouté» ne constituent une valeur
satisfaisante pour I’imputation du revenu du ménage redressé.

Comme aucune correspondance directe n’est établie entre les ménages qui sont pondérés
4 la baisse et ceux qui regoivent un poids additionnel, il n’est pas possible de reporter directe-
ment sur un ménage «rajouté» le revenu non redressé d’un ménage recensé. Toutefois, sil’on
entreprenait des études visant 4 comparer les revenus des ménages recensés et des ménages
oubliés, on pourrait se servir des revenus des ménages pondérés a la baisse pour le redresse-
ment des revenus. Par exemple, on pourrait poser la condition que le revenu moyen des ménages
de I'ilot repondéré égale le revenu moyen des ménages de I'llot avant redressement.

8.3 Redressement par pondération des caractéristiques non classificatoires

Supposons que nous disposions de données sommaires redressées (par flot) sur quelques
caractéristiques des ménages, exception faite des effectifs des classes de redressement. Par
exemple, un modele de régression pourrait nous avoir fourni une estimation redressée du revenu
moyen ou de la proportion des familles monoparentales. Dans la mesure ol I'on peut représenter
les données sommaires comme une somme pondérée des valeurs de covariables pour chaque
ménage, il est possible d’obtenir la conformité avec la valeur redressée voulue en définissant
une liaison linéraire pour les poids, qui peut étre intégrée a la méthode de redressement par
pondération étudiée dans cet article. Par conséquent, si nous reprenons I’exemple du revenu,
nous définirions la contrainte de maniére que la somme pondérée des revenus égale le produit
du nombre de ménages par le revenu moyen redressé. Pour redresser la proportion de familles
monoparentales, nous définirions la contrainte de maniére que la somme pondérée des
indicateurs 0-1 pour cette caractéristique égale le nombre total voulu.

8.4 Résumé et incidences

La méthode proposée permettra de pondérer 3 1a hausse des ménages et de fonder les analyses
unigquement sur les caractéristiques de ces ménages sans que I’on s’interroge sur la possibilité
d’un biais. Si le redressement et les biais introduits dans les caractéristiques des ménages sont
de faible importance, le biais global contenu dans les caractéristiques estimées de I'Tlot sera
de second ordre et ne devrait pas poser de probléme majeur. On pourrait peut-étre réduire
davantage les biais en effectuant quelques ajustements par régression simple.

9. PROPOSITIONS POUR ORIENTER LA RECHERCHE ET
PERFECTIONNER LA METHODE

Cette section résume un certain nombre de propositions concernant Iapplication et le perfec-
tionnement de la méthode de redressement étudiée dans cet article.

9.1 Collecte de données et modélisation statistique dans le cadre d’une enquéte postcensitaire
(EP)

L’EP devrait distinguer le sous-dénombrement des personnes dans les ménages recensés du
sous-dénombrement des personnes dans les ménages oubliés et les deux taux de sous-
dénombrement devraient faire 1’objet de modéles distincts pour chaque classe de redressement.
Les taux de sous-dénombrement des ménages devraient aussi faire 'objet de modeles. (Sec-
tion 4). Une série de mesures (comme dans la Section 6.2) pourraient servir 4 comparer la com-
position des ménages «rajoutés» et celle des ménages oubliés qui ont été relevés dans ’EP; si
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les études révélaient que le «biais dii 4 la composition» représente un probléme appréciable,
il faudrait élaborer des parametres statistiques plus raffinés (Section 8.1). On devrait demander
4 un échantillon de ménages de I’'EP qui ont ét¢é oubliés dans le recensement de répondre au
questionnaire complet de maniére & pouvoir mettre en modele pour le redressement (Sections
8.2, 8.3) le rapport entre le sous-dénombrement et des covariables comme le revenu et le niveau
d’instruction.

9.2 Applicabilité des redressements

On devrait tester et comparer les méthodes de la Section 5 & I’aide de données de I’EP.

9.3 Imputation multiple

Bien que les méthodes proposées dans cet articles soient de nature déterministe, les statistiques
fondées sur des enregistrements pondérés renferment toujours un certain nombre de sources
d’incertitude, comme incertitude dans 1’estimation des taux de sous-dénombrement, la
variabilité des taux de sous-dénombrement de classes d’un ilot 4 I'autre par rapport 4 la moyenne
nationale, la variabilité binomiale du nombre réel de personnes ou de ménages oubliés par rap-
port au nombre prévu, étant donné le taux de sous-dénombrement, et I’incertitude concernant
les écarts entre les valeurs de covariables pour les ménages oubliés et celles pour les ménages
recenses qui sont pondérés a la hausse ¢n vue de remplacer les premiers.

A des fins de recherche, on pourrait préparer des fichiers qui représenteraient toutes ces
formes d’incertitude par I'imputation multiple (Rubin 1987). On pourrait représenter deux ver-
sions (ou plus) de la série de données repondérées en incluant plusieurs séries de poids dans
le fichier. Les chercheurs pourraient reprendre leurs analyses en se servant 4 chaque fois d’une
nouvelle série de poids. La variabilité des résultats des diverses versions donnerait une estima-
tion de la variabilité attribuable au redressement pour sous-dénombrement. Zaslavsky {1989)
analyse des méthodes d’imputation multiple dans ce contexte.

10. METHODES ADDITIONNELLES

18.1 Choix d’une fonction objectif pour la pondération

On a proposé un certain nombre de fonctions objectif pour déterminer un tableau de données
ajustées optimales (il s’agit le plus souvent de tableaux de contingence, voir Fagan et Greenberg
1988). Dans chaque cas, la fonction est de la forme T = ¥ T\(W)), ou T; prend une des
formes indiquées dans le tableau 9. On peut ramener chacune de ces fonctions a une fonction
équivalente Ty, en multipliant par un coefficient constant et en ajoutant une fonction linéaire
de W de sorte que Tp(1) = 0, Ti(1) = 0, TH1) = 1. Comme ¥ #; est limitée & une valeur
donnée, les poids optimaux ne sont pas modifiés. Les deux premiers termes des fonctions
objectif normalisées développées en une série de Taylor de centre 1 sont les mémes dans chaque
cas et ces fonctions devraient produire des résultats comparables lorsque les poids se rap-
procheront de 1. Par contre, elles différent I’'une de 'autre pour ce qui a trait au degré
d’asymétrie entre les coiits de la pondération a la baisse et ceux de la pondération 4 la hausse,
ce degré d’asymétrie étant défini par 'exposant de W dans la formule de dérivée seconde,
TAW) = W% La méthode des moindres carrés & = 0) traite la pondération 4 la hausse et
a la baisse de fagon parfaitement symétrique et, de ce fait, peut produire des poids nuls ou
négatifs. A mesure que k augmente, le cofit de la pondération 4 la hausse diminue par rapport
a celui de la pondération a la baisse. Toutes les autres fonctions objectif (¢ > '0) produisent
un poids positif pour chaque élément des données brutes; cela est évident dans le cas de la
méthode itérative du quotient, si I’on en juge par la forme des poids illustrée dans la Section
3.3. Si I'on préfére ici la méthode itérative du quotient 4 1la méthode du maximum de
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Tableau 9
Comparaison de fonctions objectif pour I’ajustement de tableaux

Fonction . .
Nom de la méthode objectif ‘For.lcuon Dérivee
d’ajustemnent T,(W), forme objectif To(W), seconde,
! usu’elle uniformisée THW)
Moindres carrés (W - 1)2 (Ww- 1)2/2 1
(variance minimum)
Méthode itérative du
quotien Wlog W (Wlog W)- W + 1 /W
Maximum de vraisemblance -log W W-1-logW 1/w?
x* minimum (w- H4w (W-122w /W3

vraisemblance ou 2 celle du x? minimum, ¢’est surtout  cause de la forme élémentaire de sa
solution et de I’analogie avec I'itération dans les tableaux de contingence. Cressie et Read (1984)
étudient systématiquement les propriétés de cette catégorie de mesures d’ajustement.

10.2 Méthode de la descente cyclique pour I’ajustement de poids

Dans cette section, nous présentons une méthode d’ajustement analogue a I’ajustement pro-
portionnel itératif (API) appliqué dans les tableaux de contingence. Selon I’API, les fréquences
de case sont transformées par multiplication de maniére 4 ne pas modifier les produits croisés
(condition nécessaire pour minimiser la fonction objectif} et 4 rendre le tableau compatible
avec chaque série de contraintes marginales. L’algorithme converge vers un tableau qui satisfait
toutes les contraintes, et préserve nécessairement les produits croisés. (Bishop, Feinberg et
Holland 1974; Ireland et Kullback 1968).

-Selon la méthode proposée, les poids doivent avoir la forme linéaire logarithmique W;
= exp(a/h — 1) définie dans la Section 3.3, et satisfaire en méme temps les contraintes
AW = B. Dans cet exposé, nous supposerons que la contrainte de poids total ¥, W; = Hest
excluede AW = Bet que A est de dimension p (contraintes} x 7{nombre de modes de com-
position des ménages). Nous allons exécuter une série d’étapes dans lesquelles nous multiplierons
4 chaque fois chacun des poids W; par ¢/ pour obtenir un nouveau poids W}, ce qui aura
pour conséquence de conserver la structure linéaire logarithmique; ¢ et p sont choisies de maniére
que les contraintes ¥ W/ = Het T W/a; = b, soient satisfaites. Si nous procédons de fagon
cyclique, de manidére quej = 1,2, ... pdésigne les contraintes I’'une aprés I’autre, lalgorithme
convergera éventuellement vers des poids qui satisfont toutes les contraintes.

A Iétape j du cycle ¢, les nouveaux poids sont définis W\ ? = cp® W/~ (initialisés
pourj = 1 par lutilisation des derniers poids du dernier cycle, W% = Ww;U'="2))_ Par con-
séquent ¢ et p doivent satisfaire les équations suivantes:

E CpaﬂW“"j—” = H, E aﬁcpﬂﬁ“/‘.{l-i—l) — bj- (5

i ]

Si nous supprimons ¢ de ces équations, o est une racine de

L (e - o) wiv o = o ©®
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Nous devons avoir Ha; iy = b; < Haj yge Ol @} iy €t @; gy SONL TESpEctivement les valeurs
minimum et maximum de a;. Si tel n’était pas le cas, aucun poids ne pourrait satisfaire la con-
trainte j . Il doit donc y avoir au moins une racine p, et si les a; sont non négatifs, I’expres-
sion s’accrofit en p et cette racine est par conséquent unique. On détermine alors la valeur réelle
de p par la méthode de Newton ou par une expression en forme analytique pour les racines
d’un polynome (puisque dans le cas de la matrice 4, a;; désigne le nombre de membres de la
classe j dans un ménage, nombre qui dépasse rarement 2).

Bien que nous n’ayons pas encore démontré que cet algorithme converge constamment, nous
avons constaté son efficacité dans la pratique. Cet algorithme n’exige pas d’inversion de matrice
et si les a;; sont de petits nombres entiers, le nouveau calcul des poids & chaque étape n’exige
que le calcul de quelques puissances en nombre entier. De plus, si certaines contraintes ont la
forme de fréquences marginales simples, le redressement dans ce cas se fait par I’itération
classique.

Si la matrice A originale est utilisée, la méthode peut tirer parti de la faible densité de 4
{attribuable au fait que seulement quelques classes sont représentées dans chaque ménage).
A chaque étape (par exemple, redressement en vue de ’ajustement a la fréquence marginale
b)), seuls les poids correspondant aux valeurs de a; non nulles doivent étre modifiés; par con-
séquent, chaque cycle n’exige que §; multiplications (le nombre d’éléments non nuls de A4, qui
est moindre que la population de I'ilot) et peut-&tre 38, additions, comparativement a
38, + 8, opérations par itération pour ce qui est de la méthode de Newton. Par ailleurs,
comme les lignes de A tendent A &tre fortement dépendantes, la convergence peut étre lente
(en régle générale, 20 cycles dans nos simulations); ’orthogonalisation de A a pour effet de
détruire la structure A faible densité des coefficients. Ainsi, 4 moins que S, soit beaucoup plus
grand que §; (ou que I’on trouve une autre méthode pour activer 1’algorithme), la méthode
itérative du quotient n’est pas plus rapide que la méthode de Newton.
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QUID, une méthode générale de chiffrement automatique

JACQUES LORIGNY!

RESUME

Le systéme QUID, concu et développé par I'INSEE (Paris) est un systéme de chiffrement automatique
de données d’enquéte recueillies sous forme d’intitulés littéraux exprimés dans la terminologie du répon-
dant. Le systéme repose sur Iutilisation d'une trés vaste base d’apprentissage composée de phrases réelles
codifiées par des experts. L’article présente d’abord le traitement automatique de normalisation préalable
des phrases, puis ’algorithme organisant la base de phrases en une arborescence optimisée. Un exemple
de classement est donné en illustration. Le traitement des variables annexes de codification, venant com-
pléter I’'information contenuc dans les phrases, présente actuellement des difficultés qui sont examinées
en détail. Le projet QUID 2, version renovée du systéme, est évoqué succinctement.

MOTS CLES: Codification automatique; variables en langue naturelle, appariement de phrases; N-
grammes.

1. INTRODUCTION

Le systtme QUID (abrégé de QUestionnaires d’IDentification) est un systéme de chiffre-
ment autornatique concu et développé par P’Institut National de la Statistique et des Etudes
Economiques (INSEE) depuis les années 1979-1980.

Rappel du probléme

Le probléme consiste a classer automatiquement un individu enquété dans un poste défini
d’une nomenclature existante (par exemple, la nomenclature des Professions). Pour cela, le
systéme utilise principalement la réponse en clair a la question posée directement (par exemple
«Quelle profession ou quel métier exercez-vous actuellement ?»), et accessoirement d’autres
informations figurant dans le formulaire d’enquéte et supposées préalablement codifiées (par
exemple, le code Activité Economique de ’entreprise employant ’individu).

Dans notre terminologie, la réponse directe en clair est appelée «intitulé littéral», ou en abrégé
wintitulé». Les informations codifiées complémentaires sont désignées sous le terme générique
de «variables annexes».

Nous présentons dans la prochaine section ’approche de base du systéme QUID, et donnons
des résultats de son application a I’'INSEE. Dans la section 3, nous décrivons le systéme dans
sa version actuelle. Enfin, nous examinons le probléme du traitement des variables annexes
dans la section 4. La nouvelle version, QUID 2, présentée dans cette méme section, devrait
aider au traitement des difficultés rencontrées.

2. LE PRINCIPE DE LA METHODE

2.1 L’approche de base

L approche de base du systéme QUID consiste a élaborer une base de données trés impor-
tante constituée d’intitulés typiques des répondants, accompagnées du code correspondant

! Jacques Lorigny, Administrateur & I'Institut National de la Statistique et des Etudes Economiques 18, Bld Adolphe
Pinard 75675 PARIS CEDEX 14 (France).
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attribué par un expert. La base de données est la plus étendue possible en vue de permettre
I’atteinte d’un taux élevé d’appariement, et ’on ajoute 4 la base de nouveaux intitulés 2 mesure
que ceux-ci apparaissent.

Dans notre terminologie, la base de données s’appelle «base d’apprentissage», ou «fichier
d’apprentissage» (FA) parce qu’elle présente & I’état brut la structure ordinaire d’un fichier
plat. Pour constituer le fichier d’apprentissage, nous partons le plus souvent de I’enquéte d’une
année antérieure, déja chiffrée manuellement ou par une méthode interactive. Chaque intitulé
de la base est accompagné de son code (supposé a priori exact), et de sa «fréquence d’occur-
rence» observée dans le FA, ¢’est-a-dire du nombre d’individus ayvant répondu par cet intitulé.

La tache de gestion de la base d'apprentissage (apurement, extension) est complétement
déconnectée de I’exploitation de chiffrement de ’enquéte en cours. Elle est confiée 4 un atelier
centralisé composé de codeurs spécialisés, tandis que I’exploitation de chiffrement proprement
dite est le plus souvent décentralisée régionalement.

Ladifficulté propre a une approche de ce type provient de I’accroissement rapide du temps
de recherche dans la base au fur et 4 mesure que sa taille augmente. Pour y remédier, le systéme
QUID utilise des résultats mathématiques de la Théorie de P’ Information (Shannon 1948; Picard
1972; Bouchon-Meunier 1978; M. Terrenoire 1970; Tounissoux 1980}, grace auxquels le temps
de recherche est minimisé en organisant la base sous forme d’une structure arborescente
optimisée.

L’approche de base du systéme QUID permet aussi d’opter pour un ensemble de logiciels
généraux, c’est-3-dire s’appliquant a tous les champs sémantiques, comme par exemple des
intitulés de profession, des intitulés de produits alimentaires, ou des intitulés de communes.

2.2 Les résultats obtenus

Le systéme est expérimenté sur différents travaux de I’INSEE et fonctionne en exploitation
courante pour le chiffrement du code CS (catégorie socio-professionnelle) dans le traitement
des DADS (Déclarations annuelles de données sociales) fournies par toutes les entreprises
employant des salariés. Indiquons quelques chiffres pour situer les ordres de grandeur.

Dans I'application aux DADS, le fichier d’apprentissage comprend 4 ce jour 122 000 intitulés
(représentant une population d’apprentissage de 650 000 salariés). Son organisation optimisée
est une arborescence d’environ 100 000 sommets (dont 86 000 sommets de décision cf. 3.2).
Il a été utilisé pour chiffrer une population de 570 000 salariés avec une efficacité moyenne
de 90%, variant entre 85% et 95% selon les régions. Nous entendons par «efficacités le pourcen-
tage de cas ol le systéme fournit une réponse unique, que nous acceptons par principe dans
les conditions de cette application. Ne disposant pas actuellement de mesure précise de la validité
de ces réponses uniques, nous estimons vraisemblable un taux d’erreur de ’ordre de 5% 4
10% . Toutefois, 1a base d’apprentissage est en cours d’apurement 2 ’atelier d’expertise de Dijon,
aprés quoi le taux d’erreur devrait normalement diminuer dans une proportion notable. Nous
aurons des chiffres plus précis & communiquer 4 ce moment-la.

Du point de vue des contraintes informatiques, ’arborescence optimisée est chargée dans
3 300 kilooctets de mémoire centrale (virtuelle) et le temps de chiffrement automatique d’un
cas individuel est de ’ordre de 40 ms d’unité centrale IBM 4341.

Nous possédons depuis quelques mois une variante du logiciel de chiffrement proprement
dit destinée aux mini-ordinateurs et qui charge I’arborescence par parties, en fonction de I’espace
mémoire autorise. '

Dans d’autres applications que celle des DADS, I'efficacité est moindre et ne dépasse pas
75%. Tout dépend de la qualité et de I’exhaustivité de la base d’apprentissage.
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3. LE SYSTEME QUID DANS SA VERSION ACTUELLE (ou QUID 1)

3.1 Normalisation préalable des intitulés

Avant de construire I’arborescence optimisée, les intitulés bruts subissent d’abord un traite-
ment automatique de normalisation préalable, commandé par un jeu de paramétres externes
choisis par ’utilisateur pour son application.

Les mots sont séparés et cadrés dans des zones fixes dont la longueur (unigue pour tous les
mots) et le nombre maximum (unique pour tous les intitulés) sont paramétrés. Il est conseillé
de choisir par ces deux paramétres une valeur plutdt large et de laisser Ialgorithme d’optimisa-
tion sélectionner lui-méme les parties significatives de I’intitulé (¢f. 3.2). Par exemple, I’applica-
tion des DADS (¢f. 2.2) a choisi 4 zones de 12 caractéres chacune.

Les «mots vides» sont éliminés. La liste des mots vides est un paramétre externe fourni par
I’utilisateur pour son application. Elle comprend le plus soutvent les articles, prépositions,
etc ... et dépend beaucoup de ’application.

Les sigles sont normalisés (I.N.S.E.E. devient INSEE, S N C F devient SNCF).

Enfin ’utilisateur peut effectuer sur la table des mots séparés tout traitement particulier
de son choix (sous forme d’un sous-programme en langage PL/1). En fait, cette possibilité
apparait rarement nécessaire et est trés peu utilisée (sauf pour le chiffrement des codes de com-
mune a partir des intitulés de commune).

Lorsque le traitement des mots est terminé, ceux-ci sont découpés en bigrammes (tranches
de deux lettres consécutives) ou trigrammes (tranches de trois lettres consécutives), ouerc . . .
Le choix de ce mode de découpage est paramétré (mais unique pour toute Papplication traitée).
En pratique, le découpage en bigrammes est le seul a avoir été utilisé jusqu’a présent mais I’idée
d’un découpage en trigrammes mériterait d’&tre expérimentée. Pour la suite de I’exposé, nous
considérerons uniquement le découpage en bigrammes.

3.2 L’algorithme de construction de I’arborescence optimisée

Notons T = (#1.¢3, ---, tjy ..., I} le code a chiffrer, par exemple I'ensemble des

modalités du code Profession.

Q = (q1.q2 ---» Gi» - ., Gm) Vensemble des bigrammes résultant de la normalisa-
tion des intitulés (par exemple m = 24 si ’on a choisi le nombre 4 comme
parameétre «nombre de mots» et 12 caractéres comme parameétre «longueur
de mot»).

X = 'arborescence a construire, que nous appelons un «quid» (questionnaire
d’identification).

L’algorithme construit X en descendant du sommet-racine x, (placé par convention au
«niveau 0») jusqu’aux sommets de niveaux 1, 2, efc .

Au sommet-racine x; il associe le FA tout entier et cherche le meilleur bigramme a inter-
roger en premier, c’est-a-dire celui qui, dans le FA tout entier est le plus discriminant pour
le code cherché T.

Notons N (xg) la fréquence d’occurrence totale associée au FA entier, ¢’est-a-dire la somme
des fréquences accompagnant les intitulés de la base,

N (x4./) 1a fréquence d’occurrence du code ¢; dans le FA tout entier.

Nous supposons la population d’apprentissage statistiquement représentative de la popula-
tion a chiffrer (rappelons que le FA est trés souvent, en pratique, le fichier d’enquéte d'une
année antérieure),

On peut donc estimer la probabilité de trouver le code ¢; dans la population a chiffrer, par
la formule:

Pr(¢; | xo) = N (x0./) /N(xp).
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L’incertitude a priori sur T est mesurée par ’entropie de Shannon:

H(T | x) = Y Pr(t; | xp) log 1/Pr(s; | xp).
i

Supposons qu’un bigramme (quelconque) g; soit affecté au sommet x,. A chacune des
modalités qu’il prend dans le FA nous associons la sous-base constituée des intitulés possé-
dant cette modalité.

Notons (a}, % ... a% ...) les modalités prises par le bigramme g; dans le FA. Pour
chacune de ces modalités, donc pour chacune des sous-bases engendrées, nous créerons un
sommet y, successeur immédiat de x et placé au niveau 1 de ’arborescence.

L’information apportée par le bigramme g; (supposé affecté au sommet-racine x;) est
mesurée par la réduction moyenne de 'incertitude sur 7 en passant de x; 4 ’un des sommets y.

Soit:

I(x, T,q;) = H(T | xp) — E Pr(y) H(T | »),
YET{xp)

ou I'on note

I'(xp) I’ensemble des sommets y successeurs au niveau 1 du sommet x;

H(T | y) I'entropie conditionnelle de¢ 7 au sommet y.
(mé&me formule que ci-dessus en remplagant x; par y).

Pr(y) = N(xp,a%/N(xy) si ai‘est la modalité du bigramme g; qui engendre le sommet y et
N(xp,af) 1a fréquence d’occurrence de la modalité af du bigramme g; dans le FA
tout entier.

L’algorithme effectue ce calcul d’information pour tous les bigrammes g,,qs, . . ., g
puisqu’au sommet racine x, ils sont tous candidats possibles a la sélection comme premier
bigramme interrogé.

L’algorithme choisit le bigramme qui maximize f{xy, T,¢q;), notons le g;, et partage alors
effectivement la base en autant de sous-bases que de modalités du bigramme g;, rencontrées
dans la base. Les sommets y, successeurs de X, au niveau 1 sont alors effectivement créés. La
construction du niveau | de X est terminée.

Pour chaque sous-base obtenue (donc pour chaque sommet y) 1’algorithme recommence
exactement le méme traitement que celui que nous venons de décrire 3 propos du sommet-racine
Xpelc ... eic ...

Le processus s’arréte pour un sommet déterminé:

(1) lorsqu’il n’y a plus qu'un intitulé au sommet, et dans ce cas I’entropie conditionnelte

équivaut i zéro, ou

(2) lorsqu’il n’existe qu'un nombre restreint d’intitulés qui différent en ce qui a trait aux

bigrammes restants, mais qui possédent tous le méme code, ou

(3} lorsqu’il existe deux intitulés ou plus mais qui possédent des codes différents et non

distinguables.

Les cas (1) et (2) sont dits «sommets de décision», le cas (3), «sommet d’indécision». IIs
constituent ensemble les «sommets terminaux».

La progression de la construction de I’arborescence X se poursuit de niveau en niveau jusqu’a
épuisement du FA. En fait, nous n’avons jamais dépassé le niveau 15 mais aucune limite n’est
fixée par le systéme lui-mé&me. Un exempie de classement dans 1’arborescence est donné en
figure 1.



Techniques d’'enquéte, décembre 1988 311

Intitulé normalisé:

lCH'EFl | I | [EQIUIIPEI | I lENlTR'E'I'IEINI

Bigrammes N° 1t 2 3 4 5 "6 7 8 89 10 11 12 13 14 15

Début

2=AC 2=AD L XL 2=EF ese 2=Y8§

7 b I'd / \
7=AN 7=BL b 7=Ul see 7=V!
7 g

/ ~ . 1y

A “ A
12=A1 12=AR see 12=TR
(XX (X2 p=7822

?2 En ce sommet de l'arborescence interroger le contenu du bigramme n® 2.
2=EF Le contenu du bigramme n°® 2 est EF.

'En ce sommet de 'arbarescence, on peut déterminer le code Profession: sa valeur est 7622
(Nomenclature des métiers de 1975).

Dans I'exemple ci-dessus, lintitulé brut est celui de la profession déclarée par l'individu recensé. L'objectif du systéme
est de déterminer le Code Profession correspondant, dans la Nomenclature des Métiers de 1975.

Dans une premiére étape, on extrait les dix premiers caractéres des trois mois les plus significatifs. On obtient
ainsi l'initulé normalisé qui st alors découpé en couples de lettres {appelés bigrammes) numérotés de 1 4 15.
Ensuite commence l'interogation proprement dite. Elle s’opére selon un enchainement de questions-rdponses op-
timisé par un algorithme mathématique basé sur la théorie de l'information. Ce calcul a lieu au cours d'une phase
préliminaire qui détermine, en fenction du fichier d'apprentissage donné, le premier bigramme & interrogar, puis
la séquence des questions suivantes selon |2 réponse obtenue chaque fois. Ici I'ordinateur interroge d'abord le
bigramme n® 2, qui contient EF, puis ie bigramme n® 7, qui cantient U, et enfin le bigramme n® 12, qui contient
TR. A ce stade il constate qu'il peut sans ambiguité déterminer qu'il s’agit du code Profession 7622 (Agents tech-
niques et techniciens s.a.i.}. La durée totale du traitement est en moyenne de 41 millisecondes d'ordinateur IBM
370/148 et la mémoire centrale utillisée, de 3B0 K octets.

Intitulé brut: chef d'équipe d’entretien.
Figure 1. Exemple de classement d’un intitulé dans ’arborescence.
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3.3 L’exploitation de chiffrement proprement dit

Pour chiffrer un intitulé de ’enquéte en cours, on commence par le normaliser selon 3.1.
Puis, les bigrammes obtenus sont appariés avec ceux du quid chargé dans I’ordinateur.
L’exploration conduit & trois issues possibles.

3.3.1 Sommet de décision

Le systéme fournit un code unique mais qui peut trés bien étre erroné si la base d’appren-
tissage se trouve étre trop pauvre. Par exemple, dans un de nos premiers essais en 1979, nous
obtenions un sommet de décision de niveau 1, par bigramme 2 = CC, au vu du seul intitulé
appris VACCINEUR VOLAILLES.

Lorsqu’est apparu ensuite I'intitulé & chiffrer RACCOMMODEUR VETEMENTS, le code
unique obtenu était celui des professions de service & I’agriculture et I’erreur était manifeste.

Le systéme a donc été complété par une procédure de contréle des échos uniques, dite «con-
trdle par la redondance» et consistant a vérifier aprés la détection d’un écho unique le con-
tenu des trois premiers bigrammes de chaque mot. Un écho unique (issu du cheminement
aboutissant 4 un sommet de décision) est déclaré non douteux quand il existe dans la grappe
des intitulés du sommet de décision au moins un intitulé possédant les mémes bigrammes de
redondance que ceux de I’intitulé a chiffrer. Il est déclaré écho douteux dans le cas contraire
et par conséquent traité comme anomalie du systéme automatique. L’expérience a montré que
cet aménagement consolidait beaucoup la fiabilité du systéme sans alourdir notablement les
tables en mémoire ni les temps de traitement (méme dans les grosses applications, le nombre
de formules de redondance par sommet de décision est en moyenne de I'ordre de 'unité et
dépasse rarement la dizaine).

Pour &tre complet, ajoutons que ce contrdle par la redondance n’est pas figé une fois pour
toutes. L’utilisateur dispose de deux paramétres externes: la liste des bigrammes sur lesquels
il entend exercer le contrdle, et le nombre (maximum) des bigrammes retenus. I peut ainsi doser
la sévérité du contrdle d’appariement selon ses objectifs respectifs de qualité et d’«efficacité»
du chiffrement automatique.

3.3.2 Un sommet d’indécision

Le systéme fournit plusieurs codes possibles (le plus souvent, deux codes) et affiche leurs
fréquences d’occurrence respectives au sommet considéré. C’est un cas de rejet traité manuelle-
ment par I'agent disposant du dossier de I’enquéte en cours de traitement.

3.3.3 Un cas de réponse inconnue

Lorsque, au cours de I’exploration du quid, la modalité recherchée ne se trouve pas dans
les modalités apprises du bigramme interrogé, la recherche échoue. C’est aussi un cas de rejet
a traiter manuellement.

Les cas nouveaux rencontrés au cours d'une exploitation sont mémorisés, puis centralisés
dans I’atelier d’expertise, contrdlés, enfin incorporés au FA en vue d’une nouvelle version
enrichie du quid.

L’itération d’apprentissage se fait actuellement 4 un rythme annuel pour des raisons de com-
modité mais rien n’empéche de I’organiser a un rythme plus rapide pour une exploitation plus
évolutive, telle que celle d’un Recensement de Population par exemple.

4. LE PROBLEME DU TRAITEMENT DES VARIABLES ANNEXES

Dans la version actuelle QUID 1, les variables annexes sont simplement structurées en
bigrammes et traitées comme des données littérales. Il en résulte des difficultés et des défauts
qui nous conduisent A préparer une version QUID 2 fonctionnant & deux étages:
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- au premier €tage, le QUID 1 réservé au traitement de I'intitulé littéral et produisant soit
le code définitif (quand il est completement déterminé par I’intitulé), soit un code interne
désignant une régle ou une table de décision opérant sur les variables annexes pour achever
le calcul.

- au second étage, les régles ou tables de décision achevant la détermination du code définitif.

Examen détaillé des difficultés rencontrées

I se trouve que certaines nomenclatures particuliérement complexes comme le code PCS
{Nomenclature des Professions et des Catégories socio-professionnelles) font appel a la com-
binaison d'un intitulé littéral et de plusieurs variables annexes.

Par exemple, le chiffrement du code PCS utilise la variable annexe Catégorie Profession-
nelle (en abrégé CPF). Voici la question telle qu’elle figurait dans le bulletin individuel du
Recensement de la Population de 1982:

Indiquez la catégorie professionnelle de votre emploi actuel:

- manoeuvre ou manoeuvre spécialisé 1
- ouvrier — ouvrier spécialisé (OS, 01, 02,03 ..)) 2
- ouvrier qualifié (P1, P2, P3, TA,OP,0Q ...) 3
- employé 4
- technicien, dessinateur 5
- dirigeant des ouvriers ou des techniques 6

- agent de maftrise - dirigeant des agents de maitrise ou des
techniciens 7
- ingénieur ou cadre 8

L’adjonction de cette question subsidiaire est rendue nécessaire par le fait que ’intitulé seul
ne suffit pas toujours a classer I’'individu dans la nomenclature PCS.
Par exemple un AGENT D’EXPLOITATION FORESTIERE

- doit &tre classé en 6916 {ouvriers d’exploitation forestiére ou de sylviculture)
sisaCPFestl,2,30u4

- et doit &ire classé en 4801 (Personnel de direction et d’encadrement des exploitations
agricoles ou forestiéres)
si sa CPF est 5, 6, 7 ou 8.

Le systéme actuel considére ces variables annexes comme s'il s’agissait de données littérales.
Elles sont placées & la fin de I’intitulé et structurées comme lui en bigrammes (par exemple,
la variable CPF complétée par un blanc est placée dans le (m + 1)¢me bigramme). Mais la
solution n’est pas satisfaisante et plusieurs défauts apparaissent:

Défaut n® 1. L’insuffisance du FA conduit 4 de nombreux cas de réponse inconnue.

Par exemple, si le FA ne comprend qu’un AGENT D’EXPLOITATION FORESTIERE
de CPF = 2etun autre de CPF = 7 il ne pourra pas retrouver un AGENT D’EXPLOITA-
TION FORESTIERE de CPF différente de 2 ou 7 (c’est-a-dire a priori dans 6 cas sur 8). Le
défaut est aggravé lorsque la variable annexe est trés diluée comme par exemple la variable
Activité Economique de I’entreprise (en abrégé variable annexe AE).

Défaut n® 2. L’insuffisance du FA conduit 4 des cas d’erreur.

Par exemple, si le FA comprend un seul AGENT D’EXPLOITATION FORESTIERE, de
CPF = 2, le bigramme CPF ne discrimine plus rien et ne figurera pas dans la clé de recherche,
de sorte qu'un AGENT D’EXPLOITATION FORESTIERE de' CPF = 7 sera classé en
PCS = 6916 au liecu de 4801, C’est un cas d’erreur.
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Pour pallier ce défaut dans le systéme actuel, on ne peut qu’appliquer le contrle de redon-
dance aux variables annexes (et obtenir ainsi un cas douteux traité en rejet et correction manuelle
au lieu d’un cas d’erreur passant inapergu). Mais, [a encore, ce n’est qu’un pis-aller. En effet,
les variables annexes produisent un foisonnement anarchique dans le FA. Chaque référence
du FA a sa propre combinaison croisée de modalités des variables annexes et il est peu pro-
bable de retrouver la méme combinaison pour un nouvel individu & chiffrer. On aboutira donc
4 de nombreux cas d’échos douteux, donc 4 des rejets du chiffrement automatique, ce qui
amoindrit le bénéfice pratique de Pexploitation de masse.

Les deux défauts n°® 1 et n® 2 sont reliés a I’'incomplétude relative du FA. Par exemple, il
suffirait de placer dans le FA huit intitulés AGENT D’EXPLOITATION FORESTIERE com-
plétés chacun par une des modalités possibles de CPF (1 4 8) pour que les deux défauts disparais-
sent. Mais hélas, dans les applications réelles, il se trouve que I'incomplétude relative du FA
ne diminue que lentement au fur et 23 mesure de sa croissance jusqu’a un régime de croisiére.
Contrairement a I’espace lexicographique des intitulés littéraux qui, lui, tend 3 se densifier assez
rapidement, |’espace croisé des variables annexes conserve trés longtemps une vaste frontiére
passant lentement de la densité d’occupation 0 a la densité 1 (un individu).

Défaut n® 3, Il existe une troisieme catégorie de difficultés qui tient non plus 4 I'incomplétude
du FA mais a la sensibilité excessive de QUID par rapport aux erreurs inévitablement contenues
dans le FA (et cela toujours pour ce qui concerne les variables annexes).

Prenons un exemple simplifié. Supposons que U'intitulé SECRETAIRE DE DIRECTION
doive &tre chiffré PCS = 4615 (personnel de secrétariat de niveau supérieur) et ceci quelle que
soit la valeur de toutes les variables annexes. Considérons le FA suivant dans lequel une erreur
s’est glissé (par exemple une faute de saisie du code PCS):

Intitulé v.a. CPF v.a. AE code PCS
Secrétaire
de direction [ 7] t4911| 4615

création de mode,
haute couture)

Secrétaire
de direction [ 7] 18343 4616
(coopératives de ]
crédit) erreur

Alors que la variable annexe AE ne devrait pas servir au chiffrement du code PCS,
I"algorithme QUID va s’en emparer pour séparer les deux sommets de décision.

- L’un en faveur de 4615 au vu du bigramme AE1 = 49.

- L’autre en faveur de 4616 au vu du bigramme AE1 = 83,

Le résultat est qu’au stade du chiffrement proprement dit, toutes les secrétaires de direc-
tion appartenant & d’autres branches économiques que celles commencant par 49 ou 83 sor-
tiront en «cas de réponse inconnue’’, En outre, celles de toutes les branches commengant par
83 produiront bien entendu des erreurs, mais ¢’est surtout le premier phénomeéne qui est génant
et «injuste» puisqu’il affecte un domaine bien plus large que celui de I’erreur initiale.

Défaut n® 4. Enfin, I'algorithme QUID actuel présente une rigidité excessive dans le choix
de la question optimale. Le plus souvent, il en résulte une simple inversion de ’ordre des ques-
tions dans le cheminement de recherche, par rapport 4 I’ordre qu’aurait préféré le concepteur.
L’effet est donc secondaire puisque le résultat final est identique. Mais il peut aussi se pro-
duire des distorsions plus graves.
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Prenons un exemple (en partie fictif). Supposons que, selon la nomenclature, I’intitulé
SECRETAIRE DE DIRECTION soit a chiffrer PCS = 4615 comme précédemment si la
variable annexe CPF = 147, et PCS = 3726 (cadres de gestion courante des autres services
administratifs des entreprises) si la CPF est égale a 8.

Considérons le FA contenant les deux références suivantes:

Intitulé v.a. AE v.a. CPF code PCS

Secrétaire

de direction [49 11] [ 8] 3726

Secrétaire
de direction |83] 43| L7 4615

Ces deux références sont donc bien correctement chiffrées. L’algorithme QUID arrivant
4 un sommet ol il a tiré tout le parti possible des bigrammes de I’intitulé littéral, doit choisir
maintenant un bigramme dans les variables annexes afin de séparer les deux issues finales
PCS = 3726t PCS = 4615. Dans notre exemple simple mais non dénué de réalisme, les trois
bigrammes candidats AE1, AE2 et CPF apportent la méme quantité d’information (un bit).
La convention arbitraire prise dans notre algorithme est qu’en cas d’égalité, il choisit la premiere
question dans I’ordre des déclarations des variables annexes. Ce qui dans notre exemple est
facheux puisqu’on retombe dans ’aberration vue plus haut (défaut n® 3). Or, on ne peut pas
trouver un bon ordre des variables annexes qui éviterait ce défaut dans tous les cas de figure.
On ne peut que chercher un ordre de déclaration statistiquement le moins mauvais {en titon-
nant 3 partir de I’ordre des clivages conceptuels, de la capacité néguentropique de chague
variable annexe, efc ...)

5. CONCLUSION

Le systéme QUID dans sa version QUID 1 actuelle rend de précieux services 4 I'INSEE mais
présente encore des points faibles dans le traitement des variables annexes.

La nouvelle version QUID 2 devrait améliorer ce traitement tout en restant fidele 4 notre
«approche de base» du probléme de la codification automatique, que 1’on peut résumer en
deux points:

1. Séparation de la base d’apprentissage {ici, base de régles et de tables de décision écrites en
clair, indépendantes les unes des autres, apurées et gérées par un atelier d’expertise
autonome) et des logiciels de chiffrement automatique (ici, logiciels de chargement et
d’exploration des tables).

2. Construction de logiciels généraux, ¢’est-a-dire indépendants du champ sémantique traité.

C’est du moins I’objectif que nous essaierons de maintenir.
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. ACTR
Un systéme généralisé de codage automatique

M.J. WENZOWSKI!

RESUME

Dans cet article, il est question de ’application généralisée d’une méthode de codage automatique.
Jusqu’a récemment, le codage était une opération manuelle confiée A des personnes formées spéciale-
ment a cet effet; toutefois, la création de systémes informatiques particuliers a contribué a éliminer
sinon & réduire sensiblement le codage manuel. En régle générale, I'utilisation de ces nouveaux systé-
mes est limitée aux applications pour lesquelles ils ont été congus. Le systéme qui est décrit ici peut ser-
vir 4 n’importe quelle forme de codage de textes anglais ou frangais selon rn’importe quel mode de
classification. ‘

MOTS CLES: Codage automatique; classification; examen de textes.

1. INTRODUCTION

Le codage automatique est le procédé qui consiste & analyser un texte par ordinateur afin
de lui attribuer un code. Pour étre efficaces, les systémes de codage automatique doivent pou-
voir traiter les difficultés suivantes: nouvel ordre des mots, formes du singulier et du pluriel,
absence de mots, présence de mots non pertinents, différences d’orthographe, synonymes,
abréviations, emploi incohérent des traits d’union et application variée des régles de ponc-
tuation et de syntaxe. De plus, lorsqu’il s’agit d’explorer une base de textes en vue d’un appa-
riement, les systémes de codage automatique devraient pouvoir déterminer le meilleur
appariement possible en I’absence d’expressions identiques.

Les systémes généralisés offrent toutes les fonctions voulues sous la forme d’un progiciel
souple et efficace. La personne qui souhaite se servir d'un systéme généralisé pour une appli-
cation particuliére n’a pas i élaborer ou 4 convertir quoi que ce soit pour adapter le systéme
aux exigences particuli¢res de Papplication. En outre, il n’est pas nécessaire de financer la
maintenance d’un systéme généralisé 4 méme des frais aux utilisateurs puisque lg progiciel
est 4 la charge d’un organisme central.

Le ACTR (acronyme pour Automated Coding by Text Recognition-codage automatique
par reconnaissance de texte) utilise des techniques semblables a celles qui sont prévues dans
d’autres systémes de codage automatique en gestation a Statistique Canada (Landry et Pidcock
1984) mais il se distingue de tous les autres par le fait qu’il peut servir a n’importe quelle appli-
cation visant 4 coder des textes anglais ou frangais selon n’importe quel mode de classification.

Les méthodes utilisées par le systéme ACTR s’inspirent de méthodes qui ont été élaborées
a I'origine au U.S. Bureau of the Census (Appel et Hellerman 1983). Essentiellement, la
meéthode consiste 4 examiner une série de textes préalablement codés. Si le texte en question
est repéré, le code correspondant est enregistré et I’opération prend fin. Dans le cas contraire,
I’examen se poursuit mais fait intervenir un algorithme pour repérer le texte le plus compa-
rable; une fois cette opération réalisée, le systéme attribue le code correspondant.

I M.J. Wenzowski, Recherche et systémes généraux, Statistique Canada, piéce 2306, Immeuble principal, Ottawa,
Ontario, K1A 0T6.
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2. UTILISATION DE ACTR

Pour utiliser le systtme ACTR, il faut tout d’abord définir les textes et les codes que I’on
a I'intention d’utiliser comme données de référence pour I’appariement. Bien qu’il existe de
nombreuses sources pour ce genre d’information, on choisira idéalement une série de textes
qui sont représentatifs des textes ayant le plus de chances d’&tre observés dans une opération
d’appariement. Dans le cas d’une enquéte, il s’agira généralement des réponses fournies dans
une enquéte antérieure et des codes qui ont été attribués manuellement. Bien que I’on doive
prendre soin de vérifier ’exactitude des codes qui ont été attribués, il est recommandé de con-
server les textes dans leur forme intégrale, avec les erreurs d’orthographe, de grammaire et de
syntaxe, puisque c’est sous cette forme que 1’on risque de retrouver le plus souvent des textes
dans des enquétes ultérieures.

Aprés avoir défini un fichier de textes et de codes exacts, il faut intégrer ce fichier 4 une
base de données servant a I'appariement. ACTR renferme l¢ logiciel nécessaire pour exécuter
cette tache et convertit ainsi automatiquement le fichier en une base de données pour appa-
riement,

ACTR a été congu de maniére  favoriser 'introduction de la technique d’itération dans
les méthodes de codage automatique. Ainsi, il est possible d’ajouter, de modifier ou de sup-
primer des textes ou des codes a n’importe quel moment de I’application. De plus, on peut
modifier la stratégie d’analyse (exposée en détail ci-dessous) a n’importe quel moment. Les
utilisateurs ont donc 4 leur disposition un progiciel qui, par une succession d’opérations de
mise 4 jour et d’appariement, permet d’effectuer autant d’itérations qu’il est nécessaire pour
obtenir la qualité d’appariement voulue. Les utilisateurs sont invités a exploiter ACTR en ce
sens puisqu’il se traduit finalement par une qualité supérieure et des opérations de codage plus
économigues.

3. PRINCIPES DE FONCTIONNEMENT

Pour une personne qui exécute une opération de codage, les expressions «COMPUTER
PROGRAMMER» et «tPROGRAMMING COMPUTERS» (pour désigner une profession)
sont tellement semblables qu’elles seront jugées identiques la plupart du temps. Bien que ce
raisonnement semble tout & fait logique, un ordinateur ne sera pas porté i considérer ces deux
expressions comme équivalentes. Malheurcusement dans le langage humain (par exemple les
langues anglaise ou francaise), il y a plusieurs fagons d’exprimer la méme chose. Par consé-
quent, si I’on veut qu’'un ordinateur tienne compte de cette caractéristique du langage humain,
il faut prévoir un mécanisme qui lui permettra de déterminer un degré de similitude entre des
expressions.

Cela est 'essence méme du systéme ACTR: une expression est évaluée en fonction de son
degré de similitude avec une autre expression. Dans I'exemple ci-dessus, ACTR considére les
deux expressions comme identiques puisqu’en supprimant les suffixes et les lettres doubles et
en ne tenant pas compte de I’ordre des mots, on obtient dans les deux cas ’expression «COM-
PUT PROGRAMM».

Les étapes qui ont abouti 4 I’expression «COMPUT PROGRAMD)» font partie de ce qu’on
appelle dans le ACTR la stratégie d’analyse. Cette stratégie est entierement sous le contrdle
de 'utilisateur et peut étre modifiée 4 n’importe quel moment d’une application. Les utilisa-
teurs contrflent la stratégie d’analyse en fournissant les données qui serviront 2 orienter le pro-
cessus. Cela signifie que I"utilisateur exerce un contrdle parfait sur toutes les étapes de la
stratégie, au point de décider de sauter une étape.

Stratégie d’analyse
La stratégie d’analyse est un processus du ACTR qui consiste & ramener des expressions
a une forme standard. Idéalement, deux expressions comportant les mémes mots mais
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présentant des différences syntaxiques et grammaticales devraient pouvoir devenir identiques
gréice 4 la stratégie d’analyse. Si nous reprenons 1’exemple ci-dessus, une stratégie d’analyse
bien exécutée devrait transformer les deux expressions « COMPUTER PROGRAMMERDY» et
«PROGRAMMING COMPUTERS» en deux expressions identiques. Par exemple, les deux
expressions pourraient se ramener 3 «COMPUT PROGRAM».

La stratégie d’analyse peut comprendre la suppression des marques du pluriel, des mots sans
importance et des suffixes et un certain nombre d’autres étapes. Bien que I'ordre des étapes
soit déterminé par le ACTR, les utilisateurs contrélent I’exécution de chaque étape. Pour plus
de renseignements sur P'ordre des étapes de la stratégie d’analyse, le lecteur est prié de se réfé-
rer 4 Connor, Salloum et Wenzowski (1988).

Essentiellement, la stratégie d’analyse comprend deux grandes composantes:

1. TRAITEMENT DE TEXTES. A ce stade, le texte en question est traité comme une
suite ininterrompue de caractéres. Bien que I’on reconnaisse qu’un texte renferme nor-
malement des mots, des espaces et des signes de ponctuation, aucune attention parti-
culiere n’est accordée a ces éléments 4 ce stade-ci du processus. Cette approche est
indispensable pour bien situer des chaines particuliéres de caractéres dans la phrase.

2. TRAITEMENT DE MOTS. Lorsque cette étape s’amorce, le texte est déja divisé en
mots et le traitement porte alors sur chacun des mots pris individuellement. Cette
approche est nécessaire puisque la standardisation de textes s’opére en grande partie
en fonciien de mots définis.

Traitement de textes

Comme nous I’avons vu plus haut, cette étape de la stratégie d’analyse est exécutée sans
égard au contexte. Les étapes ci-dessous sont donc exécutées en fonction des caractéres pris
individuellement.

Clauses d’exclusion: Les clauses d’exclusion ne sont pas appliquées dans I’appariement mais
le sont dans la mise & jour de bases de données pour signaler I’intention de permettre la repro-
duction contrdlée d’expressions, 4 défaut de quoi Ie ACTR empéchera I’inclusion d’expres-
sions identiques dans une base de données pour appariement.

En disposant d’un moyen pour contrdler la reproduction d’expressions, les utilisateurs peu-
vent inclure dans la base des expressions portant plusieurs codes méme si ces expressions sont
identiques aprés avoir fait ’objet d’une stratégie d’analyse. Bien qu’elles ne servent pas a I’appa-
riement, les clauses d’exclusion sont incluses avec les expressions dans la base de données pour
appariement et peuvent par la suite servir a résoudre manuellement des concordances multiples.

La syntaxe d’une clause d’exclusion est définie entiérement par "utilisateur. Des caracté-
res initiaux et terminaux doivent étre définis. Durant [’appariement, on ne tient pas compte
de ces caractéres ni de I’information qu’ils renferment.

Considérons par exemple la syntaxe d’une clause d’exclusion définie par la suite de carac-
téres initiaux «(Except» et le caractére terminal«)». Compte tenu de ces caractéres, les deux
expressions «Computer Programming (Except As An Employee)» et «Computer Program-
ming (Except As Self-Employed)» pourraient se trouver simultanément dans la base de don-
nées pour appariement méme si leurs formes standardisées sont identiques. Par conséquent,
si I’on devait trouver une concordance pour «Computer Programmer», les deux expressions
seralent signalées. Comme les clauses d’exclusion sont stockées avec les expressions originales
dans la base de données, un analyste peut les visualiser et résoudre manuellement le probléme
de concordance.

Cuaractéres d’annulation: Si un caractére d’annulation défini par I’ utilisateur est repéré dans
une expression, il en est éliminé par le ACTR en cours d’analyse.

C’est la fagon dont on procéde, par exemple, dans le traitement de texte anglais pour sup-
primer 1'apostrophe. Ainsi, les deux expressions «Electrician’s Apprentice» et «Apprentice
Electrician» deviendraient identiques si 1’on supprimait ’apostrophe.
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Soulignons que si I’apostrophe n’était pas supprimée, elle servirait trés probablement de
délimiteur. La premiére expression compterait alors trois mots et la seconde deux mots et les
deux expressions n’auraient qu’un seul mot en commun.

Caractéres de remplacement: Cette fonction est tris utile pour uniformiser les abréviations.
Une telle uniformisation est souhaitable car les abréviations renferment souvent des caracté-
res qui, malgré leur utilité pour ’abréviation, passeraient pour des délimiteurs 4 une étape ulté-
rieure de la stratégie d’analyse. Si tel était le cas, il y aurait presque inévitablement une perte
d’information.

Par exemple, si {’on définissait pour la chaine de caractres «T.V.» une valeur de rempla-
cement «Télévision», la seconde expression serait substituée 4 la premiére chaque fois que celle-
ci figurerait dans un texte.

Soulignons que si I’on n’utilisait pas de caractéres de remplacement, ’expression «T.V.»
deviendrait trés probablement, par la stratégie d*analyse, «T» et «V». Cela est tout i fait indé-
sirable car I’abréviation perd ainsi toute sa signification.

Caractéres alphanumérigues: Dans le ACTR, un mot est défini comme une suite de carac-
téres contigus fipurant dans une expression, ces caractéres faisant tous partie de la série de carac-
téres contenus dans la liste de caractéres alphanumeériques. Les caractéres qui ne figurent pas
dans cette liste servent de délimiteurs et ne sont pas pris en considération.

En régle générale, I’ensemble des caractéres alphanumériques comprend toutes les lettres
de I’alphabet et tous les caractéres numériques, Compte tenu de cela, une expression comme
«Farmer/Fisherman» donnera deux mots puisque «/» n’est pas un caractére alphanumérique
et, de ce fait, sert de délimiteur.

Traitement de mots
A cette étape, le ACTR commence 2 traiter le texte comme une collection de mots. Par con-
séquent, les étapes qui suivent s’appliquent a chacun des mots pris individuellement.

Mots a trait d’union: Les mots A trait d’union sont remplacés par le ou les substituts pré-
vus. Cette fonction est trés utile en ce qu’elle permet de reconnaitre des mots ou des groupes
de mots auxquels la régle du trait d’union est appliquée de fagon incohérente.

Si, par exemple, I'utilisateur définit « Take-Out» comme un mot a trait d’union avec comme
substitut «Take-Out», la substitution s’effectuera. Par contre, si 'utilisateur ne prend pas soin
de définir un substitut, «Take-Out» deviendra deux mots si le trait d’union n’est pas un caractére
alphanumérique.

Caractéres alphanumérigues non valides: Si un mot est formé d’une chaine de caractéres
qui le rendent inintelligible, ce mot est supprimé sans autre considération.

Dans certaines applications, par exemple, on utilise cette fonction pour supprimer des mots
qui renferment des caractéres numériques. Par conséquent, si ’ensemble des caractéres numé-
riques étaient considérés comme des caractéres non valides, un mot comme «DEPT716A» serait
supprimeé,

Mois de remplacement: Cette fonction prévoit 'utilisation de synonymes pour faire en sorte
que deux mots dissemblables soient reconnus a des fins d’appariement. Cette fonction peut
aussi &tre utile pour venir a bout des fautes d’orthographe courantes.

Par exemple, sil’on considérait les expressions « Automobile Repairs» et «Car Repairs» en
sachant que le mot «Car» est le substitut de « Automobile», les deux expressions seraient clas-
sées identiques.

Mots doubles: Par cette fonction, le systéme ACTR considére non seulement I’occurrence
d’un groupe de deux mots mais aussi I’ordre de ces mots. Cette fonction peut éire utile pour
résoudre les incohérences dans l'orthographe et conserver ’ordre des mots.

Considérons, par exemple, I’expression «Take Out Restaurant». Quoique cette expression
donnerait trois mots parfaitement acceptables, les mots «Take» et «Qut» ne concorderaient
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pas avec «Take-Out» ou «Take-Out». Toutefois, si’on définissait I’expression «Take-Out»
avec comme substitut «Take-Out», on résoudrait la question. Nous avons ici un exemple qui
montre comment combiner des étapes de 1a stratégie d’analyse. Si nous prenions aussi en con-
sidération I’exemple du mot & trait d'union, tous les cas de mots & trait d’union et de mots dou-
bles ou simples conviendraient.

Mots sans imporfance: Si un tel mot est repéré en cours d’analyse, il est supprimé sans autre
considération.

Par exemple, sil’ensemble des mots sans importance contient les éléments «A», «Am» et
«I» et que I’on reléve les deux expressions «I Am A Computer Programmer» et « Computer
Programmer», il y aura concordance des deux expressions.

Suffixes: Cette fonction permet de scruter un mot de droite a gauche pour y trouver la plus
longue forme de suffixe définie, de sorte qu’une fois le suffixe enlevé, le mot contienne an moins
cing caractéres. Si une forme définie de suffixe est repérée, elle est supprimée.

Par exemple, si les suffixes «ing» et «er» sont définis, les expressions «Computer Program-
ming» et «Computer Programmer» concorderont.

Remplacement de suffixes: Comme la précédente, cette fonction permet de scruter un mot
de droite 4 gauche pour vy trouver la plus longue forme de suffixe définie. Si un tel suffixe est
repéré, il est remplacé par le substitut prévu.

Par exemple, un utilisateur pourrait vouloir éliminer d’un mot la marque du pluriel de telle
maniere que le suffixe du singulier soit reconnu & 1’étape de la suppression des suffixes. Une
illustration est fournie par les expressions «Battery Manufacturing» et «Manufacturing Bat-
teries». Si le suffixe «ies» est remplacé par «y», non seulement ces expressions seront identi-
ques, mais aussi elles subiront le méme traitement 4 1’étape de la suppression des suffixes.

Consonnes ou voyelles doubles: A ce stade de I’opération, le systéme examine chaque mot
pour y déceler des occurrences de consonnes ou de voyelles doubles appartenant a I’ensemble
défini par 1'utilisateur. Si une telle occurrence est repérée, le systéme élimine une des deux lettres.

En régle générale, ’ensemble des consonnes et voyelles doubles comprend tous les carac-
teres alphabétiques. Si tel est le cas, une concordance pourra &tre établie entre «Programer»
et «Programmer» malgré 1'erreur d’orthographe.

Mots racine; Par cette fonction, le systéme examine les mots pour y déceler des mots racine.
Le systéme examine le mot de gauche a droite et cherche la plus longue forme de mot racine
définie. 8’il en identifie une, le substitut remplace le mot entier et les étapes de la suppression
et du remplacement des suffixes sont sautées.

Par exemple, les termes «Slavee» et «Slavic» ne différent que par les deux derniéres lettres.
Par conséquent, si I’ensemble des suffixes définis comprend «ee» et «icw, il y aura perte d’infor-
mation puisque les deux mots deviendront identiques. Bien qu’en régle générale, la suppres-
sion des suffixes donne des résultats satisfaisants dans la plupart des applications, ce n’est pas
du tout le cas ici. On peut résoudre le probléme en définissant les mots racine «Slave» et «Slavin;
en conséquence, la suppression des suffixes n’est pas exécutée dans ce cas précis. Ainsi,
lorsqu’on découvre des cas ou la suppression des suffixes pose un probléme, il est possible de
définir des mots racine et les substituts correspondants pour résoudre la difficulté.

Mots répétés: Enfin, le systéme examine la série de mots résultant de la stratégie d’analyse
pour y découvrir les mots répétés.

Il convient de souligner que les mots identifiés comme répétés  ce stade peuvent ne pas avoir
été reconnus comme tels avant I’exécution de la stratégie d’analyse. On ne conserve qu’une
occurrence de chaque mot défini a ce stade.
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4. METHODES DE RECHERCHE ET I’APPARIEMENT

Le ACTR soumet toujours le texte en question 4 la stratégie d’analyse avant d’exécuter un
appariement. Si, une fois cette étape franchie, le ACTR trouve dans la base de données pour
appariement un texte en tout point conforme au texte étudié, on parle alors de «appariement
direct». Siune appariement direct ne peut &tre établie, le ACTR peut, 4 la discrétion de 1'utili-
sateur, poursuivre ’exploration de la base de données pour trouver le texte le plus compara-
ble. C’est ce qu’on appelie la «appariement indirect». Bien qu’elles soient fondées toutes deux
sur des textes ayant fait ’objet d’une stratégie d’analyse, les deux méthodes d’appariement
utilisées par le systtme ACTR différent grandement I’'une de I’autre par leur mécanisme d'iden-
tification des concordances.

Appariement direct

Dans I’appariement direct, on ne vise qu’a établir des concordances totales. Il convient de
rappeler que I’appariement porte sur des textes ayant fait I’objet d’une stratégie d’analyse; par
conséquent, les textes entre lesquels il existe une concordance totale peuvent sembler différents
sous leur forme originale. Cela est une conséquence directe de la stratégie d’analyse utilisée.

En ce qui regarde I'accés a la base de données, 1'utilisation d’une clé est ic moyen le plus
rapide pour atteindre un élément de données. Malheureusement, pour pouvoir appliquer cette
méthode aux expressions du ACTR dans leur forme originale, ces expressions ne doivent pas
comporter plus de 200 caractéres et plus de 20 mots ayant été soumis a la stratégie d’analyse.
Ces deux exigences rendent irréalisable I’acces par clé puisque la longueur exceptionnelle de
la clé contrebalancerait tous les avantages que Pon pourrait tirer de cette méthode. La seule
autre solution a laquelle on peut songer est ’accés séquentiel mais cette solution n’est pas sou-
haitable & cause du temps qu’elle requiert pour examiner la grande quantité d’information que
renferme d’ordinaire une base de données pour appariement.

Nous n’avons donc pas d’autre choix que réduire d’une quelconque fagon Ia longueur de
la cl¢, rendant ainsi possible I’accés par clé. 1l existe de nombreuses méthodes de compression
de données bien connues pour réaliser cela; on trouvera une liste de ces méthodes dans la source
Reghbati (1981). Dans le systéme ACTR, on procéde 4 la compression des données en créant
la «clé d’expression condensée» ou CEC. Nous expliquons plus lein la fagon de créer cette clé.
Disons pour I’instant que la longueur de [a CEC équivaut 4 environ 35% de la longueur ini-
tiale de ’expression. La CEC donne donc accés i la base de données pour appariement afin
de déterminer I’existence de concordances directes.

L’utilisation de la CEC dans le systéme ACTR est appréciable 3 trois points de vue:

1. Toutes les concordances totales seront toujours établies a ’aide de cette méthode.

2. Comme le ACTR permet d’établir des concordances directes le plus efficacement pos-
sible, les concordances établies de cette fagon sont exécutées plus rapidement et 3 moin-
dre coiit.

3. A mesure que les applications se développent, la proportion des concordances direc-
tes s’accroft en régle générale 4 cause de la mise 4 jour soutenue de la base de données
par I'utilisateur. Il peut donc y avoir une baisse réelle des cofits totaux d’appariement
pour une appplication 4 mesure que celle-ci se développe, en dépit d’un élargissement
de la base de données pour appariement,

Création d’une CEC

On crée une CEC en ordonnant tout d’abord les mots définis dans la stratégie d’analyse.
L’ordre de classement est choisi arbitrairement et n’est donc pas important, dans la mesure
ou ¢’est le méme pour toutes les CEC. (Il s’agit habituellement de I’ordre lexicographique
croissant.)

Apres avoir été ordonnés, les mots sont groupés en une seule chaine sans espace. On com-
prime ensuite cette chaine de maniére a la rendre suffisamment courte pour qu’elle serve de
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clé d’extraction de données, qui est une forme d’utilisation efficace. La compression de la chaine
de caractéres est régie par les régles suivantes: '

1. Enrégle générale, les caracteres qui forment les mots résultant de la stratégie d’analyse pro-
viennent uniquement de ’ensemble des 26 caractéres alphabétiques et des 10 caractéres
numériques. (Il convient de rappeler que I'ensembie des caractéres que I’on peut retrouver
dans les mots est défini par ["utilisateur.) Par ailleurs, comme les caractéres sont enregis-
trés (c.-i-d., en mémoire ou sur disque) & ’aide d’un code de 8 bits, il existe 28 ou 256 com-
binaisons possibles tandis qu’il n'en faut pas plus que 36 habituellement pour les mots traités
par le ACTR. 1l reste done 220 codes qui peuvent servir a d’autre chose.

2. Certaines combinaisons de deux ou trois lettres reviennent plus souvent que d’autres dans
les échantillons de textes anglais ou francais. Dans le ACTR, les combinaisons de deux let-
tres sont appelées des «digrammes» et les combinaisons de trois lettres, des «trigrammes».

3. Les 220 codes «inutilisés» peuvent alors servir 4 remplacer les digrammes et les trigrammes
4 mesure que ceux-ci sont relevés dans les échantillons de texte.

4. Une fois la stratégie d’analyse et I’enchainement terminés, le ACTR parcourt la chaine de
caractéres pour y repérer des digrammes et des trigrammes. S’il en trouve, il les remplace
par le code de 8 bits correspondant. La conséquence directe de cette opération est qu’une
suite de caractéres qui exigeait auparavant 16 ou 24 bits de mémoire n’en exige plus que 8.

Appariement indirect

Comme I’appariement direct, I’appariement indirect est fondé sur des mots qui résultent
de la stratégie d’analyse mais ne peut jamais &tre aussi efficace car la notion de concordance
quasi-parfaite est relative, ¢’est-a-dire qu’il n’est pas possible de trouver 1’expression la plus
comparable sans examiner au préalable toutes les concordances possibles.

Pour exécuter un appariement indirect, il faut tout d’abord explorer la base de données pour
appariement afin de vérifier si les mots ayant fait I'objet de la stratégie d’analyse ne s’y trou-
veraient pas. Ensuite, il faut extraire et évaluer toutes les expressions qui renferment chaque
mot trouvé,

Le systéme détermine ’expression le plus comparable en calculant une cote pour chaque
concordance possible. Les cotes sont établies en fonction des poids des mots qui se trouvent
a la fois dans la base de données et dans I’expression étudiée. L’expression qui regoit la plus
haute cote est alors reconnue comme I’expression la plus comparable.

Calcul du poids d’un mot

Pour chaque mot identifié dans la base de données, le ACTR calcule une valeur heuristi-
que d’appariement ou poids. Ces poids sont un indice de "utilité d’un mot dans I’attribution
d’un code et entrent dans le calcul des cotes pour les expressions.

La méthode de calcul des poids est fondée sur les éléments suivants: n, le nombre de codes
individuels se rapportant aux expressions qui renferment le mot en question; V;, la fréquence
relative du code f selon des enquétes antérieures; X;, le nombre d’occurrences du mot pour les
expressions portant le code i; P;, la proportion des occurrences de ce mot pour le code i,
calculée comme suit: V; X X; /L% V; X X; ; EW, I'entropie du mot, calculée comme suit:
- L7, P; x Log, P;; K, le nombre total d’occurrences du mot pour le code i, calculé comme
suit: E7_, X X;; EU, ’entropie d’une variable distribuée uniformément avec X valeurs indi-
viduelles, calculée comme suit: Log,(K); et enfin EO, une petite valeur permettant d’éviter une
division par 0 et calculée comme suit: - K/K + 1 x Log, K/K + 1. Par conséquent, la for-
mule pour le calcul des poids est: EU-EW + EO/EO + EW.

Calcul de la cote d’une expression

Une cote est calculée pour chaque expression de la base de données qui fait ’objet d’une
évaluation en vue d’un appariement indirect. La méthode de calcul est fondée sur les éléments



324 Wenzowski: Codage automatique — ACTR

suivants: n, le nombre de mots communs aux deux expressions; w, le poids du mot &; m, le
nombre de mots dans I"expression étudiée; et /, le nombre de mots dans ’expression de la base
de données.

Par conséquent, la formule pour le calcul des cotes est: n? x ¥, wy/m x 1.

Paramétres d’appariement

Aprés avoir calculé une cote pour chaque concordance possible, le systéme compare cette
cote & la valeur fixée par I'utilisateur pour les paramétres suivants et exécute I’opération
indiquée.

1. LIMITE SUPERIEURE
Si la cote est égale ou supérieure A cette valeur, une concordance a pu &tre établie effec-
tivement.

2. LIMITE INFERIEURE
Sila cote est égale ou supérieure A cette valeur mais moindre que la limite supérieure,
une concordance est reconnue comme possible.

3. ECART EN POURCENTAGE
Si le systéme a pu établir plus d’une concordance et que I’écart entre les cotes corres-
pondantes est inférieur  la valeur fixée pour ce paramétre, on en déduit que plusieurs
concordances ont pu étre établies pour la méme expression.

Limitation de la recherche pour un appariement indirect

Lorsque le systéme explore la base de données pour y dénicher des concordances possibles,
il le fait 2 I'aide des mots connus de ’expression étudiée. Autrement dit, le systéme se sert des
mots connus pour découvrir dans la base de données les expressions qui les renferment. La
recherche s’effectue par ordre croissant de fréquence d’occurrence des mots connus. Ainsi,
la recherche débute avec e mot connu qui revient le moins souvent dans la base de données,
se poursuit avec le mot qui revient le moins souvent aprés le premier et ainsi de suite,

Comme on peut le constater, la recherche d’une concordance indirecte est une opération
quirisque d’étre fastidieuse et trés cofiteuse. Malheureusement, la recherche de concordances
par voie indirecte est inévitable puisque I’appariement d’expressions trés comparables est une
caractéristique essentielle de tout systéme de codage automatique.

Au cours d’une opération de recherche, le systéme dresse une liste des expressions de la base
de données qui ont ét¢é évaluées. Aprés qu’une expression a été évaluée, elle n’est pas ré-évaluée
dans une itération subséquente du méme exercice d’appariement. De cette facon, on est siir
qu’une expression qui renferme plus d’un mot connu ne sera pas évaluée une seconde fois.

Dans le but d’optimiser davantage la recherche, le systéme utilise les paramétres d’apparie-
ment définis par I'utilisateur. A I’aide de ces paramétres, il construit une table de cotes opti-
mistes pour chaque itération de la recherche axée sur le mot:

1. Pour le premier mot connu, la cote optimiste est fondée sur ’occurrence probable d’une
expression de la base de données qui renfermerait un nombre de mots équivalent au nom-
bre de mots connus et dont tous les mots correspondraient aux mots connus de "expres-
sion étudice.

2. Une hypothése semblable est avancée pour le second mot; toutefois, comme le premier mot
a déja servi dans I’itération précédente, nous savons que les expressions qui renferment ce
mot ont déja été évaluées. Par conséquent, la cote optimiste est fondée uniquement sur la
présence du second mot et des mots subséquents.

3. Les cotes optimistes pour des itérations successives reposent essentiellement sur la présence
de mots qui n’ont pas encore fait 'objet d’une recherche pour I’itération courante et les
itérations subséquentes.
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La formule utilisée pour le calcul des cotes optimistes est fondée sur les éléments suivants:
@, le nombre de mots connus dans I"expression étudiée; b, le nombre de mots de I’expression
étudiée qui ont d&ja fait Pobjet d’une recherche; ¢, le nombre total de mots dans I’expression
étudiée; et d, le nombre de mots connus qui n*ont pas encore fait 1’objet d’une recherchea - b;

En conséquence, la formule de calcul des cotes optimistes est: (d? x T9_,w)/e.

Une fois la table des cotes optimistes établie, le systéme calcule la cote probable 4 chaque
itération avant d’explorer 1a base de données. On se trouve ainsi & éliminer les recherches vaines.

En résumé, la recherche d’une concordance indirecte se termine lorsque 1’une ou I’autre des
conditions suivantes est satisfaite:

1. La cote maximum probable pour I’itération courante est inférieure 4 la limite définie pour
les concordances possibles.

2. Au moins une concordance a été établie et la cote maximum probable pour I’itération cou-
rante indique qu’aucune autre concordance ne peut étre établie.

3. Le nombre maximum de concordances possibles que souhaitait I’ utilisateur ont déja été éta-
blies et la cote maximum probable pour I’itération courante est égale ou inférieure 4 la plus
petite cote attribuée & une expression.

5. SOMMAIRE

Nous avons exposé dans cet article une méthode de codage automatique souple et efficace
intégrée dans un systéme d’applications informatiques généralisé. Ce systéme permet le codage
automatique de textes de langue anglaise ou francaise suivant n’importe quel mode de classi-
fication. A cette fin, il utilise une stratégie d’analyse généralisée puissante et des techniques
d’optimisation de rendement élevé. Pour plus d’informations sur le ACTR, priére de consul-
ter la source Connor, Salloum et Wenzowski (1988).

6. REMERCIEMENTS

Bien qu’il serait trop long de nommer toutes les personnes qui ont participé de prés ou de
loin au projet ACTR, I'auteur tient & remercier plus particuliérement les collaborateurs sui-
vants: John Connor et Bill Salloum, les principaux programmeurs qui ont participé au pro-
jet; Victor Estevao, qui a contribué 4 ’élaboration de la stratégie d’analyse; Malvinder Rakhra
et Paul Surman, qui ont soumis le systéme & de nombreux tests; et Don Royce, qui a été chef
de projet.



326 Wenzowski: Codage automatique — ACTR

BIBLIOGRAPHIE

APPEL, M., et HELLERMAN, E. (1983). Census bureau experiments with automated industry and
occupation coding. Proceedings of the Section on Survey Research Methods, American Statistical
Association, 32-40.

CONNQOR, J., SALLOUM, B., et WENZOWSKI, M. (1988). ACTR Documentation Set. (System Over-
view, User’s Guide, Tutorial, Guide to the Parsing Strategy, Default Parsing Data, Message Guide,
Command Language Guide, Searching and Matching Methods & Programmer’s Guide) Documents
internes, Statistique Canada, Sous-division de [a recherche et des systémes généraux, Ottawa, Canada.

LANDRY, L., et PIDCOCK, J. (1984). Business Register Automated SIC Coding System, System Pro-
posal and Design. Document interne, Statistique Canada, Division des services et du développement
informatiques, Ottawa, Canada.

REGHBATI, H. (1981). An overview of data compression technigues. Computer, 14,4, 71-75.



Technigues d'enquéte, décembre 1988 327
Vol. 14, n° 2, pp. 327-334
Statistique Canada

Systéme de gestion de la qualité dans
les opérations d’enquétest

WALTER MUDRYK?

RESUME

Les méthodes servant a contrdler la qualité des opérations d’enquéte i Statistique Canada consistent
habituellement en un échantillonnage pour acceptation pour chaque caractéristique, accompagné d'une
inspection de redressement, [’une et I’autre opération s'inscrivant dans le cadre plus général du contrdle
d’acceptation. Bien que ces méthodes soient considérées comme de bonnes mesures correctives, elles sont
peu efficaces pour empécher une répétition des erreurs. Vu l'importance primordiale de cet aspect de
la gestion de la qualité, le Systéme de gestion de la qualité (SGQ) a ét¢ congu en fonction de plusieurs
objectifs dont la prévention des erreurs est un des principaux. C’est pourquoi il sert a produire des rap-
ports de contrdle et des graphiques a intention des opérateurs, superviseurs et gestionnaires chargés
des diverses opérations. Il sert également A produire des données sur les changements survenus au chapitre
de I’inspection et permet ainsi aux méthodologistes de réviser les plans et les méthodes d’inspection en
conformité avec les grandes lignes du contrble d’acceptation. Cet article expose les principales
caractéristiques du SGQ au point de vue de Pestimation et de la totalisation des données et montre de
quelle fagon ce systéme dessert les principaux programmes de contrdle de la qualité & Statistique Canada.
Des fonctions importantes sont également analysées du point de vue méthodologique et systémique.

MOTS CLES: Systéme de gestion de la gualité; contréle du processus; échantillonnage pour accepta-
tion; contrdle d’acceptation; échantillonnage successif partiel.

1. INTRODUCTION

Cet article porte principalement sur les caractéristiques du Systéme de gestion de la qualité
(SGQ) actuellement en usage & Statistique Canada. Cependant, avant de voir comment ce
systéme sert au contrdle de la qualité dans les enquétes, nous examinons briévement le pro-
cessus d’enquéte et le rble de I’assurance et du contrdle de la qualité dans ce processus. Nous
voyons ensuite les méthodes de contrdle de la qualité appliquées particuliérement aux opéra-
tions de traitement 3 Statistique Canada et examinons le rle du SGQ dans ce contexte. Enfin,
nous donnons une description des caractéristiques et faisons un résumé des principaux avan-
tages du systéme.

1.1 Processus d’enquéte

Le maintien de la qualité dans le processus d’enquéte a toujours été une préoccupation
majeure 4 Statistique Canada. Dans un sens trés général, on peut dire que le maintien de la
qualité est assuré par [’application d’une série de mesures d’assurance de la qualité (AQ) et
de contréle de la qualité (CQ) a des étapes précises du processus. Il importe de faire la distine-
tion entre ces deux activités puisque, a Statistique Canada, elles supposent des approches et
des méthodes trés différentes qui en régle générale ne sont pas appliguées aux mémes étapes
du processus. A Statistique Canada, le processus d’enquéte comporte en gros les étapes
suivantes:

! Cet article est une version révisée de la communication présentée  la quatriéme conférence de recherche annuelle
du U.S. Bureau of the Census, Arlington (Virginie), mars 1988,

2 W.V. Mudryk, Division des méthodes d'enquétes-entreprises, Secteur de Pinformatique et de la méthodologie,
Statistique Canada, 10-J, Immeuble Coats, Parc Tunney, Ottawa (Ontario), Canada, K1A 0T6.
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® planification
¢ é&laboration
¢ réalisation
® traitement
s publication.

Il convient de souligner qu’il peut se produire des erreurs 4 chacune de ces étapes et que
plus on met de temps 4 découvrir les erreurs dans le processus, plus les conséguences sont mar-
quées pour ce qui a trait au coft de ’enquéte, aux délais de production et i la précision des
données. I1 faut donc dés le début accorder toute Pimportance voulue 4 I’élaboration de mesures
et de méthodes visant A prévenir les erreurs ou i en réduire le nombre, Cela devrait se faire
au moment de Ia planification et de 1’élaboration de I’enquéte. C’est ce qu’on appelle I’assurance
de la qualité.

1.2 Assurance de la qualité

En matitre d’assurance de Ia qualité des opérations d’enquéte, il y a une approche générale
qui consiste a prévoir les problémes trés t6t dans le processus et de prendre les mesures
nécessaires pour les prévenir ou les atténuer. Ce travail préparatoire peut reposer sur I’expérience
ou sur des analyses, des évaluations, des séances de compte rendu, des études de faisabilité,
etc. Les mesures adoptées pourraient €tre I’amélioration des bases ou des plans de sondage,
la modification des méthodes de collecte des données, I'amélioration des questionnaires, la
clarification des modalités de traitement, efc. Le document de Statistique Canada intitulé Lignes
directrices concernant la qualité (1987) renferme une liste compléte de mesures congues pour
prévenir ou atténuer les problémes.

Cette approche est essentielle car elle contribue effectivemnent a accroitre le niveau de
qualité en amont du processus et, de ce fait, empéche Papparition de nombreux problémes.
En outre, elle garantit une qualité supérieure 4 un coiit minimum en permettant d’obtenir
des données justes deés le départ. Malgré toutes ces mesures, il v a encore des cas ou les
niveaux d’erreur sont inacceptables. Il faut alors envisager des mesures de contrble de
la qualité.

1.3 Controle de la qualité

Contrairement 3 I’AQ, le contréle statistique de la qualité se fait surtout au moment du traite-
ment. A cette étape, les tiches présentent habituellement les caractéristiques suivantes:

® répétitives et 4 fort coefficient de main-d’oeuvre;
¢ assignées A des personnes qui ont des aptitudes différentes;
* groupées normalement en fonction d’unités de travail semblables.

Les opérations correspondantes sont en soi plus exposées aux erreurs. Parmi ces opérations,
notons:

¢ codage/transcription

vérification manuelle/révision

saisie des données/entrée
corrections/rapprochement

mise & jour/définition de profil, efc.

Pour plusieurs raisons, dont la complexité des tiches, la compétence des opérateurs, la rota-
tion du personnel, erc., 1a fréquence et I’'importance des erreurs varient d’une opération a I’autre,
d’un opérateur a I’autre pour une méme opération et, parfois, pour le méme opérateur. Le
controle statistique de la qualité vise & déterminer et & réduire cette variabilité et 4 faire en sorte
que la qualité de chaque opération 3 la sortie soit d'un niveau acceptable.
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2. STRATEGIE RELATIVE AU CONTROLE DE LA QUALITE

2.1 Mséthodes de contrile de la qualité

Si nous considérons les deux principales méthodes de contrdle de la qualité, soit les cartes
de contrdle du processus et I’échantillonnage pour acceptation, nous constatons que la seconde,
appliquée selon les régles du contrdle d’acceptation, est celle qui se préte le mieux au contrdle
direct de la qualité des opérations de traitement et ce, pour les raisons suivantes:

* on ne peut supposer au départ un contrdle préalable ou la stabilité du processus; en outre,
I’une et I’autre condition ne sont pas toujours réalisées 4 long terme;

* on ne connait pas toujours les causes d’erreur identifiables puisqu’il s’agit de personnes
(plutdt que de machines);

* on ne peut interrompre facilement les processus pour en éliminer les causes d’erreur iden-
tifiables méme si celles-ci sont connues;

s compte tenu du grand nombre d’opérateurs et de la forte variabilité d’erreur d’un opérateur a
1*autre, il faudrait prévoir, parallélement aux opérations d’enquéte, un grand nombre de cartes
de contrdle individuelles qui exigeraient une mise a jour immédiate {c.-3-d. aprés chaque
observation de 1’échantillon); cela serait difficilement réalisable sur le plan opérationnel.

Par conséquent, la stratégie de contrdle de la qualité consiste normalement 2 appliquer au
niveau de I’'opérateur diverses méthodes d’échantillonnage pour acceptation {(avec correction),
lesquelles constituent un processus d’élimination préliminaire visant a redresser les données
de qualité inféricure; en dernier ressort, cette stratégie a pour but de réduire constamment le
nombre d’inspections en se servant des résultats de ces inspections pour évaluer les progrés
accomplis. Parallélement, on met ’accent sur la rétroaction pour les opérateurs et les super-
viseurs en vue de prévenir les erreurs. On se trouve ainsi 4 corriger puis & prévenir les erreurs
a la source, c'est-a-dire la ot I'incidence de ces deux opérations {correction et prévention) peut
&tre la plus forte. Par ailleurs, les variations d’un opérateur 4 I’autre sont traitées automati-
guement puisque chaque opérateur est effectivement considéré comme un processus au sens
suivant: dans une période de stabilité faible ou moyenne, on applique I’échantillonnage pour
acceptation 4 chaque lot traité. Dans une période de forte stabilité alliée & des résultats d’inspec-
tion favorables, on peut réduire I’échantillonnage pour acceptation et méme le contrdle par
sondage peut étre mis en application dans l¢ cadre plus large du contrdle d’acceptation.

2.2 Contréle d'acceptation

Quand un programme de contrdle de la qualité est en application depuis un certain nombre
d’années, I’opérateur tend & s’améliorer et, dans beaucoup de cas, le niveau de qualité se stabi-
lise. Pour tirer profit de cette situation et rendre nos plans de contrdle de la qualité plus é&cono-
miques, nous avons adopté la méthode que Schilling appelle le contrle d’acceptation (1982).
Selon cette méthode, les modalités de I’échantillonnage pour acceptation sont révisées continuel-
lement en fonction des changements observés sur le plan de ’inspection. Cela rejoint I’opinion
de I’un des principaux promoteurs du contrdle de la qualité, H.F. Dodge, qui affirme (1950):

“Un bon produit qui a toujours été réputé étre de bonne qualité n’exige pas
autant d’inspection qu’un produit pour lequel on n’a aucune donnée particuliére
ou qui est réputé étre de qualité irréguliére. Il est donc recommandé d’inclure dans
les régles d’inspection des dispositions permettant de réduire ou d’accroitre le
nombre d’inspections suivant le genre et la quantité de renseignements dont on dis-
pose au sujet du niveau de qualité et du degré de contrdle.’’ (Traduction)

De fait, le but ultime du contrdle d’acceptation est de ramener progressivement les procédures
d’inspection 4 des contrdle par sondage ou  des contrdle de processus & mesure que le niveau
de qualité moyen augmente pour ensuite se stabiliser. Deux méthodes particuliéres sont utilisées
a Statistique Canada pour atteindre cet objectif:
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* Plans d’inspection gradués. On obtient ces plans en augmentant ou en abaissant I"indice de
qualité pour le plan d’échantillonnage dés qu’une variation de la qualité moyenne de la pro-
duction est observée, puis en examinant de prés les conséquences de ce rajustement pour
les estimations de la qualité moyenne a la sortie.

® Plans de résultats cumulés ou, plus précisément, échantillonnage successif partiel (Stephens 1982).
Dans ce cas, "intervalle de prélévement dépend de la stabilité et de la qualité prévue & I’entrée.

Les deux méthodes font partie du contrdle d’acceptation et exigent une série de données chro-
nologiques compléte qui indique non seulement 1z qualité du traitement (au niveau de I'opéra-
teur) mais aussi le degré de stabilité (c.-a-d. de contréle) auquel on peut s’attendre dans le pro-
cessus. Par conséquent, I’inspection doit produire:

* des données satisfaisantes (estimations d’erreur exactes);

¢ des résultats rapides (mensuels, hebdomadaires, quotidiens);

¢ des documents qui favorisent ’amélioration (rapports de contrdle - rétroaction);
¢ des données chronologiques sur la qualité (chroniques sur le niveau d’erreur).

Ce sont essentiellement ces considérations qui ont conduit 4 élaboration du Systéme de
gestion de la qualité (SGQ). Il convient de souligner que le systéme est actuellemnent modifié
pour élargir la série chronologique sur la qualité du travail des opérateurs. Cela devrait pro-
duire les données nécessaires pour nous permettre d’avoir plus souvent recours au contrdle
par sondage ou au contrdle de processus pour certains opérateurs dont le rendement est stable
ou exceptionnel.

3. DESCRIPTION DU SYSTEME

. Compte tenu de la stratégie exposée ci-dessus, le SGQ a été élaboré en fonction des objectifs suivants:

* traiter toute opération d’échantillonnage pour acceptation simple;

¢ produire des données pour chaque opérateur, celui-ci pouvant étre considéré comme la source d’erreur;

* procurer une rétroaction 4 quatre niveaux hiérarchiques du personnel par des données
chronologiques et des données courantes sur le contrdle de la qualité;

¢ appuyer le contrdle d’acceptation en permettant de traiter les résultats de ’échantillonnage
successif partiel et en produisant des séries chronologiques complétes sur la qualité du travail
des opérateurs;

¢ soutenir les principaux objectifs du CQ, soit la correction et la prévention des erreurs, tout
en permettant de réduire progressivement les frais d’inspection.

3.1 Caractéristiques méthodologiques

a. Plans d’inspection

Le systéme peut traiter n’importe quelle opération de contréle de qualité découlant de ’applica-
tion de I’échantillonnage pour acceptation simple. Cela comprend naturellement les plans normaux,
réduits et renforcés de méme que les lots qui n’ont pas été prélevés dans I’échantillonnage suc-
cessif partiel. Le systéme traitera également les lots qui sont censés étre inspectés entiérement.

b. Codes d’inspection du lot

Le systéme détermine le traitement des opérations de CQ par des codes d’inspection du lot,
qui indiquent le degré d’achévement de I’'inspection. I y a des codes d’inspection du lot pour
les cas suivants:

e échantillon inspecté et accepté;

¢ ¢échantillon inspecté et rejeté (reste du lot inspecté);

* lot inspecté entiérement;

+ inspection non terminée (pour 'un ou I’autre des trois cas précédents);
« aucune inspection a cause de [’échantillonnage successif partiel.



Techniques d'enquéte, décembre 1288 331

¢. Mesures de gnalité pour les caractéristiques

Le systéme produira des estimations pour diverses mesures de la qualité, dont le pourcentage
de valeurs erronées, le nombre d’erreurs par cent unités et des équivalents de I’erreur pondérée.
En ce qui a trait A cette derniére mesure, le systéme prévoit une pondération des erreurs selon
leur importance; il existe a cet effet un mode de classification préétabli. De fagon générale,
on attribue aux erreurs un poids dont la valeur varie de 0 a4 1, suivant I’importance relative
de ces erreurs. Par souci de simplicité, on s’en tient habituellement & quatre catégories d’erreur:

Catégorie Poids
QGrave 1,0
Considérable 0,4-0,6
Mineure 0,2-0,3
Négligeable 0,0-0,1

d. Estimations
Le systéme produit des estimations et les erreurs types correspondantes (s’il y a lieu) pour
de nombreux indices fondamentaux du contrdle de la qualité, dont voici les plus importants:
(i) Taux d’erreur
Des taux d’erreur peuvent étre calculés pour un opérateur, un plan d’échantillonnage ou
I’application globale. Il existe des estimations pour diverses périodes de référence (p. ex. un
jour, une semaine, un mois, un trimestre, etc.) et divers sous-ensembles de I’application comme
des catégories de lot (p. ex. lots rejetés) ou des sous-groupes (p. ex. les bureaux régionaux).
(ii) Qualité moyenne de la production de 'opérateur
La qualité moyenne de la production de *opérateur est une estimation du degré de com-
pétence d’un opérateur a n’importe quel moment donné. On calcule cette estimation au moyen
d’une méthode empirique de Bayes (MacMillan et Mudryk 1988), qui consiste essentiellement
4 rapprocher I’estimation courante du taux d’erreur de I’échantillon pour un opérateur du taux
d’erreur global moyen des quatre derniéres périodes pour cet opérateur. Cette opération est
fondée sur le rapport entre la variance d’échantillonnage de 1'estimation courante et la variance
totale de I’estimation du taux global moyen. 11 a été démontré que ce rapport produisait de
bonnes estimations pour vérifier la compétence d’un opérateur pour des plans d’échantillon-
nage a inspection minimum.
(iii} Taux de rejet
Des taux de rejet réels et prévus sont calculés pour chaque plan d’échantillonnage dans le
but de faire des comparaisons statistiques et d'évaluer les opérations. Pour calculer les taux
prévus, on suppose des probabilités de Poisson.
(iv) Taux d’inspection
On calcule des taux d’inspection 4 divers niveaux pour avoir une idée générale des cofits
relatifs. Des taux réels et prévus sont calculés en tenant compte ou non des effets de 1’échan-
tillonnage successif partiel, Les taux prévus sont un prolongement naturel des taux de rejet
prévus mentionnés ci-dessus.
(v) Qualité moyenne a la sortie
Par suite de Papplication du contrdle de la qualité 3 une opération, le systéme produit une
estimation de Ia qualité moyenne a la sortie (QMS). Cette opération permet d’appliquer le taux
d’erreur observé au niveau de I’opérateur au volume non inspecté pour ce méme opérateur,
puis de faire la somme pour tous les opérateurs afin de déterminer I’estimation global.

€. Analyse
Le systéme produit des totalisations et des résultats de traitement qui permettent de faire
des analyses a divers niveaux et ensuite d’ajuster les paramétres d’application ou de modifier
les plans. Ces résultats comprennent:
& des profils d'opérateurs permettant d’analyser I’utilité d’un plan ou d’une méthode d’échan-
tillonnage;
» des évaluations de plans d’échantillonnage individuels, qui permettent de faire une analyse
globale de plans de CQ;
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 des listes sommaires d’indicateurs clés, qui permettent de faire une analyse avantages-coilts du CQ;

* une analyse de Pareto des effets de I’opérateur et du code d’erreur;

¢ des diagrammes de la qualité moyenne de la production des opérateurs par groupe, qui
permettent de faire une analyse du rendement des opérations.

f. Rapports

Le systéme produit 8 rapports ordinaires et 5 rapports graphiques (par son lien avec
SASGRAPH) pour chaque cas d’application. Il peut aussi produire des totalisations pour des
sous-groupes déterminés (p. ex. les bureaux régionaux de Statistique Canada) ainsi gqu’un
résumé de chaque rapport pour I’ensemble des sous-groupes.

Chaque série de rapports est congue a I’intention du personnel de quatre niveaux hiérar-
chiques: opérateur, superviseur, directeur et concepteur des plans de CQ. On peut se procurer
des modéles de ces rapports en s’adressant a I’auteur.

3.2 Caractéristiques du logiciel

a. Capacité

Pour chaque application, le fichier du systéme peut contenir les dossiers de 108 opérateurs,
chaque dossier pouvant contenir les données relatives & trois périodes antérieures. Le fichier
a une caractéristique particuliére: il élimine automatiquement les opérateurs qui ont été inactifs
durant au moins un des quatre derniers mois consécutifs de traitement. Cette opération a pour
effet de créer de ’espace dans le fichier pour de nouveaux opérateurs et, par le fait méme,
d’accroitre la capacité effective du fichier.

b. Mise a jour de la série sur la qualité de la production de I’opératenr

Dés que de nouvelles données sont obtenues, le systéme met & jour les séries sur la qualité
de la production des opérateurs (jusqu’a 4 périodes consécutives). 1l sera bientdt question de
6 périodes consécutives, Si un opérateur n’a pas traité de données durant un mois particulier,
le systéme laisse un blanc pour ce mois. De méme, le total cumulatif de I’année et le total
trimestriel pour chaque application sont mis 4 jour dés que les données d’un nouveau mois
sur le CQ sont recueillies,

¢. Report de fin d’année

La plupart des applications du SGQ sont enregistrées en fonction de ’année civile. Quand
c’est le cas, le systéme met 3 zéro les totaux mensuels antérieurs et crée une nouvelle série sur
les applications (série qui débute habituellement en janvier). Toutefois, les totaux trimestriels
et Ia série sur la qualité de la production de I’opérateur sont conservés.

d. Redressement

Si une totalisation est exécutée et que des erreurs sont constatées par la suite, la fonction
‘‘redressement’’ permet d’exécuter un nouveau passage machine avec les données corrigées
de maniére &4 obtenir automatiquement les résultats corrigés.

4. AVANTAGES DU SYSTEME

Le SGQ a été créé pour répondre aux besoins de quatre niveaux hiérarchiques du personnel
qui ont un lien avec chaque application de CQ. Par conséquent, les quatre rubriques suivantes
sont celles qui conviennent le mieux pour décrire les principaux avantages de ce systéme.

a. Avantages pour I’opérateur

Le SGQ fournit 4 chaque opérateur une rétroaction compléte sur son rendement passé et
présent. L’opérateur est alors en mesure d'évaluer ses progrés, de comparer son rendement
a celui de ses collégues et de savoir exactement ol il commet des erreurs. Cette rétroaction a
généralement pour conséguences:
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d’améliorer les aptitudes de I’opérateur en ce qui regarde le traitement;
d’accroitre sa motivation vis-a-vis de ses collégues;

de le rendre plus sensible 4 la question de la qualité;

d’améliorer son moral.

b. Avantages pour le superviseur
Le systéme fournit aux superviseurs I'information opérationnelle qui leur permet de mieux
gérer le service dont ils sont responsables pour les questions suivantes;

* affectation efficace des ressources et répartition efficace du travail;
* identification des opérateurs ou des secteurs au sujet desquels il existe des problémes;
* définition des besoins de formation.

c. Avantages pour la direction
Le systéme fournit 2 la direction des données sommaires sur des indicateurs fondamentaux
du contrdle de qualité; grice a ces données, la direction peut:

» s’assurer de la qualité du produit;
¢ suivre ’évolution du projet au point de vue de la qualité et des coiits;
* recommander une modification des objectifs opérationnels.

d. Avantages pour le concepteur des plans de CQ

Le systéme produit une information abondante (p. ex. estimations, séries chronologiques
sur la qualité) qui sert a analyser le plan de contréle de la qualité et 4 raffiner les méthodes
et les procédures de chaque application. Lorsque le concepteur a recueilli des données de ce
genre pendant un certain temps, il est en mesure;

s d’améliorer les méthodes et les procédures de CQ;
¢ d’apporter des corrections au plan d’échantillonnage cu a la méthode d’inspection;
* de réduire au minimum les frais d’inspection.

5. CONCLUSIONS

A Statistique Canada, le SGQ sert a appuyer les programmes de contrdle de qualité de nom-
breuses opérations d’enquéte axées sur la production. Comme chaque programme a pour but
ultime de prévenir les erreurs dans la mesure du possible et de réduire progressivement les pro-
cédures d’inspection a des contrdles par sondage, il est essentiel d’avoir un systéme de gestion
souple et efficace. Le SGQ répond 4 ces objectifs puisqu'il produit rapidement des données
exactes a4 ’intention du personnel des divers niveaux hiérarchiques affecté 4 chaque opération
et sert de base aux diverses méthodes d’inspection qui s’inscrivent dans la stratégie globale du
contrble d’acceptation.

Le systéme est particuliérement intéressant pour les utilisateurs puisqu’il peut traiter facile-
ment, rapidement et & peu de frais les opérations a grande échelle qui nécessitent de nombreux
opérateurs. De plus, en considérant chaque opérateur individuellement, le systéme dirige I’aiten-
tion vers chaque source d’erreur pertinente et produit a cette fin la rétroaction nécessaire pour les
niveaux hiérarchiques appropriés. Ainsi, grice 4 ce systéme, nos méthodes de contréle de la qua-
lité permettent de prévenir et, s’il y a lieu, de corriger les erreurs de fagon efficace et économique.
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Analyse des adresses postales

YVES DeGUIRE!

RESUME

Lorsqu’on examine les adresses postales pouvant figurer dans un fichier administratif, nous sommes
frappés par la complexité de la syntaxe, ’absence de normes, les ambiguités diverses et les nombreuses
erreurs. E’utilisation des adresses postales par un systéme informatique présente done de réelles difficultés.
Le PAAS (systéme d’analyse des adresses postales) en voie d’élaboration & Statistique Canada a pour
objet de remplacer le sous-programme désuet utilisé partout dans le Bureau pour décoder les adresses
postales. Le PAAS permettra aux applications informatiques d’obtenir [es composantes d’adresses, la
version normalisée de ces composantes et la clé de recherche d’adresse (ASK) correspondante.

MOTS CLES: Adresses postales; données administratives; analyse syntaxique; normalisation; clé de
recherche.

1. INTRODUCTION

On peut définir I’analyse des adresses postales comme le processus qui consiste  déterminer les
composantes de base d'une adresse exprimée selon une structure non imposée, 4 normaliser ces com-
posantes et 3 produire un identificateur pour cette adresse. Ce processus peut &tre mis en oeuvre,
par exemple, & I’étape du prétraitement de toute application de couplage d’enregistrements utili-
sant une zone d’adresse ou encore pour produire une clé permettant de solliciter une base de données.

Dans le cadre de son programme de recherche pour le recensement de 1991, Statistique
Canada réalise une étude sur la mise en oeuvre d’un registre national d’adresses. Fondamen-
talement, un tel registre comprend des renseignements sur les adresses postales. Il faut analyser
ces renseignements avec soin pour élaborer le registre et en évaluer la qualité. L’équipe de
recherche sur le registre d’adresses a reconnu ce fait et entrepris des travaux de recherche dans
le domaine de I’analyse automatisée des adresses postales.

Le présent mémoire fait état des résultats de cette recherche sur I’analyse des adresses
postales. Nous y décrivons d’abord la nature de I’adresse postale et des problémes que pose
son interprétation. Nous examinerons ensuite certaines questions de nature informatique afin
d’expliquer pourquoi nous avons besoin d’un nouveau logiciel pour le registre d’adresses et
pour Statistique Canada. Enfin, nous étudierons le systéme PAAS, nouveau systéme d’analyse
des adresses postales en cours d’élaboration a Statistique Canada.

2. ADRESSES POSTALES: ENONCE DU PROBLEME

On peut définir I'adresse postale comme une chaine de caractéres représentant I’endroit ot un
individu peut prendre son courrier. Par endroit, on entend un lieu physique que le livreur (comme
un postier) et le destinataire s’entendent a reconnaitre comme lieu de réception du courrier,
Il peut s’agir d’un logement, d’une case postale, d’une rue ou d’une route rurale. Afin de
restreindre le champ d’observation de notre étude, nous allons examiner uniquement les adresses
canadiennes (en langues francaise et anglaise) qui représentent des lieux de résidence et devraient
permettre une [ivraison exacte du courrier.

! Yves DeGuire, Recherche et systémes généraux, Statistique Canada, bureau 2405, immeuble Principal, Tunney’s
Pasture, Ottawa, Ontario, Canada, KIA 0T6.
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Comme on peut s’y attendre, la souplesse de la définition de ’adresse est source de problémes
pour toute application informatique nécessitant le traitement d’adresses postales. Méme un
étre humain est susceptible d’éprouver certaines difficultés 4 décoder les adresses qu’il ne connait
pas bien. Nous analyserons ci-aprés les trois principaux problémes qui se posent a cet égard.

2.1 La syntaxe des adresses postales canadiennes est complexe

Toute adresse postale est constituée de composantes primaires (éléments lexicaux qu’on peut
considérer comme les unités de base de I’adresse). Une composante primaire peut étre un
délimiteur, un terme (ou mot clé), un mot, une lettre ou un nombre. On trouve a la figure 1
un exemple de décomposition d’une adresse en composantes primaires. Les composantes
primaires peuvent &tre combinées pour obtenir des structures d’adresses plus importantes
appelées ‘‘composantes d’adresses’”. Les composantes d’adresses peuvent elles aussi étre de
trois types : composantes désignatives, composantes qualificatives et mots secondaires. On
trouve également 2 la figure 1 un exemple de décomposition d’une adresse en composantes
d’adresses. Les adresses valides se composent a la fois d’un ensemble de combinaisons de com-
posantes d’adresses valides et d’un ensemble de combinaisons de composantes primaires valides.
Toutefois, aux fins de la mise en oeuvre, il est plus pratique de définir une adresse a I’aide de
combinaisons de composantes primaires. Ces combinaisons peuvent étre produites 4 partir
d’une grammaire formelle d’adresses postales (rédigée en BNF, par exemple) et &tre utilisées
directement pour constituer une adresse postale.

La syntaxe des adresses postales est passablement complexe. Premiérement, la grammaire
correspondante est assez volumineuse. Nous avons analysé un échantillon national de 30,000
adresses tirées de six fichiers administratifs différents. Nous avons pu discerner parmi ces
adresses environ 4,900 combinaisons différentes de composantes primaires. Ce chiffre est nette-
ment plus élevé que celui déclaré par Drew (1987): cet écart s’explique du fait que nous avons
analysé des adresses provenant de nombreux fichiers différents, tandis que leur étude portait
sur un seul fichier. Notre analyse nous a aussi permis de dégager d’autres résultats intéressants
a’égard de la répartition de ces combinaisons. Ainsi, il suffit de 37 combinaisons différentes
pour pouvoir constituer 50% des adresses étudiées. Il existe donc un petit ensemble de com-
binaisons fréquentes, mais la plupart des combinaisons sont plutdt rares. Néanmoins, la
présente analyse illustre bien la complexité de la syntaxe des adresses postales en démontrant
qu’elle ne se limite pas 4 un petit nombre de combinaisons. Deuxiémement, on peut trouver
jusqu’a 600 termes différents dans un bon échantillon national d’adresses. Troisiemement, les
adresses sont d’ordinaire exprimées selon une structure non imposée, ¢’est-a-dire que les com-
posantes {et les délimiteurs) peuvent figurer dans I’une ou I’autre d’un petit groupe de positions.

Décomposition c/fo J Doe , 1003 Prince of Wales dr , . QOttawa, Ont
en composantes LI |1
primaires
nombre terme terme mot terme
terme mot mot mot délim délim
lettre délimiteur
Décomposition c/o J Doe, 1003 Prince of Wales dr, Ottawa, Ont
en composantes L 1
d'adresses
composante composante composante
qualificative désignative qualificative
mot composante composante
sacondaire qualificative qualificative

Figure 1: Deux fagons de décomposer une adresse postale.
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2.2 La rédaction des adresses ne répond i aucune norme précise

Comme P’illustre la figure 2, une méme adresse peut étre rédigée de diverses fagons. Cette
situation s’explique par la souplesse de la syntaxe des adresses postales et par les caprices de
la nature humaine. De fait, les gens écrivent les adresses comme bon leur semble et se confor-
ment a cet égard aux ‘‘normes’’ en usage dans leur milieu.

2.3 Les adresses postales sont sources d*ambiguités

On ne peut étudier [*adresse postale uniquement d’un point de vue syntaxique, il faut aussi
examiner son aspect sémantique (c’est-a-dire sa signification). Il arrive parfois qu’une méme
adresse puisse représenter divers lieux physiques. Nous sommes alors en présence d’une adresse
ambigué, que nous ne savons pas comment interpréter. A cette fin, il nous faudrait disposer
de plus de renseignements pour pouvoir exclure les endroits inexistants et découvrir I’endroit
correct. Toutefois, ces renseignements supplémentaires ne nous permettent pas toujours de
réduire A une seule les possibilités d’interprétation d*une adresse; nous faisons alors face 4 une
ambiguité insoluble. On trouve a la figure 3 un exemple d’adresse ambigué.

3. CONSIDERATIONS D’ORDRE INFORMATIQUE

Maintenant que nous saisissons mieux la nature des adresses postales et des problémes que
pose leur interprétation, nous allons faire porter notre attention sur ’utilisation des adresses
postales dans les systémes informatiques.

3.1 Applications informatiques nécessitant le traitement de données sur les adresses

De nombreuses applications informatiques nécessitent le traitement de données sur les
adresses. Certains projets de couplage des enregistrements (comme 1’élaboration d’un registre
d’adresses) nécessitent qu’on établisse des liens entre des individus ou des logements en se
fondant sur les adresses postales correspondantes. Essentiellement, les régles de couplage mises
en oeuvre A cet égard sont exécutées sur des composantes d’adresses normalisées. Les bases
de données et les fichiers informatiques ol sont stockées les adresses postales sont nombreux.
Ainsi, les données sur les adresses postales utilisées aux fins de Pélaboration d’un registre
d’adresses doivent étre stockées quelque part, que ce soit dans une table autonome 3 deux dimen-
sions ou dans une sorte de base de données intégrée. Mais quelles sont les données stockées?

1) 32 main st apt #1, Ottawa, Ontario ——

2) 32 main st apt #1, Ott., Ontario t————> représentent le méme lieu physique
3} 32 main st 1, Ottawa, Ontario —_

4) 860 first st, Ottawa, Ontario —

5} 860 1 st, Ottawa, Ontario ———> représentent le méme lieu physique
6) 860 1 st, Ott., Ont —

Figure 2: Exemples d’adresses représentant le méme lieu physique.
9 76 Fort ?r John BC
peut étre 7?7

2) Apt 2 76 Fort, St-John, BC existent, nous sommes en présence

1) Apt @ 76 st, Fort St-John, BC ’ si au moins deux de ces adresses
3) Apt 9 76 Fort ST, John, BC d’'une ambiguité insoluble.

Figure 3: Exemple d'adress ambigué.
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Il peut s’agir de composantes d’adresses (normalisées ou non), ou encore des adresses initiale-
ment introduites, que ce soit pour des fins de suivi ou pour I’établissement d’un fichier
historique. Toutefois, ’extraction des données d’une grande base de données (ou d’une grande
table 4 deux dimensions) exige qu’on dispose d’une clé de recherche d’adresse (ASK) permet-
tant d’avoir un accés direct 4 un enregistrement identifié par une adresse postale (ou permet-
tant ’assortiment en direct d’un enregistrement et d'une adresse postale). Le traitement des
étiquettes d’adresse représente un autre domaine ol les adresses postales jouent un role de pre-
mier plan. En effet, les étiquettes d’adresse peuvent &tre formées a partir de composantes
d’adresses normalisées ou non.

3.2 Trois éléments d’information de base

En conséquence, il faut pouvoir obtenir trois éléments d’information de base a partir d’une
adresse exprimée selon une structure non imposée : les composantes d’adresses, les composantes
normalisées et Ia clé de recherche d’adresse (ASK).

1. LES COMPOSANTES D’ADRESSES
Les composantes d’adresses représentent les parties reconnaissables et utiles d’une adresse.
Les principales composantes d’une adresse sont le numéro de rue, le nom de la rue, I’ orien-
tation de la rue, la composante désignative de la rue, la composante désignative de I’entité
postale, la composante qualificative de I’entité postale, le nom de la municipalite, le nom
de la province et le code postal.

2. LES COMPOSANTES NORMALISEES
Les composantes normalisées représentent la version normalisée des composantes
d’adresses, toute variation d’ordre stylistique ayant été éliminée de ces derniéres.

3. LA CLE DE RECHERCHE D’ADRESSE (ASK)
La cl¢é de recherche d’adresse consiste en une chaine de caractéres condensée correspon-
dant & une seule adresse.

3.3 Systéme d’analyse des adresses postales

Comme il remplace vn spécialiste (comme un postier) aux fins de la reconnaissance des
adresses, on peut considérer qu’un systéme complet d’analyse des adresses postales (& savoir
un systéme informatique capable de produire les trois éléments d’information de base dont
nous avons besoin) constitue un systéme expert dans le domaine du traitement des adresses
postales. Au cours des années soixante-dix, deux programmes ont été élaborés a Statistique
Canada pour analyser les adresses postales. Ces deux programmes, ENCODA (décomposi-
tion en composantes d*adresses) et ASKGEN 2 (normalisation et ASK), ont été mis en oeuvre
pour &tre utilisés par le systéme de mise & jour du registre des entreprises. Jusqu’a récemment,
ils ont bien rempli la fonction qui leur était dévolue. Toutefois, avec ’apparition d’ordinateurs
plus puissants, de nouvelles techniques d’élaboration des logiciels et du registre d’adresses
méme, leur rendement ne satisfait plus aux normes actuelles.

- Le taux de réussite des opérations de codage est trop faible. Une étude portant sur un échan-
tillon national d’adresses tirées de nombreux fichiers administratifs démontre que, en
moyenne, ENCODA est incapable de décoder 15% des adresses. Ce pourcentage d’erreur
est inacceptable car, dans le cas de la création d’un registre national d’adresses, i! pourrait
entrainer plus d’un million d’erreurs de codage.

- L’interface avec ’utilisateur est de piétre qualité. Aucun code d’état n’est produit au terme d’une
analyse et trés peu de programmes utilitaires ont été prévus pour faciliter la programmation.

- Les programmes ne sont pas pleinement fonctionnels. Ainsi, les composantes normalisées
et la clé de recherche d’adresse font partie de la méme structure de données. Les composantes
normalisées sont tronquées pour permettre la condensation des données, mais la clé de
recherche d’adresse est trés longue car elle est stockée dans des zones de longueur fixe, En
outre, le logiciel est incapable de déceler les adresses ambigués.
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- L’entretien du logiciel constitue un véritable cauchemar, Les nouvelles structures d’adresses
sont difficiles & intégrer aux programmes parce que ces derniers sont complexes et tendent
a le devenir de plus en plus. Il s’agit 4 d’un signe certain d’obsolescence.

Afin de répondre aux besoins afférents a I’élaboration d’un registre d’adresses et aux besoins
de Statistique Canada en matiére d’analyse des adresses, on a donc entrepris I’élaboration d*un
systéme complétement nouveau. Cette fois, ’approche adoptée pour solutionner le probléeme
de ’analyse des adresses postales a fait appel aux techniques des systémes experts, a la con-
struction modulaire et 4 une mise en oeuvre a grande échelle. Le nouveau systéme porte le nom
de systéme d’analyse des adresses postales ou PAAS.

4. UN SYSTEME D’ANALYSE DES ADRESSES POSTALES: PAAS

Comme le systéme PAAS est actuellement en voie d’élaboration, certains des résultats
obtenus sont strictement préliminaires, mais ils sont en général trés encourageants. Nous allons
passer en revue ci-aprés les quatre fonctions de base du systéme.

4.1 Analyse syntaxique des adresses

La fonction d’analyse syntaxique est la plus importante et la plus complexe des fonctions
exécutées par le PAAS. Dans le cadre de son exécution, le systéme regoit comme données d’entrée une
adresse exprimée selon une structure non imposée, il explore cette adresse (la découpe en éléments
lexicaux) et en effectue une analyse syntaxique pour la décomposer en composantes d’adresses.

Pour chaque adresse traitée, le programme d’analyse syntaxique génére les éléments suivants
(on trouvera deux exemples des résultats de ce traitement & la figure 4).

— Un code d’état de I’adresse trés détaillé; comme V pour valide, E pour erreur de syntaxe, efc.

- Détermination des composantes de I'adresse d’entrée.

- Classification des composantes: chaque composante est classée a ’aide d’un code détaillé
pour qu’il soit aisé d’en comprendre le sens. Ce code se subdivise en trois codes secondaires.
- Le code de TYPE qui indique & quel groupe de composantes une composante donnée

appartient. On peut donner comme exemples de TYPES la province (PR), la municipalité
(MU), la rue (ST), efc.

- Le code de CAT qui précise le groupe de composantes indiqué par le code de TYPE. On
peut donner comme exemples de codes de CAT pour le code de TYPE rue (ST): le nom
(NA), le numéro (NU), la composante désignative (DE), etc.

- Le code de CLASS qui permet de classer une composante selon ses caractéristiques. On
peut donner comme exemples de codes de CAT pour une composante désignative de rue:
I’avenue (AV) ou la route (RD).

- Détection des ambiguités: le programme d’analyse syntaxique du PAAS signale au moyen
d’un astérisque toute composante susceptible d’&tre modifiée par suite d’une ambiguité.
Le programme d’analyse syntaxique du PAAS a été mis en oeuvre au moyen du langage

MPL. Il s’agit d’un métalangage qui permet de produire des programmes ou des sous-

programmes d’analyse syntaxique ¢t de traduction automatique. Les données introduites en

MPL sont un ensemble de spécifications portant respectivement sur I’exploration (fa recon-

naissance des composantes primaires), les régles de syntaxe et la sémantique. L’exploration

consiste en une analyse lexicographique dans le cadre de laquelle ’adresse introduite est décom-
posée en composantes primaires. La spécification relative a la syntaxe est semblable a une
spécification grammaticale en BNF: les symboles figurant du ¢6té droit de la régle de syntaxe
sont définis par les symboles figurant du cté gauche. On trouvera des exemples de régles de
syntaxe & la figure 5. Enfin, toute régle peut introduire une opération sémantique utilisée pour
traiter certains aspects complexes de la syntaxe ainsi que pour exécuter d’autres travaux (comme
la mise & jour d*une table de composantes). Le langage MPL se préte bien 2 la rédaction des
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spécifications de traduction et il a été utilisé & Statistique Canada aux fins de la mise en oeuvre

de STATPAK (systéme d’extraction et de totalisation pour le recensement), NYSIIS (pro-

gramme de codage des noms) et NAMEPARS (programme d’analyse syntaxique des noms).

Son utilisation permet de raccourcir le délai d’élaboration (ainsi, il n’est pas nécessaire de rédiger

un programme personnalisé détaillé dans un langage de programmation classique comme le

PL/1). De plus, les spécifications rédigées en BNF sont beaucoup plus faciles 4 comprendre

qu’un programme dont la logique est complexe.

Le programme d’analyse syntaxique du PAAS exécute une analyse syntaxique assez com-
plexe et il représente une application trés importante du MPL. Ainsi, I’exploration des adresses
s’effectue 4 I'aide d’un dictionnaire contenant plus de 600 termes, tandis que la mise en oeuvre
de I'analyse syntaxique fait appel 4 plus de 100 régles de syntaxe. Dans le cadre de cette analyse,
les composantes primaires initiales sont transformées selon une régle en vertu de laquelle les
symboles figurant du coté droit sont définis par les symboles figurant du c6té gauche et devien-
nent des segments d’adresses d'un niveau plus élevé (ce processus est appelé “‘enchainement
aval’’} jusqu’a ce que I’adresse ait été analysée au complet. Au cours de ce processus, une régle
introduit une opération en vertu de laquelle les composantes d’adresses sont dégagées et stockées
dans une table. Les adresses invalides sont décelées par le fait qu’aucune régle ne s’applique.
On trouve 4 la figure 5 un exemple d’ensemble de régles. Enfin, certaines adresses complexes
sont soumises & une analyse spéciale par ’introduction d*une opération sémantique au moyen
du langage MPL. Une telle analyse est effectuée chaque fois qu’un terme ambigu est décelé.
Dans un tel cas, le systéme PAAS analyse les composantes entourant le terme ambigu.

Le programme d’analyse syntaxique du PAAS offre un meilleur rendement que le pro-
gramme ENCODA 4 divers titres.

- La qualité de I'analyse syntaxique - Le taux de réussite du programme d’analyse syntax-
ique du PAAS en matiére de décodage est plus élevé que celui du programme ENCODA.
Une série d’essais paralléles portant sur des échantillons nationaux d’adresses identiques ont
démontré que le PAAS décode avec succés plus de 97% des adresses, tandis que le programme
ENCODA ne peut en traiter correctement plus de 85%.

- L’indication de I’état de ’adresse - Le PAAS fournit un état plus complet de I’adresse que
le programme ENCODA. En effet, ce dernier n’offre que deux possibilités: adresse décodée
ou adresse en blanc!

- Les composantes - Le systéme PAAS génére des données beaucoup plus détaillées sur les
composantes que le programme ENCODA.

- L’entretien - Gréce a I’utilisation du langage MPL, le programme d’analyse syntaxique du
PAAS est d’un entretien beaucoup plus facile qu’un immense algorithme comme celui utilisé
par le programme ENCODA.,

ADRESSE COMPOSANTE TYPE CAT CLASS AST__AMB
{1) 32 Main st, Ottawa, Ont 32 ST NU  »»
Main ST NA  «»
ADRESSE__ETAT=====3> V st ST DE ST
Ottawa MU NA =«
Ont PR NA 35
{2) 32 Main st QOttawa Ont 32 ST NU  +»
. Main ST NA »»
ADRESSE_ETAT=====> A st 8T DE ST *
Ottawa MU NA == *
Ont PR NA 35

Comme la deuxiéme adresse donnée en exemple n’est délimitée par aucune virgule, le PAAS signale
une ambiguité au moyen d’astérisques.

Figure 4: Exemples de résultats du traitement de I’adresse par le programme d’analyse syntaxique du
PAAS,
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4.2 Normalisation des composantes

La normalisation a pour objet d’éliminer toute variation de nature stylistique des com-
posantes définies au stade de I’analyse syntaxique.

Contrairement au programme ASKGEN2, le systéme PAAS ne tronque aucune composante
et il retient tous les renseignements contenus dans chaque composante. Fondamentalement,
cette normalisation s’effectue de trois facons différentes selon la nature de la composante,

1. COMPOSANTES POUVANT ETRE CODEES
Toute composante pour laquelle existe un nombre limité de valeurs est normalisée en
remplacant la valeur de la composante par le code de CLASS de cette derniére (ce code
identifie d’une maniére unique la valeur normalisée de 1a composante). Font partie de la
présente catégorie les composantes comme le nom de la province, 1a composante désignative
de rue, efc.

2. COMPOSANTE DE NOM NON NUMERALE
Pour normaliser une composante de nom non numeérale, il faut appliquer plusieurs régles
afin de transformer la valeur initiale en valeur normalisée. Ces régles peuvent varier de
I’élimination des caractéres inutiles {par exemple guillemets, trait d’union, efc.) au
remplacement des abréviations (par exemple Mtl devient Montréal).

3. COMPOSANTE DE NOM NUMERALE
Les composantes de nom numérales sont normalisées en exprimani le nom sous forme de
chiffre. Par exemple Premiére devient 1, Deuxiéme devient 2, efc.

Ask

La clé de recherche d’adresse doit étre bréve et unique.

On s’assure du caractére unique de la clé en enchainant dans un ordre prédéterminé les com-
posantes normalisées d’une adresse (plutdt qu’a I’aide d’une table comme avec le programme
ASKGEN?2). 1l convient de souligner que la clé de recherche d’adresse ne constitue pas
nécessairement un identificateur unique des logements. Ainsi, dans les régions rurales, il arrive
souvent qu’une méme adresse postale représente de nombreux logements (par exemple RR #1
Ottawa Ontario).

Différentes techniques de condensation peuvent &étre mises en oeuvre pour abréger la clé.
Toutefois, la condensation des données nécessite un certain temps et nous nous devons de choisir
une technique efficace. Nous mettons actuellement & I’essai deux techniques différentes.

1. LA TRONCATURE
La présente technique consiste A tronquer les composantes de nom. Il ne s*agit pas d’une
condensation réelle et elle pourrait modifier le caractére unique de la clé. Toutefois, elle
constitue une technique simple et rapide.

2. LA CONDENSATION REELLE
La technique de condensation que nous étudions actuellement consiste fondamentalement
a remplacer des combinaisons communes de caractéres par un code de caractére non utilisé
aux fins de la rédaction des adresses. Cette technique nous permettrait de préserver le
caractére unique de la cl¢, mais elle rendrait sa production et son utilisation plus complexes.
En conséquence, on prévoit qu’elle nécessiterait un temps de calcul plus long,

4.3 Résolution des ambiguités

Lorsqu’une ambiguité a été décelée dans le cadre de ’analyse syntaxique, elle doit étre
résolue, manuellement ou automatiquement, par le systéme PAAS. A cette fin, le syst®me
PAAS utilise un fichier des noms de municipalités (ce fichier, élaboré & partir de la bande du
répertoire de codes postaux de la Société canadienne des postes, comprend environ 6,000 noms
de municipalités et couvre tout le pays).
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Bien siir, cette méthode permet uniquement de traiter les problémes liés aux noms de
municipalités. Ce qui n’est pas si mal, puisque ces problémes représentent une proportion
appréciable des cas d’ambiguité et que ces cas sont faciles & déceler et A résoudre (ils ne
nécessitent pas le traitement d'un grand nombre de données). On pourrait, dans le cadre de
travaux ultérieurs, étudier ’opportunité de déceler et de résoudre d’autres cas d’ambiguité.

Enfin, quels que soient les perfectionnements apportés au logiciel, les adresses insolubles
et non existantes continueront de poser un probléme et il faudra assurer un suivi manuel a
leur égard.

Adresse & analyser: 100 Rideau st  Ottawa Ont  K1N 5X2
A un certain stade, nous obtenons une chaine de fragments d'adresse qui sera transformée
par cing régles. Le "' | * indique un “OU" et []1 est un élément syntaxique facultatif.

<NUMBER> <WORD> <ST_DESIGNATOR> «<MUNICIPALITY > <PROVINCE> <PC>

Chaine de fragments d'adresse qui sera
transformés par la régle (1),

<NAME > = <WORD | NAME > [WORD] RULE (1)

<NUMBER> <NAME> <ST_DESIGNATOR> <MUNICIPALITY > <PROVINCE> <PC>»
Nouvelle chaine de fragments d'adresse générée par la régle {1).
Cette chaine sera transformée par la régle (2). On notera qu'il serait

appropriée qu'une opération sémantique introduite par la régle (2)
détermine la composante du nom de la rue.

<ST_NAME > ::= <NAME> RULE (2)

<NUMBER> <ST_NAME> <ST__DESIGNATOR> <MUNICIPALITY > <PROVINCE> <PC>

!

<ST_NUMBER> ::= <NUMBER> RULE (3)

<8T_NUMBER> <ST__NAME> <ST_DESIGNATOR> <MUNICIPALITY > <PROVINCE> <PC:>

!

<ST_ADDRESS>::= <ST_NUMBER> <ST_NAME> <ST__DESIGNATOR > RULE (4)

< ST_ADDRESS > <MUNICIPALITY > <PROVINCE> <PC>

!

<ADDRESS > ::= «ST_ADDRESS> <MUNICIPALITY > <PROVINCE> <PC> RULE (5}

Le processus est terminé puisque la chaine a été analysée au complet.

Figure 5: Régles pour un exemple de syntaxe d’adresse.
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5. CONCLUSION

Les résultats de 1’analyse des adresses postales réalisée par le systéme PAAS sont
encourageants. Le systéme décode la grande majorité¢ des adresses, il génére un code trés détaillé
pour chaque compaosante, il normalise les composantes et produit une ¢lé de recherche d*adresse
de fagon appropriée et il est capable de traiter les cas d’ambiguité. En outre, le systéme PAAS
comprend des programmes utilitaires ainsi que des interfaces pour les utilisateurs et les techni-
ciens d’entretien,

Les utilisateurs ont accés 4 une interface, qui leur permet d’exécuter les quatre fonctions
de base sur leurs adresses, ainsi qu’a un programme utilitaire qui traite les adresses erronées
(traitement en direct). Ils disposent également d’un programme de traitement des fichiers.

Le systtme PAAS est également pourvu d’un sous-ensemble de conirdle de la qualité destiné
aux techniciens d’entretien. Le systéme PAAS est appelé 4 évoluer a ’avenir au fur et 3 mesure
qu’on découvrira de nouvelles adresses et que d’autres adresses deviendront désuétes. Or, il
est délicat de faire en sorte que les modifications appropriées soient apportées au systéme. Le
sous-ensemble d’entretien a pour objet d’éviter que I’apport de modifications au logiciel
n’invalide des adresses analysées de fagon appropriée dans les versions précédentes du systéme,
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Note d’information sur SQL

DAVID N. EMERY!

RESUME

Cette note d’information met en lumiére les points forts et les points faibles du langage SQL.

MOTS CLES: Systeme de gestion de bases de données relationnelles; langage d’interrogation de bases
de données.

1. INTRODUCTION

Les systémes de gestion de bases de données relationnelles et SQL, le plus populaire des
langages d'interrogation de bases de données, ont largement retenu 1’attention des médias.
Dans une large mesure, on voit en SQL un moyen de régler tous les problémes liés a la gestion
des données, ce qui entraine malheureusement une grande confusion chez les utilisateurs
possibles de ce langage. Il arrive donc que ces personnes soient dégues lorsqu’elles ont 1’occa-
sion d’utiliser SQL.

La présente note d’information a pour objet d’éliminer en partie la confusion qui existe dans
ce domaine en tracant de SQL un portrait réaliste qui met en lumiére les points forts et les points
faibles inhérents a ce langage. Nous ne tenterons pas ici d’exposer les avantages que présente
en 50i le modéle de données relationnelles, car d’autres documents en ont déja traité de fagon
appropriée (par exemple Date 1985).

2. SQL - LA NATURE DE CE LANGAGE

L’interaction qui s’exerce entre un utilisateur (qu’il s’agisse du réalisateur d’un systéme ou
de Putilisateur final) et le systéme de gestion d’une base de données peut se diviser en grandes
catégories selon la fonction exécutée:

e définition de données;

* contrble de données (c’est-a-dire autorisation et contrdle de leur intégrité);
® extraction de données; et

* modification de données (¢’est-a-dire insertion, mise a jour et suppression).

Un systéme de gestion de bases de données doit fournir des interfaces aux fins de Pexécu-
tion de ces fonctions. Selon le systéme choisi, ces interfaces revétent la forme de programmes
utilitaires, de langages d’interrogation et/ou de bibliothéques de sous-programmes pour les
langages de programmation.

Avec SQL, on exécute ces quatre fonctions & 1’aide d’un seul langage, qui est bien défini
et présente une structure rigide, SQL constitue I’interface dont on se sert pour communiquer,
au systéme de gestion de la base de données, la fagon dont les relations (¢’est-a-dire les fichiers
ou les tableaux logiques) doivent étre subdivisées et/ou combinées de sorte que soient créées
de nouvelles relations.

! David N. Emery, Statistique Canada, Sous-division de la recherche et des systémes généraux, DSDI - bureau 2405,
immeuble Principal, Ottawa, K1A 0T6.
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Pour comprendre les possibilités qu’offre SQL, il est essentiel de se rendre compte que ce
langage permet d’exécuter exactement ces quatre fonctions - rien de plus et rien de moins. Toute
autre fonction doit &tre exécutée par Iapplication qui lance I'instruction SQL.

Examinons I’exemple suivant. Le tableau « LOGEMENT» fait état des données sur les
logements, par exemple le nombre d’occupants, le type de logement, son emplacement, le genre
de chauffage et I’dge du logement. Aux fins d’imputation du type de logement, on pourrait
souhaiter obtenir un ensemble de logements constituant des donneurs possibles qui sont situés
dans la méme région géographique, ont le méme age et font appel au méme genre de chauf-
fage. On pourrait présenter [’instruction SQL suivante en vue d’obtenir un ensemble de
donneurs:

SELECT LOGEMENT__ID, TYPE_ DE_ LOGEMENT (Interrogation 1)
FROM LOGEMENT
WHERE TYPE__OF_CHAUFFAGE = ‘GAZ’ AND
AGE = 20 AND
ENDROIT_CODE = ‘XYZ’,

SQL ne constitue pas un mécanisme dont on peut se servir pour manipuler I’ensemble
d’enregistrements donneurs extraits. Ce langage ne permet pas de sélectionner le niéme
enregistrement, un enregistrement sur deux ou un enregistrement au hasard. De méme, SQL
ne posséde aucun mécanisme qui permette de manipuler un tableau de maniére a4 en modifier
la présentation sur un terminal ou & l'impression. Ce sont 14 des possibilités qu’on exigerait
4 juste titre d’un langage de «programmation», d’ol I’expression «langage d’interrogation de
bases de données». Le fait de désigner SQL comme un langage de la quatriéme génération,
puis de le comparer & des produits qui mettent en jeu ’intégration a un langage de program-
mation des seules fonctions d’extraction et de modification de données ne fait qu’ajouter a
la confusion. On établit alors une comparaison boiteuse; en effet, bien qu’il s’agisse dans les
deux cas de langages de la quatriéme génération, chacun présente des caractéristiques trés
différentes.

Compte tenu du nombre trés restreint de fonctions qu’il permet d’exécuter, la question qui
saute aux yeux est : «Alors pourquoi SQL suscite-t-il tant d’intérét?»

3. SQL - LES AVANTAGES QU’IL PRESENTE

3.1 Transparence au moment de la mise en oeuvre

Une interrogation formulée en SQL ne fournit aucune indication quant a la fagcon dont les
données sont organisees et stockées dans la base de données. Cette interrogation ne fait état
que des éléments qui doivent &tre extraits, modifiés ou stockés; le systéme de gestion de la base
de données détermine le meilleur moyen d’y arriver. Des questions comme celles de savoir:

* quelles colonnes seront indexées (caractéristique contribuant 4 1’amélioration de la
performance);

¢ sile tableau ou la colonne est réellement stocké ou s’il s’agit uniquement de la combinaison,
pour la durée d’exécution, d’autres tableaux; et

¢ quelle est la représentation interne des données (c’est-a-dire la virgule flottante, décimal con-
densé, code binaire)

n’ont aucun rapport que ce soit avec la syntaxe d’une instruction SQL. De ce fait, les modifica-
tions apportées 4 I’organisation et 4 la structure de la base de données n’ont aucune incidence
sur ’utilisateur. On peut donc modifier selon son gré la structure sous-jacente 3 la base de
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données sans pour autant modifier ’interrogation. Cette derniére peut bénéficier sans delai
de toute amélioration apportée a la structure de la base de données ou aux algorithmes
d’optimisation.

De méme, lorsque ’utilisateur formule une interrogation en SQL, il ne précise pas I'ordre
suivant lequel doit se dérouler le traitement pour y répondre. Ce rle incombe aux algorithmes
d’optimisation du logiciel de traitement des interrogations. Ce logiciel évalue P'interrogation
en fonction de la structure et de I’organisation actuelles de la base de données de maniére &
déterminer la facon la plus efficiente d'y répondre.

3.2 Norme universelle reconnue a I’échelle internationale

L’Organisation internationale de normalisation (ISO) et I’American National Standards
Institute (ANSI) ont récemment adopté une norme commune & ’égard de SQL (ISO 1987).
L’existence de cette norme et son adoption par plusieurs fournisseurs de systémes de gestion
de bases de données relationnelles permettent aux réalisateurs de logiciels d’avoir accés 4 un
marché beaucoup plus vaste sans consentir des efforts supplémentaires considérables aux fins
de la réalisation de ces logiciels. Comme ils fondent leurs applications sur le SQL normalisé,
ils ne sont plus assujettis & un systéme particulier de gestion de bases de données. Par consé-
quent, la création d'outils logiciels en fonction d’une interface faisant appel a cette version
normalisée de SQL constitue maintenant un secteur d’activité en pleine croissance. Par exemple,
les interfaces faisant appel 4 un langage naturel, les langages de programmation de la quatriéme
génération, les logiciels de prise en charge des répertoires de données, les progiciels d’entrée/de
validation de données, qui s’appuient tous sur le SQL adopté par I’ANSI et I’ISO, commen-
cent & apparaitre sur le marché.

Le vif intérét que suscite SQL a en outre eu une incidence trés positive sur la norme elle-
méme et on continue de ’améliorer. Dans la version révisée provisoire la plus récente de la
norme de I'ISO portant sur SQL, les contraintes liées & 1'«intégrité référentielle» sont précisées
dans les instructions SQL de définition des données. Pour bien illustrer cette extension de SQL,
examinons de fagon plus approfondie ’exemple « LOGEMENT», Si I'on émet comme
hypothése que la base de données comporte aussi un tableau intitulé «<PERSONNES» faisant
état de renseignements détaillés au sujet de particuliers, y compris un code de logement qui
indique le logement ou ils habitent a ’heure actuelle. On pourrait déterminer qu’il existe une
contrainte d’intégrité selon laquelle chaque personne doit &tre associée & un logement en par-
ticulier. De ce fait, on commettrait une erreur en supprimant un enregistrement « LOGEMENT»
auquel se rapporteraient encore des enregistrements « PERSONNES», ou en ajoutant un
enregistrement « PERSONNES» qui se rapporterait a un enregistrement « LOGEMENT» non
existant. A I’heure actuelle, la logique visant & repérer et & éviter ces incohérences doit étre
insérée dans chaque programme d’application qui peut supprimer un enregistrement « LOGE-
MENT», ce qui ne sera plus nécessaire si I’on précise dans SQL les contraintes d’intégrité
référentielle. Le SGBD est chargé de repérer et de bloquer toute tentative de suppression d’un
enregistrement «LOGEMENT» auquel continuent de se rapporter des enregistrements
«PERSONNES».

3.3 Facilité d’extension

Une des grandes différences entre les versions de SQL des divers fournisseurs réside dans
le nombre et la diversité des fonctions prises en charge. Ces écarts sont en grande partie
attribuables 2 la facilité avec laquelle il est possible d’intégrer 4 SQL des fonctions supplémen-
taires sans en modifier la structure d’ensemble. Par exemple, la norme SQL traite des fonc-
tions de groupage aux fins de I’établissement d’une moyenne (AVG), de la détermination d’un
nombre maximal (MAX) ou minimal (MIN}, du comptage (COUNT) et de I’agrégation (SUM)
i I’égard de données non pondérées. Si ’on revient a I'exemple « LOGEMENT», il serait
possible d’obtenir au sujet du nombre d’occupants diverses statistiques sommaires réparties
selon le lieu géographigue:
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SELECT AVG(NO_DE__PERSONNES), MAX(NO__DE_ PERSONNES),
(Interrogation 2)
MIN(NO__DE__PERSONNES), SUM(NO__DE__PERSONNES),
COUNT(NO__DE__ PERSONNES)
FROM LOGEMENT
GROUP BY ENDROIT;

Certains fournisseurs y ont ajouté d’autres fonctions telles que 1a détermination de la variance
(VARIANCE) et de I’écart-type (STDDEV). Grice a ces fonctions supplémentaires, il devient
facile de repérer les valeurs aberrantes, dont I'écart par rapport  la moyenne est supérieur a
I’écart-type :

SELECT LOGEMENT__ID__ FROM LOGEMENT (Interrogation 3)
WHERE NO__DE__ PERSONNES <
(SELECT AVG(NO__DE_ PERSONNES - STDDEV (NO__DE__ PERSONNES)
FROM LOGEMENT)
OR
NO__DE_ PERSONNES >
(SELECT AVG(NO__DE__PERSONNES) + STDDEV(NO__DE__PERSONNES)
FROM LOGEMENT);

3.4 Interface simple avec la base de données

Lorsqu’on interroge une base de données au moyen d’un programme écrit dans un langage
héte comme PL/1, FORTRAN ou C, on se sert aussi d’instructions SQL. Ces instructions sont
a toutes fins utiles identiques a celles qu’on emploie quand on interroge en interaction une base
de données par le truchement d’un compilateur SQL. La seule différence réside dans le fait
que I'interface faisant appel au langage héte exige une instruction «INTO» supplémentaire
pour indiquer les variables du programme qui contiendront les résultats de I’interrogation.

En se servant d’une interface identique avec un langage de programmation héte, on peut
diviser en deux activités distinctes la réalisation et la mise au point du programme:

* la mise & I’essai des instructions visant ’extraction/le stockage de données dans la base de
données (c’est-a-dire les instruction SQL elles-m&mes), et

® la mise 4 I’essai du code du programme qui manipule les données.

La premiére de ces activités peut étre accomplie au moyen d’un interpréteur de commandes
SQL avant méme la rédaction du programme en langage héte. Les instructions SQL optimales
peuvent alors €tre transférés directement dans le programme hote, tandis que la mise a ’essai
peut &tre concentrée sur la logique liée & la manipulation des données.

Puisque les instructions SQL intégrées au langage héte sont interprétées au moment de
’exécution, tout changement apporté a I’organisation ou 2 la structure de [a base de données
se trouve aussitot reflété dans le programme.

3.5 Bases de données réparties/machines bases de données

Les bases de données réparties constituent I’un des sujets les plus d’actualité en matidre
de techniques liées aux systétmes de gestion de bases de données. Dans Ie contexte d’une base
de données réparties, les données s’étendent a plusieurs bases de données différentes (sou-
vent sur des machines se trouvant a4 des endroits différents). Il incombe au
logiciel du SGBD d’intercepter I’interrogation d*un utilisateur, de la traduire en interroga-
tions appropriées aux diverses bases de données en présence et de grouper aux fins de présen-
tation les résultats de ces interrogations.
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Comme il en a déja été fait mention, I’ utilisateur qui formule une instruction SQL n’est pas
tenu de décrire la facon dont les données sont stockées dans la base de données ou I’emplace-
ment qu’elles y occupent. De ce fait, dans le contexte d’une base de données réparties ou SQL
est utilisé comme langage d’interrogation de cette base de données, on peut transférer les
données entre les machines sans pour autant que les applications actuelles subissent quelque
changement que ce soit. SQL devient donc trés populaire auprés des réalisateurs de systémes
de gestion de bases de données réparties.

Pour des raisons similaires, SQL gagne en popularité comme langage d’interrogation des
machines bases de données. Celles-ci bénéficient du caractére homogéne inhérent aux struc-
tures de données relationnelles (c’est-a-dire tabulaires) pour les subdiviser sur plusieurs pro-
cesseurs paralléles. Ces processeurs comportent des jeux d’instructions précisément congus pour
exécuter des opérations relationnelles. En raison du manque de détails quant a la représenta-
tion dans les interrogations formulées en SQL, les utilisateurs ne peuvent prendre conscience
du rdle joué 4 ’arrigre-plan par ces machines.

4. RESUME

I 0’y a pas lieu de s’étonner que SQL soit vite devenu le principal langage d’interrogation
de bases de données. Avant longtemps, la trés grande majorité des systémes de gestion de bases
de données comporteront une interface faisant appel 2 SQL. Il est toutefois intéressant de
signaler qu’un phénoméne insolite se produira; en effet, au fil des années, Iutilisateur «verra»
de moins en moins de SQL. Plutdt que de tenter de faire de SQL lui-méme un langage a la
portée des utilisateurs, on s’efforcera d’élaborer des outils propres & certaines applications qui
mettront 4 la disposition de ’utilisateur une interface expressément congue en fonction de la
tache 3 exécuter. SQL deviendra ainsi 'interface la plus courante entre ces outils et les diverses
bases de données.
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Bibliographie de la méthode
des réponses randomisées: 1965-1987
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RESUME

Bibliographie compléte des ouvrages, complés rendus de recherche et articles publiés sur la théorie,
I’application et le développement des techniques associées & la méthode des réponses randomisées; avec
une classification par sujet.

MOTS CLES: Enquéte; questions délicates; confidentialité.

1. INTRODUCTION

L’augmentation récente du besoin de données trés détaillées sur des sujets délicats (par
exemple sur le comportement sexuel, en vue de I’étude de la propagation du sida) a provoqué
un réexamen des méthodes pouvant servir & obtenir des réponses & des questions génantes. On
connait bien les difficultés que souléve "application des techniques d’enquéte classiques a la
collecte de renseignements de ce genre, et plusieurs solutions de rechange ont été proposées
(Bradburn et Sudman 1979). La principale est la méthode des réponses randomisées, proposée
pour la premiére fois par Warner en 1965. Le principe de cette méthode est que I’'enquété choisit
au moyen d’un mécanisme aléatoire la question a laquelle il va répondre et que I’intervieweur
connait seulement cette réponse et ignore a quelle question elle correspond. Cette technique
est censée réduire les biais créés par la non-réponse et ’erreur de réponse du fait qu’elle fait
comprendre a I’enquété que ’anonymat de sa réponse est protégé (puisque I'intervieweur ignore
la question) et I’incite par conséquent 4 se montrer plus coopératif et 4 répondre plus franche-
ment que si une question directe lui était posée. '

Depuis 1965, il s’est fait beaucoup de recherche sur les différents aspects de cette méthode:
développements théoriques, élaboration de nouvelles techniques de randomisation, applica-
tions aux variables quantitatives, aux questions a choix multiple et & 1’analyse multidimension-
nelle. On a également étudié les problémes qui touchent Iestimation, I"optimisation des
parametres et le plan de sondage. De nombreuses études empiriques faisant appel 4 la méthode
des réponses randomisées ont été faites sur plusieurs sujets comme la consommation de drogues,
I’avortement, I’ivresse au volant et la criminalité; beaucoup de ces études contenaient une
évaluation de leurs résultats, faite, dans plusieurs cas, au moyen d’une analyse de validité. Les
résultats de ces études étaient trés divers, certains révélant des gains sensibles attribuables 4
la méthode des réponses randomisées, d’autres n’ayant démontré aucune amélioration du taux
de réponse ou de la fiabilité des réponses. Pour tacher d’expliquer les différences dans les
résultats empiriques, on a aussi étudié ’attitude des répondants a I'égard des réponses ran-
domisées, leur maniére de comprendre cette méthode et I’idée qu’ils se font de la confiden-
tialité et de la protection qu’en permet la méthode.

L’ensemble de ces travaux de recherche est formé de plus de deux cent cinquante théses,
comptes rendus, articles et livres écrits (dans au moins sept langues) depuis une vingtaine
d’années. Ce corpus comprend de nombreux exposés descriptifs et études d’enquétes ainsi que
deux bibliographies, celle de Kim et Flueck (1976) et celle de Daniel (1979), cette dernidre
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commentée. Trois ouvrages généraux ont également été publiés sur la méthode des réponses
randomisées: Defaa (1982), Fox et Tracy (1986) et Chaudhuri et Mukerjee (1988). Malheureuse-
ment, aucun ne comporte de bibliographie exhaustive et 4 jour, et celle que nous proposons
ici a pour but de combler cette lacune.

Pour étre aussi complet que possible, nous énumérons les textes publiés et non publiés, mais
nous avons évidemment pu incorporer ces derniers seulement quand il y avait des
renseignements a leur sujet dans les diverses sources. En outre, pour éviter de mentionner deux
fois un méme document, nous avons exclu les textes non publiés présentés 3 des conférences
et dont le contenu est presque intégralement repris dans une publication subséquente. Les théses
de doctorat sont en général incluses, toutefois, parce qu’elles contiennent habituellement plus
de détails que les articles qu’on a pu en tirer. En ce qui concerne les articles traitant de I’utilisa-
tion d’autres méthodes que celles des questions randomisées pour obtenir des réponses 4 des
questions délicates, ils figurent dans la bibliographie seulement si 'on y compare ces autres
méthodes A celle des réponses randomisées. Les articles sur I’ utilisation des techniques de ran-
domisation pour assurer la confidentialité de données déja recueillies (par exemple 1’arron-
dissement ou le codage aléatoire) ne sont pas inclus a4 moins qu’il n’y soit également question
de randomisation dans le processus de collecte proprement dit.

Notre bibliographie est un répertoire alphabétique qui donne pour chaque entrée tous les
renseignements bibliographiques habituels. Le titre de 'article ou de ’ouvrage dans la langue
d’origine est indiqué il est connu. Autrement, pour les publications dans des langues autres
que I’anglais, nous donnons le titre anglais en indiquant la langue d’origine entre parenthéses.
La plupart des textes qui ne sont pas écrits en anglais sont accompagnés d’un résumé en anglais.
Une lettre-code correspondant 3 un classement thématique se trouve dans la marge droite de
la page & coté de chaque référence. On trouvera ci-aprés la liste de ces codes et des catégories
qui leur correspondent. On pourra, en s’adressant a ’auteur, se procurer une liste thématique
des entrées et un index des auteurs, que le manque d’espace nous empéche de reproduire ici.

2. CODES DES CATEGORIES DE SUJETS

A - Applications et expériences sur le terrain.
B - Bibliographies et articles sur des enquétes.

C - Confidentialité, attitude des répondants devant la méthode, la maniére de comprendre
la méthode et la protection de I’anonymat.

E - Evaluation de techniques ou d’estimateurs de remplacement.
H - Tesis d’hypothése, estimation ¢t analyse.

M - Analyse multidimensionnelle,

O - Optimisation des parametres du plan.

P - Questions & choix multiple.

Q - Variables quantitatives.

R - Mécanismes et techniques de randomisation.
S - Plan de sondage.

T - Développements théoriques.

V - Ftudes de validation.

X - Exposés descriptifs.
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Rectification 367

‘Sur la stratification de populations asymétriques’ par P, Lavallée et M.A. Hidiroglou,
Techniques d’enquéte (1988), 14, 35-45.

L’équation (3.10), pour le calcul de &7 (;, devrait étre

— Bi + VBj? — dajyi

2at,

b”“,]= h=1,,L-"1

Son analogue pour population finie 4 la page 41 devrait aussi étre tel qu’indiqué ci-dessus.
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|
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1.3 Le nom et 'adresse de chaque auteur doivent figurer dans une note au bas de la prle—
miére page du texte. :

1.4 Les remerciements doivent paraitre a 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 a 51x
mots clés. Eviter les expressions mathématiques dans le resume

3. Rédaction

3.1 Eviter les notes au bas des pages, les abréviations et les sigles.

3.2 Lessymboles mathemathues seront imprimés en italique & moins d’une indication con-
traire, sauf pour les symbolcs fonctionnels comme exp(:) ét log(-) 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 lmpoi
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un chiffre arabe 4 la droite si I"auteur y fait référence plus loin.

3.4 Ecrire les fractions dans le texte 4 1’aide d’une barre obligue. ﬁ
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4.  Figures et tableaux

4 4.1 Les figures et les tableaux doivent tous étre numeérotés 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 Ils doivent paraitre sur des pages séparées et porter une indication de l’cndr01t ou 1ls
doivent figurer dans le texte. (Normalement, ils doivent étre insérés pres du passage
qui y fait référence pour la premiére fois.)

5.  Bibliographie

5.1 Lesréférences a4 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 : apres
la référence.

Exemple: Cochran (1977, p. 164).

5.2 La bibliographie a 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. 4 I’année de publi-
cation. Les titres de revues doivent &tre écrits au long. Suivre le modeéle utilisé dans
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