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Dans ce numéro 

Ce numéro de Technigues d'enguête renferme une série d'articles très diversifiée. Dans le 
premier article, Alho examine divers estimateurs de la variance de la taille d'une population 
estimée au moyen d'un système de double enregistrement. Il étudie le biais de l'estimateur habituel 
de la variance suivant l'hypothèse de l'hétérogénéité de la population, ce biais étant déterminé 
normalement selon l'hypothèse de probabilités de saisie homogènes. L'auteur propose deux autres 
estimateurs de la variance. Les trois estimateurs sont ensuite appliqués à des données sur les 
maladies professionnelles en Finlande. 

Rao et Shimizu comparent trois méthodes qui permettent de combiner des estimations indépen­
dantes établies à partir de données recueillies à des périodes successives. Ils montrent que les trois 
méthodes produisent de meilleurs résultats que si on utilisait les estimations fondées sur les 
données d'un seul passage. Ils appuient leurs propos d'un exemple concernant l'enquête nationale 
sur les sorties d'hôpital aux États-Unis (National Health Discharge Survey). 

Dans leur article, Lavrakas, Settersten et Maier font une analyse descriptive du problème de 
l'attrition des panels dans les enquêtes; ils se servent pour cela des données de deux enquêtes 
téléphoniques à composition aléatoire. Cet article instruit convenablement le lecteur dans 
quelques-unes des causes de l'attrition et propose des façons d'en atténuer les effets. 

Sutradhar, Dagum et Solomon définissent un test exact permettant de vérifier s'il existe un 
mouveinent saisonnier stable significatif dans des séries temporelles caractérisées par une structure 
saisonnière stable, à part de quelques variations annuelles. Les hypothèses du test F de l'analyse 
de variance ordinaire utilisé dans la méthode de désaisonnalisation X-11-ARMMI ne sont 
pas vérifiées lorsqu'il y a autocorrélation des résidus. En revanche, le test exact tient compte 
de cette possibilité. Les auteurs comparent les deux tests pour plusieurs séries socio-économiques 
canadiennes. 

L'échantillonnage par la méthode des quotas est caractérisé par l'absence de processus 
randomisé. Il faut donc recourir à une forme quelconque de modélisation pour construire 
des estimateurs. La méthode classique consiste en la modélisation de superpopulations et 
à cet égard, Deville ouvre de nouvelles voies intéressantes. Il propose notamment de modéliser 
le processus d'échantillonnage. Il étabht aussi des comparaisons avec l'échantillonnage aléatoire. 

Bien que les enquêtes-ménages soient un heureux moyen de recueillir des données sur des 
populations humaines, elles ne sont pas conçues pour étudier les caractéristiques de populations 
humaines mobiles, par exemple les visiteurs de musées ou de parcs, les acheteurs, etc. Kalton 
décrit divers plans de sondage destinés à des enquêtes ayant pour objet des flux de populations 
humaines et il donne des exemples d'enquêtes de ce genre. Ces exemples montrent que le choix 
d'un plan de sondage est déterminé largement par les considérations relatives au travail sur le 
terrain. 

Hidiroglou, Choudhry et Lavallée présentent un plan de sondage pour des enquêtes infra-
annuelles permanentes auprès d'entreprises. Un plan de renouvellement est proposé afin que 
l'échantillon ne cesse d'être représentatif. À l'aide d'une étude empirique où sont reproduites 
certaines conditions d'enquête, les auteurs examinent les propriétés d'un certain nombre 
d'estimateurs de totaux utilisés avec ce plan de sondage. 

Stasny, Goel et Rumsey utilisent des modèles de régression pour établir des estimations 
régionales de la production de blé dans le cas où les sources de données sont non probabilistes. 
Par une étude de simulation, il comparent les estimations obtenues par régression à celles 
calculées au moyen de deux estimateurs classiques: l'estimateur synthétique et l'estimateur 
direct. Ils comparent aussi trois méthodes de pondération qui visent à satisfaire les règles 
d'additivité. 



134 Dans ce numéro 

Dans le dernier article de ce numéro, Norris et Paton exposent dans ses grandes lignes l'Enquête 
sociale générale du Canada, qui en est à sa cinquième année d'existence. Ils énumèrent succinc­
tement les besoms en données et commentent les cinq sujets abordés annuellement dans l'enquête. 
Ils décrivent aussi la méthodologie de l'enquête ainsi que des expériences qui ont été faites avec 
la composition aléatoire. Leur analyse des taux de non-réponse enregistrés depuis les débuts de 
l'enquête a une portée pour d'autres enquêtes téléphoniques. 

Le rédacteur en chef 



Techniques d'enquête, décembre 1991 1 3 5 
Vol. 17, n° 2, pp. 135-142 
Statistique Canada 

Estimation de la variance dans un système de double 
enregistrement pour des populations hétérogènes 

JUHA M. ALHOl 

RÉSUMÉ 

L'estimateur de système dual de la taille d'une population peut être fortement biaisé s'il y a hétérogé­
néité des probabilités de saisie. Dans cet article, nous étudions le biais de l'estimateur de variance cor­
respondant dans des conditions d'hétérogénéité. Nous montrons que l'estimateur habituel est conservatif, 
c'est-à-dire qu'il produit des estimations excessives, lorsque les deux systèmes d'enregistrement sont 
corrélés négativement ou pas du tout ou encore lorsqu'il existe une corrélation positive mais faible. S'il 
existe une corrélation positive forte entre les deux systèmes, l'estimateur peut produire des sous-
estimations. Nous proposons donc deux estimateurs, que nous comparons au premier. L'un est con­
servatif dans des conditions d'hétérogénéité quelconque, l'autre l'est dans des conditions d'hétérogé­
néité gaussienne. Nous appliquons ensuite ces estimateurs à des dormées sur les maladies professionnelles 
en Finlande. 

MOTS CLÉS: Saisie-resaisie; système dual; hétérogénéité; maladies professionnelles. 

1. INTRODUCTION 

Supposons N^individus dans une population fermée. Le problème consiste à estimer N^au 
moyen d'un système de double enregistrement. Nous procédons à un échantillonnage double, 
selon lequel nj individus sont prélevés (saisis) au tempsy, j = 1,2. Soit m le nombre d'indi­
vidus prélevés deux fois. Définissons les variables indicatrices Ujj et m,, pour i = 1, ..., N, 
telles que My, = 1, si et seulement si l'individu/est prélevé au temps y seulement (7 = 1,2), 
et m, = 1 si et seulement si l'individu / est prélevé aux deux occasions. Autrement, Ujj et mj 
sont égales à zéro. Définissons «;,• = «;, -f m,- comme l'indicateur de saisie au temps j , 
j = 1, 2. De plus, posons M, = MJ, -l- 1/2/ + m, comme la variable indiquant la saisie 
d'un individu à au moins une occasion. Enfin, désignons par pjj = E[njj], j = 1, 2; et 
Pi2i = E[mj] les probabilités de saisie individuelles. Posons par hypothèse que les proba­
bilités se situent strictement entre zéro et un. Le fait que les probabilités peuvent varier d'un 
individu à l'autre indique qu'il peut y avoir hétérogénéité des probabilités de saisie dans la 
population. Nous terminons la définition du modèle de double enregistrement (ou de saisie-
resaisie) en supposant que les saisies sont des événements indépendants pour chaque individu, 
ou Pi2i = PuPii, et que les vecteurs multinomiaux 

(«I,-, U2i, mj, 1 - Mj) ~ Mult{l;piig2i,P2igii,PuP2i, l - 4>i), 

oùgjj = 1 — pji,j = 1 , 2 , et0,- = pij -\- P2i - P\iP2i, sont indépendants pour / = 1, ..., N. 
On sait très bien que lorsque les probabilités de saisie ne varient pas d'un individu à l'autre, 

c.-k-d.pjj = pj,j = 1, 2, l'estimateur du maximum de vraisemblance de A'̂  est iV = /i,«2/w 
(ou, plus précisément, l'entier le plus près de cette valeur vers le bas; voir Feller 1968, p. 46). 
Cet estimateur classique peut être fortement biaisé dans des conditions d'hétérogénéité (Seber 
1982, p. 565; Burnham et Overton 1979, tableau 4, p. 931-932). Comme on peut le voir plus 

' Juha M. Alho, Institute for Environmental Studies et Department of Statistics, University of Illinois at 
Urbana-Cliampaign, 1101 W. Peabody Dr., Urbana IL, 61801, U.S.A. 
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bas dans l'exemple 1, lorsque les probabilités de saisie sont homogènes, la variance asympto-
tique de AT est Var{N) = Ngig2/{PiP2), oùgj = 1 - Pj,j = L 2. On peut alors estimer 
Var{N) par Fj = n,«2«iM2/'W^ (Sekar et Deming 1949, p. 114-115). 

Cet article a pour but d'examiner le bien-fondé de l'estimateur de variance Vi et de comparer 
le biais de cet estimateur avec celui de N. Nous avons choisi d'étudier F, car il n'avait jamais 
été donné auparavant de vérifier si cet estimateur est efficace dans des conditions d'hétérogé­
néité, même lorsque TV est convergent. Cela a pu être vérifié. De même, il était difficile de savoir 
dans quelles circonstances Vi produit des estimations excessives et peut, par conséquent, abou­
tir à des intervalles de confiance valables malgré le biais de N. Nous avons vu par la suite que 
cela était possible dans des circonstances particulières avec des iiitervalles unilatéraux. 

Dans la section 2, nous calculons la variance asymptotique de N, lorsque N — oo, et déter­
minons un estimateur conservatif de cette variance (désigné par V2) dans des çondifions 
d'hétérogénéité quelconque. Autrement dit, V2 produit une surestimation de la variance 
asymptotique réelle. De cette façon, on pourrait espérer compenser le biais généralement négatif 
de iVpar une surestimation de la variance et obtenir.quand même des intervalles de confiance 
valables. Malheureusement, cela ne semble possible que lorsque le biais N de est faible ou que 
Nest petit. Dans la section 3, nous examinons le bien-fondé de Vi dans des conditions d'hété­
rogénéité gaussienne et déterminons un estimateur F3, lequel est conservatif dans ces condi­
tions particulières d'hétérogénéité. La caractéristique gaussienne n'est pas indispensable pour 
les arguments; ce qui compte, c'est que les moments des paires {Pu,p2i) concordent avec ceux 
d'une distribution gaussienne à deux variables. Il est alors facile d'étudier l'effet de la corréla­
tion entre/?!, et/?2/ sur l'estimation de la variance car la corrélation ne peut être exprimée qu'en 
fonction d'un paramètre, soit le coefficient de corrélation de moments ordinaire. Dans la sec­
tion 4, nous comparons le biais de l'estimateur de variance à celui de Nen nous servant de don­
nées empiriques sur l'enregistrement des cas de maladie professionnelle en Finlande. 

2. BIAIS ET VARIANCE DANS DES CONDITIONS D'HÉTÉROGÉNÉITÉ 

Définissons p;;v comme la probabilité moyenne de saisie au temps y, y = 1, 2; et posons 
pi2N comme la moyenne des produits PijP2i, ' = 1, . . •, N- Alors, C^ = PIZN - PiNPiN est 
la covariance des paires (/Ji„P2/)- Supposons que les limites ̂ 7̂̂  - Pj,j = 1, 2;/?i27v ^ P12, 
et Qv - C existent. En conséquence, N/N - PiPi/Pn, de sorte que N/N - 1 - - C/pn, 
lorsque N - <x>. C'est ce qu'on appelle le biais asymptofique de l'estimateur classique dans 
des conditions d'hétérogénéité. Fait digne de mention, ce biais ne dépend que des deux pre­
miers moments de la distribution des paires {pij, P2i)- H est notoire (Sekar et Deming 1949, 
p. 105-106; Seber 1982, p. 86) que lorsque la covariance est nulle (C = 0), l'estimateur clas­
sique est convergent; si C > 0, iVproduit une sous-estimation et dans le cas contraire, il produit 
une surestimation. Comme nous l'avons indiqué plus haut, nous cherchons particulièrement 
à savoir si Vi est efficace lorsque pjj varie selon les individus et que C est égal à 0. 

Nous allons maintenant calculer la variance asymptotique de l'estimateur classique selon 
notre modèle général d'hétérogénéité. Notons qu'il n'existe pas de variance finie car il y a une 
probabilité réelle que m = 0. La "variance asymptotique" désigne donc ici la variance de la 
distribution limite plutôt que la limite de la variance lorsque N - 00. 

Lemme 1. La variance asymptotique de/Q êst 

VarCÂ  = 4?M - ?îft _ Mi - | s , . §S, 
IPh Pn />•! Pn Pli 

_£lMs, + 2 (^s . + # s , ) ] , 
Pl2 \Pl2 Pl2 /) 
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où Sj = Sj/Npourj = 1, . . . , 5, et 

5i = £; PI S2 = Y PW S, = Y p\iPii, 
i=l i=l ;•=] 

N N 

•^4=2] p\iP2i, Si = Y PliPli-
i= l i=i 

La dénionstration de ce lemme est présentée en annexe. Nous constatons que, contraire­
ment au biais de TV, qui dépend uniquement des deux premiers moments des paires (pi„ P2i), 
Var(A^) dépend des quatre premiers moments. Dans des cas particuliers comme ceux décrits 
dans l'exemple 2 et la proposition 2, on peut simplifier la représentation. 
Exemple 1. Supposons que les probabilités de saisie ne sont pas hétérogènes, c.-à-d p • = p 
j=l, 2. Alors,p, = pj,j =l,2;Pi2= PiPï, Sj = pj,j = 1,2; 53 = p^pl S, '="p]p2 et 
S5 =/'i/'2-Par conséquent, la variance asymptotique est Var (TV) =N{1 - / j , - pj + P1P2)/ 
{P1P2) = NQIQI/{PiPi) - Des estimateurs convergents de NpiP2 et de Npj sont m et n 
respectivement,y = 1, 2. En d'autres termes, A(p,/«;- 1, y = 1, 2, et Aij,/72/'" ^ 1. lorsque 
A'̂  — 00. On obtient ainsi Kj comme estimateur de Var(TV). 

Exemple 2. Supposons que les paires {pu, P2i), i =1, ...,N, sont indépendantes en ce sens 
que la di^stribution des_probabilités Pi, est la même pour chaque valeur de P2j. Alors, 
P12 = P1P2, S2 = S1S2, S4 = P2S1, Ss = PiS2r Par substitution dans l'équation du lemme 1, 
nous obtenons: 

Var(7V) = N(-^ - J - _ ± _ : ! i ^ + ^ + ^ \ 
\P1P2 P2 Pi P\P2 p\ PI) 

oùcv{pji) = (5, - j9;)/py, est le coefficient de variation des valeurs/?;,•,y = 1,2. Évidem­
ment, Var (TV) < TVç, 92/ {PiPi). Une comparaison avec l'exemple 1 permet de constater que 
Vi est un estimateur conservatif de Var (TV) (c'est-à-dire que Fj est asymptotiquement trop 
élevé) lorsque lespij sont indépendantes desp2j. Autrement dit, étant donné les moyennes Â-, 
y - 1, 2, on obtient la variance la plus élevée dans des conditions d'homogénéité. [Cela rap­
pelle la variance du nombre de succès dans les schémas de BernouUi avec probabilité de succès 
variable; voir Feller (1968, p. 230-231).] Une comparaison avec l'exemple 1 permet de cons­
tater que Vi est un estimateur conservatif de Var (TV) (c'est-à-dire que F, est asymptotique­
ment trop élevé) lorsque les paires {pij,P2i) sont indépendantes. Notons que la condition 
d'indépendance suppose que C = 0. 

Si les probabilités ne sont pas indépendantes, il n'est pas sûr que l'estimateur classique soit 
conservatif. Il existe néanmoins un estimateur conservatif. On l'obtient en augmentant Var (TV) 
d'une quantité qui peut être estimée en fonction des variables observables. Nous faisons la 
démonstration de la proposition générale suivante en annexe. 
Proposition 1. Un estimateur conservatif de Var (TV) est 

F2 = {n\n2 + nlmui + n\mu2)/m^, 

où «y = nj - m,j = 1,2. 

file:///P1P2
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3. HÉTÉROGÉNÉITÉ GAUSSIENNE 

Nous allons maintenant analyser le cas particulier où les moments empiriques des paires 
(Pli, P2i), i = l ^' concordent avec ceux d'une distribution normale (ou gaussienne) 
à deux variables. Cette analyse va nous permettre de définir avec beaucoup plus de précision 
que nous l'avons fait précédemnient ce qu'est un estimateur conservatif de la variance. Sup­
posons que 

Vl/X? PV1V2/X1M2 

pV,V2/Xift2 vi/X? 

où| p| < l,etO < /x; < l,y = 1, 2. Notons que vy peut être considéré comme le coefficient 
de variation de la distribution depj,. Écrivons, comme avant, Sj = Sj/N, poury = 1 5. 
Intégrons ensuite les moments de la distribution normale bidimensionnelle à la formule du 
lemme 1 selon les équivalences suivantes: 

Pj = E[Xj] = ,xj,j = 1,2; 

SJ = E[Xj] = M?(l + v/),y = 1, 2; 

Pi2 = E[XiX2] = AllM2(l + PV1V2); 

S3 = E[X\Xl] = ;i?/i2(l + v\ + vj-^ 4pViV2 + (2p^ -I- Dv^vj)', 

S4 = E[X]X2] = /xi/i2(l + 2pViV2 -1- v\); 

Ss = E[XiXl] = Mi/ii(l + 2pViV2 + vi). 

Alors, par un calcul simple mais quelque peu fastidieux, nous pouvons démontrer la proposi­
tion suivante (détails exclus). 
Proposition 2. Étant donné les hypothèses ci-dessus 

ou 

Var (TV) = A1A2 + RN, 

Al = N/{1 + pviV2)^; 

A2 = [1 - (/il + / i 2 ) ( l + PV1V2) -I- MlM2(l + P V i V 2 ) ^ ] / [ / i l / i 2 ( l + PVlV2)^] 

R = {2pViV2 + 3 P M V 2 - P^VM - P M V 2 - V?vi)/(1 + PV1V2)''. 

À l'aide des résultats ci-dessus, nous pouvons calculer l'estimateur classique de la variance, 
Vi = «i«2MiM2/'w -̂Notons tout d'abord que («i«2/m)Mi - 1, lorsque TV- 00. De même, 
[ «1 U2/m^ ) M2 - 1. Cela démontie le corollaire de la proposition 2, à savoir ( F; - Var {N) ) / 
]sj R^ lorsque TV - 00. Par exemple, si p = 0, alors -R = vjvj, de sorte que F, est un 
estimateur qui produit une surestimation de la variance asymptotique, comme cela a été men­
tionné dans l'exemple 2. 
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Quelle valeur devons-nous accorder à l'hypothèse des moments gaussiens? De toute évidence, 
les probabilités de saisie ne peuvent suivre une distribution strictement gaussienne car avec ce 
genre de distribution, il y a toujours une partie de la masse de probabilité qui se trouve à l'exté­
rieur de l'intervalle unité. Par ailleurs, supposons que nous obtenions les pj, au moyen de la 
formule logit(;7;,) = Uj -h bjYjj, où les paires (îl/,Î2,) forment un échantillon provenant 
d'une distribution normale bidimensionnelle demoyenne nulle, de variance unité et de corré­
lation p. Si nous avons les relations â  = logit(/iy),y = 1, 2,etbj = Vj{l -\- Aiy)̂  l'hypothèse 
des moments gaussiens est approximativement juste. De fait, même la distribution des paires 
(P\i, P2i) est, à peu de choses près, une distribution gaussienne bidimensionnelle. 

Examinons maintenant le bien-fondé de l'estimateur F; selon l'hypothèse des moments 
gaussiens. Comme les probabilités doivent prendre une valeur entre 0 et 1, iij sera aussi limi­
tée au même intervalle. En outre, pour nous assurer que la plus grande partie de la masse de 
probabilité se trouve dans le carré-unité, supposons que 0 < Vj < V2,j = 1, 2. Si les valeurs 
de ixj sont proches de un, on peut choisir une borne supérieure beaucoup plus petite. Suppo­
sons maintenant que p < 0. On peut alors montrer que 

-R > {p^tvl + p^vM)/(l -I- pv,V2)'' > 0, 

de sorte que F, produit aussi une surestimation de Var (TV) lorsque p < 0. Notons que, par 
le principe de continuité, Fj doit sûrement produire une surestimation de Var(T^) pour des 
valeurs positives de p. 

On peut montrer queR = R (p) est une fonction croissante de p à tout le moins pour les 
valeurs positives de p > 0. À la limite, nous avons 

-R{p) - {- 2V,V2 - 2 v f v i -h v tv^ -I- V?V^) / (1 + V ,V2) \ 

lorsque p - 1. Lorsque 0 < Vj < Vi,j = 1, 2, la limite ci-dessus atteint sa valeur minimum 
à vi = V2 = Vi. Cette valeur minimum est -152/625 > - 1 / 4 . Par conséquent, pour 
p > 0, F, peut produire soit une sous-estimation soit une surestimation de Var{N). 

Concrètement, les résultats ci-dessus nous amènent aux conclusions suivantes. Premièrement, 
si p < 0, soit que A êst convergent ou qu'il donne une surestimation de TV; de plus, F; produit 
une surestimation de la variance, de sorte que nous pouvons calculer la limite supérieure d'un 
intervalle de confiance conservatif pour TV. Lorsque p > 0, TV donne une sous-estimation de 
TV. Si, en outre, p est petit, F; produit une surestimation et il est alors possible de calculer la 
Hmite inférieure d'un intervalle de confiance conservatif pour TV. Évidemment, il s'agit là de 
conditions plutôt particulières qui n'ont pas vraiment d'application pratique. 

Selon le présent modèle, le biais asymptotique de Fj est plus grand que > -TV/4 pour 
toutes les valeurs de p. Compte tenu de ce que le biais relatif asymptotique de TV est -pv, V2/ 
(1 -f PV1V2) > -1 /5 dans le cas de la distribution gaussienne, nous pouvons déterminer un 
estimateur conservatif de la variance. Ainsi, 5TV/4 > TV asymptotiquement. On a par exemple, 
comme estimateur conservatif de Var (TV), F3 = Fj -i- 5TV/16. Cet estimateur peut être beau­
coup plus petit que F2, ce qui donne une très grande valeur à l'hypothèse des moments 
gaussiens. 

4. EXEMPLE D'APPLICATION: DONNÉES SUR L'ENREGISTREMENT 
DES CAS DE MALADIE PROFESSIONNELLE 

Pour avoir une idée de l'ordre de grandeur des biais dans la réalité, nous allons analyser 
des données sur l'enregistrement des cas de maladie professionnelle en Finlande. Ce pays tient 
un registre des maladies professionnelles depuis 1964. La tenue de ce registre est confiée à 
l'Institut de médecine du travail (traduction) à Helsinki. Depuis 1975, le nombre de nouveaux 
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cas déclarés annuellement à l'institut a varié de 4,000 à plus de 7,000 (soit de 0.2 à 0.4% de 
la population active occupée). Les principales catégories de maladies enregistrées par l'institut 
sont la perte d'audition due au bruit, les maladies causées par un travail répétitif ou monotone 
(épicondylite, bursite, téno-synovite) et les maladies de la peau (voir Vaaranen et coll. 1985). 
Le registre en question peut être vu comme un système d'enregistrement double car selon les 
règlements en vigueur, chaque cas de maladie doit être déclaré à l'institut par la compagnie 
d'assurance d'une part et par le médecin traitant d'autre part. 

Il se peut que la probabilité de déclaration d'un cas dépende du diagnostic par exemple. En 
effet, d'après des données de 1981, nous avons ce qui suit: nombre de cas déclarés par les 
compagnies d'assurance, «i = 3,769; nombre de cas déclarés par les médecins, «2 = 3,053 
et nombre de cas déclarés par l'une et l'autre source, m = 1,591. Ainsi, l'estimation de système 
dual habituelle est TV̂  = 7,232 et F^^= 97, F2''̂ = 222, et F3''̂ = 108.0. La ressemblance entre 
F3 et.Fi est frappante. Si on stratifié les données selon quatre catégories de maladies (les trois 
catégories mentionnées plus haut et la catégorie "autres"), on obtient les estimations suivantes: 
-perte d'audition due au bruit: TV = 2,230, Vl'''= 33.4, F2''̂ = 47.2, et F3''̂ = 42.6;-maladies 
causées par un travail répétitif ou monotone: TV = 3,572, Vi'= 201.4, F2''= 303.8, et 
F/^= 204.2;-maladies de la peau: TV = 1,441, V'{'= 30.9, F2''̂ = 86.2, et F3̂ =̂ 37.5;-autres 
maladies: AT = 1,015, Ff'= 32.7, V^= 79.1, et F3''̂ = 37.2. En regroupant ces résultats, on 
obtient les estimations globales suivantes: TV = 8,258, F/'^= 209.0, F2''̂ = 340.3, et 
F3''= 215.2. Nous remarquons que les maladies causées par un travail répétitif ou monotone 
sont sous-déclarées dans une assez large mesure. 

Nous avons poussé plus loin l'analyse en stratifiant les données selon le genre de maladie 
(4 classes), l'assureur (11 classes) et le groupe d'activité économique (7 classes). On pourrait 
croire a priori que ces facteurs influent sur les probabilités de déclaration. Or, la stratification 
n'a pas modifié de façon notable l'estimation ponctuelle. Par contre, elle a fait s'accroître de 
plus du tiers les écarts types estimés à cause vraisemblablement de l'existence de très petites 
strates. Cette analyse nous permet de conclure qu'en ce qui concerne cette application, le biais 
lié au diagnostic représente la principale source d'erreur dans l'estimateur classique. 

Nous avons aussi analysé les données à l'aide d'une méthode de régression logistique, laquelle 
permet de tenir compte de l'hétérogénéité observable d'une population qui résulte de varia­
bles explicatives discrètes et continues. Ainsi, nous avons pu observer que pour chaque caté­
gorie de maladies, l'âge avait une incidence sur la probabilité de déclaration pour une source 
mais non pour l'autre. Les estimations ponctuelles demeuraient donc les mêmes et la conclu­
sion concernant le rôle du diagnostic ne pouvait être réfutée (Alho 1990). 

5. ANALYSE 

Les résultats théoriques montrent que l'estimateur de la variance habituel, F, est conser­
vatif lorsque les deux systèmes d'enregistrement sont corrélés négativement ou qu'ils sont indé­
pendants l'un de l'autre. Par le principe de continuité, Fj, peut aussi être conservatif lorsqu'il 
y a une corrélation positive mais faible. Lorsqu'il existe une forte corrélation positive, Vi pro­
duit des sous-estimations. Nous avons donc proposé un autre estimateur, F2, qui est conser­
vatif dans des conditions d'hétérogénéité quelconque, or, cet estimateur semble trop conservatif 
lorsqu'on le compare à F3 qui, lui, est assurément conservatif dans des conditions d'hétéro­
généité gaussienne. La ressemblance entre F3 et Fj donne à penser qu'en pratique, Fj peut être 
assez robuste à l'égard de l'hétérogénéité d'une population. 

Même en utilisant l'estimateur conservatif F2 dans notre exemple empirique, nous 
n'aurions pas réussi à compenser le biais de l'estimateur classique..Cela était peut-être prévi­
sible car le biais de TV et le degré de surestimation produite par F2 sont tous deux d'ordre TV. 
L'utilisation de F2 n'accroîtrait donc la largeur d'un intervalle de confiance que par un fac­
teur d'ordre TV''''. Par conséquent, F2 peut compenser le biais de 79^uniquement si ce biais est 
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faible ou si TV est faible. En conclusion, il semble que la méthode de système dual donnera des 
résultats satisfaisants uniquement si les systèmes d'enregistrement sont plus ou moins non 
corrélés ou si l'hétérogénéité est observable. Dans ce dernier cas, nous pouvons recourir à la 
stratification, comme l'ont déjà proposé Sekar et Deming (1949), ou aux modèles de régres­
sion logistique, comme le proposent Huggins (1989) et Alho (1990), pour atténuer l'effet du 
biais de l'estimateur classique de la taille d'une population. 
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ANNEXE 

Démonstration du lemme 1. Appliquons un développement de Taylor à TV = «i n2//w faisant 
E[ni] E[n2]/E[m] = NpiP2/Pi2, ou 

^ ^ ^P^P2 ^ El ,„ _ ^,^ , ^ Pi ,^ ,,^ , PiP2 
_ + — {ni- Npi) -f. ^ («2 - Np2) - ^ {m - Npn). 

Pn P\2 Pli ph 

Nous avons alors 

E 

- ^ ^ Cov(/ii,m) - 2 ^ Cov(«2,w). 
Pi2 Pn 

Suivant les hypothèses d'indépendance, Var («y) = Npj - Sj,j = 1, 2; Var(w) = Npi2 - S3, 
Cov(«,, m) = - S4 -I- Npi2,etCoy{n2,m) = - S5 -f TV î2. En faisant les substitutions 
nécessaires dans la formule de l'erreur quadratique moyenne, on obtient le résultat recherché. 

Démonstration de la proposition 1. Faisons abstraction du terme négatif qui comprend 53 
dans la formule du lemme 1. Comme 0 < pj, < 1, nous avons S4 < TVj5,2, et S4 < S,. Par 
conséquent, 

2^1^2 c. ^ P1P2 ,,^ . PI ^ . /Pl - Pl2\ Pi 

Pn 
S,<MI^,^^^P:2 /p_i^Pn\P_l 

P12 Pn \ Pn J Pn 
De même, 

n ^^^ T 3 ~ ^^12 + ry -̂ 2 + I : ) IT ^Pl2-
Pn Pn P12 \ Pn / Pn 

En substituant ces bornes aux termes de l'expression du lemme 1, nous obtenons 

Var(TV) < ^ TV + ^îlJLpïÉ ^ ^ iP2 - Pi2)p'i ^ 
P12 Pn Pn 

En estimant TVj5y au moyen de nj,j = 1, 2; et TV ,̂2 au moyen de m nous obtenons le résultat 
recherché. 
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Combinaison d'estimations provenant d'enquêtes 

PODURI S.R.S. RAO et I.M. SHIMIZUl 

RÉSUMÉ 

Pour estimer la proportion et la valeur totale d'un caractère d'échantillonnage pour le dernier passage 
d'une enquête, on utilise trois méthodes qui permettent de combiner les estimations indépendantes de 
ce caractère relatives à ce dernier passage et aux précédents. Dans la première méthode, on étudie la 
tendance sur l'ensemble des passages. Dans la deuxième, on emploie le modèle unidimensionnel avec 
effets aléatoires. Dans la troisième, on se sert de l'approche empirique de Bayes. Chacune de ces trois 
méthodes se révèle plus efficace que l'estimation par échantillon fondée sur les données du dernier passage 
seul. On discute des avantages et des limites de ces méthodes, toutes trois étant illustrées par des don­
nées de la National Heakh Discharge Survey (enquête nationale sur les sorties d'hôpital). 

MOTS CLÉS: Tendance; moindres carrés pondérés; effets aléatoires; amélioration de l'estimation; 
biais; écarts quadratiques moyens. 

1. INTRODUCTION 

Plusieurs enquêtes nationales prélèvent des échantillons indépendants à des périodes suc­
cessives. Dans cet article, l'information tirée des enquêtes précédentes est utilisée pour amé­
liorer les estimations relatives à la dernière période. Pour illustrer notre propos, nous avons 
choisi la National Health Discharge Survey (NHDS), effectuée aux États-Unis. Dans cette 
enquête, dont la méthodologie a récemment été révisée, on utilise un plan d'échantillonnage 
à trois degrés, où les régions servent d'unités primaires d'échantillonnage au premier degré. 
Ce sont les hôpitaux et les sorties d'hôpital qui sont sélectionnés aux deuxième et troisième 
degrés respectivement. L'enquête recueille des renseignements sur différentes caractéristiques 
des patients comme l'âge, le sexe, les caractéristiques raciales, la durée du séjour, le diagnos­
tic et les opérations chirurgicales et autres traitements. Les unités primaires d'échantillonnage 
et les hôpitaux sélectionnés pour cette enquête demeurent les mêmes pendant un certain nom­
bre d'années. Des échantillons indépendants de sorties sont recueillis chaque année dans ces 
hôpitaux. Shimizu (1987) donne des renseignements supplémentaires sur la révision des métho­
des de la NHDS. 

Actuellement, pour un hôpital donné, les estimations des proportions des différents carac­
tères pour l'année en cours se fondent uniquement sur les données de cette même année. Des 
estimations nationales sont obtenues en pondérant convenablement ces proportions par les 
valeurs inverses des probabilités de sélection des hôpitaux et des unités primaires d'échantil­
lonnage. Toutefois, Bean (1987) a constaté que, pour la plupart des caractères, il y avait une 
certaine corrélation entre les estimations des différentes années. Par exemple, les proportions 
d'échantillon observées de 1977 à 1986 dans le cadre de la NHDS pour l'infarctus aigu du myo­
carde (lAM) et pour les troubles mentaux (TM) sont présentées pour trois hôpitaux au tableau 
1 et illustrées aux figures 1 et 2. Un examen des proportions observées dans ces trois hôpitaux 
et dans dix-sept autres a montré que la prise en compte de données de périodes antérieures pou­
vait augmenter la précision des estimations pour l'année considérée. 

' Poduri S.R.S Rao, Department of Statistics, Hylan 703, University of Rochester, Rochester NY, 14618 U.S.A., et 
I.M. Shimizu, National Center for Health Statistics, Office of Research and Methodology 1-68, 3700 East-West 
Highway, Hyattsville MD, 20782, U.S.A. 
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Tableau 1 
Données de la National Health Discharge Survey, 1977 à 1986 

Valeurs totales et proportions observées dans 
des échantillons pour l'infarctus aigu du myocarde (lAM) 

et les troubles mentaux (TM) dans trois hôpitaux 

Année 

1977 
1978 
1979 
1980 
1981 
1982 
1983 
1984 
1985 
1986 

1977 
1978 
1979 
1980 
1981 
1982 
1983 
1984 
1985 
1986 

1977 
1978 
1979 
1980 
1981 . 
1982 
1983 
1984 
1985 
1986 

Nombre de 
sorties d'hôpital 

TV 

9,416 
10,234 
9,354 

10,372 
10,712 
10,683 
10,935 
10,090 
10,431 
10,247 

6,720 
6,710 
6,970 
6,794 
7,055 
6,265 
6,234. 
6,221 
6,063 
5,781 

6,400 
6,286 
6,494 
6,813 
7,430 
7,267 
7,110 
7,268 
6,716 
6,464 

Nombre de 
sorties 

d'hôpital 
n 

276 
266 
294 
327 
342 
309 
360 
330 
297 
264 

474 
470 
495 
466 
486 
442 
442 
439 
375 • 
371 

606 
635 
554 
571 
729 
712 
694 
718 
657 
655 

Total 

5 
7 
9 
9 
8 
9 
7 
6 
8 
4 

9 
14 
8 

14 
9 
9 

10 
9 
8 
4 

21 
23 
12 
17 
14 
20 
23 
35 
19 
21 

lAM 

Proportion 
de l'échantillon 

.018 

.026 

.031 

.028 

.023 

.029 

.019 

.018 

.027 

.015 

.019 

.030 

.016 

.030 

.019 

.020 

.023 

.021 

.021 

.011 

.0347 

.0362 

.0217 

.0298 

.0192 

.0281 

.0331 

.0487 

.0289 

.0321 

Total 

37 
24 
39 
41 
45 
43 
46 
50 
41 
35 

18 
25 
28 
29 
34 
24 
28 
15 
19 
12 

41 
42 
27 
25 . 
32 
39 
43 
29 
45 
33 

MDS 

Proportion 
de l'échantillon 

.13 

.09 

.13 

.13 

.13 

.14 

.15 

.15 

.14 

.13 

.04 

.05 

.06 

.06 

.07 

.05 

.06 

.03 

.05 

.03 

.0677 

.0661 

.0487 

.0438 

.0439 

.0548 

.0620 

.0404 

.0685 

.0504 

Les proportions d'échantillon du tableau 1 et des figures 1 et 2 ne doivent toutefois pas être 
utilisées pour formuler des conclusions sur l'augmentation ou la diminution de la fréquence 
de l'infarctus du myocarde ou des troubles mentaux dans l'ensemble de la population. 

Dans cet article, nous examinons trois méthodes pouvant améliorer les estimations relati­
ves à un hôpital donné en utilisant l'information des années précédentes aussi bien que celle 
de l'année considérée. Avec la première méthode, on obtient des estimations des proportions 
à l'aide de la tendance linéaire sur l'ensemble des années et de la méthode des moindres carrés 
pondérés. S'il y a une tendance significative - positive ou négative - pour ces années, cette 
méthode aura plus de précision que l'estimation tirée de l'échantillon de la dernière période. 
Si la tendance n'est pas prononcée, le gain de précision sera naturellement négligeable. 
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Figure 1. Proportions pour l'IAM, 1977 à 1986 
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Figure 2. Proportions pour les TM, 1977 à 1986 
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La deuxième méthode utilise le modèle unidimensionnel avec effets aléatoires, à variances 
inégales, pour combiner l'information des différentes années. Yates et Cochran (1938) et 
Cochran (1954) ont proposé ce procédé pour combiner l'information provenant d'expérien­
ces effectuées à des endroits ou à des moments différents. Bien que l'analyse de variance soit 
depuis assez longtemps utilisée à cette fin, C.R. Rao (1970) a proposé l'estimation quadrati­
que non biaisée de norme minimale (EQNBNM) et démontré ses avantages. P.S.R.S. Rao, 
Kaplan et Cochran (1981) ont examiné la valeur relative de l'analyse de variance, de l'EQNBNM 
et de plusieurs autres méthodes apparentées. Nous avons employé les procédés d'estimation 
correspondant à ces méthodes. L'estimation de la proportion obtenue par l'un ou l'autre de 
ces procédés est une combinaison pondérée des estimations pour les différentes périodes. Les 
poids dépendent de la variance entre les périodes aussi bien que de la variance à l'intérieur des 
périodes. La troisième méthode utilise la méthode empirique de Bayes pour estimer les pro­
portions de la période en cours. 

Nous notons les trois méthodes indiquées ci-dessus TR, VC et EB. La section 2 présente 
la notation. La section 3 donne l'estimateur de la proportion fondé sur l'échantillon avec la 
variance de cet estimateur. Les sections 4, 5 et 6 présentent chacune des trois méthodes men­
tionnées ci-dessus et donnent pour chacune l'expression de son erreur-type. Nous avons uti­
lisé ces expressions pour établir, pour l'année 1986, les proportions d'échantillon ainsi que les 
trois types d'estimation et leur erreur-type pour vingt des hôpitaux étudiés dans la NHDS. Pour 
les trois hôpitaux mentionnés plus haut, ces trois estimations sont présentées au tableau 2 pour 
l'infarctus aigu du myocarde et au tableau 3 pour les troubles mentaux. La section 7 présente 
les résuhats pour l'ensemble de l'étude de la NHDS. La dernière section examine les résultats 
et présente des sujets de recherche. 

Pour le problème étudié dans cet article, le tirage des échantillons se fait de façon indépen­
dante pour les différentes périodes. De plus, les proportions qui existaient dans la population 
pendant les périodes précédentes ne sont pas connues. C'est pourquoi on ne peut pas utiliser 
les méthodes habituelles - la méthode des quotients et la régression - pour améliorer la préci­
sion des estimateurs pour la période considérée. Pour les mêmes raisons, on ne peut pas utili­
ser ici les méthodes d'estimation que proposent diverses publications pour les sondages avec 
renouvellement. Malgré ces difficultés, il est possible de se servir des trois méthodes qui font 
l'objet de cet article pour estimer avec un degré élevé de précision les paramètres de la popula­
tion. Lorsque des chiffres globaux pour les différentes périodes sont disponibles, les utilisa­
teurs du secteur public comme du secteur privé peuvent établir ces estimations, avec leur 
erreur-type, sans trop de difficulté. On peut même utiliser ces méthodes quand il y a eu non-
réponse certaines années, car il y a des hôpitaux qui ne communiquent pas de renseignements 
certaines années. 

Tableau 2 
Estimations des proportions pour 1986 et erreurs-types (chiffres du bas) 

pour l'infarctus aigu du myocarde (lAM) 

Hôpital 

1 

2 

3 

Proportion 
de 

l'échantillon 

.0152 

.0070 

.0108 

.0048 

.0321 

.0060 

Estimation 
par 

tendance 

.0196 

.0046 

.0162 

.0036 

.0319 

.0038 

Estimation par 
les composantes 
de la variance 

.0224 

.0026 

.0204 

.0031 

.0304 

.0028 

Estimation 
bayésienne 

.0224 

.0003 

.0203 

.0003 

.0309 

.0037 
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Tableau 3 
Estimations des proportions pour 1986 et erreurs-types 

(chiffres du bas) pour les troubles mentaux (TM) 

Hôpital 

1 

2 

3 

Proportion 
de 

l'échantillon 

.1326 

.0205 

.0323 

.0087 

.0504 

.0080 

Estimation 
par 

tendance 

.1431 

.0115 

.0437 

.0056 

.0496 

.0049 

Estimation par 
les composantes 
de la variance 

.1292 

.0060 

.0500 

.0039 

.0534 

.0032 

Estimation 
bayésienne 

.1292 

.0010 

.0427 

.0057 

.0523 

.0048 

2. NOTATION 

Dans cette section, nous présentons la notation pour une unité primaire d'échantillonnage 
sélectionnée. Soit y j,j laj^^^ observation sur une sortie d'hôpital sélectionnée pour un carac­
tère tel que le nombre de cas chirurgicaux au temps t = {1, 2, ..., T) dans le i'^^ hôpital, 
i = {1, 2, ..., K), qui a Nj, sorties. Il est à noter que K peut varier d'une année à l'autre 
lorsque certains hôpitaux omettent de répondre ou que de nouveaux hôpitaux sont ajoutés à 
l'échantillon. 

Le total et la moyenne au temps t sont donnés par: 

Ni, 

et 

Yi, = Yy' 
i 

Yi, = Yj,/Nj, 

•tj (1) 

(2) 

Le total et la moyenne de l'échantillon de taille «„ tiré des Â , sorties d'hôpital sont donnés par: 

(3) 

et 

"it 

yu = Y y»! 
1 

yu = ya/rij,. (4) 

Pour estimer le total et la proportion d'un caractère précis, soit j»,,̂  = 1, si l'observation 
a trait à ce caractère, et zéro autrement. Avec cette notation, le total et la proportion d'un carac­
tère au temps / peuvent s'écrire A,, et Pj, = Aj,/Nj,. À noter que Pj, est la même chose que ?„. 

Dans les quatre sections suivantes, pour des raisons de commodité, nous supprimons l'indice 
/ et décrivons les estimateurs pour un hôpital donné. 

3. PROPORTION DE L'ÉCHANTILLON 

Un estimateur sans biais de la proportion P, pour un cîu-actère d'échantillonnage comme 
l'infarctus aigu du myocarde ou les troubles mentaux est donné par: 

P, = a,/n„ (5) 
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où a, est le nombre de cas observés pour ce caractère parmi les n, sorties d'hôpital qui con­
stituent l'échantillon. La variance de P, et son estimateur sans biais sont donnés par: 

N, - n,P,{l - P,) 
^ ( ^ ' ) = ^j ^^^ 

N, - 1 n, 
et 

y{P,) = {i - f/'^^ ~ ^'\ (7) 
n, - 1 

où/, = n,/N,. À noter que P, est la même chose que y, = E "' ytj/"t-

4. TENDANCE LINÉAIRE 

Les valeurs observées dans l'échantillon, y,j, j = (1,2, . . . , n,j) peuvent s'écrire: 

yij = M» + e,y, (8) 

où ij., est la moyenne du /'̂ "^ hôpital à la /'^"^ période, et e,j est l'erreur aléatoire d'espérance 
0 et de variance af = P,{1 - P,). Comme les échantillons sont tirés de façon indépendante 
d'une année à l'autre, il n'y a pas de corrélation entre les erreurs e,j d'une année à l'autre. 

En faisant l'hypothèse d'une tendance linéaire, la moyenne de l'échantillon peut s'écrire: 

y, = a + 0x, -^ ê„ (9) 

oùx, = teté, = l?'e,j/n,. Déplus, V{ê,) = {N, - n,)af/{N,- l)n, =1/W,. On peut 
remarquer qu'avec la notation zéro-un y, est la même chose que P,. Les estimateurs par les 
MCP de |3 et a sont: 

3-= ^ ^^^^' - ^^y' (10) 
lW,{x,-X)' 

et 
à=y-0x, (11) 

où je = E w,x,/ iw,ety = l w,y,/1 w,. 
L'estimateur de IJL, est: 

p., = à + 0x, 

= y -\- 0{x,- X). (12) 

C'est l'estimateur de tendance (ET). Des estimateurs de ce type ont déjà été étudiés pour 
des populations infinies; voir par exemple Carrol et Rupert (1988). 

Nous avons tiré l'estimateur de ii, de cette expression en remplaçant W, par w, = (1 - /,) 
àf/n„ où âj = P,{1 - P,). Si l'on peut faire l'hypothèse que, pour N, grand, la distribution 
dey,j est normale, y, sera indépendant de w,. Dans ce cas, l'expression (12) demeure un esti­
mateur sans biais de p.,. Même si l'hypothèse de normalité n'est pas vérifiée, on peut montrer 
que w, tend vers W, pour n, grand et que, par conséquent, l'expression (12) qui contient les 
pondérations estimées tend vers p., pour v, grand. 
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La variance de l'estimateur ci-dessus est donnée par: 

- L I (X, - x)^ 
l^i lW,{x,-x)'' 

V{\i,) = -^^^ + ^J, — - — i . (13) 

Nous avons estimé cette variance en remplaçant W, par w,. Le biais de l'estimateur ainsi 
obtenu sera petit pour n, grand. 

Dans cet article, pour les fins de l'illustration, nous prendrons t = (1,2, . . . , 10), et donc 
T = 10. Pour 1986, nous avons estimé la proportion d'un caractère d'échantillonnage et son 
erreur-type à l'aide des expressions (12) et (13) en prenant x, = 10. 

5. MODELE DES COMPOSANTES DE LA VARIANCE 

Un examen des proportions observées pour l'infarctus aigu du myocarde et les troubles men­
taux dans les vingt hôpitaux étudiés au cours des dix années considérées n'a pas permis de con­
clure à une tendance linéaire ou non linéaire bien définie. Pour tous ces hôpitaux, le type de 
variation des chiffres recueillis ressemblait passablement à celui des trois hôpitaux dont les 
valeurs sont présentées aux figures 1 et 2. Ces observations ont indiqué que la proportion de 
l'infarctus aigu du myocarde ou des troubles mentaux pour l'année considérée pouvait être 
obtenue en combinant l'information de l'ensemble des dix années. À cette fin, il est possible 
d'utiliser le modèle unidimensionnel avec effets aléatoires. 

Le modèle formulé dans l'expression (8) peut s'écrire: 

y,j = Il + {p, - n) -i- e,j 

= ^L -{-a, -h e,j. (14) 

Si l'on considère que n, est tiré au hasard d'une population de moyenne p, l'effet aléatoire a, 
sera de moyenne zéro et variance a^. On fait l'hypothèse qu'il est indépendant de €,j. La 
moyenne de l'échantillon (proportion) peut maintenant s'écrire: 

y, = IM + a, -\- è„ (15) 

où e", est de moyenne zéro et de variance (1 - /,) al/n,. De (15) on déduit: 

V{y,) =al-\- {N, - n,)aV{N, - \)n, = —. (16) 

L'estimateur par les MCP de p est: 

. = ^ ' . 

C'est l'estimateur des composantes de la variance (VC) et sa variance est donnée par: 

V{p) = l/lU,. (18) 
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Pour obtenir la moyenne (17) et sa variance (18), nous avons remplacé af par son estimation 
P,{1 - P,). Pour estimer al, nous avons des méthodes telles que l'analyse de variance et l'esti­
mation quadratique non biaisée de norme minimale (EQNBNM). L'EQNBNM dépend des valeurs 
a priori r, de {a}/al). Nous décrivons ci-dessous une méthode apparentée, dite méthode des 
sommes de carrés non pondérées (SCNP), qui ne dépend pas de r,. P.S.R.S. Rao, Kaplan et 
Cochran (1981) ont montré que cette méthode fournit des estimations de al comparables à celles 
obtenues par l'analyse de variance ou l'EQNBNM, sauf si n, ou r, est très petit. Les calculs 
qu'entraîne la méthode des sommes de carrés non pondérées sont moins lourds que pour l'estimation 
quadratique non biaisée de norme minimale. Avec;''* = ( EJ '<) /^ . on tire de (15): 

E{l.{y,-y*)^] = {T- Dal-^ {T- l){lv,)/T, (19) 

oùv, = {N, - n,)P,{l - P,)/{N, - l)/j,. L'estimateur par sommes de carrés non pondé­
rées de al est: 

àl = i{y,-y*)^/iT- 1) - {iv,)/T, (20) 

oùv, = (1 - f,)P,{l - P,)/{n, - 1). Si N, est grand par rapport à n„ on peut remplacer 
la fraction de sondage/, par zéro. Nous avons estimé U, à l'aide de (16) en estimant al à l'aide 
de (20) et en estimant le deuxième terme par v,. En utilisant cette estimation de U„ nous avons 
estimé p à l'aide de (17) et sa variance à l'aide de (18). Si al est beaucoup plus grand que v„ 
l'estimateur p de (17) sera proche de;''*. Dans ce cas, on peut s'attendre à ce que l'estimation 
de U, décrite ci-dessus n'ait presque aucun effet sur /t. Comme A dépend seulement de la valeur 
relative de U„ on peut considérer que cette conclusion sera valide même quand al n'est pas 
beaucoup plus grand que v,. Ainsi, on peut considérer que l'estimation de U, ne produira 
qu'un biais négUgeable pour p.. 

Comme on sait, toutes les méthodes d'estimation sans biais de al peuvent produire des esti­
mations négatives. Dans ce cas, nous avons utilisé le procédé habituel, qui consiste à substi­
tuer une petite quantité positive à l'estimation négative. Dans Rao et al. (1981), il a été démontré 
que, sauf si al est très petit, cette correction ne produit qu'un biais négligeable pour âl et une 
augmentation peut sensible de son erreur-type. De plus, nous avons constaté que, sauf le cas 
où al est petit, on a montré que la différence entre les erreurs quadratiques moyennes de p, 
obtenues en estimant U, par la méthode des sommes de carrés non pondérées et par les autres 
méthodes d'estimation de U, était négligeable. 

6. ESTIMATEUR DE BAYES 

La discussion du début de la section 5 donne à penser qu'il est possible de supposer que n, 
a une distribution a priori de moyenne p et de variance al. Dans l'hypothèse où, pour N, 
grand, la distribution de y,j est normale et qu'elle est de moyenne p, et de variance a,, et que 
la distribution a priori est elle aussi normale, l'estimateur de bayes de /i, est: 

B, = E{m, \y,) = {1 - a,)y, -I- a,/x, (21) 

où a, = v,/{al -\- V,). L'expression qui donne v, est la même que celle présentée à la section 
précédente. 

Pour un y„ donné, la variance de cet estimateur est donnée par: 

V{B,) = ^ . (22) 
{1/al) + (1/v,) 
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STATISTIQUE CANADA 

MÉTHODOLOGISTES PRINCIPAUX 

D'ENQUÊTE 

Statistique Canada, un organisme statistique de renommée internationale, désire 
combler des postes de méthodologiste principal d'enquête à son bureau central 
d'Ottawa. Ces postes comprennent des travaux de nature théorique et appliquée 
dans des domaines tels que: 

• les plans de sondage et l'estimation 

• l'estimation de la variance 

• la mesure des erreurs non dues à l'échantillonnage 

• les méthodes de collecte de données assistées par ordinateur 

• les méthodes de vérification et d'imputation des données 

• l'analyse des données 

• le contrôle et l'assurance de la qualité 

• l'évaluation des sondages et des recensements 

• les méthodes liées aux séries chronologiques 

• les systèmes généralisés pour le traitement des enquêtes 

Si vous détenez une maîtrise ou un doctorat en statistique, en mathématiques, 
ou dans une discipline connexe, vous êtes invité(e) à postuler. Des compétences 
en informatique seraient un atout. Votre salaire variera de 52 574 $ à 67 605 $ 
selon vos compétences et votre expérience. Les exigences linguistiques varient 
selon les postes. 

Joignez-vous à notre grand groupe de mathématiciens-statisticiens et contribuez 
à la mission de Statistique Canada—produire un large éventail de renseigne­
ments statistiques essentiels à l'économie et à la société céinadienne. Faites par­
venir votre curriculum vitae et/ou votre demande d'emploi indiquant le numéro 
de référence S-91-31-0740-03PL à Pauline Langlois, Commission de la fonction 
publique du Canada, 171, rue Slater, Ottawa, Canada KlA 0M7. 

Nous souscrivons au principe de l'équité en matière d'emploi. 



STATISTICS CANADA 

SENIOR SURVEY METHODOLOGISTS 

Statistics Canada, a world-renowned statistical agency, has openings for Senior 
Survey Methodologists at its head office in Ottawa. The positions involve both 
applied and theoretical work in seyeral areas, including the foUowing: 

• sample design and estimation 

• variance estimation 

• meéisurement of non-sampling errors 

• computer assisted data collection methods 

• edit and imputation methods 

• data analysis 

• quality control and assurance 

• évaluation of surveys and censuses 

• time séries methods 

• generalized software for survey processing 

Candidates with a Master's or Ph.D. degree in statistics, mathematics or a 
related field are encouraged to apply. Computing skills would be an asset. The 
salary is in the $52,574 to $67,605 range, commensurate with qualifications and 
expérience. Language requirements vary according to position. 

Join our large group of mathematical statisticians and contribute to the mission 
of Statistics Canada—to provide a wide range of statistical information vital to 
Canada's economy and society. Forward your résumé and/or application form, 
quoting the référence number S-91-31-0740-03PL, to Pauline Langlois, Public 
Service Commission of Canada, 171 Slater Street, Ottawa, Canada KlA 0M7. 

We are committed to employment equity. 
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En utilisant les estimations âl, ôf et fi, (21) peut s'écrire: 

Ê, = (1 - â,)y,-\- â,p, (23) 

où â, = v,/{âl H- V,). On peut appeler cet estimateur l'estimateur empirique de Bayes (EB). 
A noter que /l découle de (17) avec ôl et v,. On peut obtenir la variance de cet estimateur au 
moyen de (22) en remplaçant al et v, par leur estimation. Pour obtenir l'estimateur de Bayes 
et sa variance, nous avons estimé al et v, en utilisant la méthode des sommes de carrés non 
pondérées, décrite à la section précédente. 

7. EFFICACITÉ DES ESTIMATEURS 

Pour chacun des vingt hôpitaux, nous avons effectué les estimations de P, pour 1986 en uti­
lisant chacune des méthodes décrites dans les sections qui précèdent. Comme nous l'avons men­
tionné précédemment, les valeurs de P, pour l'ensemble de la population ne sont pas connues; 
nous avons donc calculé les erreurs-types correspondant aux différentes méthodes en substi­
tuant à P, la proportion P„ observée dans l'échantillon. Comme les tailles d'échantillon n, ne 
sont pas petites, on peut s'attendre à ce que les biais d'estimation de la variance et de l'erreur-
type des différents estimateurs soient faibles. 

Pour les trois hôpitaux, les estimations de P, et les erreurs-types correspondant aux diffé­
rentes méthodes sont données aux tableaux 2 et 3 pour l'infarctus aigu du myocarde et les trou­
bles mentaux. 

Comme ces tableaux l'indiquent, les erreurs-types des méthodes TR, VC et EB sont plus 
petites que l'erreur-type de la proportion d'échantillon. Comme pouvait le prévoir, l'utilisa­
tion des données des périodes précédentes a aidé à réduire l'erreur-type de l'estimation pour 
la dernière période. 

Les méthodes VC et EB donnent toutes deux une erreur-type inférieure à celle de la méthode 
TR. Cependant, cette dernière méthode ne nécessite pas d'estimation de al. Nous avons pu 
constater que l'erreur-type de l'estimateur de tendance était généralement inférieure de plus 
de la moitié à celle de la proportion d'échantillon. 

La méthode EB produit une erreur-type inférieure à celle de la méthode VC, comme prévu. 
À noter que VC estime la proportion d'ensemble, tandis que EB estime la proportion de la 
distribution conditionnelle. L'erreur-type de EB prend une valeur proche de celle de la pro­
portion d'échantillon si la taille de l'échantillon est grande. 

Il est intéressant d'observer que dans les tableaux 2 et 3 la différence entre les estimations 
VC et EB est négligeable, pour l'infarctus aigu du myocarde aussi bien que pour les troubles 
mentaux. La raison en est que â, est proche de l'unité, ce qui indique que al est petit par rap­
port à V,. 

Il est possible d'obtenir des estimations du nombre total de cas en 1986, avec les erreurs-
types correspondantes, en multipliant les estimations des proportions des tableaux 2 et 3 par 
le nombre correspondant N, de sorties d'hôpital, inscrit au tableau 1. 

8. ANALYSE 

Tels que décrits dans la section précédente, les résuhats de cette recherche montrent qu'il 
est avantageux d'utiliser les méthodes TR, VC ou EB pour l'estimation des proportions et des 
valeurs totales correspondant au dernier passage d'une enquête. 

Pour estimer les erreurs-types des différentes méthodes, nous avons utilisé les proportions 
d'échantillon. D'autres recherches sont nécessaires pour étudier le biais et l'erreur quadrati­
que moyenne de ces erreurs-types. 
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Pour estimer al et v„ nous nous sommes servis de la méthode des sommes de carrés non 
pondérées. On peut aussi examiner les effets de l'utilisation de l'analyse de variance et de 
l'EQNBNM à cette fin. Toutefois, l'étude de Rao et al. (1981) a montré que les différentes 
méthodes d'estimation de al peuvent n'avoir pas d'effet sensible sur l'estimation de n ou sur 
l'erreur-type de cette estimation. 

D'autres recherches sont nécessaires pour déterminer l'effet des différentes méthodes d'esti­
mation des variances sur l'estimateur empirique de Bayes pour /i,. 

Nous avons remplacé une estimation négative de al par une quantité positive faible. 
Comme on peut le voir, cette correction peut produire une erreur-type faible pour les métho­
des VC et EB et donner une idée trop optimiste des estimations de ft et de n,. Il faudrait que 
ce problème soit étudié plus en profondeur. 

Nous avons fait l'hypothèse d'un modèle linéaire pour la proportion. La transformation 
logit ou probit peut être utilisée avant d'appliquer ce modèle. Cependant, les estimations tirées 
de ces transformations ne sont justifiées que si la taille de la population et celle de l'échantil­
lon sont toutes deux grandes. Les estimations proposées dans cet article peuvent être faites par 
des utilisateurs des secteurs public ou privé au moyen d'un logiciel d'usage courant. 

Dans cet article, nous avons étudié un moyen d'améliorer les estimations relatives à cha­
cun des hôpitaux. On peut aussi obtenir des estimations nationales pour un caractère d'échan­
tillonnage comme l'infarctus aigu du myocarde ou les troubles mentaux en pondérant 
convenablement les estimations obtenues ci-dessus par l'inverse des probabilités de sélection 
des hôpitaux. Une telle méthode devrait améliorer la précision des estimations nationales. 

Comme l'ont suggéré par exemple Blight et Scott (1973) et Scott et Smith (1977), des métho­
des de séries chronologiques comme ARMMI peuvent être employées pour estimer les pro­
portions et les valeurs totales. Ces méthodes produiront des modèles différents selon les 
caractères étudiés. De plus, les logiciels que l'on peut actuellement se procurer et qui utilisent 
une telle approche supposent que la taille de la population est grande, que les variances de 
l'erreur sont égales et que la taille de l'échantillon est la même pour toutes les périodes. De 
telles hypothèses ne sont pas vérifiées dans le problème qui fait l'objet de cet article. Comme 
nous l'avons dit dans la section 1, les méthodes TR, VC et EB peuvent aussi être employées 
lorsqu'il y a non-réponse certaines années. 
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Perte d'effectifs dans un panel obtenu par composition 
aléatoire dans deux enquêtes locales 
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RÉSUMÉ 

Cet article compare, du point de vue de la nature et de l'importance numérique de la perte d'effectifs, 
deux enquêtes par panel par composition aléatoire (CA) menées séparément dans la ville de Chicago (c'est-
à-dire que les enquêtes étaient des études indépendantes et n'étaient pas menées dans le cadre d'une même 
expérience) et ayant l'une et l'autre un décalage d'environ un an entre les cycles. Pour chaque enquête, 
l'échantillonnage au cycle 1 se faisait par composition aléatoire à un degré (échantillonnage aléatoire). 
Dans l'étude 1, on «e demandait pas son nom au répondant, de sorte qu'au moment des appels télépho­
niques du cycle 2 les intervieweurs ne pouvaient pas demander le répondant par son nom. Ils utilisaient 
plutôt un descripteur, en l'occurrence l'âge et le sexe. Dans l'étude 2, on demandait à chaque répondant 
du cycle 1 un descripteur de nom, qu'on utilisait pour tenter d'entrer de nouveau en contact avec lui au 
moment du cycle 2. Dans l'étude 1, la perte d'effectifs (c'est-à-dire la proportion de répondants du cycle 1 
non réinterviewés au cycle 2) a été de 47%, alors que dans l'étude 2 elle a été de 43%: l'écart entre les 
taux de perte d'effectifs a donc été relativement faible. Dans les deux enquêtes, la perte d'effectifs avait 
un rapport significatif avec l'âge, la race, le niveau de scolarité et le revenu. L'article examine l'alterna­
tive qui se pose en ces termes: réduire au minimum ou bien la perte d'effectifs ou bien la réaction de 
l'enquêté, c'est-à-dire l'effet que peut avoir sur ses réponses le fait qu'il sache qu'il sera réinterviewé, 
deux facteurs qui peuvent influer sur l'erreur totale de l'enquête. L'article contient aussi des suggestions 
sur les moyens de réduire la perte d'effectifs dans les enquêtes par panel par composition aléatoire. 

MOTS CLÉS: Pertes d'effectifs; composition aléatoire; enquêtes téléphoniques. 

1. INTRODUCTION ET REVUE DES TRAVAUX ANTÉRIEURS 

Depuis quelques décennies, le problème de la perte d'effectifs dans les enquêtes par panel 
n'a reçu qu'une attention occasionnelle dans les travaux sur les méthodes d'enquête. Les arti­
cles publiés traitaient soit de moyens de réduire au minimum la perte d'effectifs dans les enquêtes 
par panel (voir par exemple Droege et Crambert 1965; Crider, Willets et Bealer 1971 ; McAllister, 
Goe et Bulter 1973; Freedman, Thornton et Camburn 1980; et Burgess 1989), soit de techniques 
statistiques pouvant servir à corriger les effets de la perte d'effectifs. (Voir par exemple Lehnen 
et Koch 1974; Hausmann et Wise 1979; Winer 1983; et Lepkowski 1989.) 

Peu d'articles ont parlé de l'importance numérique et de la nature de la perte d'effectifs. 
Moins nombreux encore sont ceux qui ont offert sur les échantillons aléatoires des conclusions 
pouvant donner à d'autres chercheurs le moyen de savoir à quoi s'attendre dans des enquêtes 
portant sur l'ensemble de la population. L'article de Sobol (1959), qui étudiait la perte d'effectifs 
observée dans une enquête par panel à cinq cycles portant sur l'évolution des attitudes écono­
miques, est une exception. Lors du cycle 1, qui a eu lieu en 1954, on a interviewé un échantil­
lon probabiHste de la population urbaine hors étabhssement des États-Unis {n = 1,150). Les 
cycles suivants ont eu lieu six, douze, dix-huit et trente-trois mois plus tard. Par rapport au 
premier échantillon, les pertes d'effectifs aux cycles ultérieurs ont été respectivement de 17, 
26, 29 et 39%. 

Paul J. Lavrakas, Richard A. Settersten, Jr. et Richard A. Maier, Jr., Northwestern University Survey Labora-
tory 625 Haven St., Evanston IL 60208 - 4150 USA. 
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Sobol signale qu'en général, "à cause des variations qui s'annulent l'une l'autre, la structure 
démographique, après cinq rondes d'entrevues, demeurait très semblable à celle de 1' [échan­
tillon] original" (p. 52). Il s'est pourtant produit quelques variations significatives, la perte 
d'effectifs ayant été disproportionnée parmi les locatahes, les ménages à faible revenu, les résidents 
des grandes régions métropolitaines, les jeunes adultes (moins de 25 ans), les personnes âgées 
(plus de 64 ans) et les personnes que n'intéressaient pas le sujet de l'enquête. Winer (1983) a 
fait état de résultats d'études non publiées qui confirment généralement les résultats obtenus 
par Sobol. 

Il importe de remarquer que dans chacune de ces études, les intervieweurs connaissaient le 
nom complet de chaque répondant du cycle 1. En fait, dans leur article sur les techniques sus­
ceptibles de réduire au minimum la perte d'effectifs dans une enquête par panel, McAllister 
et al. (1973) ont insisté sur l'importance de recueillir, à la fin de l'interview, des renseignements 
détaillés sur les coordonnées futures du répondant, y compris "les noms et les adresses complètes 
d'amis ou de parents . . . du répondant." (p. 416). 

Bien qu'on puisse faire valoir que la perte d'effectifs est un problème suffisamment grave 
pour qu'au cycle 1 les chercheurs jugent nécessaire de demander au répondant son nom et 
d'autres renseignements permettant de l'identifier, cette approche peut elle-même causer des 
problèmes. Dans les cas où l'on demande son nom au répondant au moment de l'entrevue du 
cycle 1, on lui explique parfois que ce renseignement est important parce qu'il sera ou pourra 
être rappelé après un certain temps pour qu'on puisse déterminer s'il s'est produit des change­
ments. Cela soulève la question de la réaction de l'enquêté, c'est-à-dire de sa "crainte d'être 
évalué". (Voir Crano et Brewer 1973.) Certains auteurs étudient de façon explicite l'alterna­
tive que détermine la nécessité de choisir entre la perte d'effectifs et les effets de cette crainte 
(voir par exemple Sobol 1959), mais la plupart supposent implicitement que la crainte de l'éva­
luation est un problème moins grave que la perte d'effectifs. 

Tous les travaux mentionnés ci-dêssus ont été effectués à l'aide d'interviews en personne. 
Mais quelle est la perte d'effectifs dans les enquêtes téléphoniques, y compris dans les cas où 
l'on ne demande pas leurs noms aux répondants du cycle 1? En particulier, à quoi peut s'attendre 
un chercheur qui décide a priori de faire une enquête téléphonique par panel et demande donc 
des descripteurs de nom aux répondants, par opposition à un autre chercheur qui ne demande 
pas de descripteurs de nom parce qu'il a choisi de ne pas le faire ou décidé après coup de 
transformer une enquête téléphonique transversale en une enquête par panel, après la fin des 
interviews du cycle 1? 

Le présent article tente de définir une première approche de ces problèmes en présentant, 
relativement à l'importance numérique et à la nature de la perte d'effectifs, les résuhats de deux 
enquêtes par panel par composition aléatoire effectuées dans la ville de Chicago, avec un déca­
lage d'environ un an entre les cycles dans chacun des cas. Notons que ces deux enquêtes ont 
été menées de façon indépendante et n'étaient pas conçues pour servir à une expérience sur la 
perte d'effectifs dans les enquêtes par composition aléatoire. Ainsi, il y a des différences du 
point de vue du centre d'intérêt et des modalités d'exécution entre ces deux enquêtes, différences 
qui s'ajoutent au fait qu'on avait un descripteur de nom pour la plupart des répondants dans 
l'étude 2 mais non dans l'étude 1. Nous reconnaissons explicitement que ces différences de centre 
d'intérêt et de modalités d'exécution limitent les conclusions que l'on peut tirer de la compa­
raison des deux études. 

Dans les deux études, l'échantillonnage des répondants du cycle 1 s'est fait par composition 
aléatoire à un degré (dite simple). Dans l'étude 1, on ne demandait pas son nom au répondant du 
cycle 1 et on ne lui disait pas qu'on entrerait de nouveau en contact avec lui. Dans l'étude 2, des 
descripteurs de nom étaient recueilUs à la fin de l'interview du cycle 1, et ces descripteurs étaient 
utilisés pour entrer en contact avec les répondants au moment du cycle 2. Au lieu de donner 
son nom au complet, le répondant ne donnait le plus souvent que son prénom ou un autre des­
cripteur, par exemple un surnom ou des initiales. (L'intervieweur n'insistait pas pour obtenir 
le nom complet afin de ne pas alimenter les sentiments de crainte que pouvait avoir un répon­
dant réticent.) 
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Comment peut-on atteindre de nouveau un répondant quand on ne lui a pas demandé son 
nom la première fois? C'est là un problème auquel le premier auteur a eu à faire face en 1979 
lorsqu'il essayait de déterminer s'il était possible de transformer en enquête par panel une 
enquête transversale de 1977. Comme il n'y avait pas de travaux publiés qui auraient pu l'aider 
dans sa tâche, il a procédé à une expérience pilote: il a été possible, en mentionnant le sexe 
et l'âge, de réinterviewer 50% des répondants de 1977. 

Les résultats de cette expérience pilote étaient assez encourageants pour que la méthode soit 
réutilisée dans la première des deux études qui font l'objet de cet article. Dans l'étude 1, les 
intervieweurs composaient donc le numéro de téléphone qui avait servi à l'interview du cycle 1, 
vérifiaient ce numéro lorsqu'ils obtenaient une réponse et informaient l'interiocuteur qu'environ 
un an auparavant, au même numéro de téléphone, quelqu'un avait répondu à une enquête télé­
phonique. L'intervieweur identifiait le répondant du cycle 1 en précisant le sexe "homme" 
ou "femme" et l'âge (par exemple "début de la vingtaine" ou "fin de la soixantaine") de la 
personne à qui il voulait parler. 

Dans l'étude 2, on possédait un descripteur de nom pour plus de 80% des répondants du 
cycle 1. Les intervieweurs demandaient ces répondants au téléphone en utilisant le descripteur 
de nom, après avoir vérifié le numéro de téléphone. Quant aux répondants pour lesquels on 
n'avait pas de descripteur de nom, les intervieweurs les demandaient à l'aide de descripteurs 
démographiques, comme dans l'étude 1. 

En présentant les résultats de cette étude, nous souhaitons seulement donner une première 
idée de l'importance numérique et de la nature de la perte d'effectifs dans les enquêtes par panel 
par composition aléatoire. Bien qu'on ne puisse les étendre à un échantillon national obtenu 
par composition aléatoire, ces résultats sont parlants. Comme l'échantillonnage par compo­
sition aléatoire est très utilisé, nous croyons qu'il importe de construire une base de connais­
sances sur la perte probable d'effectifs dans des études par panel où l'échantillonnage du cycle 1 
est fait par composition aléatoire, particulièrement lorsque les chercheurs n'ont pas de descrip­
teur de nom pour les répondants du cycle 1. Ainsi, il sera plus facile d'examiner des stratégies 
conçues pour réduire l'importance et les effets de cette perte d'effectifs. 

2. ETUDE 1 

2.1 Méthodologie 

En février 1983, le laboratoire d'enquêtes de l'Université Northwestern a mené une enquête 
par composition aléatoire (à un degré) portant sur toute la ville, afin de recueillir des données 
de base pour des professeurs qui voulaient évaluer un ensemble de programmes locaux de pré­
vention du crime dans des certains quartiers de Chicago. (L'interview à l'aide du questionnaire 
prenait 20 minutes en moyenne.) Environ 2,800 numéros de téléphone ont été composés et 814 
personnes interviewées. Pour chaque unité de logement contactée, on sélectionnait systémati­
quement un chef de ménage (homme ou femme) comme répondant désigné (Lavrakas 1987; 
p. 99-100). Chaque fois que cela s'avérait nécessaire, un questionnaire en langue espagnole 
était utilisé par un intervieweur bilingue. On rappelait jusqu'à sept fois les répondants diffici­
les à joindre. Parmi les numéros composés, 1,247 correspondaient à des ménages admissibles 
(définis par les promoteurs de l'enquête comme des ménages anglophones ou hispanophones 
comptant au moins un adulte âgé de 19 ans ou plus); quant aux ménages admissibles pour 
lesquels il n'y a pas eu d'interview, ou bien la personne qui aurait pu répondre n'était pas 
disponible au moment de l'appel ou bien elle a refusé de participer. 

Un an plus tard, en février 1984, on a de nouveau composé les numéros de téléphone du 
cycle 1 pour recueilhr des données "post enquête" pour le projet d'évaluation. Si quelqu'un 
répondait au téléphone après huit tentatives ou moins (faites sur plusieurs jours et à des heures 
différentes), l'intervieweur lisait le message de présentation suivant: 
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Bonjour! Suis-je bien au ? Je m'appelle , et je vous 
téléphone de l'Université Northwestern. À ce même numéro, il y a environ un an - soit 
en février 1983 - nous avons interviewé un(e) • 
Pourrais-je lui parler? 

L'intervieweur vérifiait d'abord le numéro, puis donnait son nom. Le troisième espace blanc 
contenait les renseignements démographiques recueillis lors du cycle 1 (sexe et âge) sur cha­
que répondant: par exemple, "femme au milieu de la trentaine" ou "homme d'un peu plus 
de 70 ans". Pour les quelques répondants qui n'avaient pas donné leur date de naissance lors 
du cycle 1, le troisième espace blanc contenait seulement la mention "homme" ou "femme". 

Une fois que l'intervieweur savait qu'il parlait au répondant du cycle 1, il poursuivait en 
donnant l'explication suivante, avant de commencer l'interview: 

Les renseignements que vous nous avez donnés l'an dernier nous ont beaucoup aidés à 
comprendre les préoccupations de résidents de Chicago comme vous. Nous vous rappelons 
maintenant pour avoir des renseignements sur ce qu'a été la qualité de la vie dans les 
différents quartiers de Chicago depuis un an. 

Le but de cette entrée en matière était de mieux disposer le répondant à coopérer avec l'inter­
vieweur du cycle 2 en lui rappelîtnt la collaboration qu'il avait offerte lors du cycle 1. 

Vu les objectifs de ce projet d'évaluation, les répondants qui avaient déménagé ou dont le 
numéro de téléphone avait changé n'étaient pas réinterviewés pour le cycle 2: il fallait en effet 
interviewer seulement des personnes qui habitaient à la même adresse que l'année précédente, 
étant donné que plusieurs questions avaient trait à la perception d'un changement dans le voi­
sinage depuis 1983. 

Tableau 1 
Résultat de la tentative de réinterview des répondants au cycle 2 de l'étude 1 

(noms inconnus) et de l'étude 2 (noms connus) 

Résultat au cycle 2 

Aucun contact étabU au cycle 2 
Téléphone hors d'usage 

ou débranché 
Jamais de réponse 

Contact étabU 
Interview a eu Ueu 
Numéro n'est plus celui du 

répondant 
Répondant jamais disponible 
Refus total ou partiel du 

répondant 
Refus d'une personne qui 

contrôle l'accès au répondant 
Répondant invalide ou décédé 
Autre 

Total 

Étude 1 -

Fréquence 
absolue 

95 
17 

422 

165 
33 

37 

21 
3 
4 

797 

Noms inconnus 

Fréquence 
relative 

% 

11.9 
2.1 

52.9 

20.7 
4.1 

4.7 

2.6 
0.4 
0.6 

100.0 

Étude 2 -

Fréquence 
absolue 

94 
45 

572 

163 
30 

57 

13 
13 
10 

997 

Noms connus 

Fréquence 
relative 

% 

9.4 
4.5 

57.4 

16.4 
3.0 

5.7 

1.3 
1.3 
1.0 

100.0 
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2.2 Résultats 

À cause d'une erreur dans le traitement des questionnaires et des registres d'appels du cycle 1, 
des numéros d'identification erronés ont été attribués à dix-sept répondants du cycle 1 par le 
personnel du promoteur de l'enquête. Aux fins de cet article, notre analyse n'a pas tenu compte 
de ces répondants parce que nous ne pouvions pas associer avec certitude les réponses du cycle 2 
aux données correspondantes du cycle 1. Les analyses qui suivent portent donc sur les 797 répon­
dants pour lesquels la correspondance des données du cycle 1 à celles du cycle 2 est certaine. 

Importance numérique de la perte d'effectifs. Comme le montre le tableau 1, environ la 
moitié (53%) de l'échantillon du cycle 1 a pu être réinterviewé. Parmi les 375 répondants "perdus" 
pour l'enquête, la proportion la plus élevée était composée de numéros de téléphone qui corres­
pondaient à de nouveaux ménages ou à des logements du cycle 1 que n'habitaient plus les répon­
dants; ces cas représentaient environ 40% des pertes. Le deuxième cas en importance était celui 
des personnes dont le numéro de téléphone au cycle 1 n'était plus en service; ceux-là représen­
taient environ un quart des pertes. Venaient ensuite les répondants qui avaient refusé d'une 
façon ou d'une autre de répondre. Au quatrième rang venaient les personnes qui, en huit 
tentatives, n'avaient jamais été à domicile au moment où quelqu'un prenait l'appel du cycle 2. 
(Pour chacune des 33 personnes dans ce cas, un autre membre de leur ménage a indiqué qu'il 
s'agissait bien du répondant du cycle 1). 

Nature de la perte d'effectifs. Comme on peut le voir au tableau 2, plusieurs des variables 
se rapportant au groupe des répondants du cycle 1 qui ont pu être réinterviewés diffèrent sen­
siblement de celles qui se rapportent au groupe des personnes qui ont été perdues pour l'enquête. 
En ce qui concerne l'âge, on a pu interviewer une deuxième fois seulement 42% des adultes 
de moins de 30 ans, alors que 60% des adultes de 40 à 59 ans ont répondu aux questions du 
cycle 2. Les Noirs étaient beaucoup moins susceptibles que les Blancs d'être réinterviewés. Quant 
au revenu du ménage, les répondants qui au cycle 1 avaient déclaré un revenu de moins de 
$10,000 n'ont été réinterviewés que dans 44% des cas, alors que 63% de ceux qui avaient un 
revenu de plus de $20,000 ont pu être réinterviewés. On a réinterviewé plus de répondants mariés 
(57%) que de répondants non mariés (49%). Les répondants propriétaires ont répondu au 
deuxième questionnaire dans une proportion de 62%, comparativement à 47% des répondants 
locataires. Plus un répondant avait vécu longtemps dans le quartier - et plus il avait, au cycle 1, 
déclaré improbable qu'il puisse déménager - plus il était susceptible d'être réinterviewé. 

3. ETUDE 2 

3.1 Méthodologie 

En novembre et décembre de 1983, une enquête par composition aléatoire (à un degré) a 
été menée par le Northwestern Univershy Survey Laboratory pour des professeurs qui voulaient 
étudier le bien-être économique des familles à Chicago. (L'interview à l'aide du questionnaire 
prenait 20 minutes en moyenne.) Environ 3,900 numéros de téléphone ont été composés et 997 
personnes ont été interviewées. Pour chaque unité d'habitation contactée, on sélectionnait systé­
matiquement un chef de ménage (homme ou femme) comme répondant désigné. On rappelait 
jusqu'à vingt fois pour augmenter la probabilité d'obtenir une interview auprès des répondants 
difficiles à joindre. En tout, on a atteint 1,659 ménages admissibles; quant aux personnes admis­
sibles qui n'ont pas été interviewées, elles n'étaient pas disponibles au moment des appels ou 
ont refusé de participer. 

Seize mois plus tard, au printemps de 1985, on a de nouveau composé les 997 numéros de 
téléphone pour recueillir les données du cycle 2. Contrairement à ce qu'on avait fait dans 
l'étude 1, où l'on ne tentait pas de retracer les répondants qui avaient déménagé ou changé 
de numéro de téléphone, un effort a été fait dans l'étude 2 pour retracer les répondants quand 
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Tableau 2 

Caractéristiques des répondants à la réinterview du cycle 2 pour l'étude 1 
(noms connus) et l'étude 2 (noms inconnus) 

Caractéristiques des répondants 

Pourcentage de personnes réinterviewées 
au cycle 2 

Sexe: 
Femmes 
Hommes 

Âge: 
< 30 ans 
30-39 ans 
40-59 ans 
> 59 ans 
< 34 ans 

35-49 ans 
50-64 ans 
> 64 ans 

Race: 
Asiatique 
Noir 
Hispanique 
Blanc 

Niveau d'instruction: 
Pas de diplôme d'études secondaires 
Diplôme d'études secondaires 
Études postsecondaires partielles 
Diplôme d'études postsecondaires 
Études supérieures 

Revenu du ménage: 
< $10,000 
$10,000-519,999 
$20,000-$29,999 
$30,000 ou plus 
< $12,000 
$12,000-$17,999 
$18,000-$23,999 
$24,000 ou plus 

État matrimonial: 
Marié 
Divorcé 
Séparé 
Célibataire 
Veuf/veuve 
Jamais marié 

Mode d'occupation du logement: 
Propriétaire 
Locataire 

Nombre d'années de résidence dans le quartier: 
< 3 ans 
3-9 ans 
10 ans ou plus 

Déménagement dans les deux prochaines années: 
Absolument certain 
Probable 
Improbable 
Absolument exclu 

Étude 1 Étude 2 

55 
49 

42* 
54 
60 
55 

68*** 
49 
44 
58 

45** 
57 
50 
60 

44** 
55 
63 
63 

57* 

49 

62*** 
47 

44*** 
55 
56 

37*** 
47 
57 
60 

56 
60 

54* 
64 
61 
50 

42* 
53 
62 
61 

49* 
58 
53 
64 
68 

50* 
59 
66 
64 

57* 
68 
43 
57 
51 

59 
56 

Remarque: Des tests de signification du Khi carré ont été utilisés. 
**» p < .001 
** p < .01 
• p < .05 
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c'était possible; mais cet effort n'a pas donné beaucoup de résultats puisque, dans la plupart 
des cas, on n'avait pas le nom complet (prénom et nom de famille) du répondant. Comme pour 
le cycle 1, au moins vingt rappels étaient effectués pour les répondants les plus difficiles à joindre. 

Plus de 80% des répondants avaient donné un descripteur de nom lors du cycle 1. Les inter­
vieweurs utilisaient ce renseignement comme suit: 

Bonjour! Suis-je bien au ? Je m'appelle , et je 
vous téléphone de l'Université Northwestern. À ce même numéro il y a environ 16 mois 
- soit vers la fin de 1983 - nous avons interviewé (un homme/une femme) du nom de 
. . Pourrais-je lui parler? 

Comme dans l'étude 1, l'intervieweur vérifiait d'abord le numéro, puis donnait son nom. 
Le troisième espace blanc contenait le descripteur de nom recueiUi au moment du cycle 1. Pour 
les répondants qui n'avaient pas donné leur nom au cycle 1, on utilisait la même méthode que 
dans l'étude 1 pour les demander au téléphone (c'est-à-dire qu'on mentionnait le sexe et l'âge 
ou le sexe seulement). 

3.2 Résultats 

Importance numérique de la perte d'effectifs. Comme le montre le tableau 1, près de 60% 
des répondants du cycle 1 ont été réinterviewés (57.4%). Dans l'ensemble, les fréquences rela­
tives des causes des pertes d'effectifs dans l'étude 2 étaient très semblables à celles de l'étude 1. 
Parmi les 425 répondants perdus pour l'enquête, la plus grande partie (près de 40%) était cons­
tituée des cas où le numéro de téléphone correspondait à un nouveau ménage ou à un loge­
ment que le répondant du cycle 1 avait quitté sans laisser de nouveau numéro où le joindre. 
Le deuxième cas en importance - presque un quart des pertes - était celui des personnes dont 
le numéro de téléphone au cycle 1 n'était plus en service. Suivait la catégorie des répondants 
qui d'une manière ou d'une autre refusaient de répondre. La quatrième catégorie était celle 
des numéros du cycle 1 où il n'y avait jamais eu de réponse au cycle 2. 

Nature de la perte d'effectifs. Comme le montre le tableau 1, plusieurs des variables se rap­
portant au groupe des répondants du cycle 2 de l'étude 2 qui ont pu être interviewés diffèrent 
sensiblement de celles qui se rapportent au groupe de ceux qui ont été perdus pour l'enquête, 
avec des variations très semblables à celles qui ont été observées pour l'étude 1. En ce qui con­
cerne l'âge, les adultes qui avaient moins de 34 ans ou plus de 64 ans au cycle 1 étaient moins 
susceptibles d'être réinterviewés que les autres. Les personnes d'origine asiatique et les Noirs 
étaient moins susceptibles d'être réinterviewés que les personnes d'origine hispanique et les 
Blancs. En ce qui concerne le niveau de scolarité, les répondants qui avaient peu d'années de 
scolarité étaient moins susceptibles d'être réinterviewés que ceux qui en avaient davantage. À 
peine 50% des répondants qui avaient indiqué un revenu du ménage inférieur à $12,000 lors 
du cycle 1 ont pu être réinterviewés, alors que ceux qui avaient un revenu de plus de $24,000 
ont pu être réinterviewés dans une proportion de 64%. Les répondants divorcés ont eu le meil­
leur taux de suivi (68%), tandis que ceux qui avaient dit être séparés au moment du cycle 1 
étaient les moins susceptibles d'être réinterviewés (43%). 

4. ANALYSE 

4.1 Sommaire des résultats 

Les deux études indépendantes analysées ici sont des enquêtes par composition aléatoire 
à deux cycles, avec un décalage, l'une de douze et l'autre de seize mois, entre les cycles. Dans 
l'étude 1, où les noms des répondants n'étaient pas connus et ne pouvaient donc pas servir au 
cycle 2, la perte d'effectifs avait été de 47.1%. Dans l'étude 2, où l'on avait des descripteurs 
de nom pour 83% des répondants du cycle 1, la perte d'effectifs avait été légèrement inférieure, 
soit de 42.6%. 
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Pour évaluer correctement cette faible différence entre les taux de perte d'effectifs (x^ ( 1 ) = 
3.51, p < .10), il faut tenir compte des différences de contexte suivantes entre les deux études. 
Dans l'étude 1, on ne disait pas explicitement aux répondants du cycle 1 qu'On les rappellerait 
un an plus tard et on ne leur demandait donc pas leur nom. Dans l'étude 2 au contraire, on 
disait aux répondants qu'on les rappellerait dans un certain temps. Étant donné la nature 
particulière de la recherche dans l'étude 1, on n'a pas tenté de retracer les répondants du cycle 2 
qui avaient déménagé ou changé de numéro de téléphone, alors que cela fut fait dans l'étude 2, 
bien qu'avec assez peu de résultats. Dans l'étude 1, il y avait aussi une version espagnole du 
questionnaire, tandis que dans l'étude 2 les hispanophones ne pariant pas l'anglais n'étaient 
pas interviewés. 

Dans les deux études, la très grande majorité des répondants perdus pour l'enquête étaient 
des personnes qu'on ne pouvait joindre à leur numéro de téléphone du cycle 1 parce que ce 
numéro était celui d'un nouveau logement, parce que le répondant avait déménagé ou parce 
que le numéro n'était plus en service. 

Dans l'ensemble, les résultats de ces deux enquêtes téléphoniques s'accordent assez bien avec 
ceux de précédentes enquêtes effectuées au moyen d'interviews en personne (voir, par exem­
ple, Sobol 1959), du point de vue des caractéristiques des personnes les plus susceptibles de 
n'être pas réinterviewées au moment d'un cycle subséquent d'une enquête par panel. Dans les 
deux études, les jeunes adultes et les aduhes âgés, les personnes de couleur, les personnes ayant 
un niveau d'instruction peu élevé et les personnes à faible revenu étaient moins susceptibles 
d'être réinterviewés que les autres sous-groupes démographiques de la même catégorie. 

4.2 Conséquences 

Comme les enquêtes par composition aléatoire offrent un bilan coûts-avantages intéressant 
et qui vient s'ajouter aux avantages que comportent les enquêtes par panel du point de vue 
des possibilités d'analyse, il n'est pas inutile d'examiner les options qui pourraient améliorer 
la représentativité du panel final dans les enquêtes où l'échantillon du cycle 1 est obtenu par 
composition aléatoire. Mais avant d'entrer dans ces considérations, il convient de nous arrê­
ter plus longtemps au problème de savoir s'il faut ou non demander les noms des répondants 
dans les enquêtes téléphoniques. 

Doit-on demander le nom du répondant au cycle 1? Comme nous l'avons dit, la question 
pourrait se poser en ces termes: ou bien augmenter la probabilité d'atteindre et, donc, de réin­
terviewer le répondant au cycle 2, ou bien risquer de susciter chez lui une réaction de crainte 
d'être évalué (Crano et Brewer 1973), qui aurait pour effet de biaiser les données recueillies 
au cycle 2. Mais il y a plus que cette alternative à considérer. 

La confidentialité des données et la possibilité pour le répondant de donner son autorisa­
tion en connaissance de cause sont des questions qui entrent également en ligne de compte. 
La pratique courante parmi les organismes qui effectuent des enquêtes statistiques pour des 
universitaires est de ne jamais communiquer les numéros de téléphone à quiconque, sauf peut-
être au promoteur de l'enquête et seulement si ce dernier projette d'effectuer une enquête par 
panel ou des interviews de suivi auprès de répondants qui l'y ont explicitement autorisé. Le 
principe derrière cette pratique est que l'assurance donnée aux répondants du cycle 1 quant 
au caractère confidentiel de leurs réponses est respectée si on les rappelle dans le cadre de la 
même enquête. Le fait qu'il y ait si peu de répondants du cycle 1 qui refusent de participer au 
cycle 2 et qu'il soit possible de prédire, à partir de leurs caractéristiques démographiques, quelles 
personnes sont les plus susceptibles de refuser de répondre au moment du cycle 2 donne beau­
coup de poids à la conclusion selon laquelle une seconde interview téléphonique dont le répon­
dant n'aurait pas été informé au moment du cycle 1 ne pose pas de difficulté. 

Quand le promoteur d'une enquête peut supporter le coût supplémentaire qu'entraîne le 
fait de retracer les répondants qui ont déménagé, il paraît logique de noter le nom complet des 
répondants au moment du cycle 1 puisqu'il est alors possible de retracer ceux qui ont déménagé 
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à l'aide des annuaires téléphoniques ou en composant les nouveaux numéros donnés par les 
messages enregistrés des compagnies de téléphone ou même en appelant d'anciens voisins pour 
obtenir un numéro de renvoi quand l'adresse d'un répondant est connue et qu'on se sert d'un 
annuaire par numéros. Mais si l'on n'a pas l'intention de retracer les répondants au cycle 2, 
pourquoi leur demander leur nom au cycle 1? 

Sans doute les intervieweurs préfèrent-ils avoir le nom au complet: la plupart se sentent plus 
à l'aise s'ils doivent demander à parler à "Pierre" ou à "Pierre Tremblay" plutôt qu'à "un 
homme au milieu de la cinquantaine". Pourtant, la faible différence entre les taux de perte 
d'effectifs dans les deux études qui nous occupent ici ne démontre pas avec netteté qu'il est 
avantageux de demander leurs noms aux répondants, et cela même en tenant compte du fait 
que le décalage entre les cycles est plus long de quatre mois dans l'étude 2, dans laquelle des 
descripteurs de nom avaient été recueillis au cycle 1. Nous reconnaissons qu'une des limites 
regrettables de notre article est que d'autres différences entre ces deux enquêtes par panel par 
composition aléatoire ont pu influer sur l'écart observé entre les taux de perte d'effectifs. Par 
exemple, le nombre de rappels effectués au cycle 2 était beaucoup plus élevé dans l'étude 2 
que dans l'étude 1 (plus de vingt contre huit). La question restera donc sans réponse tant que 
ne seront pas effectuées des expériences mieux contrôlées. 

Dans l'état actuel des connaissances, nous croyons que c'est à chaque chercheur qui utilise 
un panel aux fins d'une enquête par composition aléatoire qu'il appartient de comparer, d'une 
part, le risque de biaiser les données sur le phénomène étudié, s'il avertit les répondants qu'ils 
seront de nouveau "mesurés" plus tard (effet de la "réaction" du répondant) et, d'autre part, 
la possibilhé d'obtenir un taux de perte d'effectifs un peu plus faible en demandant leurs noms 
aux répondants au moment de l'interview du cycle 1. 

Considérations sur le moyen de réduire au minimum les effets de la perte d'effectifs. On 
peut examiner un certain nombre de moyens pouvant servir à réduire au minimum les effets 
de la perte d'effectifs dans une enquête par panel par composition aléatoire. 

Sobol (1959) a suggéré la possibilité d'un suréchantillonnage, au cycle 1, des répondants 
qui ont les caractéristiques les rendant le plus susceptibles d'être perdus aux cycles suivants. 
À première vue, cette idée peut paraître attrayante: en effet, si l'on sait quels répondants sont 
le plus susceptibles de n'être pas réinterviewés, on peut projeter de suréchantillonner ces groupes 
au cycle 1. Comme le travail de Sobol l'a montré et comme le confirment les résultats des deux 
études considérées ici, il serait possible d'estimer quels types de personnes il faudrait suréchan­
tillonner au cycle 1 : par exemple, les jeunes adultes et les adultes âgés. Le suréchantillonnage 
pourrait se faire à l'aide d'une technique de sélection des répondants qui serait appliquée vers 
la fin du cycle 1 (mais qui augmenterait le coût global de ce cycle 1 de l'enquête). 

Même s'il est possible, un tel suréchantillonnage est-il souhaitable? Poser cette question 
revient, en fin de compte, à se demander si le panel ainsi obtenu est plus qu'une réflexion super­
ficielle de la population étudiée. En d'autres termes, suffit-il de se préoccuper uniquement 
d'avoir le nombre voulu (c'est-à-dire la bonne proportion) de personnes âgées au dernier cycle 
d'une enquête par panel, ou bien ne faut-il pas aussi se demander si la "composition" du groupe 
de ces personnes âgées est celle qui convient? 

Il s'agit là d'une question empirique à laquelle les études actuelles ne peuvent pas répon­
dre. Il est clair que d'autres recherches devront être faites pour que les spécialistes des enquê­
tes puissent déterminer avec plus de certitude s'il est préférable de suréchantillonner au cycle 1 
ou de "compenser" la perte d'effectifs par des corrections statistiques des données recueillies 
aux cycles subséquents de l'enquête par panel. 

Un autre aspect du problème de la perte d'effectifs est lié aux efforts visant à réduire au 
minimum la perte de répondants que les intervieweurs arrivent à joindre au cycle 2 mais qui 
refusent de se laisser réinterviewer ou ne sont "jamais à la maison" pour répondre aux ques­
tions du cycle 2. Ces cas représentaient 29% de la perte d'effectifs dans l'étude 1 et 34% dans 
l'étude 2. Hors les techrùques d'interview habituelles et la répétition des appels de relance, quels 
moyens peut-on donner aux intervieweurs pour qu'ils parviennent mieux à réduire ces pertes? 
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À l'ère du micro-ordinateur, il serait tout à fait possible de donner à l'intervieweur un 
"profil" de chaque répondant au cycle 1 pour qu'il puisse se familiariser avec la personne à 
réinterviewer. Il faudrait se garder de créer chez l'intervieweur des attentes qui pourraient biaiser 
les réponses des enquêtes au cycle 2. Nous ne voulons pas dire que l'intervieweur utiliserait 
nécessairement ces renseignements mot à mot pour identifier le répondant du cycle 1 au moment 
d'entrer de nouveau en contact avec lui; nous croyons que le nom, le sexe et l'âge suffisent 
pour cela. Mais, si l'intervieweur a une idée plus précise de "qui" est le répondant, il peut y 
avoir dans son comportement verbal un changement subtil susceptible de faire augmenter son 
taux de réussite. Cette suggestion doit subir le test de l'expérience avant qu'on puisse la recom­
mander en toute confiance, mais s'il s'avérait qu'elle est efficace et n'introduit pas de biais 
dans les données, elle serait relativement facile à appliquer. 

De même, l'entrée en matière que l'intervieweur lit au répondant au moment du cycle 2 
pourrait être adaptée aux groupes démographiques qui paraissent le plus susceptibles de refuser 
de répondre au cycle 2; nous pensons ici aux personnes âgées, à celles qui ont un niveau d'ins­
truction peu élevé ou dont le revenu est relativement faible et plus spécialement à celles que 
les intervieweurs du cycle 1 auraient jugées peu intéressées ou disposées à coopérer. Ici encore, 
on pourrait programmer un ordinateur qui pourrait générer des entrées en matière à partir des 
données du cycle 1 relatives à certains répondants. 

Les entrées en matière doivent contenir des éléments qui incitent ces personnes à participer 
au cycle 2, car souvent ce sont elles qui ont le moins de motivation intrinsèque pour participer 
à une enquête. Au moment de préparer les cycles subséquents, les concepteurs de l'enquête 
doivent se demander "pour quelles raisons" ces personnes pourraient vouloir offrir leur col­
laboration et incorporer ces raisons dans les entrées en matière qui leur sont destinées. Celles-
ci pourront être assez longues et même contenir des questions destinées à établir un rapport 
avec l'enquêté. Peut-être même serait-il possible - sans introduire de biais dans les réponses 
du cycle 2 - de donner à la personne dont on souhaite obtenir des réponses quelques rensei­
gnements sur les résultats du cycle 1. Peut-être le répondant serait-il alors plus enclin à consi­
dérer comme un "échange" la tentative de reprise de contact. 

Quoi qu'il en soit, l'ordinateur pourrait générer ces entrées en matière spéciales, qui seraient 
utilisées seulement pour les répondants auxquels elles sont destinées. Encore une fois, aucune 
donnée expérimentale ne peut confirmer l'efficacité de cette idée, mais nous croyons qu'elle 
mérite d'être étudiée. 

5. CONCLUSION 

Les observations que nous avons faites ici donnent à penser que dans les enquêtes par panel 
par composition aléatoire où les noms des répondants ne sont pas connus, la perte d'effectif 
n'est pas suffisante pour invalider ou rendre inutilisable cette technique d'enquête. Comme 
celle-ci ne provoque pas chez le répondant une réaction de crainte d'être évalué, elle paraît être 
l'approche à privilégier pour les enquêtes par panel à deux cycles par composition aléatoire, 
dans le cas où le chercheur a des raisons a priori de ne pas vouloir que le répondant sache qu'il 
sera réinterviewé. Nos observations devraient aussi être encourageantes pour ceux qui envisa­
gent de convertir en enquête par panel une enquête transversale par composition aléatoire. Nous 
espérons que cet article essentiellement descriptif encouragera d'autres spécialistes des méthodes 
d'enquête à feiire, dans des conditions mieux contrôlées, des études sur la nature et l'impor­
tance de la perte d'effectifs dans les enquêtes par panel par composition aléatoire et à com­
muniquer les résultats de ces études; ainsi, les chercheurs pourront peut-être un jour appliquer 
avec plus de confiance des stratégies de réduction des pertes d'effectifs. Nous pensons que cette 
recherche devirait être guidée par un fait d'expérience, qui est que la réduction de la perte d'effec­
tifs paraît le plus efficace dans les enquêtes bien organisées où chaque répondant est considéré 
comme la personne individuelle qu'il est en fait. 
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Test exact pour vérifier la présence d'un mouvement 
saisonnier stable et applications 

BRAJENDRA C. SUTRADHAR, ESTELA BEE DAGUM 
et BINYAM SOLOMON» 

RÉSUMÉ 

La méthode de désaisonnalisation X-11-ARMMI de même que la variante X-11 du programme Census 
Method II utilisent un test F d'analyse de variance ordinaire pour déterminer la présence d'un mouvement 
saisonnier stable. Ce test est appliqué à des séries formées de composantes saisonnières estimées et d'aléas 
(résidus) qui sont très susceptibles d'être autocorrélés, ce qui va à rencontre de l'hypothèse fondamentale 
du test F. Les producteurs de données désaisonnalisées connaissent depuis longtemps cette lacune et se 
servent rarement de la valeur théorique de la statistique F comme critère pour la désaisonnalisation. Ils 
préfèrent utiliser des règles empiriques du genre "Fégal ou supérieur à 7". Dans cet article, nous présentons 
un test exact qui tient compte des résidus autocorrélés qui suivent un processus MMS (à moyennes mobiles 
saisonnier) du type (0,^) (0,2)^. Nous comparons ensuite les résultats de ce test, qui est une version 
modifiée du test F, avec ceux du test d'analyse de variance de la X-11-ARMMI pour un grand nombre 
de séries socio-économiques canadiennes. 

MOTS CLÉS: Analyse de variance ordinaire; résidus autocorrélés; mouvement saisonnier. 

1. INTRODUCTION 

Dans l'analyse des séries économiques et sociales, on décompose normalement la série de 
données observées en quatre facteurs non observés: la tendance, le cycle, les variations 
saisonnières et les aléas. 

Les séries socio-économiques sont souvent présentées sous forme désaisonnahsée de sorte 
qu'il soit plus facile d'analyser la tendance conjoncturelle et que l'on puisse évaluer les condi­
tions socio-économiques courantes. Il existe plusieurs méthodes de désaisonnalisation qui 
permettent d'estimer la composante saisonnière d'une série mais la variante X-11 du programme 
Census Method II {Shiskin, Young et Musgrave 1967) et la méthode X-11-ARMMI (Dagum 
1980) sont les plus utilisées. Pour déterminer la présence d'un mouvement saisonnier stable 
dans une série chronologique, la X-11-ARMMI et la variante X-11 utiUsent toutes deux les résul­
tats du test FappUqué habituellement dans une analyse de variance à un critère de classification 
pour les variations saisonnières mensuelles et les résidus. Or, les résidus étudiés dans cette 
analyse de variance sont souvent autocorrélés, de sorte que le seuil de signification théorique 
du test F peut ne pas être bon. Conscients de cette lacune, les producteurs de données désai­
sonnalisées ne se fondent pas sur ce seuil pour vérifier la présence d'un mouvement saisonnier 
stable mais appliquent plutôt une règle basée sur des connaissances empiriques (voir, par 
exemple, Shiskin et Plewes 1978). De fait, le test X-11-ARMMI de la présence d'un "mouve­
ment saisonnier identifiable" suppose implicitement que le valeur F sera égale ou supérieure 
à 7 s'il n'existe pas de mouvement saisonnier évolutif. 

Les tests de la présence d'un mouvement saisonnier stable (comme ceux visant à vérifier 
l'existence de variations saisonnières annuelles) peuvent être assimilés aux tests qui servent à 
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déterminer la signification de certains coefficients de régression dans un modèle linéaire avec 
erreurs autocorrélées. Lorsque l'autocorrélation des erreurs est forte, le test classique de Wald, 
le test du rapport des vraisemblances ou encore les tests qui s'inscrivent dans une analyse par 
les moindres carrés généralisés posent tous des problèmes de convergence (voir Sutradhar et 
Bartiett 1990). Pierce (1978) a élaboré un testFqui repose sur des résidus transformés équiva­
lant à un bruit blanc. La transformation proposée par Pierce revient à utiliser l'inverse de la 
matrice des covariances des erreurs. Or, cet inverse peut ne pas être calculable lorsque l'auto­
corrélation des erreurs est forte. Sutradhar, MacNeill et Dagum (1991) ont proposé récemment, 
pour des modèles linéaires, un test F modifié visant à vérifier la présence d'un mouvement 
saisonnier stable. Inspiré des travaux de Sutradhar, MacNeill et Sahrmann (1987), ce test tient 
compte de l'existence d'une autocorrélation entre les résidus. De plus, il n'exige aucune trans­
formation ni aucune inversion de la matrice des covariances des erreurs. 

Franzini et Harvey (1983) ont construit des tests exacts pour vérifier l'hypothèse nulle selon 
laquelle le mouvement saisonnier est variable, par rapport à l'hypothèse alternative selon 
laquelle ce mouvement est constant. Contrairement à l'approche de Franzini et Harvey, notre 
méthode suppose que le mouvement saisonnier est stable, probablement à différents niveaux 
(à cause des variations annuelles), et vérifie la présence d'un mouvement saisonnier stable 
significatif. 

Dans la plupart des cas empiriques, un modèle d'erreur à moyennes mobiles saisonnier 
(SMA - seasonal moving average) du type {0,g){0,Q)s suffit. Dans cet article, nous allons 
simplifier le test exact qu'ont proposé Sutradhar, MacNeill et Dagum (1991) pour les modèles 
de ce genre. Ce test vise à vérifier la présence d'un mouvement saisonnier stable et de variations 
saisonnières annuelles dans un certain nombre de séries socio-économiques. 

Voici comment est structuré notre article. La section 2 sert à présenter le test exact. Dans 
la section 3, nous analysons les résultats de l'application du test F modifié à un ensemble de 
séries socio-économiques et nous comparons ces résultats aux valeurs obtenues avec la méthode 
X-11-ARMMI. Enfin, la section 4 renferme les conclusions. 

2. TEST F MODIFIE 

2.1 Choix du modèle 
Considérons une série chronologique saisoimière stationnaire {Z,\, définie par l'équation 

Z, = S,+ U„ (2.1) 

où Z, est la série observée au temps t, S„ la composante saisonnière et U„ les aléas. Si la série 
renferme une tendance, ce qui est plus que probable, on suppose que par une technique de 
décomposition appropriée, on obtiendra le modèle (2.1). On peut déduire la série décomposée 
de la série originale en appliquant à cette dernière les différences appropriées, comme cela se 
fait avec les modèles ARMMI (Box et Jenkins 1970) ou comme le font depuis longtemps les 
organismes de statistique en se servant de la méthode X-11-ARMMI ou de la variante X-11 
du programme Census Method II. 

Supposons maintenant qu'il y a A: périodes dans une année et kn observations dans une série 
chronologique de «années. Posons Z{(/ - 1)« -\- j] comme lay-ième {j = 1, ...,n) obser­
vation dans la i-ième période (/ = 1, . . . , A:), qui correspond à Z, dans l'équation (2.1). Nous 
allons définir de la même manière les composantes {ij) de S, et de U,, pour tous t = 1, ..., kn. 
Le modèle supposé pour S, est donc (voir Sutradhar et MacNeill 1989): 

S{{i - 1)« +y) = /x -I- a, + 0j, (2.2) 

où I?=!«, = 0, lj=i0j^ 0. 
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Les a et les 0 dans l'équation (2.2) représentent respectivement le mouvement saisonnier 
stable et les variations saisonnières annuelles dans une série chronologique saisonnière. Ainsi, 
lorsqu'il s'agit de vérifier la présence d'un mouvement saisonnier stable, nous testons 
l'hypothèse 

HQ: ocj = 0 vs Hi: oij 9^ 0 pour au moins un /; (2.3) 

et lorsqu'il s'agit de vérifier l'existence de variations saisonnières annuelles, nous testons 
l'hypothèse 

HQ. 0J = 0 vs Hi: 0j 1^ 0 pour au moins un y. (2.4) 

Par conséquent, le rejet de l'hypothèse nulle dans (2.3) et dans (2.4) signifierait que la série 
en question renferme un mouvement saisonnier stable significatif de même que des variations 
saisonnières annuelles. 

Compte tenu du modèle (2.2), le modèle (2.1) peut s'écrire: 

Z*=Xy+U*, (2.5) 

ou 

Z* = [Z{1) Z{n),Z{n + 1) Z{kn)]', 

U* = [U{1), . . . , U{n),U{n -h 1) U{kn)]', 

y = [i^.oti, ..., a,,_i,a,„0i, ...,0„_i,0„]' 

et A'est la matrice de plan appropriée A:rt X (/t -I- « -f 1). 

2.2 Variable à tester 

On peut décrire U* dans l'équation (2.5) par un processus stationnaire autorégressif à moyennes 
mobiles saisonnier (SARMA - seasonal autoregressive moving average) {p,g) {P,Q)s. Nous 
avons toutefois constaté que dans la plupart des cas empiriques, un modèle {0,g) (0,g)^ suffit. 
Désignons par i;* la matrice kn x kn des covariances de U*. Naturellement, £* contiendra 
Q = (^1, . . . , 0ç) et 0 = (9i , . . . , 0 Q ) , OÙ ^ et 0 sont les paramètres rattachés au processus 
SARMA (0,ç) ( 0 , 0 , . 

Dans le cas du modèle d'analyse de variance habituel, c'est-à-dire lorsque les éléments de 
U* sont indépendants et identiquement distribués selon N{0,a'^), on teste les hypothèses nulles 
0j = Oetotj = 0 au moyen des statistiques Fclassiquesivji et iv,2 respectivement; celles-ci sont 
définies 

FAI = {k - 1 ) Ô , / Ô 3 , et F^2 = {n - DQz/Ôs. 

ôl = ^ è iZj - ZJ\ Q2 = nY (Zi. - Z„)\ 

ou 

et 

7 = 1 ( = 1 

Q^ = Y Y (2y - '̂. - ^j + ^..)' 
1=1 y = l 
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avec 

J=\ i=\ '=1 7=1 

Zjj étant lay-ième observation dans la i-ihme période. Or, dans le cas qui nous occupe, ces 
statistiques ne conviennent pas pour tester les hypothèses mentionnées ci-dessus parce que l'espé­
rance des sommes des carrés est influencée par l'interdépendance des observations. De plus, 
les sommes des carrés ne sont pas indépendantes les unes des autres. Lorsque U* dans l'équation 
(2.5) suit un processus SARMA (0,^) (0,Ô)„ il est possible de montier que 

E{Q,) = kY^J + « '̂(̂  - l)Ci(^,e), 
y = i 

le 

E{Q2) =nYoc} + oHk - l)G2{e,e), 
( = 1 

et 

F(Ô3) = aHk - i)(« - i)Ci{e,e), 

OÙ, par exemple dans le cas d'un processus SARMA (0,1) (0,l)i2, 

Ci{e,e) = (1 + e]){i -^ 0?) - (e,/6)(i -f 0?)( i i - i/«) + (20,/«)(i + 0?) 

-h(0i0i/6)(l - 22/« - {n - 2)/n{n - 1)}, 

C2{d,e) = (1 + dhii + ©i) - 2(1 - i /«)0i( i + ^î) 

+ 1/6(1 + (1 - l /«) / l l )e i ( l + 0?) - (4 / l l ) ( l - l/«)Ôi0i, 

Cj{9,Q) = (1 + e\){i + 0?) + (20i/«)(i + ei) + (0i/6)(i + 0f)( i - i/ii/i) 

- (e i0 i /6«) [« / l l - 2{n - 2)/ll{n - 1) - 2]. 

Par conséquent, on peut tester les hypothèses nulles 0j = 0 et a,- = 0 en se servant des statis­
tiques F modifiées F^i et F^^ respectivement, celles-ci étant définies 

FMI = di{ê,è)F^i, (2.6) 

Fm = d2{ê,è)F^2, (2.7) 

(voir aussi Sutradhar, MacNeill et Sahrmann 1987; Sutradhar, MacNeill et Dagum 1991), où 
di{e,e) = C3(0,0)/Ci(0,0), d2{Ô,e) = CAe,e)/C2{e,e). ces statistiques tiennent 
compte de l'autocorrélation des résidus. 

Notons que dans l'hypothèse où il y a indépendance, c'est-à-dire lorsque ^ = 0, 0 = 0, 
Cl ( • ) = C2 = ( • ) = C3 ( • ) = 1, ce qui va de soi. Dans ces conditions, on peut tester les 
hypothèses au moyen du critère F de l'analyse de variance ordinaire. 



Techniques d'enquête, décembre 1991 171 

2.3 Calcul de la valeur p 

Une étude de simulation (voir Sutradhar et Bartiett 1989, tableau IV, p. 1587) montre que 
lorsqu'il yak groupes indépendants, la distribution F habituelle peut, dans le cas d'un processus 
SARMA SMA/ {0,g) (0,Q),, servir d'approximation pour la distribution de la statistique F 
modifiée. En règle générale, toutefois, une telle approximation est incorrecte, surtout lorsque 
les k groupes sont corrélés et que n est petit. 

Dans cet article, nous nous servons de l'approximation bien connue de Satterthwaite 
(1946) (voir Sutradhar, MacNeill et Dagum 1991) pour calculer les valeurs p, notamment 
Pr(FMi ^fMi), oùfm est la valeur empirique deFA ,̂. À cette fin, nous calculons tout d'abord 
les valeurs propres Xi > Xj > . . . > X, > 0 = X,+ , = . . . = X, > X,+ i > . . . > X„de 

E '"' [di {e,Q)Di - f^i (4„ - A ) ] E "/^, (2.8) 

où rf,(-) est défini dans l'équation (2.6), Di = R{RR')-^R', où R = C{X'X)-^', 
£>2 = X{X'X) ^X', C. Dans l'expression ci-dessus, C est une matrice appropriée que l'on 
obtient en exprimant l'hypothèse nulle HQ : 0J = 0 sous la forme Cy = 0, où 7 est défini en 
(2.5). Dans l'équation (2.8), 4„ est la matrice unité kn x kn. L'approximation de Satterthwaite 
donne donc le résultat suivant: 

F,(FMI >fMi) = Pr{Fa,b â bd/ac], (2.9) 

où Foi désigne le ratio F habituel avec les degrés de liberté a et b, où 

^ y = i ^ ' y=i \=s+i / I j=s+i 

Dans l'équation (2.9), 

^=Y^f Y>^j' d=Y ^f Y \h\ 
j=i ' j=l j=s+l I j=s+l 

De même, on peut calculer F , (FA« > fi^) en substituant rfz ( • ) et/ji^ à rf, ( • ) et àf^i respec­
tivement dans l'équation (2.9). La construction de £>, dépendra alors d'une matrice C 
différente, que l'on obtiendra en exprimant l'hypothèse nulle HQ : a, = 0 sous la forme 
Cy = 0. 

3. APPLICATIONS 

3.1 Séries mensuelles 

Nous avons calculé la valeur des statistiques F modifiées F^i et F^^ (équations 2.6 et 2.7) 
pour 26 séries mensuelles touchant divers secteurs économiques, notamment les importations, 
les exportations, les prix à la consommation et la main-d'oeuvre. Toutes les séries portent sur 
la période de janvier 1979 à décembre 1988 inclusivement. 
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Tableau 1 
Détermination de la présence d'un mouvement saisonnier stable dans des séries mensuelles 

Séries 

Valeurs estimées 
des paramètres Test/^ Test F modifié 

X-11-ARMMI FA«(valeur/? en %) fmale' 
Décision 

e, 

IMPORTATIONS 
1. Fourrages et provendes 
2. Houille et produits connexes 
3. Produits végétaux bruts 
4. Laine et fibres artificielles 
5. Métaux précieux 
6. Huiles et matières grasses 
7. Minéraux non métalliques 
8. Moteurs d'avions 
9. Autres matériel de transport 

EXPORTATIONS 
10. Blé 
U. Amiante 
12. Pâte de bois 
13. Demi-produits en matières 

textiles 
14. Autres matières travaillées, 

non comestibles 
15. Téléviseurs, équipement de 

télécommunication 
16. Voitures particulières 

IPC 
17. Oeufs 
18. Pâtes 
19. Oignons 
20. Logement 
21. Habillement 
22. Transport 

-0.09* 
0.02 
0.02 
0.02 
0.27* 
0.41* 
0.04 
0.32* 
0.19* 

0.04 
0.13* 
-0.27 

0.52* 

0.04 

-0.01 
-0.01 
-0.07* 
0.29* 
0.01 
0.01 
0.02 
0.00 

-0.18* 

-0.03 
-0.03 
0.20* 

0.13* 

0.11* 

0.12* 
-0.30* 

-0.04 
-0.05* 
-0.42* 
0.11* 
0.03 

-0.09* 

0.01 
-0.14* 

-0.01 
-0.04 
-0.03 
-0.34* 
-0.42* 
-0.02 

3.68 
64.40 
3.48 
10.98 
1.25 
8.59 
16.50 
2.53* 
3.48* 

1.89 
6.83 
6.45 

12.05 

5.03 

9.26 
24.50 

6.90 
3.69 

26.90 
19.02 
47.42 
4.21 

3.43(0.06) 
58.76(0.00) 
2.94(0.27) 

20.63(0.00) 
1.20(31.10) 
8.22(0.00) 

16.68(0.00) 
2.36(1.79) 
2.43(1.31) 

1.71(8.71) 
6.15(0.00) 
9.61(0.00) 

15.06(0.00) 

6.19(0.00) 

8.99(0.00) 
18.52(0.00) 

6.50(0.00) 
3.24(0.10) 

23.49(0.00) 
9.28(0.00) 

24.30(0.00) 
3.74(0.02) 

O 
O 
0 
0 
N 
O 

o 
N 
N 

N 

o 
O 

0 

o 

0 

o 

o 
0 

o 
o 
0 

o 

MAIN-D'OEUVRE 
23. Personnes occupées (25-34), 

Saskatchewan 
24. Personnes inactives, 

Saskatchewan 
25. Personnes en chômage 

(25-44), Ontario 
26. Personnes en chômage 

(20-24), Ontario 
a La valeur critique est F{ 11.99; 0.01 ) = 2.47. 
b Résultat contradictoire à celui du test F modifié, 
c O (Oui) - mouvement saisonnier stable significatif 

N (Non) - absence de mouvement saisonnier stable. 
* Valeur significative à un seuil de 5%. 

0.19* 

0.12* 

0.21* 

0.02 

- 0 . 1 1 * 

-0 .36* 

0.07* 

0.19* 

67.40 

22.98 

31.4 

24.27 

52.35(0.00) 

12.69(0.00) 

34.23(0.00) 

34.78(0.00) 

0 

O 

O 

0 
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Comme le test F modifié est inefficace lorsqu'il existe un mouvement saisonnier évolutif 
(à l'exception des variations saisonnières annuelles), nous nous sommes assurés à l'aide de tests 
préliminaires tirés de la X-11-ARMMI que les séries étudiées ne renfermaient aucun mouvement 
saisonnier évolutif. (Nous avons aussi examiné la représentation graphique des rapports 
"composante saisonnière-composante irrégulière".) 

La méthode X-11-ARMMI a servi à la décomposition des séries [Z,: t = 1, ..., 120). Des 
tests de diagnostic montrent que la composante d'erreur U, (voir équation 2.1) suit un processus 
SARMA (0,1 ) (0,1 ) 12 pour chacune des séries. Les estimations î et 0i entrent dans le calcul 
des statistiques F modifiées F^i et Fj^. 

En ce qui a trait au test visant à vérifier la présence de variations saisonnières annuelles 
(test F modifié), nous avons constaté que l'approximation de Satterthwaite et le test F 
d'analyse de variance ordinaire donnaient, en règle générale, des valeurs p différentes. 
Dans les deux cas toutefois, ces valeurs étaient très élevées pour chacune des séries, indiquant 
par le fait même l'absence d'un mouvement saisonnier évolutif sous forme de variations 
annuelles. 

Pour ce qui a trait au test de la présence d'un mouvement saisonnier stable, nous avons 
calculé, pour les 26 séries mensuelles, les valeurs/? de la statistique F modifiée F ^ (équ. 2.7) 
au moyen de l'approximation de Satterthwaite et avons comparé ces valeurs à celles obtenues 
à l'aide du test F de la X-11-ARMMI (qui est l'équivalent du test F de l'analyse de variance 
ordinaire). Les résultats pertinents figurent dans le tableau 1. 

D'après les valeurs/» de la statistique F modifiée, trois des neuf séries sur les importations 
ne renferment pas de mouvement saisonnier stable significatif à un seuil de 1% (valeur criti­
que de F(l 1,99; 0.01) = 2.47). Parmi les sept séries sur les exportations, une seule - Blé - semble 
ne pas présenter de mouvement saisonnier. Quant aux séries sur l'IPC, les six affichent un mou­
vement saisonnier stable; il en va de même pour les quatre séries sur la main-d'oeuvre. 

Le test F de la X-11 -ARMMI donne des résultats semblables à ceux du test F modifié (rejet 
ou acceptation de l'hypothèse nulle) pour un grand nombre de séries. Il semble que pour la 
plupart des séries mensuelles, suivant une structure d'erreur SARMA (0,1 ) (0,1 )j, le test F 
de la X-11-ARMMI (ou, si l'on veut, le testFde l'analyse de variance ordinaire) est plus sensible 
aux valeurs négatives élevées de 0i, c.-à-d. qu'il donne des résultats sensiblement différents 
de ceux du test Fmodifié lorsqu'il existe une autocorrélation saisonnière entre les résidus. Nous 
pouvons généraliser cette observation en examinant les valeurs de Ci{e,e)/C2{d,Q). En véri­
fiant dans quelles circonstances ce rapport prend une valeur supérieure à di ou une valeur infé­
rieure à 1, on remarque que le sens de l'inégalité dépend du signe de di et que la grandeur du 
rapport dépend de la valeur de 0i. Dans deux cas seulement, soit la série sur les importations 
de moteurs d'avions et celle sur les importations de matériel de transport, le test F ordinaire 
et le test Fmodifié aboutissent à des résuhats contradictoires. En revanche, si nous appliquions 
la règle empirique du F > 7 pour justifier la désaisonnalisation, le test Fmodifié donnerait 
des résultats contradictoires dans huit cas sur douze. Nous avons donc désaisonnalisé les huit 
séries en question à l'aide de la méthode X-11-ARMMI et avons constaté que la qualité de la 
correction était bonne dans six cas sur hmt. Toutes les séries ont été soumises au modèle d'extra­
polation ARMMI qui avait été choisi automatiquement pour le programme, six des huit séries 
traitées ont satisfait aux critères d'acceptation de la X-11-ARMMI, et les quatre séries pour 
lesquelles la valeur de FM2 était relativement petite, c'est-à-dire de 3.24 à 3.74, étaient nettement 
influencées par les variations des jours ouvrables. Dans deux cas seulement, soit la série sur 
les importations de fourrages et de provendes et celle sur les importations de produits végétaux 
bruts, nous avons constaté que les valeurs désaisonnalisées ne pouvaient être jugées fiables. 

3.2 Séries trimestrielles 

Nous avons appliqué la méthode X-11-ARMMI à quatre séries trimestrielles du Système 
de comptabilité nationale afin d'obtenir les valeurs de la série décomposée {z„ t = 1, ..., 40). 
Nous avons pu ainsi constater que la composante d'erreur U, suit un modèle (0,1 ) (0,1 )4 pour 
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Tableau 2 

Détermination de la présence d'un mouvement saisonnier stable dans des séries trimestrielles 

Valeur £StlIT16£S 
des paramètres TestF" Test F modifié Décision 

Séries X-U-ARMMI FA«(valeur p en %) finale" 

'1 0, 

1. Dépôts dans les autres 
institutions 0.53* 0.11* 9.03 9.67(0.04) O 

2. 

3. 

4. 

Investissement 
financier net 

Petites hypothèques 

Créances d'entreprises 
privées 

0.77* 
0.17* 

0.77* 

-0.37* 
-0.01 

-0.31* 

4.86* 
6.65 

7.88* 

2.56(8.16) 
4.88(1.02) 

3.58(3.20) 

N 
O 

N 

a La valeur critique est F(3,21; 0.01) = 4.51. 
b Résultat contradictoire à celui du test F modifié. 
c O (Oui) - mouvement saisonnier stable significatif. 

N (Non) - absence de mouvement saisonnier stable. 
* Valeur significative à un seuil de 5%. 

les quatre séries. Le test Fmodifié s'exécute à peu près de la même manière que pour les séries 
mensuelles, mais comme la matrice des covariances I * est différente, il a fallu modifier en 
conséquence les formules de Ci ( • ), C2( • ). et C3( • ) dans les équations (2.6) et (2.7). 

Comme dans le cas des séries mensuelles, nous avons constaté que les valeurs p qui servent 
à tester la présence de variations annuelles (test FA Î modifié) étaient très élevées, ce qui nous 
a amenés à exclure la possibilité d'un mouvement saisonnier évolutif sous forme de variations 
annuelles. 

Quant au test de la présence d'un mouvement saisonnier stable dans chacune des quatre 
séries, nous donnons les résultats du test FM2 modifié et du test F de la X-11-ARMMI dans 
le tableau 2. La valeur/? pour deux de ces séries, notamment "Dépôts dans les autres institutions" 
et "Petites hypothèques", n'est pas significative et se compare à celles obtenues par la 
X-11-ARMMI. Nous devons en conclure que ces deux séries renferment un mouvement 
saisonnier stable significatif. Pour ce qui est des deux autres séries trimestrielles, le test Fmodifié 
et le test Fde la X-11-ARMMI donnent des résuhats contradictoires. Le premier, contrairement 
au second, produit des valeurs p significatives pour les deux séries. En conclusion, les séries 
"Investissement financier net" et "Créances d'entreprises privées" ne devraient pas être 
désaisonnalisées. 

4. CONCLUSIONS 

Dans cet article, nous avons proposé un test exact pour vérifier la présence d'un mouve­
ment saisonnier stable et de variations saisonnières annuelles dans une série. Inspiré du test 
Fmodifié de Sutradhar, MacNeill et Sahrmann (1987), le nouveau test tient compte de l'auto­
corrélation des résidus dans les rapports "composante saisonnière-composante irrégulière" 
de la méthode X-11-ARMMI. On suppose que les résidus suivent un processus à moyennes 
mobiles saisonnier (MMS) simple (0,ç) (0,0)^. Nous avons appUqué ce test à des séries trimes­
trielles tirées du Système de comptabilité nationale ainsi qu'à un ensemble de séries mensuelles 
portant sur les importations, les exportations, les prix à la consommation et la main-d'oeuvre. 
Nous avons observé que les résidus de la méthode X-11-ARMMI suivent un modèle à moyennes 
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mobiles saisonnier (MMS) dans lequel ou ^ou ô les deux sont significatifs. Le testFexact donne 
des résultats très différents de ceux du test F de la X-11-ARMMI (ou de la variante X-11) 
lorsque l'autocorrélation des résidus est saisonnière, c.-à-d. lorsque s'écarte de zéro de façon 
significative. 

En ce qui a trait aux séries mensuelles analysées, le test F ordinaire et le test Fmodifié abou­
tissent à des résultats contradictoires dans deux cas seulement sur vingt-six. En revanche, si 
nous appliquions la règle empirique du F ^ 7 pour justifier la désaisonnalisation, le test F 
modifié produirait des résultats contradictoires dans huit cas sur douze. 

En examinant les valeurs désaisonnalisées des huit séries en question, nous avons constaté 
que six d'entre elles pouvaient être désaisonnalisées convenablement à l'aide de la méthode 
X-11-ARMMI. 

Pour ce qui est des séries trimestrielles, le test F modifié indique que deux des quatre séries 
analysées ne renferment pas de mouvement saisonnier stable. Par ailleurs, dans un cas, le test 
F de la X-11-ARMMI produit une valeur supérieure à 7 alors que le test F modifié entraîne 
l'acceptation de l'hypothèse nulle. 

Nous avons supposé dans cet article que le seul type de mouvement saisonnier évolutif qui 
pouvait être présent dans les séries était des variations annuelles. Le test que nous venons de 
décrire n'est pas conçu pour déceler d'autres types de mouvement saisonnier évolutif. Il y a 
donc lieu de poursuivre la recherche sur ce plan. 
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Une théorie des enquêtes 
par quotas 

JEAN-CLAUDE DEVILLEl 

RÉSUMÉ 

Les enquêtes par quotas simples ou marginaux sont analysées par deux méthodes: (1) modélisation des 
comportements (modèle de superpopulation) et estimation par prédiction et (2) modélisation de l'échan­
tillonnage (sondage aléatoire simple sous contraintes) et estimation dérivée de la distribution échantil-
lonnale. Dans les deux cas on précise les limites de la théorie, à l'intérieur de laquelle on établit des formules 
de variance et d'estimation de variance quand on mesure des totaux. Une extension de la méthode des 
quotas (quotas non-proportionnels) est, au passage, décrite et analysée. Elle autorise, dans certains cas, 
une très nette amélioration de la précision des enquêtes. Les mérites de la méthode des quotas sont comparés 
à ceux de l'échantillonnage aléatoire. Ce dernier reste indispensable dans le cas d'enquêtes de grande taille 
dans le cadre de la Statistique officielle. 

MOTS CLÉS: Enquêtes par quotas; modèles de superpopulation; échantillonnage contraint; estimation 
par régression. 

1. INTRODUCTION 

L'échantillonnage par quotas est la méthode la plus fréquemment utilisée en France par les 
Instituts de sondage privés. Facile de mise en oeuvre, peu coûteuse, elle possède de nombreux 
avantages pratiques. Ses défauts, toutefois, sont aussi assez bien connus: possibilités de biais, 
impossibilité de traiter les non-réponses, nécessité d'une information externe pour fixer les 
quotas. Dans la littérature anglo-saxonne (Cochran 1977 ou Madow et coll. 1983 par exem­
ple) les quotas ont fort mauvaise réputation à cause de l'absence d'une théorie fiable sur laquelle 
une inférence statistique puisse être fondée. Les "défenseurs" de la méthode (Smith 1983 en 
particulier) se basent sur des principes d'inférence conditionnelle à l'échantillon oîi le plan de 
sondage peut, généralement, être oublié. 

Cet article propose une théorie des enquêtes par quotas basée sur deux types de modélisa­
tion: modélisation du comportement de la population (qui est l'optique de Smith ou des idées 
exprimées dans Gouriéroux 1981), modélisation du mode de recueil de l'échantillon, ce qui 
correspond, peut-être, à une idée plus réaliste. 

Dans chaque cas, on obtient les variances des estimateurs en se ramenant des variantes d'esti­
mateurs par régression. 

L'article commence par une description de la méthode des quotas et des résultats de théo­
rie des sondages utiles pour la suite. Les parties 2 et 3 développent des modèles de comporte­
ment des individus de la population ou des enquêteurs, qui justifient la méthode. La dernière 
partie évoque des problèmes ouverts et montre en quoi la méthode des quotas complète les 
méthodes probabilistes classiques plus qu'elle ne les concurrence. 

' Jean-Claude Deville, Institut National de la Statistique et des Études Économiques, 18, Boulevard Adolphe Pinard. 
75675, Paris Cedex 14, France. 
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2. UNE REVUE RAPIDE DE LA MÉTHODE DES QUOTAS 
ET DE LA THÉORIE DES SONDAGES 

2.1 Quotas sur des cellules; quotas sur les marges d'une table de contingence -
quelques aspects pratiques de la méthode 

Au niveau le plus simple, la méthode des quotas ressemble à l'échantillonnage stratifié. On 
connaît la répartition dans la population d'un caractère discret h que Nj, individus possèdent 
{h = IkH). L'échantillon comporte /J/, individus de catégorie h dont le choix est laissé aux 
enquêteiu-s. Le taux de sondage/;, = nt,/Nh peut, éventuellement, varier de catégorie en catégorie. 

En pratique, on préfère, généralement, contrôler plusieurs critères qu'on notera i,j h 
{i = lkl,j= 1 kj, ..., h = IkH). Idéalement, la connaissance des effectifs Njj /, du 
tableau de contingence à entrées multiples permettrait de se ramener à la méthode précédente 
pour la définition d'effectifs «y j , composant l'échantillon selon des taux y), /,. Sauf dans 
des cas très particuliers (peu de critères ayant chacun peu de modalités) cette méthode est irréa­
liste car elle conduit à la recherche d'individus extrêmement difficiles à détecter. 

On préfère fixer des quotas marginaux en calibrant l'échantillon de façon à ce que sa répar­
tition selon le premier critère conduise à des effectifs «,+.. + donnés, de même en ce qui con­
cerne les autres critères. La seule contrainte sur ces effectifs marginaux est de s'additionner à 
n, effectif global de l'échantillon. Pratiquement, on adopte presque toujours un taux de son­
dage /unique pour chaque batterie de quotas: «,+ ...+ = fNj+ + , « + ; + = fN+j + et 
«+ + .../, = fN++ f, avec des notations évidentes (+ à la place d'un indice indique la 
sommation sur toutes les modalités de la catégorie notée par l'indice). 

Outre son avantage évident de collecte, cette technique est le plus souvent imposée par les 
données externes sur lesquelles on asseoit les quotas. Celles-ci proviennent, par exemple, de 
sources différentes interdisant tout croisement. Une autre situation se présente quand les quotas 
sont établis à partir d'une grosse enquête (par exemple sur l'emploi): chaque répartition selon 
un critère (âge, catégorie socio-professionnelle etc.) peut être considérée comme fiable. En 
revanche, les croisements sont entachés d'une erreur aléatoire importante et ne peuvent pas 
être utilisés pour fixer des quotas. 

En pratique, la méthode des quotas est le plus souvent utilisée en complément de méthodes 
plus traditionnelles comme ultime technique d'échantillonnage dans une enquête stratifiée à 
plusieurs degrés sur des bases géographiques (région, taille des agglomérations). Chaque unité 
primaire est confiée à un enquêteur à qui sont fixés des, quotas. Celui-ci reçoit, de plus, des 
consignes destinées à disperser son échantillon de façon à rapprocher le recueil des données 
de ce qu'aurait donné le hasard. 

2.2 La théorie traditionnelle des sondages 

On désire mesurer le total Y d'une variable dont la valeur Yj^ pour l'individu k n'a rien 
d'aléatoire. Seul l'échantillon 5 est aléatoire et sa loi de probabilité est connue car contrôlée 
par le statisticien. Par suite, la probabilité ir̂ t Qu'a chaque individu d'apparaître dans .s est 
aussi connue. Sans autre information, l'estimateur naturel (sans biais) à retenir est l'estima­
teur par les valeurs dilatées: 

^= Y ^^/'̂ ^ = Ti '^'^^'^ ^^^^ dk= l/Ttk. 
kis s 

Dans le cas oîi les TT̂  sont tous égaux à n/N, le taux de sondage, on a: 

f = N/n Y Yk = Ny, 
s 

où y désigne la moyenne de Y sur l'échantillon. 
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Cet estimateur a une variance connue qui est une forme quadratique V{ Yy) sur le vecteur 
des yjt dans la population: 

Var(y) = V{Yu) = Y ^k^^k - D + ^ Yi,Y,dkd,{it^, - T^TT,). (2.2.1) 
k kl 

OÙ Ttifi est la probabilité d'avoir simultanément A: et / dans s. 
De même on peut estimer sur les données la variance de l^par une forme quadratique formée 

sur le vecteur Y^ des Y^ de l'échantillon: 

9{Y,) = Y^kiYkY,, 
klis 

avec AA:/ = (1 - 7r*)/ i r | si A: = / 

= {-^ki - Ttk'i^i)/{T^ki'^kTti) si k Ji l. 

Selon les plans de sondage ces expressions prennent des formes particulières qu'on trouve 
dans les manuels (Desabie 1965, Cochran 1977, Wolter 1985). 

Toute information externe peut améliorer la qualité de l'estimation. Celle-ci, souvent, se 
présente sous la forme d'un vecteur A"dont chacune des/? composantes est le total d'une variable 
mesurable dans chacun des échantillons possibles. On peut alors améliorer l'estimation de Y 
en utilisant l'estimation par régression: 

ïîleg = ï ' + {X - X)'Ê, 

où B est le vecteur des coefficients de la régression des Y^ sur les X^ estimé par: 

Ê= Y (dkX.Xk)-' Y'^kXkY,. 
s s 

Dans le cas où la constante fait partie des régresseurs où si elle est combinaison linéaire des 
régresseurs et que l'échantillon est à probabilités égales la formule se simplifie en: 

I^Reg = X'É. 

La variance de tn^^ s'exprime simplement en introduisant les résidus de la régression 
E,c = Y/c - X/^B dans la population. Il est connu qu'on a: 

Var(fReg) = V{Eu) 

où on porte donc dans la formule (2.2.1) le vecteur Ey des résidus F^. De même on estime 
approximativement cette variance par K(e,s) où ê  est le vecteur désert = î* - Jf;^, résidus 
estimés de la régression. 

Sous divers plans de sondage ces expressions prennent des allures particulières. En règle géné­
rale, Ket Fêtant des formes quadratiques positives et les E^. ou e^ des quantités plus petites 
que les y*, l'estimateur par régression conduit à des améliorations substantielles par rapport 
aux valeurs dilatées. 

Un cas particulier important que nous utiliserons dans la suite est celui où A'est un vecteur 
de totaux de variables de comptage (effectifs à partir desquels on construit des quotas). Typi­
quement l'information auxiliaire est le vecteur de dimension /-I- {J - 1) -\- . . . -f- {H - 1) 
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formé par les quantités: N,+ +... + , N+j+... + , Ar+... +/, pour / = 1 à /, y = 1 à 7 - 1, et 
h = IkH - 1 {de façon à ne conserver que des variables linéairement indépendantes). Les 
régresseurs sont alors les variables indicatrices des catégories/(/ = lkl),j{j = IkJ — 1) 
et h = 1 à (if - 1). Comme la constante est combinaison linéaire des régresseurs (c'est la 
somme de / premiers d'entre eux) l'estimateur par régression prendra la forme: 

îReg = Y ^ '+ + ...+Â- + Y ^+y-+4- + ••• + Y ^^^•••'•^>" (2.2.2) 
/ • j K 

OÙ Âj (par exemple) est le coefficient de l'indicatrice d'appartenance à la catégorie /. 
Si on ne travaille qu'avec une seule catégorisation les régresseurs sont 2 à 2 orthogonaux et on a: 

î'Reg= Y^>^> 
i 

OÙ F, est l'estimateur de la moyenne de F dans la catégorie /. JReg n'est alors pas autre chose 
que l'estimateur poststratifié. 

2.3 Théorie des sondages basée sur des modèles 

Dans cette optique, on considère les F^ comme des variables aléatoires régies par un 
modèle de superpopulation. Celui-ci comporte des paramètres qu'on estime à partir de l'échan­
tillon. On peut alors calculer l'espérance, sous le modèle estimé, des valeurs non observées de 
y, soit %. L'estimateur par prédiction, somme des valeurs observées et des valeurs prévues 
est donné par: 

iVred = XI *̂ + D *̂-
s Us 

Si, par exemple, dans un sondage à probabilités égales, le modèle est une régression ŷ  = 
Xk - 0 -i- e/c, €* indépendantes, centrées, d'égales variances et que la constante figure dans la 
régression (ou qu'une combinaison linéaire de X^ soit constante) alors on a'^^Yic = Y,SXK 0 
et l'estimateur par la prédiction se confond avec l'estimateur par la régression. 

On dira que f est sans biais sous le modèle si, pour tout s,&{Y— Y) = 0 (on note 8 et 
V l'espérance et la variance sous le modèle, conditionnellement à l'échantillon). Pour l'esti­
mateur par prédiction il suffit qu'on ait pour tout k la condition naturelle ZY^ = S,Yk pour 
que cela soit vrai. Sous le modèle on peut évaluer également l'écart quadratique moyen: 
8 ( îpred - Y)^ sachant que les deux termes fpred et Y sont aléatoires et que fpred dépend de 
l'échantillon s. L'espérance ci-dessus est donc une espérance conditionnelle à l'échantillon s. 
Celui-ci a une certaine loi de probabilité déjà introduite au paragraphe précédent. On peut 
mesurer la précision de cet estimateur en calculant: 

•v(yp„d) = £ 8 ( y p , e d - Y)\ 

Si la loi de s et celle des y^ ŝont indépendantes (échantillonnage dit non informatif) alors 
cette quantité est égale à: 

8(£(yp,ed - Y)^), 

où l'espérance intérieure est prise conditionnelle aux Y^. Si fpred s'identifie à ÏReg, et que la 
condition d'indépendance est réalisée, on aura donc: 

'V(ypred) = 8(Var(fReg)). 
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2.4 Remarques sur les deux optiques appliquées à la méthode des quotas 

a) Dans les deux cas, l'estimation sera efficace si la variable d'intérêt est bien expliquée par 
les indicatrices des catégories sur lesquelles on fonde les quotas, grosso modo, parce que les 
résidus d'ajustement de la régression seront petits. 

b) Dans une enquête par quotas le "plan de sondage" est inconnu du statisticien. Celui-ci 
ne peut donc faire d'inférence sans recourir à un modèle. Ce peut être un modèle de compor­
tement de la population (optique "modèle") qui l'oblige à prendre des responsabilités vis-à-
vis de la nature de ce qu'il observe. Ce point de vue sera développé dans la troisième partie 
de ce papier. Ce peut être aussi une modéhsation du plan de sondage, ce qui veut dire une prise 
de responsabilité vis-à-vis du fonctionnement du processus de collecte. Ce point de vue sera 
développé dans la quatrième partie de l'article. 

Dans tous les cas la spéculation modélisatrice doit être mobilisée pour valider une forme 
d'inférence. La question est de savoir s'il est plus facile et plausible de modéliser le comporte­
ment des individus qu'on sonde que de modéhser le processus de recueil de l'échantillon (y com­
pris dans ses aspects de contact entre enquêteur et enquêté). 

c) À cet égard l'hypothèse faite en 2.3 d'indépendance entre des aléas dans la population 
et des aléas dans le processus.de collecte est cruciale. Si l'échantillonnage est contrôlé par les 
statisticiens, cette hypothèse est garantie, sauf effet des non-réponses. Dans le cas de la méthode 
des quotas on n'a aucime garantie. Supposons par exemple que l'on désire mesurer des revenus 
Y^l la probabilité ir* de trouver k dans l'échantillon peut être très diminuée si Y^ est grand. 
Autrement dit l'appartenance à l'échantillon (variable qui vaut 1 si k est dans .s et 0 sinon) et 
le résidu du modèle de superpopulation €* sont corrélés négativement. Cet exemple illustre 
bien le principal danger de la méthode des quotas; la théorie qui suit n'en tient pas compte. 

3. THÉORIE DES QUOTAS AVEC MODÈLE DE SUPERPOPULATION 

3.1 Quotas par cellule 

On a une seule catégorisation en cellules / = 1 à /d'effectifs connus Nj. Le modèle qu'on 
peut imaginer est le suivant: 

Yk = rrij -{- e^, (3.1.1) 

les e* sont centrées indépendantes de variance af et i est la cellule à laquelle appartient k. 
Les estimateurs de Gauss-Markov des m, sont les moyennes observées dans les différentes 

cellules yj. L'estimateur par prédiction vaut alors: 

P̂red = u (Â - - n,) yj -h Y "i^i = Y ^1^'' (3.1.2) 
i i i 

Il a la forme de l'estimateur poststratifié. On obtient de plus, immédiatement que: 

Var(yp,ed - Y)^ = Y <^/^(^/ - «/)/«/• (3.1.3) 
i 

Cette quantité ne dépend pas de l'échantillon s puisque celui-ci comporte toujours (avec 
probabilité 1 !) rt, individus de la cellule/. 

L'estimation de £'8(ypred - y)^ se fait en remplaçant ajpar son estimateur habituel 
•s? = («/ - 1 ) ~' Hkisj(Yi( - yi)^ avec Sj partie de s dans la cellule /. 

Ces résultats sont dus à Gouriéroux (1981) et constituent, dans une certaine mesure, une 
justification de la méthode des quotas simples. 

http://processus.de
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3.2 Quotas marginaux - Cas "représentatif" 

Dans ce paragraphe et dans toute la suite, nous nous bornerons au cas de quotas croisant 
2 critères / et y. La généralisation à plus de 2 critères ne pose aucun problème particulier mais 
génère des notations très lourdes auxquelles on a préféré renoncer (voir l'annexe). 

La situation est donc la suivante: les effectifs Nj+ et N.^.J des deux ventilations de l'univers 
sont connues. L'échantillonnage n'autorise que des échantillons de taille fixe n = yN com­
portant pour chaque / n,+ = fNj+ individus et pour chaque y n+j = fN+j individus. 

Nous postulons dans la population, un modèle de type analyse de la variance formulé de 
la façon suivante: 

Si k appartient à la cellule (/.y): 

Yk = a, + 0j + 6*. (3.2.1) 

Les eic sont centrées, indépendantes et on a Var €;t = a? -I- yj. 
Pour des raisons d'identification du modèle on pose 0j = 0. 
Ceci équivaut à poser y* = {otj + Uj^) + (j3, -I- y,fc) où les M,it et les Vŷ  son indépendants 

et de variance respectives af et rf. 
On estime les a,- et 0j par la méthode des moindres carrés ordinaires (MCO) car on ignore 

les vîdeurs des éléments de la variance; les â, et 0j sont solutions du système: 

Y "ijPij = rij+àj + Y "'Â (' = * ^ ^) 
j . j (3.2.2) 

Y njjpij = n+j0j + Y "ij^i (y = 1 à 7 - 1), 

avecyjj moyenne des Y^ sur Sjj partie de l'échantillon dans la cellule (/,y). L'estimateur par 
prédiction s'écrit alors: 

U 

Résultat 1: Sous le modèle (3.2.1), l'estimateur par prédiction utilisant les MCO est Ny. On 
vérifie qu'il est sans biais pour le modèle c'est à dire que &{Ny — Y) = 0. 
Preuve: immédiate à partir de (3.2.2) et du fait que les quotas sont proportionnels aux effec­
tifs dans la population. 
Résultat 2: On a: 

&{Ny - Y)^ = {N^/n){l -f)n-'(Y "'+"' + E "+>''/)• 
^ 1 j ' 

Cette quantité ne dépend pas de l'échantillon (puisque qu'elle ne dépend que des quotas). 
On a donc là, dans une certaine mesure, une justification de la méthode des quotas marginaux. 
Preuve: Avec m^ = ZY^ on a, en utilisant le caractère non biaisé de l'estimateur: 

8(7VJ' - y)^ = zl{N/n) ^ (y* - m;t) - 2^ (y, - mj)\ 

= zl{N/n) Y^k- Y^ 

= {N/n)^ Y nij{a} + rj)-2{N/n) Y njj{a} + rj)+ Y ^'ji'^' + ^J^' 
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Mais 

Y ^iMi + ;̂) = E '̂> '̂- + E ^^J'J 
•J '• j 

= (W«) c ^ «,̂ a,?-h Y"^J^j) 
^ i j ' 

d'où: 

Z{Ny -Y)^= {N^/n){\ -f)n-'(Y " ' > ' ' + 'V')) 
^ ij ' 

= {N'/n) ( 1 - / ) (̂  x ; Pi^'^i + E ^+> ^/) 

avec A> = ^/+/-/V et p+y = N^j/N. 

L'estimation de la précision de E {Ny - Y)^en découle. En effet sjj a pour espérance sous 
modèle a} + rj. On obtient donc un estimateur sans biais de la précision par 

(W«)2(l - / ) 2]«,y4 
ij 

si tous les njj sont supérieurs ou égaux à 2. 
Cet estimateur est, formellement, identique à celui qu'on utiliserah dans une poststratifi­

cation complète sur les cellules (/,y). On peut aussi utiliser (N/n)^ (1 - f) E^ e | où les e^ 
sont les résidus estimés du modèle. 

3.3 Et si le modèle est faux? 

3.3.1 Une première façon de voir la question est de plonger le modèle (3.2.1) dans le modèle 
général où la moyenne de Y^ dépend du couple (/,y). On peut écrire cela sous la forme: 

Yk = a,- -I- 0j -I- yjj -f- ek. (3.3.1.1) 

avec les hypothèses habituelles sur les tk et les termes d'interaction 7,y qui vérifient des con­
traintes d'identifiabilité: 

Y^ij'yij = ^ et 5^^^,7,7 = 0. (3.3.1.2) 
J 

On a alors, de façon immédiate: 

8(iVj' -Y) = Y i^nij/n - Njj)yjj. (3.3.1.3) 
ij 

de sorte que l'estimateur est biaisé pour le modèle sauf si 7j,y = fNjj ce qui n'a aucune raison 
d'être réalisé. 

Ceci dit les termes de la somme (3.3.1.3) peuvent très bien se compenser, avec un peu de 
chance, car leurs signes sont a priori indéterminés. 



184 Deville: Une théorie des enquêtes par quotas 

D'autre part, si de "bonnes" précautions d'échantillonnage sont prises, Mi,y/« - Njj 
devrait être voisin de 0 assez souvent. 

Il est clair, en tout cas, que mieux le modèle additif "colle" {yjj petits) et plus le plan de 
sondage se rapproche de l'aléatoire, plus le biais a des chances de se réduire. 

3.3.2 Une autre façon d'envisager la fausseté du modèle, déjà signalée, est de ne plus admettre 
l'indépendance entre l'aléa d'échantillonnage et l'aléa du modèle additif. Ceci revient à dire 
que des modèles distincts doivent être développés pour des vecteurs ( Yk, k€s) et {Y,, lis). 
Cette façon de voir les choses a été souvent employée dans la httérature économétrique à laquelle 
nous renvoyons le lecteur. Il est clair que la prise de risque vis à vis des données devient alors 
énorme et, souvent, incompatible avec un travail objectif de statisticien. 

3.4 Quotas marginaux à taux inégaux 

Dans le cas de quotas par cellules on peut fixer arbitrairement les quotas de chaque cellule. 
Jusqu'ici, dans le cas de quotas marginaux, nous n'avons envisagé que le cas où les quotas 
étaient proportionnels aux effectifs de la population. 

Dans de nombreux cas, toutefois, on est tenté de surreprésenter certaines catégories. Si on 
désire étudier, par exemple, les patrimoines des ménages, on désirera fixer des quotas plus 
importants pour les ménages âgés d'une part (quotas par groupes d'âge) et pour ceux dont le 
chef est travailleur indépendant (quotas par catégories sociales). 

Formellement, on impose donc à l'échantillon de respecter des effectifs «,+ et n+j a priori 
quelconques (avec toutefois la somme des «,+ égale à la somme des n+j). 

Dans ce cas, en utilisant toujours les MCO comme technique d'estimation, on trouve faci­
lement que l'estimateur par prédiction du total est: 

' j 

les â, et 0j vérifiant toujours les équations estimantes (3.2.2). Il est facile de voir que cet 
estimateur peut se mettre sous la forme: 

Ï̂ Pred = Y (^ ' ' ' + ^^''^ "'J^'J = E ^'J^'J' 
ij ij 

Les quantités ( w/'' •¥ wj'^^) njj apparaissent donc comme des estimations des effectifs des 
cellules (/,y), idée qui sera largement exploitée dans la suite. 

En revanche, la variance sous modèle de cet estimateur dépend de l'ensemble des /i,y, 
comme le montre un calcul un peu laborieux. La justification de la méthode des quotas évo­
quée précédemment ne fonctionne plus. 

4. MODÈLES POUR LE PLAN DE SONDAGE 

4.1 Un modèle de plan de sondage 

L'idée est celle d'un sondage aléatoire simple (S.A.S) contraint par les quotas imposés. 
L'algorithme de tirage, tout à fait utopique, serait de tirer une suite d'échantillons aléatoires 
simples jusqu'à ce qu'on en rencontre un qui vérifie les quotas. Ainsi, chaque échantillon 
vérifiant les quotas à la même probabilité positive d'être tiré, les échantillons ne vérifiant pas 
les quotas ayant une probabilité nulle. 

Cette vue de l'esprit cherche à modéliser le fait qu'un enquêteur va suivre correctement les 
consignes de dispersion des unités sondées données par son encadrement. 
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4.2 Quotas par cellule 

Ce modèle d'échantillonnage se ramène à la stratification k priori. Son avantage pratique 
est de ne pas nécessiter une base de sondage où sont présentes les variables de stratification. 
Il est mis en oeuvre rigoureusement dans certains cas, par exemple celui d'un sondage par 
téléphone où on part d'une liste aléatoire de numéros non informatifs et où on réalise des 
enquêtes jusqu'à ce que les quotas soient satisfaits. 

Les formules donnant estimateurs, variances et estimations de précision sont donc celles 
qu'on trouve dans tous les manuels. Elles présentent une analogie certaine avec celles données 
en 3.1 (voir Gouriéroux 1981). 

4.3 Cas des quotas marginaux: généralités-estimateurs 

Le modèle d'échantillonnage est celui du sondage aléatoire simple contraint par les quotas 
marginaux. Le S. A.S fournit des échantillons comportant des effectifs njj dans les différentes 
cellules qu'on peut voir comme un vecteur aléatoire (à valeurs entières) dans R". La contrainte 
des quotas signifie qu'on se limite au vecteur aléatoire conditionné par: 

Y "ij = n,+ (/ = 1 à /) et Y "U = "+J U = l kJ - 1), 
j i 

c'est-à-dire variant dans un sous espace de dimension IJ - I - J -\- 1. Nous nous plaçons 
dans le cas où le taux de sondage global est négligeable et où la loi des n,y peut être assimilée 
à une loi multinomiale {n, pjj = Njj/N). 

Conditionnellement aux /j,y, les JJjy estiment sans biais les y,y. L'idée est maintenant de cons­
truire un estimateur du total de yen pondérant les y^ par des estimateurs des Njj, c'est-à-dire 
des Pjj. Si on choisit de maximiser la vraisemblance, celle-ci est proportionnelle à: 

n̂"̂. (4.3.1) 

On doit donc maximiser 

Y njjhogpjj (4.3.2) 
ij 

SOUS les contraintes 

Y PiJ = Pi+ ('• = 1 à /) et Y PiJ = P+j U = l k J - 1) (4.3.3) 
j 

ce qui amène à résoudre le système en a,, bj (les/7,+ = Ni+/Netp+j = N+j/Nsont connus): 

YPijiOi + bj)-' = A > ( / = 1 kl) 

(4.3.4) 

Y PiJ (''' + bj)-' =P+j U = l kJ- 1; bj = 0), 
i 

avec p°j = njj/n fréquence observée sur l'échantillon. 
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Les estimateurs des Ay sont alors lesÂy (Oi + */) " ' et l'estimateur cherché s'écrit: 

fç = {N/n) Y njj{aj -H ôy)"'j',y = {N/n) Y "^kYk, (4.3.5) 
ij •s 

OÙ Wk = {Oj -\- bj) " ' est la pondération à appliquer à Yk dans le cas ou k appartient à la 
cellule (/,y). Cet estimateur est asymptotiquement sans biais sous le modèle de S.A.S. dans 
L̂  comme le sont les estimateurs du maximum de vraisemblance. Les quotas n'intervieiinent 
pas de façon explicite dans 3.3.4 mais ils influent sur les valeurs des a, et bj. 

Dans le cas habituel où les quotas mîu-ginaux sont "proportionnels" avec une fraction de 
sondage fixe/, la solution des équations 4.3.4 est évidente: a, = 1 pour tout / et bj = 0 pour 
touty. L'estimateur du total vaut Ny, comme on pouvait s'y attendre et à la même expression 
que pour un sondage probabiHste à probabilités égales. 
Remarque. L'utilisation du maximum de vraisemblance pour estimer les proportions est assez 
arbitraire. Un critère du type chi-2 (minimiser Y, u iPij - Pîj) ̂ /PÎj ) rendrait Unéaire le système 
(4.3.4). 

4.4 La variance de l'estimateur et son estimation 

4.4.1 Pour établir une formule de variance nous utiliserons la paramétrisation de la variable 
y utilisée dans Deville et Sàrndal (1990) que nous énonçons sous forme d'un: 
Lemme: Pour toute variable Y = {y^;A:€t/) on peut choisir une paramétrisation définie de 
façon unique 

Yk = Yjj + Rk si k est dans la cellule (/,y) (A:€t/y) avec Y ^* = 0, 
keUjj 

?ij = Aj -I- Bj -t- Ejj avec Bj = 0 

Y NjjEjj = 0 i = l k l 

j 

YNjjEjj = 0 j = l k J - I . 
i 

De fait les /4, et Bj sont les nombres qui minimisent la quantité l,u {Yk - A, - Bj) ̂  où, 
de façon équivalente, Y,ij^ij (.Yjj - Aj - Bj)^. 

On peut alors écrire: 

fg = {N/n) Y "ij («/ + */•)"' (^/ + ^J + ^ij + ^ij^ ° " ^ij = Y ^*''"'>-
V ^ij 

Compte tenu des équations 4.3.4 et du lemme on en déduit: 

fg- Y= Y^ij (^y + ^ij) avec Njj = {N/n) njj (a,- -H bj) - \ (4.4.1) 
y 

qui est l'expression de base pour le calcul de variance. 



Techniques d'enquête, décembre 1991 187 

Conditionnellement aux /i,y, les 7V,y sont constants et les sous-échantillons Sjj des sondages 
aléatoires simples indépendants. On a donc: 

Biais cond(yg) = Ç NjjEjj = NY PijEu 
ij ij 

Varcond(yQ) = Y ^Vij/nij où Vjj = {1/Njj) Y H-
ij Ujj 

Or (démonstration en annexe) on a le: 

Résultat 1: 

VarCÇA^-^//) = l/nYPijEl 

Par ailleurs, l'espérance de Â7(a,- + èy)"'vaut, (à des termes en l//i près)/7,y(a,°-l- 6y)"' 
où a,°et 6y sont solutions des équations (4.3.4) dans lesquelles on remplacerait les p°j par les 
Pjj exacts. 

D'où le résultat: 

Résultat 2: La variance de l'estimateur des quotas fg est donnée par: 

Var(ye) = {N^/n) J ] p ,y(4 + (a,°-(- b])-'Vjj). 
ij 

Si les quotas sont proportionnels aux effectifs dans la population, on aura: 

Var(fg) = {N^/n) Y PiJ^^l + ^ij) • 
ij 

4A.1 Estimation de la variance 

La variance conditionnelle de YQ s'estime immédiatement par: 

E ^l'V"ij = (^'/«) E P'j^"' + *y)"'4' 
ij ij 

OÙ sjj est l'estimateur sans biais habituel de Î y. L'espérance du carré du biais conditionnel vaut 
{N^/n) lijPjjEl et s'estime par {N^/n) lijPijÊjj où Êjj = yjj - Âj - Êj avec Âj et Êj 
solutions de: 

Y Pij (Â + ÊJ) = Y PijPij (/ = 1 à / ) , 
j j 

(4.4.2) 

Y Pij Ui + ^y) = Y Pu^iJ U = l k J - I) avec Bj = 0. 
J j 

Autrement dh on obtient l'estimation des Ejj en ajustant aux données un modèle ANOVA 
additif sans interaction, le critère d'ajustement étant celui des moindres carrés pondérés par 
les poids (a, -I- bj)~^. 
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L'estimateur de la variance est alors: . 

vTr(yQ) = {N^/n) Y Pij(Fl + (a,- + bj)-'sl). (4.4.3) 
ij 

Dans le cas des quotas proportionnels aux effectifs cette expression se simplifie en: 

"ij \^ ^ " ' 

ij 
{N^/n) Y "ij ( 4 + 4)/«- (4.4.4) 

Si les «,y sont tous suffisamment grands pour qu'on puisse prendre njj/{njj - 1 ) = 1 on 
voit que la somme de la formule n'est autre que la somme des carrés des résidus estimés dans 
l'ajustement par les MCO du modèle Yk = Aj -\- Bj -\- résidu. La procédure d'estimation est 
alors simple: 

• ajuster par les MCO le modèle additif sur données individuelles 
• créer la variable Ck des résidus estimés 
• wl:r{YQ) = {N^/n) -.{l/n)lsei. 

Cette formule est exactement celle qui avait été proposée à la section 3 à partir du modèle 
de superpopulation, situation assez sympathique! 

4.4.3 Discussion des résultats 

La variance se décompose en detix pairts, l'une vue comme l'espérance du carré du biais con­
ditionnel, la seconde comme l'espérance de la variance conditionnelle. 

Le premier terme ne dépend pas des quotas imposés à l'échantillon, mais seulement de la 
qualité de l'ajustement d'un modèle additif sur la variable d'intérêt. On diminue cette partie 
de la variance en choisissant des critères de quotas qui expliquent au mieux ce qu'on veut 
mesurer. 

Le second terme, en revanche, dépend de la variabilité restante {NJjVjj/njj) et du nombre 
d'observations recueillies dans chaque cellule. La taille de l'échantillon étant fixe on doit donc 
chercher à rendre les /i,y les plus proches possible de l'allocation de Neyman: rt,y oc Njj Vjj''^'. 
Ceci peut s'obtenir approximativement en surchargeant les quotas «,+ et n+j qui corres­
pondent à de grandes valeurs de F,y. On peut ainsi, dans certains cas, améliorer sensiblement 
la précision des enquêtes par quotas. 

4.5 Combinaison de la méthode des quotas avec les échantillonnages stratifiés où à 
plusieurs degrés 

4.5.1 Cas d'un sondage stratifié avec quotas dans chaque strate 

Si les effectifs des critères servant à fabriquer les quotas sont connus dans chaque strate, 
la méthode qui vient d'être décrite permet de construire un estimateur sans biais sous l'hypo­
thèse que l'échantillonnage fonctionne comme un SAS contraint dans chaque strate. Si l'allo­
cation des quotas est proportionnelle aux effectifs de chaque strate, l'estimateur est l'estimateur 
naturel du sondage stratifié. Si on applique des quotas "nationaux" à chaque strate, une 
correction doit être faite par repondération. 

En revanche, si les effectifs des variables de quotas sont inconnus au niveau des strates, on 
ne dispose d'aucun moyen de corriger les estimateurs des "effets de structures" relatifs à la 
stratification. Comme, de plus, la stratification a pour but de construire des sous populations 
dissemblables, ces corrections seraient généralement fortes. La méthode des quotas n'est alors 
pas à recommander (sauf, c/section 3, si la validité d'un modèle additif s'impose d'elle-même). 
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4.5.2 Cas d'un sondage à deux degrés 

Supposons un sondage à deux degrés (éventuellement à l'intérieur d'une strate où les effec­
tifs des variables de quotas sont connus). Si les effectifs des variables de quotas sont connus 
au niveau de chaque unité primaire il n'y a pas de problème. La théorie en 4.4 permet de former 
un estimateur du total de Y dans chaque unité primaire, ainsi que de calculer sa variance et 
un estimateur de celle-ci. Ces quantités peuvent donc être utilisées pour former un estimateur 
de y ainsi qu'un estimateur de précision (c/Rao 1975). 

Si les effectifs des critères de quotas sont inconnus au niveau des UP mais connus seule­
ment au niveau de la strate, on a de nouveau un problème de correction impossible. Toute­
fois, le mal doit généralement être limité si les UP sont relativement semblables entre elles: la 
structure de chaque UP est proche de celle de la strate toute entière et les corrections à faire 
pour chaque UP sont voisines de celles qu'on doit mettre en oeuvre au niveau de la strate. 

4.5.3 En conclusion 

Dans le cas d'un sondage complexe stratifié à plusieurs degrés, la méthode des quotas peut 
être utilisée comme uhime méthode d'échantillonnage si la stratification a été réalisée de façon 
efficace en regroupant des unités primaires assez semblables entre elles et si on applique dans 
chaque UP des quotas dérivés de données relatives à sa strate. 

Dans la mesure ou l'hypothèse d'un échantillonnage aléatoire simple contraint dans chaque 
UP peut sembler assez satisfaisante, la méthode des quotas reçoit une justification indépen­
dante de tout modèle de superpopulation. 

5. CONCLUSIONS ET PROBLÈMES OUVERTS 

5.1 Comment prendre en compte la non-réponse? 

Comme nous l'avons déjà signalé, cette question est la limitation la plus importante de 
notre théorie. Quand on échantillonne par la méthode des quotas, on n'a, en principe, aucune 
information sur la population qui refuse de répondre à l'enquête et on se trouve démuni de 
l'information individuelle au sujet des non-répondants. La situation n'est, cependant, peut 
être pas si désespérée qu'on pourrait le croire. Illustrons cette intuition par un exemple très 
simpHfié. . ' 

On a réalisé une enquête par quotas simples chargeant l'échantillon de «, individus de la 
catégorie / d'effectif A',. Un modèle (admis) de non-réponse postule une probabilité rc de 
réponse si un individu appartient à une catégorie c d'effectif Â c- L'effectif (inconnu) du croi­
sement entre la catégorie / de quota et la classe c du modèle de non-réponse est noté Nf. 
L'effectif susceptible de répondre dans la catégorie / vaut donc N„ = E <. ̂  /"c • Eh fixant un 
quota /J, dans cette catégorie, dans le cadre du modèle (4.1), on obtient une probabilité d'inclu­
sion dans l'échantillon égale à w,~' = n,/iV„. Dans l'échantillon, on recueille «^individus 
appartenant au croisement {i,c) des deux catégorisations. Cette quantité est aléatoire et son 
espérance vaut N^r^ w,~ ' . Si on cherche à estimer les N^, on résoudra les équations estiman­
tes déduites des relations: 

iVf = n^Wjr~\ 

Y ^f = ^i' 
. c 

Y Nf = N". 
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Une technique de raking ratio permet donc de calculer des estimations f<. et w, des r^. et w,. 
On en déduit des estimateurs Nf = nfwjf' ' des effectifs du croisement (/,c). On en déduit 
aussi un estimateur du total de Y: 

YNR = Y^'y' = Y''^'''^'"'^'' 

où yf est là moyenne des Yk de l'échantillon classés dans la catégorie (/,c). Ainsi, les tech­
niques d'estimation par calage devraient permettre un traitement honorable de la non-réponse 
y compris dans des enquêtes par quotas. 

5.2 Quelques points de comparaison avec des sondages probabilistes 

La méthode des quotas, quelque soit la façon dont on essaie de l'envisager, réclame la for­
mulation d'un modèle hypothétique qu'on plaque sur les données. À l'inverse, un sondage pro­
babiHste ne dépend d'aucun modèle, en principe. En pratique, l'échantillonnage d'un sondage 
probabiHste est un modèle auquel la réalité de la collecte des données essaie de se conformer. 
On sait bien, en effet, que dans tout sondage probabiHste, quelques accommodements de détail 
doivent être pris avec le modèle (exclusion d'office de certaines unités, remplacement de cer­
taines après tirage mais avant collecte, etc.). On peut, cependant, affirmer sans risque que les 
biais statistiques sont toujours beaucoup plus faibles dans les tirages probabilistes qu'avec la 
méthode des quotas. En revanche, les quotas permettent d'utiliser au stade de l'échantillon­
nage une information auxiHaire qui n'est pas mobiHsable dans un tirage probabiHste. Il en résuUe 
que la variance d'un échantiUonnage par quotas, est du genre de ceUe d'une estimation par 
régression et qu'elle est donc plus faible en règle générale que celle qui résulte d'un sondage 
probabiHste associé à son estimation de valeurs dilatées standard. Biais dû au modèle associé 
à une faible variance, contre absence de biais, tel est le bilan. On peut tirer de cette approche 
deux types de conclusions: 

5.2.1 La précision dépend avant tout de la taille des échantiUons. Dans le cas de faibles échan­
tillons, le sondage probabiHste va donner de piètres résuhats en moyeime et le biais d'un sondage 
par quotas sera plus tolérable que l'imprécision du sondage probabiHste. Pour de gros échan­
tiUons au contraire, la méthode des quotas aura un biais évident incompatible avec l'intervalle 
de confiance sans biais du sondage probabiHste. 

Où fixer la limite entre les deux méthodes? La théorie peut difficilement être affirmative. 
En revanche, la pratique des instituts français propose une solution à cette question: la plu­
part des enquêtes nationales par quotas sont réalisées sur des échantillons de 1 ,(XX) à 2,(X)0 indi­
vidus. En revanche, aucune enquête probabiHste nationale ne mobilisera moins de 5,000 unités. 
Il paraît légitime de dire qu'un effectif de 2,500 à 3,000 enquêtes fixe une Hmite pratique entre 
les deux familles de méthodes. 

5.2.2 Statistique officielle ou marketing 

Tout modèle spéculatif constitue, dans une enquête, une prise de risque méthodologique. 
Ce risque peut être parfaitement légitime si les utilisateurs en sont conscients, s'ils ont ratifié 
la spéculation qui a conduit à la spécification d'un modèle. C'est typiquement ce qui se produit, 
au moins de façon implicite, dans les enquêtes de marketing: un organisme, société, adminis­
tration ou association, passe commande d'une enquête par sondage avec une société d'étu­
des. Un contrat marque l'accord entre les deux parties sur la réalisation de l'enquête, son prk, 
les délais de livraison des résultats et la méthodologie employée. Dans cette méthodologie il 
y a les modèles utiHsés pour formaliser l'échantiUonnage ou le comportement de la popula­
tion. La méthode des quotas peut donc être, de ce point de vue, tout à fait légitime. 
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La statistique officielle, à l'opposé, est chargée d'élaborer des données utilisables par 
l'ensemble du corps social, susceptibles, en particulier,.de servir d'éléments pour l'arbitrage 
de confiits entre divers groupes, divers partis, voire diverses classes sociales. Le recours à des 
modèles statistiques, économétriques en particulier, décrivant le comportement des agents 
économiques, peut se révéler assez dangereux, partial, influencé par une théorie économique 
contestable, ou contestée. La statistique officieUe ne doit tolérer aucun biais incontrôlable dans 
sa production. Elle se doit de réaHser des enquêtes par sondage par des méthodes probabiHstes. 

Il n'y a pas réeUement opposition entre les enquêtes par quotas et les techniques ayant recours 
à un aléatoire contrôlé, mais, bien au contraire complémentarité. À preuve, les statistiques 
qui servent à construire les quotas sont elles-mêmes très souvent tirées de grosses enquêtes 
réalisées par les Instituts Nationaux de Statistique. Les techniciens des.enquêtes par quotas 
admettraient mal que ces données soient élaborées autrement que par des méthodes probabi­
listes confirmées et bien théorisées. 
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ANNEXE 
Démonstration des résultats en 4.4 

1. Notations et résultats 

Pour traiter la question de façon générale nous aurons besoin de certaines notations com­
modes. On dispose de Q variables quaUtatives dont les modalités sont indicées de 1 à / , pour 
g = 1 à Q. On note c une "cellule", c'est-à-dire une suite de Q indices, le 9'*""° pouvant valoir 
de 1 à Ig, et g^ la valeur du ç'̂ ""* indice (g'*™' projection de c); dans une population finie U 
d'effectif N, Uc est la population des individus classés dans la cellule c d'effectif Ne. La 
quantité A^*' = E,^ = /-/Vc est la marge de la table de contingence Q-dimensionnelle dont 
les cellules sont les c, pour la /'^"'' modalité de la 9'*™* variable. On pose 

^̂  = ^ E >̂' N. 
kiUc 

k-

On a le: 

Résultat 1: La variable Yk{k€U) peut être paramétré par les nombres A^^, E^ et Rk par: 

Yk = Yc + I^ si kiUc. On a Y ^k = ^ pour tout c. 
Uc 

Q 

Yc= Y ^"ic + ^c avec A^,^ = 0 pour g = 2kQ et 
9=1 

Y NcEc = 0 pour g = i k Q et i = 1 k Ig. 

Qc=' 

Ces nombres proviennent de la minimisation de: 

Y(^''-t '̂c(*))' = E ^C(YC - Y ^ù'-
u ^ q = l ' c ^ 9=1 ' 

Soit maintenant un échantillon s. On note avec des n les quantités analogues dans l'échan­
tillon à ce qu'on a déjà indiqué dans la population avec des N. 

On suppose s tiré par sondage aléatoire simple (avec ou sans remise) selon un schéma à 
probabilités égales contraint par des marges n^'^ {g = \kQ,i = 1 à / , ) , les quotas. 

Le but de cette annexe est de montrer le: 

Résultat 2: La variance de Ĵ  ̂  ̂ c '̂c est approximativement égale à 1 /« Zc^cFc quand n et 
N/n deviennent arbitrairement grands. 

La suite donnera une formulation précise à ce résultat. 

2. Schéma d'échantillonnage et réduction asymptotique 

Considérons les deux modèles d'échantillonnages SR et AR suivant: 

SR: Échantillonnage bernouillien. Chaque unité parmi les N appartient à s avec probabilité 
/ , les N tirages étant indépendants. 

AR: Chaque unité est tirée un nombre v̂  de fois; v*̂  suit une loi de Poisson de paramètre/. 
Les Vk sont des variables indépendantes. 



Techniques d'enquête, décembre 1991 193 

Un sondage aléatoire simple sans remise (SASSR) de taille fixe n est un échantillonnage SR 
conditionnellement au fait que la taille totale de l'échantillonnage est n. 

Un sondage aléatoire simple avec remise (SASAR) de taiUe fixe n est un échantillonnage 
AR conditionnellement au fait qu'on a fait n observations, c'est-à-dire que '£k Vk = "• 

Dans le cas SR, la loi du vecteur n^ est donnée par: 

Pr(l/Jc)) = n C!)-^"" (̂  -f)^c-nc 

Dans le cas AR, on a: 

fTV f\'>c 
Pr((«c)) = 1 7 ^ - ^ e x p ( - y A r , ) , 

n ,! 

Dans les deux cas les variables n^ sont indépendantes. 
Dans le cas SR contraint par Y,nc = n, la loi des n^ est une hypergéométrique: 

Dans le cas AR contraint, c'est une multinomiale: 

Pr({/ic)) = n P"'/"c^-
c 

Le modèle de plan de sondage retenu pour la méthode des quotas à la section 4 correspond 
à des contraintes sur ces deux schémas, ou, ce qui est équivalent,à des contraintes sur les sché­
mas SR et AR. 

Si on suppose que Ntend vers l'infini, que/ tend vers zéro, et que n"* = fNtend vers l'infini, 
alors, dans les deux schémas, la loi des u^ = n*~'^' {ne - fN^) = n*'^ {p* - p^), avec 
/>? = nc/n*, tend vers une loi normale muUidimensionnelle avec les «̂  indépendantes, d'espé­
rances nulles et de variances égales aux p^. 

3. Cas des sondages "proportionnels" 

On a alors N^ = N/n ne de sorte que la quantité dont on cherche la variance est: 

N ^ 

c 

où le vecteur des «c suit une loi normale centrée de matrice des covariances diagonale 
A = diag (/>£.), contrainte par les relations qui expriment les quotas: 

Y Uc = 0 pour g = IkQ, i = Iklg si g =1, i = 1 kig - 1 si g = 2 k Q. 
<tc=> 

Ces relations s'écrivent, en notant Ule vecteur des «<.: 

AU = 0, 
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avecv4 matrice kl = ï.glg - {Q - 1). lignes et A: = 11,/, colonnes, composée de 1 et de 
0 pour traduire les contraintes. Ceci exprime aussi le fait que {/varie dans le noyau L de l'opé­
rateur défini par la matrice A. La loi (asymptotique) de (7 est donc celle d'un vecteur gaussien 
fTcentré de matrice des covariances égales à A, conditionnellement à ̂ 4 Ŵ  = 0. On est ramené 
à évaluer la variance du produit scalaire L'̂ 'E où E est le vecteur des Ec. 

Remarquons les deux points suivants: 

• Les contraintes sur les Ec données au résultat 1 se traduisent miatriciellement par AAE = 0. 
Autrement dit A^ est un vecteur de L = KerA, ou encore E est un vecteur de Ker{AA). 

• Soit P le projecteur de (R* sur L orthogonal dans la métrique A~K P vérifie les relations: 

o VxeZ-, Px = x; Im p = L 

o Py = 0 ^ \/xiL,x'A-^y = 0;,KerP = A{L^), 

où L^ est le supplémentaire orthogonal de L dans la métrique naturelle. 

Les vecteurs gaussiens PWet (1 - P) If varient respectivement dans L et dans A(L^), leur 
somme est égale à W. De plus ils sont indépendants; en effet leur matrice de covariance vaut 
E{PW){{1 - P)W)' = PA(1 - P ' ) . Or P ' est le projecteur de noyau t- et d'image 
A(L^)-^. L'image du projecteur (1 - P ' ) est donc L^, celle de A(l - P ' ) est A(L^), c'est-
à-dire le noyau de P, c.q.f.d. 

Il faut maintenant évaluer la variance de Ec "c-^ = ^'E. Or, d'après ce qui précède, on 
peut écrire W = U -\- V, avec L êt F indépendants. La loi de W'conditionnellement à FfeL 
n'est autre que la loi de W conditionnellement à F = 0. 

Par aiUeurs on a: 

V'E = (A-' V)'{AE). 

Comme Af est dans L et que Fvarie dans A(L^), le produit scalaire ci-dessus est nul. On 
en déduit que: 

Var{U'E) = Nar{W'E) = E'AE = Y PcE\ 

2 

La variance asymptotique de N/n* Y,c"cEc vaut donc 

^YPCE' = -Y^C^^ 
n '^ n '^ 

c c 

4. Cas des sondages par quotas "non-proportionnels" 

Complétons la réduction asymptotique précédente. Maintenant le vecteur p" des «c/"* 
est contraint par 

Ap' = Ap + n*-''''AVo, 

où Ap est le vecteur (à / dimensions) des "quotas proportionnels" et VQ l'unique vecteur 
(à k dimensions) de A(L^) tel que A{p + n*~'^' VQ) soit le vecteur des quotas imposés. De 
ce fait U. = n*'^^ {p» - p) peut-être, comme au paragraphe précédent, analysé comme un 
vecteur gaussien W = U -\- F conditionnel à F = FQ. Par suite EUQ = VQ et la matrice des 
covariances de UQ est la même que celle de U. 
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On passe, par ailleurs, dep° kp par une estimation du maximum de vraisemblance. Dans 
les conditions asymptotiques gaussiennes, celle-ci s'identifie à la minimisation de la forme qua­
dratique {p" - j9)'A~' {p" - p) sous les contraintes/1;5 = Ap. Comme p" varie dans le 
sous-espace affine L -\- VQ parallèle à L, que la minimisation en question revient à projeter 
p° sur L orthogonalement pour la métrique A~' c'est-à-dire le long de à{L^), il suit qu'on 
ap = p° — «*"'''' VQ dans les conditions asymptotiques. Le vecteur aléatoire jô est donc 
translaté d e ^ ° , sans biais et de même matrice de covariance quep° et donc que /Î*"'^' U. 

Finalement, on a: 

E( Y P^^)' = ^( '̂̂ ' "^7* ^ ^^^' 
\ c •^ c 

comme dans le cas précédent. 
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L'Echantillonnage des flux de populations 
humaines mobiles 

GRAHAM KALTONi 

RÉSUMÉ 

On fait souvent des enquêtes sur des flux de populations de personnes comme celles qui vont dans les 
musées, les bibliothèques et les parcs; les électeurs; les personnes qui font des courses; les malades en 
consuhation externe; les touristes; les voyageurs venant de l'étranger et les passagers des automobiles. 
Les plans d'échantillonnage d'enquêtes de ce genre prévoient en général un échantillonnage dans le temps 
et dans l'espace. Dans cet article on passe en revue et on illustre les méthodes utilisées pour sonder les 
flux de populations humaines. 

MOTS CLÉS: Populations mobiles; sondages des votants; enquêtes de circuladon; échantillonnage dans 
le temps et dans l'espace; échantillonnage systématique. 

1. INTRODUCTION 

La majorhé des enquêtes portant sur les populations humaines sont basées sur les ménages, 
on utilise habituellement un échantillon de ménages choisi au moyen d'un plan d'échantillon­
nage à plusieurs degrés puis on échantillonne des particuliers dans les ménages sélectionnés. 
L'enquête-ménage est une méthode puissante employée pour recueillir des données sur un grand 
nombre de caractéristiques relatives à la population, comme des caractéristiques sociales, démo­
graphiques et économiques ainsi qu'en matière de santé et les opinions et attitudes de la 
population. Toutefois, la méthode n'est pas aussi efficace pour étudier les caractéristiques de 
populations mobiles. On peut distinguer deux types de populations mobiles: les personnes qui 
n'ont pas de domicile fixe, comme les nomades et les sans-abri, ainsi que les gens en général 
qui font partie de la population mobile à l'étude parce qu'ils se trouvent momentanément à 
un endroit, comme les visiteurs qui vont dans des bibliothèques et des parcs, les électeurs dans 
les bureaux de scrutin, les personnes qui font leurs courses, les malades en consultation externe, 
les voyageurs et les passagers des automobiles. Dans le présent article, on passe en revue cer­
taines questions portant sur les plans d'échantillonnage utiHsés pour cette dernière catégorie 
de population mobUe. 

Bien que de nombreuses enquêtes portent sur les flux de populations humaines mobiles, les 
ouvrages généraux sur l'échantillonnage traitent peu des questions relatives à l'échantillon­
nage dans le cas des populations mobiles. L'objet du présent article est de décrire les plans 
d'échantillonnage généralement adoptés pour les enquêtes sur les fiux de population humai­
nes, de discuter de certains des problèmes particuUers qui se posent en matière d'échantillonnage 
et d'illustrer la gamme d'applications pour de telles enquêtes. Dans la section suivante de l'article 
nous passons en revue le plan général d'échantillonnage dans le temps et dans l'espace utilisé 
pour échantiUonner des personnes mobiles et certaines des questions portant sur l'emploi de ce 
plan d'échantilloimage dans des situations particuUères. La section 3 illustre ensuhe l'appUcation 
du plan d'échantillonnage dans une gamme de situations différentes. La section 4 renferme 
des conclusions. 

Graham Kalton, Survey Research Center, University of Michigan, Ann Arbor, Michigan 48106-1248, U.S.A. 
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2. ÉCHANTILLONNAGE DANS LE TEMPS ET 
DANS L'ESPACE 

Il sera utile de considérer un exemple particuUer pour décrire le plan d'échantillonnage général 
dans le temps et dans l'espace servant à échantiUonner des flux de populations humaines. Sup­
posons qu'on doit réaliser une enquête auprès des visiteurs d'une exposition de sculptures tenue 
pendant l'été dans un parc municipal afin de trouver les caractéristiques socio-économiques 
des visiteurs, pour déterminer comment ils ont eu connaissance de l'exposition, quels moyens 
de transport ils ont utilisés pour se rendre au parc et, peut-être, quelles sont leurs opinions à 
propos de l'exposition. Supposons que l'exposition se déroule du 1̂"̂  avril au 30 septembre de 
l'année en question, qu'elle est ouverte de 10 h à 18 h tous les jours et qu'il y a trois endroits 
où les visiteurs peuvent entrer sur le terrain de l'exposition et en sortir. 

On considère généralement que la base de sondage eimjloyée pour une enquête de ce genre 
est une liste d'unités primaires d'échantiUonnage (UPE) fondée sur l'intervalle de temps/ 
l'endroit. On construit cette base de sondage en divisant la période de temps de l'enquête 
en un ensemble d'intervalles de temps pour chaque endroit. Une façon simple de construire 
les UPÉ pour l'exemple que nous étudions consisterait à diviser chaque jour d'exposition à 
chaque endroit en deux intervalles de temps, un allant de 10 h à 14 h et l'autre de 14 h à 18 h. 
Une façon plus complexe de construire les UPÉ pourrait comprendre l'utilisation d'inter-
vaUes de temps de longueur différente pour des jours différents et (ou) à des endroits diffé­
rents. Une fois les UPÉ définies, on emploie souvent un plan d'échantiUonnage à deux degrés. 
Dans la première étape, un échantillon d'UPÉ est choisi et, dans la deuxième étape, un 
échantiUon de visiteurs est tiré, habitueUement par échantiUonnage systématique, dans les UPÉ 
échantiUonnées. 

Les spécifications réelles du plan d'échantillonnage utilisé pour une enquête visant les 
personnes de passage et qui utiHse la base de sondage à deux degrés dépendent des carac­
téristiques de la population mobUe à l'étude ainsi que des procédures utilisées pour faire la 
coUecte des données d'enquête. Une caractéristique clé est la nature du flux de la population 
mobile. En particulier, y a-t-il une variabilité prévisible dans le taux du flux parmi les UPÉ? 
Par exemple, le flux à un endroit est-il plus élevé que celui que l'on retrouve à un autre endroit, 
ou les flux pour certains intervalles de temps (disons les samedis dans l'après-midi) sont-Us plus 
élevés que pour d'autres? De plus, le flux dans une UPÉ est-il continu pendant tout l'inter-
vaUe de temps ou est-il inégal, avec des visiteurs qui arrivent (ou qui partent) en groupes 
importants? Ces deux aspects du flux ont un effet sur le plan d'échantillonnage utilisé pour 
l'enquête. 

Si le flux est assez uniforme parmi les UPÉ et si les intervalles de temps dans les UPÉ sont 
identiques, alors le nombre de visiteurs par UPÉ est approximativement constant. Dans ce cas, 
on peut échantillonner les UPÉ avec des probabilités égales et appliquer un taux de sous-
échantillonnage constant dans les UPÉ choisies pour produire un échantillon avec probabUi-
tés égales, ou EPSEM, de visites. Les UPÉ peuvent être classées en deux dimensions ou plus 
(p. ex., le jour de la semaine, l'heure du jour et l'endroit) et on peut obtenir un échantillon 
bien équilibré entre ces dimensions à l'aide de l'échantiUonnage de configuration (Yates 1981; 
Cochran 1977 et Jessen 1978). 

Dans nombre de cas, le niveau du flux varie entre les UPÉ d'une façon qui est partielle­
ment prévisible. Par exemple, on peut savoir que la fréquentation de l'exposition de sculptures 
est généralement plus élevée lors du dernier poste du travail de chaque jour et au cours des 
fins de semaine et qu'eUe est particulièrement faible les lundis. Ainsi, les UPÉ comprennent 
un nombre différent de visiteurs, c'est-à-dire, qu'ils sont de taille différente. La procédure habi­
tuelle utilisée pour traiter des UPÉ de taille différente consiste à les échantillonner avec des 
probabilités proportionnelles à leur taille (PPT), ou avec des probabilités proportionnelles à 
leur taille estimée (PPTE). Dans le contexte actuel, la taUle réeUe des UPÉ n'est pas connue 
à l'avance, U faut donc utiHser des taiUes estimées. L'échantUlonnage des UPÉ avec PPTE donne 
de bons résultats pourvu qu'on puisse faire des estimations raisonnables de leur taiUe. Quand 
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des UPÉ sont choisies par échantillonnage avec PPTE, l'application dans les UPÉ choisies 
de taux de sous-échantiUonnage qui sont inversement proportionnelles aux tailles estimées des 
UPÉ produit un échantUlon EPSEM global des visites. En général, un des attraits de l'échan­
tillonnage avec PPTE (avec des estimations raisonnables de la taille) est que la taille des sous-
échantillons des UPÉ ne varie pas beaucoup d'une UPÉ à l'autre. Cette caractéristique est 
particuHèrement intéressante pour le travaU sur le terrain lors d'enquête portant sur les personnes 
de passage. Quand des UPÉ portant sur le temps/l'endroit sont obtenues par échantillonnage 
avec PPTE, on ne peut appliquer l'échantiUonnage de configuration pour une stratification 
en profondeur. On peut plutôt employer une sélection contrôlée à cette fin (Goodman et Kish 
1950; Hess et coU. 1975). 

Une considération importante dans tout plan d'échantillonnage à deux degrés est l'affec­
tation de l'échantillon entre les unités primaires et les unités secondaires d'échantillonnage, 
c'est-à-dire, combien d'UPÉ choisir et combien d'éléments choisir dans chaque UPÉ sélec­
tionnée. Dans le cas des enquêtes sur les personnes de passage, les procédures à utiliser sur le 
terrain ainsi que la nature du flux à l'intérieur des UPÉ ont un effet considérable sur cette 
affectation. Le but du plan d'échantillonnage est d'utiliser pleinement les travailleurs sur le 
terrain affectés à une UPÉ sélectionnée tout en maintenant un échantillon probabiHste 
des personnes qui entrent dans l'endroit (ou qui en sortent) pendant l'intervalle de temps 
échantillonné. 

Dans de nombreuses enquêtes portant sur les personnes de passage on utilise des question­
naires à remplir soi-même; dans ce cas, le travail sur le terrain pour le plan d'échantillonnage 
à deux degrés décrit plus haut est composé du comptage des personnes au moment où elles 
entrent dans l'endroit échantillonné (ou lorsqu'elles en sortent) pendant l'intervalle de temps, 
du choix de chaque k^ personne pour un échantillon systématique et du fait de demander aux 
personnes sélectionnées de remplir le questionnaire. Si le flux n'est pas dense et s'il est réparti 
également pendant l'intervalle de temps, U se peut qu'un seul travailleur sur le terrain puisse 
remplir toutes les tâches. Quand c'est le cas, l'intervalle d'échantillonnage k peut être choisi 
de façon à donner à ce travailleur suffisamment de temps pour effectuer toutes les tâches sans 
travailler à la limhe de ses possibiUtés. Si, toutefois, le flux est dense, que ce soit de façon cons­
tante ou intermittente, il se peut que l'on doive employer deux travailleurs, un qui n'aurait 
qu'à compter les entrants (ou les sortants) et à déterminer les personnes échantillonnées et le 
second pour remettre les questionnaires et dire aux répondants comment ils doivent le remplir 
et le retourner. Quand le travail sur le terrain est organisé de cette façon, on peut choisir 
l'intervalle d'échantillonnage pour que le second travailleur soit pleinement occupé, tout en 
s'assurant qu'il est en mesure de distribuer le questionnaire à toutes (ou presque toutes) les 
personnes choisies. La non-réponse peut-être une préoccupation importante quand la collecte 
des données se fait à l'aide d'un questionnaire à remplir soi-même. Il est souvent possible de 
maintenir la non-réponse à un niveau acceptable quand les personnes choisies remplissent et 
remettent le questionnaire sur place. Toutefois, quand on leur remet le questionnaire en leur 
demandant de le rempHr plus tard et de le retourner par la poste, le niveau de non-réponse 
peut-être très élevé et, de plus, il n'existe généralement pas de façon d'effectuer le suivi des 
non-répondants. 

Quand on a recours à des interviews comportant l'interrogation directe pour recueillir des 
données, l'équipe chargée du travail sur le terrain pour une UPÉ comprend généralement un 
compteur et un petit groupe d'intervieweurs. La taille de l'équipe d'intervieweurs dépend de 
la régularité du flux et de la durée de l'interview. Puisque les personnes de passage ne voudront 
vraisemblablement pas être retardées pendant une longue période, la majorité des interviews 
seront nécessairement courtes. Il est toutefois possible de réaliser des interviews plus longues 
si les personnes échantiUonnées sont en attente, comme lorsqu'eUes sont dans une file d'attente 
ou dans une salle d'attente d'un aéroport. Le choix de l'intervaUe d'échantillonnage doit être 
tel qu'il y a toujours (ou presque toujours) un intervieweur Hbre pour interviewer la prochaine 
personne échantillonnée et que les intervieweurs ne passent pas trop de temps à attendre que 
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la prochaine personne à interviewer soit choisie. Si le flux est irrégulier, on doit prendre les 
dispositions nécessaires pour traiter les périodes de pointe (par exemple, l'arrivée, à l'exposition 
de sculptures, d'un autocar rempli de visiteurs). 

La sélection avec PPTE des UPÉ permet de rendre égale la taille des sous-échantillons pour 
chaque UPÉ échantillonnée. Dans les enquêtes réalisées par interrogation directe, la charge 
de travail de l'intervieweur est ainsi à peu près la même pour chaque UPÉ sélectionnée et, par 
conséquent, la taille de l'équipe d'intervieweurs affectée à chaque UPÉ peut être la même. Il 
se produit toutefois un problème quand la mesure de la PPTE utilisée pour sélectionner l'UPÉ 
lors de la première étape est entachée d'une erreur considérable. Par exemple, un orage peut 
réduire substantiellement le nombre de visiteurs de l'exposition de sculptures un samedi après-
midi en particulier ou, un congé non prévu peut augmenter considérablement le nombre de 
visiteurs un autre jour. Dans le premier cas, le fait d'appliquer dans cette UPÉ un intervalle 
d'échantillonnage inversement proportionnel à sa taille estimée laissera les intervieweurs très 
souvent inoccupés; alors que, dans le second cas, cela entraînera une charge de travail que les 
intervieweurs ne pourront pas traiter. Une modification qui peut être adoptée dans de tels cas 
consiste à changer l'intervaUe d'échantUlonnage au début de la coUecte des doimées pour employer 
un intervalle qui est plus approprié au flux réel des visiteurs. Puisque cette modification détruit 
la propriété EPSEM de l'échantillon, il faut utiliser des poids dans l'analyse de l'enquête. 

Une restriction générale qui s'appUque à l'échantillonnage systématique des visiteurs pour 
des UPÉ sélectionnées est que, si la longueur de l'intervalle d'échantillonnage est rendue suffi­
sante pour permettre aux intervieweurs de traiter les flux lors des périodes de pointe, ces derniers 
passent une bonne partie de leur temps sans travail. Par contre, si l'intervalle d'échantiUonnage 
est réduit, les intervieweurs sont plus occupés, mais Us ne peuvent traiter les flux lors des périodes 
de pointe. Diverses méthodes ont été proposées pour surmonter ces problèmes (Heady 1985). 
Une méthode consiste à prendre un échantillon systématique d'intervalles de temps (disons à 
toutes les 10 minutes) et de choisir le prochain visiteur qui entre après chaque intervalles de 
temps échantillonnée. Cette méthode pourrait présenter un certain intérêt sur le terrain, mais 
elle ne produit pas un échantillon probabiHste des visiteurs. La probabilité d'être choisie des 
personnes qui arrivent lors des périodes de grande activité est moindre, comme c'est le cas pour 
les personnes qui voyagent en groupe et les habitudes de déplacement de ces dernières peuvent 
avoir un effet inconnu sur la probabilité qu'ont ces personnes d'être sélectionnées. L'échan-
tUlon produit par cette procédure n'est certainement pas un échantiUon EPSEM. On peut tenter 
de compenser le biais dû à la sélection qui défavorise les visiteurs arrivant pendant les périodes 
de grande activité en divisant l'intervalle de temps pour des UPÉ sélectionnées en un ensemble 
d'intervalles beaucoup plus courts et en tenant un journal des arrivées dans chacun de ces inter­
valles. On peut alors employer la pondération pour compenser la variation dans le flux pendant 
les intervalles plus courts. 

Une autre méthode qui peut être employée à la place de l'échantillonnage systématique des 
visiteurs consiste à choisir la prochaine personne à entrer (ou à sortir) après la fin de la dernière 
interview. Dans cette méthode, les premières personnes qui arrivent après des intervalles dans 
le flux de visiteurs, peut-être les chefs de groupes, ont évidemment des chances plus élevées 
d'être choisies. Il se peut aussi que les intervieweurs accélèrent ou ralentissent délibérément 
l'interview qu'ils sont à réaliser afin d'éviter ou de choisir une personne en particulier. Pour 
ces raisons, on a employé des variantes de cette méthode dans le cadre desquelles on choisit 
la n^ personne qui entre ou qui sort après la fin d'une interview, où n peut avoir comme valeur 
2,3,4, ou 5. Ces méthodes qui peuvent être utiUsées à la place d'un échantillonnage systématique 
simple des visiteurs utilisent plus efficacement le temps des intervieweurs et permettent donc 
d'obtenir des échantillons plus grands avec un budget donné pour le travail sur le terrain. 
Toutefois, eUes produisent des échantiUons non probabiHstes, avec le risque de biais de sélection 
que ce genre d'échantillonnage suppose. L'échantillonnage probabiHste fournit la sécurité de 
l'inférence statistique objective sans que l'on ait à faire des hypothèses à propos du processus 
de sélection de l'échantiUon. Avec l'échantillonnage non probabiHste, U faut faire des hypothèses 
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à propos de la façon dont l'échantillon a été obtenu, une hypothèse courante étant que tous 
les éléments dans la population ont une chance égale d'être choisis. Quand les hypothèses ne 
se vérifient pas, cela peut entraîner un biais considérable dans les estimations de l'enquête. 

Les visiteurs peuvent être échantillonnés soit au moment où Us entrent dans un endroit, soit 
au moment où ils le quittent. Si l'on recherche des données sur les activités des visiteurs dans 
cet endroit et sur leurs opinions à propos de cet endroit, l'échantillon doit être composé seule­
ment des personnes qui quittent l'endroit. Dans d'autres cas, le choix entre le fait d'échantil­
lonner les personnes qui entrent dans un endroit ou qui en sortent peut dépendre de la nature 
des flux de populations humaines. Il peut, par exemple, être difficile d'échantiUonner et d'inter­
viewer des personnes qui quittent un cinéma ou une saUe de théâtre parce que tous les spectateurs 
quittent les lieux en masse et qu'ils ne voudront pas être retardés. Par contre, ces personnes 
peuvent être échantillonnées et interviewées facilement quand elles font la queue pour entrer 
dans le cinéma ou la salle de théâtre. 

En concluant cette section, il faudrait attirer l'attention sur le fait que les échantiUons décrits 
ici sont des échantillons de visites et non de visiteurs. Le plan d'échantillonnage standard à 
deux degrés peut produire un échantillon EPSEM de visites, mais ce n'est pas la même chose 
qu'un échantiUon EPSEM de visiteurs à moins que chaque visiteur ne visite l'endroit étudié 
(l'exposition de sculptures) qu'une fois (ou que tous les visiteurs vishent l'endroit étudié le même 
nombre de fois). Pour la majorité des enquêtes sur les flux de populations humaines, la visite, 
plutôt que le visiteur, est l'unité d'analyse appropriée. Il y a, toutefois, des situations où l'unité 
d'analyse est problématique. S'il utilise la visite comme unité d'analyse, le chercheur pourrait 
facUement accepter des visites à l'exposition de sculptures lors de deux jours différents comme 
des visites distinctes, mais il pourrait ne pas accepter de traiter deux entrées la même journée 
(une, peut-être, après être sorti pendant une brève période pour des rafraîchissements) comme 
deux visites. L'utilisation du visiteur comme unité d'analyse présente des problèmes graves à 
cause de la question des visites multiples et du fait que les visiteurs ne pourront pas déclarer 
leurs visites multiples. Il se peut qu'ils puissent se souvenir, assez bien, de leurs visites anté­
rieures, mais habituellement ils ne pourront prévoir, avec précision, leurs visites futures. 

3. EXEMPLES 

La présente section renferme certains exemples d'enquêtes sur les flux de populations 
humaines afin de montrer la gamme étendue d'applications et pour illustrer certaines des consi­
dérations spéciales inhérentes à des situations particulières. 

3.1 Une enquête sur l'utilisation des bibliothèques 

Une enquête sur l'utilisation des 18 bibliothèques de la University ofMichigan a été réalisée 
en 1984 (Heeringa 1985). On a demandé à chaque personne échantiUonnée sortant d'une biblio­
thèque si elle avait utilisé les documents et les services de la bibliothèque pendant cette visite. 
Dans l'affirmative, on demandait à la personne de remplir un bref questionnaire de sept 
questions portant sur les documents consultés et sur les services utilisés. La majorité des 5,184 
répondants ont rempli le questionnaire sur place et l'ont remis aux travaiUeurs réalisant l'enquête 
sur le terrain; d'autres les ont retournés par l'intermédiaire du service de messageries de l'uni­
versité. Un taux de réponse de 96% a été obtenu. 

Le plan d'échantillonnage suivait le plan d'échantillonnage à deux degrés selon le temps/ 
l'endroit décrit dans la section 2. L'enquête visait toute l'année civUe 1984. Chaque jour où 
les bibliothèques étaient ouvertes a été divisé en dix intervalles de temps de deux heures, de 
7 h 30 jusqu'à 3 h 30 le matin du jour suivant, l'intervaUe de deux heures étant choisi parce 
qu'U constituait un poste de travail approprié pour les personnes réalisant l'enquête sur le terrain. 
Les UPÉ ont alors été définies comme des combinaisons d'intervaUes de temps/de bibUothèques. 
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Les UPÉ ont été sélectionnées par échantillonnage avec PPTE, où la taille estimée pour une 
UPÉ était le nombre estimé de personnes sortant de cette bibHothèque dans la période de temps 
précisée. Des estimations grossières de ces nombres ont été obtenues à partir de la fréquenta­
tion quotidienne moyenne en novembre 1983, selon les chiffres enregistrés par les tourniquets 
quand ils étaient disponibles et des estimations fournies par les bibliothécaires quand ce n'était 
pas le cas et en fonction d'une hypothèse selon laquelle le volume des sorties des bibliothèques 
était deux fois plus élevé entre 9 h 30 et 17 h 30 qu'en d'autres temps. Les bibliothèques ont 
été stratifiées en quatre types et, dans chaque strate, on a utilisé une sélection contrôlée pour 
obtenir une distribution proportionnelle de l'échantillon parmi les bibliothèques, les jours de 
la semaine et les intervalles de temps. 

Dans chaque UPÉ sélectionnée, on a choisi pour l'enquête un échantiUon systématique de 
personnes sortant de la bibliothèque, avec l'intervalle d'échantillonnage déterminé afin de 
donner un échantillon global EPSEM des visites. On a fourni aux travaUleurs sur le terrain 
une feuUle d'inscription sur laquelle figuraient les entiers de 1 à 430 et où les numéros sélec­
tionnés étaient marqués. Tout ce que les travaUleurs avaient à faire était de cocher un numéro 
pour chaque personne sortant de la bibHothèque et de choisir les personnes associées aux numéros 
échantiUonnés. Cette méthode présente l'avantage que les pas d'échantillonnage fractionnaires 
sont faciles à traiter. Quand on prévoyait que le volume des sorties pour une UPÉ échantil­
lonnée devait être faible, un seul travaiUeur devait faire le comptage et communiquer avec les 
personnes échantiUonnées. Quand le volume des sorties était élevé, le travaU était réparti entre 
deux travaiUeurs, un qui effectuait le comptage et l'autre qui communiquait avec les personnes 
échantiUonnées. Il fallait aussi employer plus d'un travaUleur dans les bibUothèques disposant 
de plus d'une sortie. 

3.2 Une enquête sur les visites dans un musée 

Une enquête par interrogation directe des visiteurs sortant du National Air and Space 
Muséum à Washington, D.C. a été réalisée de la mi-juUlet jusqu'en décembre 1988 (Doering 
et Black 1989). L'interview, d'une durée d'environ quatre à six minutes, visait à recueillir des 
données sur les antécédents socio- démographiques de la personne échantUlonnée, sur son lieu 
de résidence, sur ses activités lors de la visite, sur les objets exposés qui l'ont particuHèrement 
intéressée, sur la raison de sa vishe, sur la taUle et le type de groupe, si elle faisait partie d'une 
visite en groupe et sur le mode de transport utUisé. Les enfants de moms de 12 ans et les personnes 
travaiUant au musée étaient exclus de l'enquête. Les données ont été recueiUies auprès de 5,574 
répondants, avec un taux de réponse de 86%. 

Chaque jour de la période d'enquête était divisé en deux demi-journées. Les interviews étaient 
réaUsés pendant l'une de ces demi-journées tous les deux jours, avec alternance entre les mati­
nées et les après-midis. Pendant l'été, le pubHc pouvait utiliser trois sorties du musée, alors 
que plus tard au cours de l'année seulement deux d'entre elles étaient ouvertes. Pendant les 
demi-journées sélectionnées, la collecte des données d'enquête se faisait par rotation, sur une 
base horaire, entre les sorties qui étaient ouvertes. 

L'équipe de travaUleurs sur le terrain affectée à une sortie à une heure échantiUonnée était 
composée d'un ou de deux compteurs et de deux intervieweurs. Le chef compteur utilisait un 
compteur mécanique ainsi qu'un chronomètre pour suivre le nombre de personnes sortant du 
musée et pour tenir un registre qui donnait le nombre de personnes sortant dans chaque inter­
valle de dix minutes pendant l'heure. Le chef compteur identifiait aussi les personnes à inter­
viewer. Le choix des personnes échantillonnées était fait pour que les intervieweurs ne soient 
jamais inoccupés. Le chef compteur remarquait quand un intervieweur avait terminé une inter­
view et étEÙt prêt à en commencer une autre et il choisissait alors la cinquième personne sortant 
après ce moment comme la prochaine personne échantUlonnée. Les comptes des flux de personnes 
pendant une période de dix minutes étaient utilisés dans l'analyse pour élaborer des poids afin 
de compenser pour la variation dans la sélection aléatoire associée au flux variable de personnes 
dans le temps. 
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La distinction entre la "visite" et le "visiteur" est particulièrement saiUante pour cette 
enquête. Les personnes pouvaient, bien entendu, visiter le musée pendant plusieurs jours au 
cours de la période de l'enquête et elles pouvaient aussi visiter le musée plusieurs fois pendant 
la même journée. Cette dernière possibilhé est particuHèrement probable dans le cas du National 
Air and Space Muséum parce que l'entrée au musée est gratuite et, par conséquent, rien n'incite 
les visiteurs à entrer une seule fois. Compte tenu de cette situation, il pourrait être approprié 
de définir les entrées multiples au cours d'une même journée comme une seule visite pour cer­
tains types d'analyses. Dans certains cas, cette définition pourrait être appliquée en limitant 
l'analyse aux personnes qui sortent du musée pour la première fois le jour échantillonné. 

3.3 Sondages des votants 

Un certain nombre des principales agences de presse réalisent des sondages auprès des élec­
teurs les jours d'élection aux États-Unis (Levy 1983; Mitofsky 1991). Les électeurs sont échan­
tillonnés au moment où ils quittent les bureaux de scrutin. On demande aux personnes 
sélectionnées de remplir un questionnaire bref et simple et de le remettre dans une boîte de 
scrutin. Un questionnaire typique comprend environ 25 questions dans lesquelles on demande 
comment le répondant a voté, quelle est sa position sur des questions clés, quelle est l'opinion 
du répondant sur divers sujets et quelles sont ses caractéristiques démographiques. Les taux 
de refus, pour les sondages des votants réaHsés par la société CBS se sont établis, en moyenne, 
à 25% lors des dernières élections (Mitofsky et Waksberg 1989). 

L'échantiUonnage des électeurs pour les enquêtes électorales emploie habituellement un plan 
d'échantUlonnage simple à deux degrés. Lors de la première étape, on tire un échantillon stratifié 
avec PPTE des circonscriptions électorales, où la mesure utilisée pour la taille est le nombre 
d'électeurs dans la circonscription. Lors de la deuxième étape, on choisit un échantillon 
systématique des électeurs quittant le bureau de scrutin, avec un intervalle d'échantillonnage 
choisi pour produire un échantillon approximativement EPSEM des électeurs dans les États. 
Habituellement, un seul intervieweur est affecté à chaque circonscription sélectionnée. Le travail 
sur le terrain est simple quand le bureau de scrutin a une seule sortie et qu'on permet à l'inter­
vieweur de s'en approcher. Quand il y a deux sorties ou plus, les intervieweurs vont d'une sortie 
à l'autre, travaillant à chacune d'entre elles pour des périodes de temps déterminées. Quand 
cela se produit, l'intervalle d'échantiUonnage doit être modifié en conséquence. Dans certains 
États, on ne permet pas aux intervieweurs de s'approcher à moins d'une certaine distance des 
bureaux de scrutin et cela peut créer des problèmes si les électeurs ont alors la possibUité de partir 
dans différentes directions avant que l'intervieweur ne réussisse à communiquer avec eux. 

3.4 Enquête sur les soins médicaux ambulatoires 

La National Ambulatory Médical Care Survey (NAMCS) des États-Unis emploie un plan 
d'enquête basé sur les flux de populations humaines pour recueiUir des données sur les con­
sultations médicales dans le cas des médecins en pratique privée qui dirigent les soins aux patients 
(Bryant et Shimizu 1988). La NAMCS a été réalisée un certain nombre de fois depuis qu'elle 
a été mise en oeuvre en 1973. Pour chaque enquête, la coUecte des données a été répartie pendant 
toute l'année civile de l'enquête afin de fournir des estimations annuelles des caractéristiques 
des visites. On a toutefois demandé à chacun des médecins échantillonnés de fournir des ren­
seignements pour un échantillon des visites qu'il reçoit pendant une seule semaine. On obtient 
une couverture annuelle en demandant à différents médecins échantiUonnés de produire une 
déclaration pour différentes semaines de l'année. 

L'échantillon de la NAMCS est basé sur un plan d'échantUlonnage complexe à trois degrés 
qui a varié dans le temps. Un aperçu sommaire du plan d'échantUlonnage suffira pour les 
besoins actuels; pour plus de détails, le lecteur est prié de se reporter à Bryant et Shimizu (1988). 
La première étape du plan d'échantiUonnage de la NAMCS est le chobc d'un échantiUon stratifié 
avec PPTE d'UPÉ aréolaires, sélectionné avec une probabilité proportionnelle à la taille de 
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la population. Dans la deuxième étape, les médecins sont échantillonnés à partir de listes dans 
les UPÉ sélectionnées avec des intervalles d'échantillonnage différents d'une UPÉ à l'autre 
afin de tenir compte des probabUités inégales de sélection des UPÉ (dans les enquêtes plus récentes, 
différentes classes de spécialités sont échantUlonnées à des taux différents). Les médecins échan­
tillonnés sont ensuite répartis au hasard, d'une façon équilibrée, dans une des 52 semaines de 
déclaration de l'année. On demande à chaque médecin de relever des renseignements pour un 
échantiUon systématique des visites de ses patients qui se produisent pendant la semaine échan­
tillonnée; l'intervalle d'échantillonnage est choisi afin de donner approximativement 30 visites 
échantiUonnées au cours de la semaine. Un intervalle d'échantillonnage de 1,2,3 ou 5 est choisi 
pour un médecin donné en fonction du nombre de visites au cabinet que le médecin s'attend 
à recevoir pendant la semaine et du nombre de jours où il ou elle prévoit recevoir des patients. 
Les procédures de travail sur le terrain consistent à tenir un journal de l'arrivée des patients 
à des fins d'échantiUonnage, puis à remplir un bref relevé de seize éléments pour chaque visite 
échantillonnée. 

La NAMCS est une enquête portant sur les visites des patients et non sur les patients. À 
ce titre, elle fourni des renseignements utiles sur la nature du travail des médecins en fonction 
des visites - la fréquence d'utilisation des tests de diagnostic, les thérapies fournies et les carac­
téristiques démographiques des patients reçus. Toutefois, l'enquête ne fournit pas d'estima­
tions en fonction d'un patient, comme les traitements et les résultats pour les périodes où les 
patients sont malades. 

3.5 Enquêtes sur les passagers internationaux 

Un certain nombre de pays réalisent des enquêtes sur leurs voyageurs internationaux, tant 
les personnes qui entrent dans leur pays que celles qui le quittent, par voie terrestre, maritime 
ou aérienne. Dans la présente sous- section nous décrirons brièvement les plans d'échantillon­
nage UtiHsés pour une enquête sur les passagers internationaux qui se déplacent par voie aérienne 
réalisée par les États-Unis, pour des enquêtes sur les passagers internationaux qui voyagent 
par voie aérienne ou terrestre réalisées par le Canada et pour une enquête sur les passagers inter­
nationaux qui se déplacent par voie aérienne ou maritime réalisée par le R.-U. 

La United States Travel and Tourism Administration réalise une In-flight Survey of Inter­
national Air Travelers pour enquêter tant sur les voyageurs étrangers aux États-Unis que sur 
les résidents des États-Unis qui voyagent à l'étranger (voir, par exemple, United States Travel 
and Tourism Administration 1989). L'enquête est réalisée avec la collaboration volontaire 
d'environ trente sociétés aériennes. Un échantillon stratifié des vols réguliers est sélectionné 
pour la troisième semaine de chaque mois et tous les passagers de ces vols sont inclus dans 
l'échantUlon. On fournit aux sociétés aériennes qui participent à l'enquête une trousse d'enquête 
qui renferme des instructions et des questionnaires dans les langues appropriées pour chaque 
vol échantillonné. Le persormel de cabine de la société aérienne distribue, dans les aires d'embar­
quement ou au cours des envolés, des questionnaires à remplir soi-même à tous les passagers 
adultes et il les recueille avant le débarquement. La non-réponse constitue un problème grave 
pour ces enquêtes. Dans le cas de l'enquête de 1988 sur les visiteurs aux États-Unis, aucun ques­
tionnaire n'a été retourné de la moitié des trousses remises au cours de ces envolés. Dans le 
cas des envolés pour lesquelles quelques questionnmres ont été retournés, le taux de réponse 
estimé pour les personnes qui ne résident pas aux États-Unis était de 44% et pour les résidents 
des É.-U., ce taux n'était que de 20%. 

La Section des voyages internationaux de Statistique Canada réalise des enquêtes sur les 
voyages internationaux aux aéroports ainsi qu'aux ports d'entrée terrestres du Canada. Les 
enquêtes sont entreprises en collaboration avec Revenu Canada - Douanes et Accise, et ce sont 
les agents des douanes qui sont responsables de distribuer les questionnaires à remplir soi-même 
et à retourner par la poste. L'exposé présenté ici est basé sur le rapport produit par la Section 
des voyages internationaux, Statistique Canada (1979). Il reflète les plans d'échantillonnage 
qui s'appUquaient avant certains changements qui ont été apportés récemment. Des plans 
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d'échantillonnage semblables ont été utilisés pour les ports d'entrée terrestres et pour les aéro­
ports et, par conséquent, nous ne décrirons ici que le plan d'échantillonnage utilisé pour les 
ports d'entrée terrestres. 

À un certain moment, le plan d'échantillonnage employé pour les ports d'entrée terrestres, 
dans le cas des résidents du Canada revenant au pays qui avaient passé au moins une nuit à 
l'étranger, consistait à distribuer des questionnaires d'enquête à tout groupe de voyageurs à 
chaque quatrième jour pendant toute l'année, les jours étant choisis par échantillonnage systé­
matique. Ce plan s'est révélé impraticable parce qu'il arrivait trop souvent que les agents des 
douanes ne l'appliquaient pas correctement. Il a donc été remplacé par un plan basé sur une 
période de sondage dans le cadre duquel on a attribué à un port d'entrée terrestre deux périodes 
de sondage pour chaque trimestre de l'année, pendant lesquelles les questionnaires devaient 
être distribués. On prévoyait que ces périodes de sondage devraient durer de six à dix jours, 
avec des périodes de sondage successives commençant à des intervalles d'environ 61/2 semaines 
(Gough and Ghangurde 1977). Le nombre de questionnaires envoyés à un port d'entrée terrestre 
pour une période de sondage particulière était déterminé à partir de la circulation prévue à ce 
port d'entrée. On a ensuite demandé aux agents des douanes de commencer la distribution des 
questionnaires une journée donnée et de continuer à les distribuer jusqu'à ce qu'U ne leur en 
reste plus. Ce plan d'échantillonnage est adapté à des restrictions opérationnelles découlant 
de l'emploi des agents des douanes, pour lesquels l'enquête n'est qu'une préoccupation secon­
daire, comme travailleurs sur le terrain pour l'enquête. Le plan d'échantillonnage a certains 
désavantages importants, mais le fait que le taux de réponse soit de 20% ou moins constitue 
peut-être une préoccupation plus sérieuse. 

Dans les enquêtes sur les voyageurs internationaux réalisées aux É.-U. et au Canada on s'en 
remet à la collaboration d'autres organismes pour effectuer le travail sur le terrain. Cette 
collaboration présente des avantages remarquables au niveau des coûts, mais il faut sacrifier 
la possibilité d'appliquer des contrôles rigoureux sur les procédures de travail sur le terrain. 
Les enquêtes sur les voyageurs se déplaçant par voie aérienne ou maritime réalisées au R.-U. 
emploient des procédures d'interviews par interrogation directe plus coûteuses. 

La International Passenger Survey réalisée au R.-U. en 1984 incluait, comme strates, les 
trois aérogares de Heathrow ainsi que les aéroports de Gatwick et de Manchester (Griffiths 
et EUiot 1987). Dans chaque aéroport, les jours ont été divisés en matinées et en après-midi 
et ces périodes constituaient les UPÉ. Un échantillon stratifié d'UPÉ a été sélectionné et des 
échantillons systématiques de passagers ont été choisis dans les UPÉ sélectionnées. Un échan­
tillon d'UPÉ pour d'autres aéroports a aussi été inclus. Deux procédures différentes de coUecte 
des données étaient utilisées dans les ports de mer. Dans certains ports de mer, les intervie­
weurs échantUlonnaient et interviewaient les passagers sur le quai. Dans d'autres ports, les inter­
vieweurs voyageaient sur le bateau, interviewant les passagers pendant la traversée. Dans le 
premier cas, les intervieweurs travaillaient par postes qui comprenaient plusieurs départs et 
le poste devenait l'UPÉ. Dans le dernier cas, les traversées étaient les UPÉ. 

3.6 Enquêtes réalisées dans les centres commerciaux 

Deux types d'enquêtes sont réalisées dans les centres commerciaux. L'un de ces types 
d'enquêtes vise à décrire les caractéristiques socio-économiques des personnes qui font leurs 
courses, la région où elles habitent ainsi que leurs activhés de magasinage au centre commercial. 
Dans l'autre type d'enquêtes on utilise le centre commercial comme endroit commode pour 
obtenir des échantillons de personnes provenant de l'ensemble de la population de la région. 

Un exemple d'une enquête du premier type est une étude qui a été réalisée afin d'étudier 
l'incidence de l'ouverture d'un hypermarché dans les faubourgs de la viUe de Southampton 
en Angleterre (Wood 1978). Des enquêtes auprès des personnes qui font leurs courses ont été 
réalisées dans quatre centres commerciaux avoisinants avant et après l'ouverture de l'hyper­
marché (et aussi dans l'hypermarché lui-même). Dans chacun de ces centres, la première étape 
du processus d'enquête était le dénombrement de tous les points de vente ainsi que de leurs 
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heures d'ouverture. La deuxième étape consistait à compter les sorties des groupes de personnes 
qui font leurs courses dans les magasins échantillonnés pendant les heures sélectionnées, le 
comptage étant effectué pendant quinze minutes de chaque période d'une heure. L'opération 
de comptage a été effectuée pendant un mois. En fonction des totaux obtenus, les interviews 
ont été réparties entre les genres de magasin et les jours de la semaine et à des magasins et des 
heures particuUères. On a ensuite demandé aux intervieweurs d'interviewer le nombre précisé 
de persormes quittant le magasin, en interviewant la personne qui quittait le magasin après qu'Us 
avaient terminé une interview. L'échantUlon porte sur les visites dans un magasin et les persoimes 
qui font leurs courses pouvaient visiter plusieurs magasins lors d'un déplacement en particulier 
au centre commercial. On a demandé aux répondants s'ils avaient déjà visité des magasins du 
centre commercial lors de ce déplacement particulier et aussi combien d'autres magasins ils 
comptaient visiter. Ces données ont été utilisées pour élaborer des poids afin d'effectuer des 
analyses des déplacements. 

Le second type d'enquêtes réalisées dans les centres commerciaux utilise les personnes 
sélectionnées aux centres commerciaux comme un échantillon à l'aveuglette de la population 
dans son ensemble. Les interviews sur le vif de ce genre sont couramment utiUsées dans les études 
de marché (Bush et Hair 1985; Gates et Solomon 1982). Les procédures manquent souvent de 
contrôle et les échantiUons pourraient bien être biaises. Les questions en jeu sont examinées 
par Sudman (1980), quand U se penche sur les procédures à suivre pour échantiUonner les centres 
commerciaux, les emplacements dans les centres sélectionnés et les périodes de temps afin 
d'améliorer les plans d'échantillonnage, et par Blair (1983), Dupont (1987) et Murry et coll. 
(1989). 

3.7 Enquêtes sur la circulation routière 

Une forme d'enquête sur la circulation routière porte sur la circulation qui passe par un ou 
plusieurs emplacements. On peut appliquer, de façon relativement simple, des plans d'échantU­
lonnage temporels et dans l'espace à de telles enquêtes. Kish et coU. (1961), par exemple, 
décrivent le plan d'échantUlonnage pour une enquête origine-destination des véhicules qui 
utilisent les ponts et les tunnels de la Port of New York Authority au-dessus et au-dessous du 
fleuve Hudson, respectivement, pendant l'année 1959. Un plan d'échantillonnage stratifié à 
quatre degrés avec PPTE a été utiUsé pour cette enquête. Les UPÉ étaient des combinaisons 
de postes de travail de huit heures et de ponts ou de tunnels particuliers. Un échantillon de 
ces UPÉ a été choisi au cours de la première étape, un échantiUon de voies de circulation menant 
à des postes de péage contigus (les emplacements) a été choisi lors de la deuxième étape à l'inté­
rieur des UPÉ sélectionnées, un échantUlon de voies particulières a été choisi lors de la troisième 
étape dans les emplacements retenus et, finalement, un échantillon systématique de véhicules 
a été choisi dans les voies sélectionnées. Les intervieweurs restaient à un emplacement échan-
tiUonné pendant quatre heures et se déplaçaient chaque heure d'une voie de circulation à l'autre 
selon un plan préétabli. 

Un autre type d'enquête sur la circulation routière se rapporte à la circulation générale sur 
la route. Les enquêtes sur les passagers des voitures de tourisme pour étudier l'utilisation des 
ceintures de sécurité et la concentration d'alcool dans le sang des conducteurs sont de ce type. 
Une discussion complète des questions complexes relatives au plan d'échantillonnage utilisé 
dans ces enquêtes dépasse la portée du présent article; on se Hmitera plutôt à quelques obser­
vations générales. 

La méthode de collecte des données à utUiser exerce une forte influence sur les procédures 
d'échantUlonnage employées pour une enquête générale sur la circulation. Le port de la ceinture 
de sécurité est surtout étudié à l'aide de méthodes d'observation, alors que la mesure de la 
concentration d'alcool dans le sang fait habituellement appel à l'éthyloscopie. L'utilisation 
de la ceinture diagonale par les personnes qui occupent les sièges avants peut être observée dans 
la circulation en mouvement, mais l'emploi des ceintures ventrales et le port des ceintures de 
sécurité par les autres passagers d'un véhicule ne peuvent être observés que lorsque ce dernier 
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s'est arrêté brièvement, par exemple, à des feux de circulation. L'absence d'éclairage dans les 
rues peut empêcher l'observation de l'emploi des ceintures de sécurité la nuit à certains endrohs. 
L'éthyloscopie exige que le véhicule soit arrêté et cela ne peut se faire de façon sécuritaire qu'en 
des emplacements où le véhicule à l'arrêt n'entrave pas la circulation. Contrairement aux enquêtes 
par observation, les enquêtes entrevues dans le cadre desquelles on arrête les véhicules font 
face à un problème de non-réponse considérable. 

Une méthode ingénieuse pour étudier l'emploi des ceintures de sécurité sur les routes entre 
les États est décrite par Wells et coll. (1990). Dans le cadre de cette étude, un observateur était 
assis derrière le conducteur d'une fourgonnette de tourisme qui se déplaçait à une vitesse 
inférieure à la vitesse moyenne de la circulation dans la voie de droite de la route. Depuis cette 
position, l'observateur pouvait déterminer si les occupants des sièges avants des automobiles, 
des camions légers et des fourgonnettes qui dépassaient la fourgonnette dans laquelle il prenait 
place dans la voie adjacente portaient leur ceinture diagonale. 

Une méthode plus courante employée pour étudier le port des ceintures de sécurité consiste 
à faire des observations aux intersections des rues et aux sorties des autoroutes où l'on trouve 
des feux de circulation et parfois dans des centres d'achat et des terrains de stationnement 
(Ziegler 1983; Bowman et Rounds 1989). O'Day et Wolfe (1984) décrivent une enquête par 
observation de l'emploi des ceintures de sécurité au Michigan réalisée à l'aide de cette méthode. 
Ils ont échantillonné un certain nombre d'unités spatiales, sélectionné un certain nombre 
d'intersections avec feux de circulation dans ces unités, choisi des jours où les observations 
devaient être réalisées à ces intersections et échantillonné cinq périodes d'une heure chacune 
entre 08 h 00 et 20 h 00 pour réaliser les observations lors de chaque jour sélectionné. Pendant 
chacune des heure choisies, les observations ont été effectuées à une intersection différente. 
Les heures étaient sélectionnées selon un plan qui prévoit l'alternance d'une heure de travail 
et d'une heure de temps libre, les observateurs se déplaçant entre les intersections pendant les 
heures de temps Hbre. Les observations de l'utiUsation des ceintures de sécurité ont été réalisées 
aux intersections sélectionnées aux moments précisés pour les véhicules qui s'étaient arrêtés 
aux feux de circulation. Quand plus d'un véhicule était arrêté, l'observation commençait avec 
le deuxième véhicule, à cause du biais associé au premier véhicule à s'arrêter à un feu de circu­
lation. Afin d'obtenir des renseignements plus détaillés sur l'utilisation des dispositifs de 
protection pour enfants, on a aussi observé les véhicules qui entraient dans des centres commer­
ciaux et des haltes routières. 

La méthode habitueUe utilisée pour analyser des données d'observation sur l'emploi des cein­
tures de sécurité consiste à calculer la proportion des personnes observées qui portaient leur 
ceinture de sécurité. Brick et Lago (1988) proposent une autre mesure, la proportion du temps 
estimé pendant lequel les occupants des sièges avants portent leur ceinture de sécurité dans les 
véhicules admissibles par rapport au temps total qu'ils passent dans ces véhicules. Pour leur 
enquête on a choisi un échantillon probabiHste de toutes les intersections des chaussées, qu'on 
y trouve ou non des feux de circulation. Afin d'éviter un biais dû à la sélection, on a dit aux 
observateurs l'endroit qu'ils devaient utUiser pour faire leurs observations et dans quelle direc­
tion ils devaient observer la circulation pendant la période précisée de 40 minutes au cours de 
laquelle Us devaient ré2diser leurs observations. On a estimé le temps pendant lequel les occupants 
des véhicules étaient sur la route en divisant la longueur du segment de route menant à l'inter­
section par la vitesse moyenne estimée de la circulation sur ce segment de route. Ce temps estimé 
a été utilisé comme facteur de pondération dans l'analyse. 

Les considérations en matière d'échantillonnage pour les enquêtes au bord de la route au 
cours desquelles on a recours à l'éthyloscopie sont généralement semblables à ceUes qui s'appli­
quent aux enquêtes sur l'utiUsation de la ceinture de sécurité, sauf que les endroits où les données 
peuvent être recueillies doivent être des endroits où il est possible d'arrêter les véhicules sans 
danger. Au cours de la National Roadside Breathtesting Survey de 1986 aux É.-U., les agents de 
police locaux ont collaboré à l'enquête en demandant aux conducteurs sélectionnés de s'arrêter 
et en les orientant vers les intervieweurs chargés de réaliser l'enquête (Wolfe 1986). Les interviews 
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duraient environ de 5 à 6 minutes. Quand un intervieweur avait terminé une interview et que 
le répondant avait subi le test de l'éthyloscopie, l'intervieweur faisait signe au policier d'arrêter 
le prochain véhicule qui passait. Les interviews ont été réalisées pendant une période de deux 
heures à chaque emplacement sélectionné. On a compté le nombre de véhicules qui ont passé 
à l'emplacement dans la direction choisie pendant la période et le rapport entre ce nombre et 
le nombre d'interviews réalisées a été utilisé comme facteur de pondération dans l'analyse. 

4. CONCLUSIONS 

Comme les exemples des sections précédentes le montrent, des considérations relatives au 
travail sur le terrain ainsi que le côté économique de la coUecte des données jouent des rôles 
importants dans le choix du plan d'échantiUonnage employé pour les enquêtes portant sur les 
personnes de passage. La longueur de l'intervalle de temps utilisé pour définir les UPÉ peut, 
par exemple, être dictée par la longueur d'un poste de travail approprié pour les travailleurs 
sur le terrain et cela peut entraîner l'utiUsation d'UPÉ comportant des variations internes impor­
tantes dans le taux du flux. Par exemple, dans une enquête sur les passagers qui arrivent à une 
gare, le poste de travail d'un intervieweur du matin peut comprendre un flux en période de 
pointe quand les banlieusards arrivent tôt le matin et un flux moins important par la suite. 
Si l'on n'avait pas à faire correspondre les intervalles de temps des UPE au poste de travail 
des travailleurs sur le terrain, il serait préférable d'éviter une telle variation de flux à l'inté­
rieur des UPÉ puisque cela entraîne des problèmes pour ce qui est de la façon de tirer un sous-
échantillon dans les UPÉ sélectionnées. 

Quand le flux des personnes dans une UPÉ est inégal, l'emploi de l'échantillonnage systé­
matique, ou de tout plan d'échantiUonnage EPSEM, pour sélectionner des personnes crée une 
charge de travail qui varie dans le temps. Si cette variabUité dans la charge de travail est impor­
tante, on a de la difficulté à décider comment affecter le personnel à l'UPÉ pour effectuer le 
travaU sur le terrain, particulièrement dans le cas d'une enquête comportant des interviews par 
interrogation directe. L'affectation d'un nombre suffisant de personnes pour traiter les flux 
correspondant à des périodes de pointe n'est pas économique puisque les intervieweurs seront 
souvent inoccupés en dehors des périodes de pointe. Il arrive parfois qu'il soit préférable 
d'affecter un personnel suffisant pour traiter un flux un peu inférieur à celui que l'on rencontre 
pendant les périodes de pointe. Cela introduira une certaine non-réponse au moment où le flux 
correspond à une période de pointe parce qu'aucun intervieweur ne sera disponible pour réaliser 
une interview avec certaines personnes échantillonnées, mais en procédant de la sorte, on fait 
une meiUeure utilisation du temps des intervieweurs. 

L'utilisation la plus efficace du temps des intervieweurs consiste à leur faire interviewer la 
première personne qui arrive (ou qui part) après qu'ils ont terminé l'interview qu'ils sont en 
train de réaliser. Les plans de ce genre ont cependant le désavantage de ne pas produire d'échan­
tillons probabiHstes et, par conséquent, U y a un risque de biais dans les estimations de l'enquête. 
Quand on peut concevoir des plans d'échantiUonnage probabilistes rentables, ces derniers 
doivent être préférés. Toutefois, le choix d'un plan d'échantillonnage dans lequel on choisit 
la première (ou la deuxième, ou la troisième) personne qui passe après qu'un intervieweur a 
terminé une interview est naturellement intéressant pour les enquêtes où les interviews sont 
réalisées par interrogation directe quand le flux de populations humaines est très variable et 
imprévisible. Quand ce genre de plan est employé, il est utUe de compter le flux de personnes 
pendant de courts intervalles de temps. Ces totaux peuvent alors être utUisés pour faire des 
ajustements de pondération afin de compenser pour les probabilités de sélection inégales dues 
au flux irrégulier. 
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RÉSUMÉ 

Les auteurs proposent un plan de sondage particulier pour des enquêtes infra-annuelles auprès des entre­
prises; ce plan couvre les opérations suivantes: échantillonnage initial, renouvellement de l'échantillon 
et mise à jour de l'échantillon. Le plan d'échantiUonnage consiste en un échantillonnage en grappes stra­
tifié, la stratification étant faite selon la branche d'activité, la région géographique et la taille de l'entreprise. 
Le renouvellement de l'échantiUon est assujetti à des règles précises concernant le temps qu'une unité 
dok passer dans l'échantillon ou à l'extérieur de l'échantiUon. La mise à jour de l'échantillon concerne 
la sélection des entreprises naissantes (entreprises nouvellement créées), l'exclusion des entreprises mortes 
(entreprises ayant cessé leurs activités) et l'introduction de modifications dans les variables servant à la 
stratification, c.-à-d. branche d'activké, région géographique et taille de l'entreprise. Au moyen d'une 
étude empirique, les auteurs évaluent dans diverses conditions un certain nombre d'estimateurs - notamment, 
l'estimateur d'extension et l'estimateur par quotient sans biais de Mickey (1959) - pour les besoins de 
ce plan de sondage. Ils examinent aussi l'estimation de la variance au moyen de la méthode de linéarisation 
de Taylor et de la méthode du jackknife. 

MOTS CLÉS: Enquêtes permanentes; mise à jour d'échantillon; estimateur par quotient; estimation 
de la variance. 

1. INTRODUCTION 

L'univers des enquêtes infra-annuelles auprès des entreprises évolue constamment en raison 
des créations et des disparitions d'entreprises, des fusions, des séparations et des changements 
de groupe. Le plan de sondage appliqué à un univers de ce genre doit avoir les caractéristiques 
suivantes. Premièrement, U doit produire des échantUlons qui reflètent la structure changeante 
de la population. Deuxièmement, U doit permettre de répartir le fardeau de réponse en prévoyant 
le renouvellement de l'échantiUon. Troisièmement, si des changements notables sont apportés 
au mode de stratification de l'univers, U doit permettre de tirer un nouvel échantUlon qui reflète 
le changement de stratification et la modification probable des fractions de sondage. Le nouvel 
échantiUon devrait recouvrir le plus possible l'ancien échantiUon de manière à réduire au maxi-
miim le nombre de variations brusques dans les estimations et à contenir l'augmentation des 
coûts attribuable à l'introduction de nouvelles unités dans l'échantillon. Pour satisfaire à ces 
exigences, nous proposons un échantillonnage aléatoire simple de groupes de renouvellement 
(grappes) formés aléatoirement dans chaque strate. Chaque groupe de renouveUement est formé 
d'un ensemble d'unités ou d'une seule unité. Toutes les unités d'un groupe de renouvellement 
échantillonné font partie de l'échantillon. Le renouveUement de l'échantillon est assujetti à 
des conditions selon lesqueUes les unités doivent demeurer dans l'échantiUon pendant un certain 
temps et ne pas pouvoir y être réintroduites pendant une période minimum après qu'elles en 
ont été supprimées. 

Pour des domaines d'intérêt donnés, nous définissons des estimateurs sans biais (ou quasi­
ment sans biais) de même que les mesures de fiabUité correspondantes (coefficients de variation). 

' M.A. Hidiroglou, G.H. Choudhry et P. Lavallée, Division des méthodes d'enquêtes-entreprises. Statistique Canada 
llieme étage. Immeuble R.H. Coats, Ottawa, Ontario, Canada, KlA 0T6. 
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Il est souhaitable que la somme des valeurs estimées des totaux de domaines soit égale au total 
de population si les domaines sont exclusifs et exhaustifs. On peut réaliser cette condition en 
utilisant une série de poids qui est indépendante des domaines. 

La section 2 sert à décrire le plan de sondage appUqué aux groupes de renouvellement. Dans 
la section suivante, nous présentons diverses méthodes d'estimation. La section 4 renferme 
les résultats d'une étude empirique visant à décrire le rendement de ces estimateurs dans diverses 
conditions d'enquête. Enfin, la section 5 présente les conclusions. 

2. PLAN DE SONDAGE 

2.1 Stratification et répartition de l'échantillon 

La stratification d'un univers d'entreprises se fait habituellement selon un ou plusieurs des 
caractères suivants: branche d'activité, région géographique et taille de l'entreprise. La mesure 
de taille peut être unidimensionnelle {ex.: chiffre des ventes ou nombre d'employés) ou multi-
dimensionnelle {ex. : revenu et actif). Dans le cas qui nous occupe, les strates primaires résultent 
du croisement des branches d'activité et des régions géographiques pour lesquelles on veut 
obtenir des estimations. À l'intérieur de ces strates, on retrouve des strates secondaires formées 
selon la mesure de taiUe des unités. Les strates secondaires sont constituées d'une strate à tirage 
complet et d'un certain nombre de strates à tirage partiel, qui font l'objet d'un échantiUonnage. 
La strate à tirage complet est essentielle, compte tenu de la forte asymétrie de l'univers des 
entreprises. On peut déterminer la borne de la strate à tirage complet à l'aide d'une méthode 
proposée par Hidiroglou (1986). Cette méthode permet de calculer la borne optimale entre la 
strate à tirage complet et les strates à tirage partiel dans chaque strate primaire; cette borne 
est calculée de manière à minimiser la taiUe de l'échantillon global pour un coefficient de 
variation donné. Le calcul de cette borne tient compte aussi de ce que certaines unités seront 
échantUloimées avec une probabUité égale à un, peu importe leur taUle. Ce sera le cas, notamment, 
des unités qui ont une structure complexe, par exemple une entreprise dont les activités font 
qu'elle peut être classée dans plus d'une strate primaire. Les bornes des strates à tirage partiel 
sont calculées soit au moyen de la règle de la racine de J/cumulative, proposée par Dalenius 
et Hodges (1959), soit au moyen de la règle de la racine de Jx cumulative, de Hansen et coll. 
(1953). Dans le second cas, x est une variable de taille qui peut servir à la stratification de la 
population des entreprises. 

La taille des échantiUons pour les strates primaires est calculée de manière à respecter des 
niveaux de précision préétabUs pour certaines estimations clés. Ce calcul doU aussi tenir compte 
de la manière dont les unités doivent être réparties entre les strates à tirage partiel. On suppose 
que l'information dont on se sert pour calculer la taille des échantillons est corrélée étroitement 
avec les variables clés préétablies. Une fois que les unités de l'échantillon à tirage complet sont 
prises en considération, on répartit le reste de l'échantUlon entre les strates à tirage partiel dans 
chaque strate primaire proportionnellement à M ' ou à X'^, où M est le nombre d'unités dans 
la strate à tirage partiel et X, le total de la strate à tirage partiel pour la variable de taille étudiée. 
La puissance g (0 < ç < 1 ) est choisie en fonction du mode de répartition voulu. Par exetnple, 
dans le cas d'une répartition proportionnelle à X", si l'on suppose que le rapport S^/X^ ne 
varie pas sensiblement d'une strate à l'autre et que les facteurs de correction pour population 
finie peuvent être omis, le fait de poser g égal à 1 aboutit à une répartition de Neyman tandis 
que lorsque g tend vers zéro, les coefficients de variation dans les différentes strates tendent 
à s'équivaloir. Les avantages de la répartition à la puissance g sont analysés dans Bankier (1988). 
Il est possible de "corriger" la répartition de manière à obtenir la taille d'échantillon mini­
mum voulue ou les poids maximum voulus pour chaque strate secondaire. 

On peut associer les critères de fiabilité (c.-à-d. coefficients de variation) aux strates primaires 
de deux façons. Ou bien on définit un critère de fiabilité pour chaque strate primaire, ou bien, 
pour un coefficient de variation (c.v.) global (national) donné, on définit un c.v. pour chaque 
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strate primaire de sorte que les c.v. pour chaque groupe d'industries et chaque région géogra­
phique soient les mêmes. On détermine le c.v. et, partant, la taiUe de l'échantillon pour chaque 
strate primaire à l'aide d'une méthode itérative, de sorte que l'on obtient le c.v. global et les 
C.V. individuels voulus. 

2.2 Plan d'échantillonnage 

Les M unités de la population de chaque strate sont réparties aléatoirement en P groupes 
de renouvellement (Pétant un nombre préétabli) de sorte qu'initialement, les effectifs de deux 
groupes de renouvellement quelconques diffèrent d'au plus une unité. Le nombre de groupes 
de renouvellement est fonction des fractions de sondage et des règles qui déterminent le temps 
qu'une unité doit passer à l'intérieur et à l'extérieur de l'échantillon. Notons que l'on devra 
parfois enfreindre ces règles pour obtenir des estimations sans biais. Un échantillon aléatoire 
simple (EAS) dep groupes de renouvellement est prélevé parmis P groupes de renouvellement 
de la population. Le nombre/? est déterminé de telle manière que le rapportp/P soit approxi­
mativement égal à la fraction de sondage/voulue. L'échantUlon de l'enquête est formé de toutes 
les unités des p groupes de renouvellement échantillonnés. Son renouvellement s'opère par 
l'exclusion d'un groupe de renouvellement et l'introduction d'un autre. Les entreprises nouvel­
lement créées sont réparties aléatoirement, une à une, entre les P groupes de renouvellement 
d'une manière systématique. Les entreprises disparues ne sont exclues des strates que si elles 
sont décelées à l'aide d'une source indépendante de l'enquête ou que si eUes ont cessé leur activité 
depuis un certain temps. L'échantiUon est mis à jour à l'aide des méthodes proposées par Kish 
et Scott (1971), qui prévoient une restratification du fait que des unités de la population changent 
de strate. Le procédé de mise à jour est conçu de manière à modifier le moins possible l'échan­
tiUon. Cette méthode de "rééchantUlonnage" présente des avantages indéniables. Premièrement, 
eUe limite au maximum le nombre de nouvelles unités dans l'échantUlon, ce qui est plus efficace 
du point de vue opérationnel, et elle permet de maintenir les coûts à leur minimum. Deuxiè­
mement, elle limite le plus possible les risques de discontinuité auxquels sont exposées les 
estimations à cause du "rééchantillonnage". 

D'autres plans d'échantiUonnage peuvent servir à la sélection et au renouvellement de 
l'échantillon. Il s'agit de l'échantillonnage de Poisson et de l'échantillonnage avec étalement 
(coUocated sampling). Brewer, Early et Joyce (1972) et Sunter (1977) ont étudié les propriétés 
de ces plans d'échantillonnage. Selon la définition donnée par Hajék (1964), l'échantiUonnage 
de Poisson fait que chaque unité de la population peut être prélevée de façon indépendante 
avec une probabilité donnée. La décision de prélever ou non une unité repose sur un tirage 
aléatoire indépendant ou tirage bernouUien. En supposant que la probabilité d'échantiUonnage 
d'une unité donnée / est TT,, et qu'un nombre aléatoke M, distribué uniformément dans l'intervaUe 
(0,1) est généré, alors l'unité / sera prélevée si M, < TT,. Cette probabilité d'échantillonnage 
correspond à la fraction de sondage de la strate à laquelle appartient l'unité. Bien que l'échantil­
lonnage de Poisson se distingue principalement par la sùnpHcité du mécanisme de renouveUement 
de l'échantillon, cette méthode n'est pas sans inconvénients. Sa principale faiblesse est que la 
taiUe effective de l'échantiUon est une variable aléatoire. Cela peut poser des problèmes sérieux 
lorsqu'il y a peu d'unités dans une strate, éventualité qui peut conduire à des échantillons de 
taille nulle. Early et Brewer (1971) ont remédié au problème en recourant à l'échantillonnage 
avec étalement. Cette méthode d'échantillonnage ressemble à la précédente à la différence 
qu'elle réduit la variation de la taille d'échantillon en répartissant également - au niveau de 
la cellule - les unités dans l'intervalle (0,1). Brewer, Early et Hanif (1984) exposent en détail 
les propriétés de cette méthode. Alors que dans l'échantillonnage de Poisson, l'ajout des 
nouvelles entreprises et la suppression des entreprises disparues n'infiuent aucunement sur les 
nombres aléatoires qui se rattachent aux unités existantes, l'utiUsation de l'échantillonnage 
avec étalement aura inévitablement un effet - aussi modeste soit-il - sur ces nombres, ce qui 
pourrait perturber le plan de renouveUement par la violation des règles qui déterminent le temps 
qu'une unité doit passer à l'intérieur et à l'extérieur de l'échantillon. 
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Le plan d'échantillonnage avec groupes de renouveUement présente plusieurs avantages par 
rapport aux deux plans mentionnés ci-dessus. En effet, avec le plan fondé sur des groupes de 
renouvellement, le nombre prévu d'unités dans chaque cycle de renouvellement est à peu près 
le même, ce qui n'est pas du tout le cas avec l'échantUlonnage de Poisson. Par ailleurs, la 
suppression en bloc des unités disparues peut créer un déséquiUbre entre les effectifs des divers 
groupes de renouvellement. On peut corriger la situation grâce à un rééchantiUonnage pério­
dique où l'on fait en sorte d'obtenir le plus haut degré de chevauchement possible et où on 
conserve le même mode de stratification et les mêmes fractions de sondage. Le renouveUement 
peut donc s'effectuer sans conséquence pour les unités, dans le respect des règles qui déterminent 
le temps qu'une unité doit passer à l'intérieur et à l'extérieur de l'échantiUon. Cela pourrait 
ne pas être possible dans le cas de l'échantUlonnage avec étalement à cause des légères modifi­
cations que subissent les nombres aléatoires par l'intermédiaire des créations et des disparitions 
d'entreprises. Ces effets peuvent devenir appréciables à longue échéance. Un autre avantage 
du plan fondé sur des groupes de renouvellement est qu'U permet la restratification et la 
redéfinition des taux de sondage tout en conservant le plus haut degré de chevauchement 
possible. 

2.2.1 Détermination du nombre de groupes de renouvellement 

Supposons que pour une strate à tirage partiel donnée, le nombre d'unités de la population 
soit M et la fraction de sondage voulue,/. Soit tj„ le nombre de vagues de consultation où une 
unité doit rester dans l'échantillon et tgu,, le nombre minimum de vagues où une unité doit 
demeurer à l'extérieur de l'échantillon une fois qu'elle en a été supprimée. On calcule le nombre 
requis de groupes de renouvellement dans la population "P"et de groupes de renouvellement 
dans l'échantillon "p" de la façon suivante. Soit x = int[tj„ (1 — f)/f + 0.5], où /«^[ • ] 
représente le plus grand entier de l'argument. Deux conditions se présentent: 

a) Six > /ou,, le nombre de groupes de renouvellement dans l'échantillon est/» = i;„etle 
nombre de groupes de renouvellement dans la population est P = /",„ + x. 

b) Si X < tou„ le nombre de groupes de renouvellement dans l'échantillon est 

= '•"^1737^ + 0.5J 

et le nombre de groupes de renouvellement dans la population estP = p + tgu,. 

Il convient de souligner que le rapport/?//• n'est qu'approximativement égal à / à cause de 
l'utUisation de nombres entiers. 

2.2.2 Répartition des unités entre les groupes de renouvellement 

Étant donné qu'au moment de l'échantiUonnage initial, Af unités de population doivent être 
réparties entre P groupes de renouvellement, nous pouvons nous trouver devant l'une ou l'autre 
de deux situations: M > Pou M <P. 

Si M > P, chaque groupe de renouvellement pourra avoir au moins une unité. Supposons 
que M = aP -\- t,oùa > O e t f > 0 sont des entiers. Afin de former des groupes de renou­
vellement de taille comparable pour les besoins de l'échantUlonnage initial et des tirages 
subséquents, nous procédons de la façon suivante. Nous nous servons d'une matrice 2 x P 
pour attribuer un numéro de renouvellement à chaque unité en gardant présent à l'esprit la 
nécessité de constituer des groupes de renouvellement de taille comparable. Cette matrice est 
utilisée à l'occasion de l'échantUlonnage initial et pour l'ajout d'entreprises nouveUement créées. 
La première ligne de la matrice (dite "ligne d'attribution") est formée, dans l'ordre, des 
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chiffres 1 à P, tandis que la seconde ligne (dite "ligne de renouvellement") représente un 
classement aléatoire des éléments de la première ligne. Les numéros de groupe de renouvelle­
ment qui figurent sur la seconde ligne - car il s'agit bien de cela - permettent de déterminer 
quelles unités font partie de l'échantillon à un moment quelconque. Les M unités de la popu­
lation sont assignées tour à tour aux groupes de renouvellement 1,2, . . . , P, la P-ième unité 
étant assignée au groupe de renouvellement P. La (P -f- 1 )-ième unité est assignée au groupe 
de renouvellement 1, et ainsi de suite. Finalement, on obtient une série de groupes de renou­
vellement dont les "f" premiers contiennent (a -t- 1 ) unités et les (P - i) autres renferment 
(a) unités. Le groupe auquel est assignée la M-ième unité est désigné comme le dernier groupe 
de renouvellement. On lui attribue le numéro i au moment de l'échantillonnage initial. Par 
la suite, les unités nouvellement créées sont assignées au groupe de renouvellement suivant, 
c.-à-d. au groupe f -I- 1. 

Si M < P, les Munités de la population ne pourront être réparties qu'entre Mdes P groupes 
de renouvellement. Ces Af groupes doivent être aussi équiUbrés que possible si l'on veut obtenir 
la taiUe d'échantillon prévue, m = fM, à chaque passage de l'enquête. Dans les circonstances, 
on utilisera une matrice 2 x Af. La première ligne est formée, dans l'ordre, des chiffres 1 à M. 
La seconde ligne est le résultat d'une randomisation de Af nombres "z", où 1 < z, < Zj < P 
pour i jé j,i = 1, . . . , Af ety = 1, . . . , Af. Les nombres "z" sont créés de la façon suivante. 

i) Trouver des entiers s et g qui satisfont l'équation P = sM + g, où g < M et s > 0. 

ii) Générer aléatoirement des nombres rj {j = 1, . . . , Af) en supposant qu'ils peuvent 
prendre la valeur 0 ou 1, de telle sorte que g d'entre eux ont la valeur 1 et les autres 
(Af - g) ont la valeur 0. 

iii) Choisir un entier aléatoire "b" tel que 1 < 6 < P. 

iv) Calculer Zi = {b -\- ri - 1) modP -\- 1 et Zj = {Zj-i + 5 + r, - 1) modP -f 1 
poury = 2, . . . , Af. 

v) Randomiser les nombres "z". Définir la suite des nombres "z" randomisés comme 

On peut maintenant assigner les Af unités de population, une à une, aux Af groupes de 
renouvellement et, du même coup, leur associer un numéro de renouvellement. Le dernier 
groupe de renouvellement porte le numéro Af. Pour ce qui est des futures nouvelles entreprises, 
elles seront assignées au groupe de renouveUement 1,2, etc. 

Le tirage et la mise à jour de l'échantUlon sont devenues maintenant des opérations simples. 

2.2.3 Tirage et mise à jour de l'échantillon 

Au moment de l'échantillonnage initial, une strate donnée renfermera N = min (Af,P) 
groupes de renouveUement distincts. Les unités qui font partie de l'échantillon initial sont celles 
dont le numéro de renouvellement est inclus dans l'intervalle d'échantillonnage fermé [l,p]. 
Si Af > P, le nombre n de groupes de renouveUement dans l'échantiUon est égal kp. Si M < P, 
ce même nombre est approximativement égal kfNk cause de l'équiUbrage. 

On effectue le renouvellement de l'échantillon en déplaçant l'intervalle d'échantillonnage 
d'un groupe à chaque vague jusqu'à ce qu'on revienne au premier groupe. À la t-ième vague, 
les unités qui font partie de l'échantillon sont celles dont le numéro de renouvellement est 
compris dans l'intervalle suivant: 

i) [{t - 1) modP + 1, {t + p - 2) modP -\- 1], si {t - 1) modP < {P - p) 

et 

ii) [l,{p - P) -\- {t - 1) modP] U [(/ - 1) modP -l- 1,P], sinon. 
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De fait, on opère le renouvellement en supprimant un groupe de l'échantillon et en lui en 
substituant un autre provenant de l'extérieur, le tout de façon modulaire. 

Les entreprises naissantes peuvent être de deux types: lancement d'une entreprise ou chan­
gement d'activité qui fait qu'une entreprise auparavant exclue du champ de l'enquête en fait 
désormais partie. Les entreprises naissantes font l'objet d'une stratification et reçoivent un 
numéro de renouvellement qui est déterminé de la façon suivante. En supposant que le dernier 
numéro de renouvellement soit £, où 1 < f < P, la g-'ième entreprise naissante recevra le 
numéro de renouvellement {( -\- g) modP. Ainsi, en supposant que b entreprises naissantes 
ont été assignées à des groupes de renouvellement, le dernier numéro de renouvellement uti­
Usé dans les circonstances est (f + ç) modP. Autrement dit, la prochaine entreprise naissante 
recevra le numéro de renouvellement {l -\- g -\- 1) modP. On peut ainsi connaître immédia­
tement le numéro de renouveUement grâce à la correspondance univoque entre le numéro d'attri­
bution et le numéro de renouvellement. 

Les entreprises mortes résultents soit de la cessation des activités commerciales, pour les 
unités faisant partie du champ de l'enquête, soit d'un changement d'activité qui fait qu'une 
entreprise auparavant incluse dans le champ de l'enquête en est désormais exclue. Les entre­
prises mortes qui font partie d'une strate à tirage complet sont immédiatement supprimées de 
l'échantillon et de la population. Celles qui font partie d'une strate à tirage partiel sont aussi 
immédiatement exclues de l'échantillon et de la population si elles sont identifiées comme des 
entreprises mortes par une source indépendante de l'enquête. Autrement, elles sont supprimées 
au bout d'un certain temps. Cet intervalle de temps doit être suffisamment long pour que puis­
sent être détectées la plupart des entreprises mortes. Si jamais il reste des entreprises mortes 
dans l'échantillon ou la population, on leur impute une valeur nulle pour les besoins de l'esti­
mation. De même, les valeurs de classification demeurent telles queUes jusqu'à ce qu'une source 
indépendante de l'enquête permette de dire qu'elles ont été modifiées. 

2.2.4 Rééchantillonnage périodique 

La base de sondage change continuellement à cause non seulement des créations et des 
disparitions d'entreprises, mais aussi des modifications que subissent les variables de classifi­
cation servant à la stratification (c.-à-d. région géographique, branche d'activité et taille de 
l'entreprise). Le recours à l'estimation pour domaines (c.-à-d. à l'estimation pour sous-
populations) traduit les changements qui peuvent survenir dans les variables de classification. 
Autrement dit, la plus récente classification sert à faire des totalisations à l'aide des poids 
d'échantillonnage originaux. Au bout d'un certain temps, il se peut que cette classification ait 
subi suffisamment de modifications pour nécessiter un examen de la stratification et des taux 
de sondage. Une solution consisterait à tirer un nouvel échantillon indépendant en tenant 
compte de ces modifications mais en ne s'occupant pas de l'échantillon courant. Une telle 
solution présente certains inconvénients du point de vue pratique. Le tirage d'un nouvel échan­
tillon suppose i) qu'il faut intégrer les unités fraîchement échantillonnées dans l'échantillon 
de base, ii) que les règles qui déterminent le temps qu'une unité doit passer à l'intérieur et à 
l'extérieur de l'échantUlon risquent de ne pas être respectées et iii) que les estimations risquent 
d'être modifiées de façon substantielle. C'est pourquoi il est souhaitable que le nouvel échan­
tillon chevauche le plus possible l'échantillon courant. La méthode que nous décrivons ci-
dessous vise justement à opérer un rééchantiUonnage. C'est une version modifiée de la méthode 
de Kish et Scott (1971) qui repose sur la propriété que chaque groupe de renouvellement est 
un échantiUon aléatoire simple tiré des groupes de renouvellement dans la population. 

Au moment du rééchantillonnage, le processus de renouveUement n'en est pas au même stade 
dans les différentes strates, d'où le fait que les intervalles d'échantillonnage n'ont pas la même 
limite inférieure ni la même limite supérieure. Ainsi, en supposant que le processus de renou­
vellement a débuté au temps î et que nous sommes actuellement au temps ?2. le nombre de 
renouvellements qui ont eu lieu depuis le début est r = 2̂ - î + 1 • Au temps t2, le ou les 
intervaUes d'échantillonnage rattachés à une strate donnée A: (A: = 1, 2 K) sont 
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[{r - 1) modPk -^ 1, {r + Pk - 2) modPk -1- 1] si {r - 1) modP* < (P .̂ - Pk) 

et 

[l,Pk - Pk + {r-l) modPk] et [{r - 1) modPk -I- 1, Pk] sinon. 

La première étape du rééchantillonnage consiste à transformer les divers intervalles d'échan­
tillonnage, qui ont des bornes inférieures différentes, en des intervalles ayant une borne 
inférieure commune. Pour la strate k, l'intervalle d'échantillonnage correspondant est [ 1, Pk]. 
Posons b comme la limite inférieure de l'intervalle d'échantillonnage au temps 2̂. définie 
{r-l) modP^ -t- 1. Toutes les unités qui ont pour numéro de renouvellement "g" portent 
désormais le numéro {g - b -l- l),sib < g < P̂ t. ou le numéro P .̂ - {b - g - 1), sinon. 

La deuxième étape consiste à définir une nouvelle strate "h" pour chaque unité de la 
population actuellement incluse dans la strate k. On peut donc représenter l'ensemble des unités 
de la nouvelle strate h, U/,, comme l'union de K ensembles exclusifs et exhaustifs (//,*., h = 1, 
2, ..., L. Chaque ensemble t4*r est formé des unités de population dont la nouvelle strate est 
h et la strate courante, k. Certains de ces ensembles peuvent être vides. 

La troisième étape consiste à classer sur une échelle de 0 à 1 les unités d'échantillonnage 
de chaque ensemble U^k en tenant compte de leur numéro de renouvellement. Supposons que 
l'ensemble U^k contient Mhk unités dont les numéros de renouvellement varient de 1 à P^. 
Classons ces unités de 1 à Mi,k suivant le numéro de renouvellement attribué à chacune, les 
unités ayant les numéros les plus petits au bas de l'échelle et celles ayant les numéros les plus 
gros au haut de l'échelle. S'il existe des numéros égaux, on peut les brouiller aléatoirement en 
générant des nombres aléatoires uniformes. Ainsi, les unités de l'ensemble U^k sont classées 
de 1 kMhk. Dans un deuxième temps, on attribue à l'unité de rang " / " dans l'ensemble U,,k, 
1 < / < Mhk, un nombre r,,kj = {Chk + i - 1 )/Af̂ ,̂ où a/,;t est un nombre aléatoire généré 
uniformément dans l'intervaUe [0,1] pour chaque ensemble U^k dans U^. Le nombre r^kj 
représente le numéro de renouvellement de l'unité exprimé en fonction de l'intervalle [0,1 ] . 
Supposons que la fraction de sondage rattachée à la nouvelle strate est ff, et que la fraction 
de sondage courante est fk. Si//, > fk, alors toutes les unités de U^k qui font partie de l'échan­
tillon courant se retrouveront dans le nouvel échantillon, en plus des unités contenues dans 
l'intervalle fermé [0,//,]. Si/;, < fk, U faudra supprimer des unités de l'échantillon courant, 
plus précisément celles dont le nombre r^ki est le moins élevé, c'est-à-dire celles qui repré­
sentent les groupes de renouvellement les plus anciens dans l'échantillon. Pour que les unités 
du nouvel échantiUon soient contenues dans l'intervalle fermé [0,/^], il est nécessaire de 
redéfinir r„t,-comme/-ft̂ t,- - ( 4 - A), sir^t,-> {fk - f H), ou r„ki - (fk-fh) + 1. sinon. 
En supposant que les unités de population de la nouvelle strate h sont classées selon la valeur de 
'"Ait/en ordre croissant, posons bhi = i/{M,, -\- 1), i = 1,2, ..., M^. Nous pouvons déter­
miner de nouveaux numéros de renouvellement à l'aide des 6 ,̂. Pour une nouvelle strate h 
donnée, posons Â ;, comme le nombre de groupes de renouvellement distincts. Créons N^ 
intervalles disjoints 

_ ([{u -1)/Nh,u/Nh] pour u = l, ...,N,,_i 

(^[{Nj, - 1)/NH, 1] pour u = N^. 

L'union de ces intervalles correspond à l'intervalle fermé [0,1 ] . Pour la nouveUe strate h, 
désignons les nouveaux numéros de renouvellement par £)], £>2, . . . , D^^ où £>„. < £)„. pour 
«, < Wy, w, = 1, . . . , Nh. L'unité / aura le numéro de renouveUement £)„ si 'la valeur 6,,, 
correspondante est comprise dans l'intervalle /„. En supposant que l'on attribue de cette 
manière de nouveaux numéros de renouvellement aux Af̂  unités, les unités échantillonnées 
seront celles dont le numéro de renouvellement est compris dans l'intervaUe {l,Pi,]-
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3. PONDÉRATION ET ESTIMATION 

L'estimateur le plus élémentaire que l'on puisse utiHser avec le plan d'échantillonnage fondé 
sur des groupes de renouvellement que nous avons décrit dans la section 2.2 est l'estimateur 
à valeurs dUatées (ou estimateur pour domaines). Bien que cet estimateur soit inconditionnel­
lement sans biais, il peut renfermer un biais conditionnel élevé lorsque les effectifs des groupes 
de renouvellement ne sont pas équilibrés, cela pouvant être attribuable à la suppression des 
unités disparues. C'est pourquoi nous avons envisagé d'autres estimateurs, qui tiennent compte 
de l'information supplémentaire que représente la taille des groupes de renouvellement. Ce 
sont l'estimateur par quotient séparé et l'estimateur par quotient combiné. Le premier présente 
toutefois un inconvénient: son biais peut prendre des proportions notables avec l'accumula­
tion des strates. L'estimateur par quotient combiné, lui, aura un biais négligeable mais produira 
vraisemblablement des estimations de strate à variance élevée. Nous avons donc évalué l'effi­
cience d'un estimateur par quotient séparé sans biais élaboré par Mickey (1959). Or, pour un 
estimateur, la propriété d'être sans biais n'existe qu'au prix d'un accroissement de la variance. 
Notre premier objectif est de déterminer lequel des estimateurs ci-dessus convient le mieux au 
plan d'échantillonnage décrit dans la section 2.2. Le biais et l'erreur quadratique moyenne 
(EQM) serviront de critères d'évaluation à cette fin. Dans le but de simplifier les comparaisons, 
nous supposerons que les données fournies pour chaque unité échantUlonnée sont valides. 

Comme nous l'avons mentionné plus tôt, la strate h {h = 1, 2, ..., L) est définie en 
fonction de trois facteurs de classification: branche d'activité, région géographique et taille 
de l'entreprise. Il faut établir des estimations pour des domaines qui peuvent embrasser toutes 
les strates d'échantillonnage ou qui peuvent en être un sous-ensemble. Un exemple de tels 
domaines est l'agrégation de variables d'intérêt au niveau infra-provincial lorsque l'échantil­
lonnage a été effectué à un niveau supérieur (au niveau provincial par exemple). Une caracté­
ristique souhaitable est que la somme des estimations d'un ensemble de domaines disjoints soit 
toujours égale à l'estimation pour le domaine défini comme l'union de ces domaines. Pour 
qu'il y ait cohérence, on ne peut utiliser qu'une série de poids. 

Posons y comme la caractéristique étudiée et y^ij comme la valeur de cette caractéristique 
pour l'unitéy du groupe de renouvellement (grappe) / de la strate h. Soit èhij{d) une variable 
indicatrice qui prend la valeur 1 si l'unité hij appartient au domaine "d" et la valeur 0 si ce 
n'est pas le cas. Alors, le paramètre qui nous intéresse est le total de population Y{d), qui est 
défini: 

L NH Mf,j 

Y(d) = D i; Yy-'j^"^^' 
/, = ! i=l J=l 

oùyHij{d) = ôhijid)yhij. 

Comme nous l'avons indiqué plus haut, nous avons un échantiUon aléatoire simple de n/, 
groupes de renouvellement prélevés sans remise parmi les N/, groupes de renouvellement de 
la strate h. Soit Af;,, le nombre d'unités contenues dans le i-ième groupe de renouvellement 
échantillonné de la strate h. Nous pouvons supposer, sans perte de généralité, que les groupes 
de renouvellement échantillonnés sont désignés par l'indice i = 1,2, ..., n/,. Soit y j,j{d) la 
réponse globale des unités appartenant au domaine "d" dans le i-ième groupe de renouvel­
lement échantillonné de la strate h, c.-à-d. 

Mhi 

yhiià) = Y yhijid), i = 1, 2, ...,nj,. 
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Nous allons maintenant examiner divers estimateurs du paramètre de population Y{d) et 
leurs variances respectives. Ces estimateurs s'écrivent sous la forme: 

"h 

1=1 

nid) = Y'^xiyxiid), 

où Whj est le produit du poids de sondage par un facteur de redressement qui correspond à la 
méthode d'estimation utilisée. On obtient l'estimateur de Y{d) en faisant la somme des Yh{d) 
par rapport aux strates, c'est-à-dire, 

L 

Y{d) = Y Yf,{d). 
/ i = i 

3.1 Estimateurs d'un total 

A. Estimateur à valeurs dilatées: 

Comme la probabilité d'échantillonnage d'un groupe de renouvellement dans la strate h 
est nf,/Nh, le poids de sondage est M),, = N^/n/, pour / = 1,2, ..., n^, h = 1,2, ...,L. 
L'estimateur à valeurs dilatées est défini 

L 

YE{d) = Y^nynid), 
A = l 

OÙ 

"h 

yhid) = ni^' Y^"'^"^^' (3.1) 
( = 1 

Comme nous l'avons mentionné précédemment, cet estimateur est inconditionneUement sans 
biais mais peut renfermer parfois un biais conditionnel élevé. En outre, il peut ne pas être très 
efficace du fait qu'il n'exploite pas l'information supplémentaire disponible, par ex.: la taille 
des groupes de renouvellement. Et même, il peut devenir de moins en moins efficace à mesure 
que s'accroît la variation de la taille des groupes de renouvellement sous l'effet de la suppres­
sion des unités disparues. 

B. Estimateur par quotient séparé 

S'il y a une forte corrélation entreyhi{d) et la taille des groupes de renouvellement Af̂ ,, on 
peut réaliser des gains en efficacité au moyen de l'estimateur par quotient séparé, qui est défini 

YsR{d) = Y \-r- \Md) (3.2) 
A = l 

OÙ 

" A 

/ •= i 

et 

Mh=Y ^'"•-
( = 1 
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Cet estimateur a toutefois un inconvénient majeur: il est exposé au biais propre à l'estima­
tion par quotient. Par conséquent, si le biais tend à être positif (ou négatif) dans la majorité 
des strates, son effet cumulatif pourra être très appréciable lorsque la somme sera étendue à 
toutes les strates. 

C. Estimateur par quotient combiné 

On peut réduire sensiblement l'effet cumulatif du biais d'agrégation en utUisant une version 
combinée de l'estimateur par quotient. L'estimateur par quotient combiné est défini par 
l'expression 

V /w^ ,.lh=i^hyh{d) , , , . 
Ycnid) = M , (3.3) 

Lh = i Nhirih 

oùAf = iL iMf t . 

D. Estimateur par quotient sans biais 

On peut supprimer le biais dû à l'estimation par quotient en utiUsant une version de l'esti­
mateur par quotient proposée par Mickey (1959). L'estimateur de Mickey est défini 

^Mi(d) = Y (fhid)M, -^ {Nj, - n„ -^ 1) \ Y yxiid) - m,,r,{d)V\ , (3.4) 
h=l ^ L i=l ^ ' 

ou 

Ud) = - Y r^'iàyrr\i\d) = ^^^œ^'MW.^^ ^ g ^^^ 
"h ~ l Li^U)Mhi f^i 

La faiblesse de cet estimateur est qu'il peut renfermer des poids inférieurs à un, y compris 
des poids négatifs. 

Nous allons estimer la variance de l'estimateur par quotient séparé et celle de l'estimateur 
par quotient combiné à l'aide de la méthode de linéarisation de Taylor. Quant à la variance 
de l'estimateur de Mickey, nous allons nous servir de la méthode du jackknife. Pour cela, nous 
enlevons un groupe de renouveUement de l'échantillon puis calculons l'estimateur de Mickey 
pour les {nt, - 1) autres groupes; nous répétons ainsi l'opération pour chaque groupe. 
Désignons chaque estimateur soumis à la méthode du jackknife par Y^lh{d) poury = 1, 
2 «A, 

où 

Y^lhid) Y ^hi'yhiid) 
'V 0) 

avec 

wif' = [Mh - {mh - M„j)] {N„ - «A + 2) è̂V'* + i^h - "h + 2) 

et 

b^^ = {n,-l)-^ ^ ' 
iMj) ^'"' ' ~ ^''' ~ ^'''^ 
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Un estimateur jackknife de la variance de YMi,h{d) est défini 

(n^ - n "'' 
v , (V/ . (^)) = (1 -Â)— Y (̂ '•'̂ ''(«̂ ) -^H{d))\ 

où zj^Hd) = Yj^i,{d) et Zh{d) = «,-' IJài zlf^d). 

On peut montrer que tous les estimateurs sont équivalents et inconditionneUement sans biais 
lorsque les groupes de renouvellement ont tous la même taiUe Af;,, dans chaque strate h. Cepen­
dant, lorsque ce n'est pas le cas, tous les estimateurs, sauf l'estimateur à valeurs dilatées et 
l'estimateur de Mickey, sont incondhionnellement biaises. Dans la section suivante, nous 
présentons une étude par simulation qui vise à mesurer l'importance du biais inconditionnel 
et l'efficacité de ces estimateurs. 

4. ETUDE PAR SIMULATION 

Cette simulation avait pour but de déterminer lequel des quatre estimateurs de l'agrégat Y{d) 
et du total de strate Yh{d) pouvait "convenir" le mieux au plan de sondage décrit dans la 
section 2. Par souci de simplicité, nous avons limité les simulations à une seule variable {y), 
soit le revenu brut de l'entreprise (RBE). De plus, pour les besoins de cette simulation, nous 
avons fait coïncider les domaines avec les strates. Par conséquent, nous omettrons le symbole 
"d" qui sert à désigner les domaines. 

4.1 Description de l'étude 

Nous avons défini l'univers de cette étude comme l'ensemble des unités de petite taille qui, 
en mai 1989 (période de référence), appartenaient au secteur du commerce de gros de la province 
de Québec. La taille de chaque unité a été établie en fonction du RBE que l'on avait déduit 
des comptes de retenues sur la paye à l'aide d'un modèle fondé sur un rapport. Les umtés dont 
le RBE était inférieur à un seuil donné étaient retenues pour faire partie de l'univers; nous avons 
ainsi constitué une population de 10,953 unités. Nous avons ensuite stratifié cette population 
selon le niveau à 3 chiffres de la Classification type des industries. Cette opération a produit 
30 strates contenant au moins 18 unités chacune. Ensuite, nous avons formé 16 groupes de 
renouvellement à l'intérieur de chaque strate en répartissant aléatoirement les unités de la façon 
décrite dans la section 2.2.2. 

Pour chaque strate h, nous avons prélevé 4 groupes de renouveUement parmi les 16 au moyen 
d'un échantillonnage aléatoire simple sans remise. Cela signifie que l'on pouvait tirer jusqu'à 
1,820 échantillons différents par strate. En ce qui concerne l'estimation par quotient séparé, 
cela donne 54,600 estimations possibles (30 strates x 1,820 échantillons par strate). Quant à 
l'estimateur par quotient combiné, on pourra avoir jusqu'à (1,820)^° estimations différentes. 
Dans le cas de l'estimateur à valeurs dilatées, de l'estimateur par quotient séparé et de l'esti­
mateur de Mickey, nous avons tiré les 54,600 échantUlons possibles. Pour ce qui est de l'esti­
mateur par quotient combiné, nous avons tiré au hasard 100,000 échantillons parmi les 
(1,820)^° échantillons possibles. 

4.2 Critères d'évaluation 

Les critères d'évaluation avaient trait au biais et à l'EQM. Nous les décrivons ci-dessous 
Pour chaque échantillon k, prélevé, 

et pour chacun des quatre estimateur 
était calculée au moyen de l'expression 

Pour chaque échantillon k, prélevé, on a produit une estimation Yi''^ pour chaque strate 
h et pour chacun des quatre estimateurs. L'espérance de strate E{ f^^') de cette estimation 
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1 ^ 
^(Y") =;^Y '̂•'*'' 

k=l 

où AT est le nombre total d'échantillons prélevés. Notons que pour les estimateurs (3.1), (3.2) 
et (3.4), E{Yf,) était en fait l'espérance puisque tous les échantUlons possibles avajent été 
prélevés. Dans le cas de l'estimateur (3.3) - estimateur par quotient combiné - E{ Y^) était 
plutôt une estimation sans biais de l'espérance. Le biais de strate était défini 

Biais(f,) =E{Y,) - Y,. 

On calculait le biais global. Biais ( 7), en faisant la somme des biais de strates. 
Pour les estimateurs (3.1), (3.2) et (3.4), nous avons 

1 ^ 
Var(y,) = - Y (̂ ''**' -E{Yf,))' 

k=l 

et 

Var(y) = 2 ] Var(y,). 
h = l 

Pour l'estimateur par quotient combiné (3.3), nous avons 

1 ^ 
Var(y, = - ^ - ^ Y in'^ -E{Y,))' 

k=l 

et 

1 ^ 
Var(f) = —— Y <̂ **̂  - E(^))\ 

k=l 

Où y(*' = E L I n'^etE{Y) = I i = , {Y,). 

Enfin, pour chaque estimateur, l'EQM de strate, MSE( f^). était définie 

MSE(fA) = Var(fA) + (Biais(fA))' 

tandis que l'EQM globale, MSE( f ), était définie 

MSE(f) = Var(f) + (Biais ( 7 ) ) ^ 

Pour comparer les estimateurs proposés entre eux, nous nous sommes servis de quatre 
critères, le premier étant le biais relatif en valeur absolue. Nous avons calculé le biais relatif 
moyen de strate (en valeur absolue) à l'aide de la formule 

1 i / 
ARB = - Y Biais(fft) Y„, 

^ h=i I 
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et le biais relatif global au moyen de la formule 

ARB = 
L 

Y Biais (fft) 
h = l 

Y, 

ou 

Y=Y'^^" 
h = l 

Le deuxième critère était le rapport entre le biais en valeur absolue et l'erreur type, ce rapport 
étant appelé "biais type absolu". Nous avons calculé le biais type absolu moyen de strate à 
l'aide de la formule 

ÂSB=1 Y 
^ H = l 

Biais (F/,) 

et le biais type absolu global au moyen de la formule 

VVar(n) 

ASB = I Biais(f) | /VVar(y). 

D'après Cochran (1977), le biais type absolu ne devrait pas excéder 10%. En effet, comme 
la précision d'un estimateur est mesurée habituellement par la variance et non par l'EQM 
(MSE), un biais trop élevé par rapport à l'écart type aurait pour effet de créer une fausse idée 
de la précision de l'estimateur utilisé. 

Le troisième critère était l'efficacité, définie comme le rapport entre la racine carrée de l'EQM 
de l'estimateur à Pétude, RMSE( f^^^), et la racine carrée de l'EQM de l'estimateur à valeurs 
dilatées, RMSE ( y^''^^). Nous avons calculé l'efficacité relative moyenne de strate à l'eiide de 
la formule 

1 i 
EFF = - Y [RMSE(yF^)/RMSE(îf«'")], 

^ h=i 

et l'efficacité relative globale au moyen de la formule 

EFF = RMSE(y^^^)/RMSE(y^^^). 

Enfin, le quatrième critère était la proportion de poids négatifs. 

4.3 Description des scénarios 

Nous avons envisagé quatre scénarios relativement à la configuration de la population de 
groupes de renouvellement formée pour les besoins du plan d'échantillonnage décrit dans la 
section 2.2. Les quatre scénarios correspondaient à autant de possibilités concernant l'équilibre 
des effectifs des groupes de renouvellement (bon, mauvais) et la corrélation entre l'effectif des 
groupes de renouveUement, A/̂ ,, et la variable étudiée, ;';,, (forte, irrégulière). Pour ce qui a 
trait à l'équilibre des effectifs des groupes de renouvellement, le qualificatif "bon" signifie 
que ces effectifs sont comparables tandis que "mauvais" signifie qu'Us diffèrent sensiblement les 
uns des autres. En ce qui concerne la corrélation, le qualificatif "forte" signifie que la corré­
lation entre la variable étudiée et la taille des groupes de renouvellement est très élevée dans 
toutes les strates alors que "irréguUère" signifie qu'eUe varie de faible à élevée selon les strates. 
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Les quatre scénarios envisagés représentent des situations qui peuvent survenir au fil de 
l'enquête. Le scénario 1 correspond à la situation que l'on observe au moment de l'échantil­
lonnage initial: l'équilibre des effectifs des groupes de renouvellement est bon et la corréla­
tion entre ces effectifs et la variable étudiée est forte. Le scénario 2 traduit la diminution de 
la corrélation que l'on observe au fil du temps à cause des unités mortes qui s'accumulent au 
sein de la population. Comme, dans ce cas, les unités mortes n'ont pas été supprimées de la 
population, l'équilibre des effectifs des groupes de renouvellement est bon mais la corrélation 
entre ces effectifs et la variable étudiée n'est pas aussi forte qu'au début. Le scénario 3 implique 
que la suppression des unités disparues créera vraisemblablement un déséquilibre entre les 
effectifs des groupes de renouvellement mais accroîtra la corrélation entre ces effectifs et la 
variable étudiée. Enfin, le scénario 4 représente la pire situation possible, soit une corrélation 
faible entre l'effectif des groupes de renouveUement et la variable étudiée et un mauvais équilibre 
des effectifs des groupes. 

Nous avons élaboré le scénario 1 en variant les effectifs des groupes de renouveUement sans 
changer les valeurs y t,, (RBE). Nous avons donc fixé la taiUe des 16 groupes de renouvellement 
en les classant, quatre par quatre, par ordre croissant de la valeur de y^. Ainsi, les effectifs 
des groupes de renouvellement 1 à 4, 5 à 8,9 à 12 et 13 à 16 étaient, respectivement, 0.22 M,,/4, 
0.24 Mh/4, 0.26 Af;,/4 et 0.28 M,,/4. La corrélation moyenne entre le RBE et la taiUe des 
groupes de renouvellement était de 0.86, avec un intervalle de variation de 0.69 à 0.96 au niveau 
de la strate. Le coefficient de variation moyen des effectifs des groupes de renouveUement était 
de 9.2%. 

En ce qui concerne le scénario 2, nous avons permuté aléatoirement les unités de la popula­
tion puis nous les avons réparties systématiquement entre 16 groupes de renouvellement selon 
la méthode décrite dans la section 2.2.2. Ensuite, nous avons imputé aléatoirement une valeur 
y nuUe à environ 20% de ces unités pour tenir compte de la proportion des unités disparues. 
La corrélation globale entre le RBE et la taille des groupes de renouvellement était de 0.11, 
avec un intervalle de variation de - 0.23 à 0.74 au niveau de la strate. Le coefficient de variation 
moyen des effectifs des groupes de renouvellement était de 4.1%. 

Pour ce qui a trait au scénario 3, nous avons procédé de la même manière que pour le 
scénario 1 sauf que les effectifs des groupes de renouvellement étaient différents. Ainsi, les 
effectifs des groupes 1 à 4, 5 à 8, 9 à 12 et 13 à 16 étaient, respectivement, 0.05 Mh/4, 
0.20 Mh/4,0.30 Af;,/4 et 0.45 Mh/4. La corrélation globale entre le RBE et la taiUe des groupes 
de renouvellement était de 0.87, avec un intervalle de variation de 0.70 à 0.96 au niveau de 
la strate. Le coefficient de variation moyen des effectifs des groupes de renouvellement était 
de 60.2%. 

Quant au scénario 4, nous avons déterminé aléatoirement la taille des groupes de renouvel­
lement en faisant abstraction de la variable RBE. Nous avons supposé que, pour chaque strate 
h, a,, = minlAfft,: / = 1 TV̂) etô;, = maxIAf̂ ,: / = 1 N^). Pour chaque strate/i, 
nous avons défini la taille Af̂  du groupe de renouvellement / par l'expression r^ e;,,, où ê , 
est distribué uniformément dans l'intervalle (0^,6^) et r,, est un facteur d'échelle tel que 
Ml = E /^i A^- La corrélation moyenne était nulle, avec un intervalle de variation de - 0.49 
à 0.56 au niveau de la strate. Le coefficient de variation moyen des effectifs des groupes de 
renouveUement était de 49.2%. 

4.4 Analyse des résultats 

En nous servant des quatre scénarios décrits ci-dessus, nous avons calculé par simulation 
le biais relatif en valeur absolue (ARB), le biais type absolu (ASB), l'efficacité (EFF) et la 
proportion de poids nuls ou négatifs pour chaque strate et pour l'ensemble de l'échantillon. 
Les résultats figurent dans les tableaux 1 à 3. Notons que tous ces résultats sont exprimés en 
pourcentage. 

En ce qui a trait au biais relatif en valeur absolue (ARB), l'estimateur à valeurs dilatées et 
l'estimateur de Mickey en sont tous deux exempts, que ce soit au niveau global ou au niveau 
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Tableau 1 
Biais relatif en valeur absolue (ARB) en pourcentage 

Scénario 

1 

2 

3 

4 

Scénario 

1 

2 

3 

4 

Quotient 
séparé 

1.27 

0.02 

2.88 

5.51 

Niveau global 

Quotient 
combiné 

0.07 

0.01 

0.14 

0.22 

Tableau 2 

Biais type absolu (ASB) en 

Quotient 
séparé 

13.41 

0.44 

45.64 

43.29 

Niveau global 

Quotient 
combiné 

0.76 

0.26 

2.13 

1.96 

Niveau de la strate 

Quotient 
séparé 

1.31 

0.24 

3.19 

5.72 

pourcentage 

Quotient 
combiné 

0.11 

0.05 

0.29 

0.30 

Niveau de la strate 

Quotient 
séparé 

3.37 

0.58 

12.11 

9.88 

Quotient 
combiné 

0.24 

0.25 

0.69 

0.71 

de la strate. Comme l'indique le tableau 1, le biais relatif le plus élevé est associé à l'estimateur 
par quotient séparé tandis que le biais relatif le plus faible est associé à l'estimateur par quo­
tient combiné. Dans le cas de ces estimateurs, le biais relatif en valeur absolue augmente à mesure 
que s'accroît le coefficient de variation des effectifs des groupes de renouvellement et que dimi­
nue la corrélation entre ces effectifs et la variable étudiée. 

En ce qui regarde le biais type absolu (ASB), le tableau 2 nous permet de faire les observations 
suivantes. L'estimateur par quotient séparé est inacceptable pour la plupart des scénarios. Son 
rendement diminue à mesure que le coefficient de variation des effectifs des groupes de renou­
vellement augmente et que la corrélation entre ces effectifs et la variable étudiée diminue. En 
revanche, l'estimateur par quotient combiné est acceptable dans tous les cas. 

L'efficacité relative (EFF) des estimateurs est exposée dans les tableaux 3a et 3b. Dans le 
cas du scénario 1, où il y a un bon équilibre des effectifs des groupes de renouvellement et une 
forte corrélation entre ces effectifs et la variable étudiée, tous les estimateurs sont équivalents, 
au niveau global comme au niveau de la strate. Pour ce qui est du scénario 2, où l'équilibre 
des effectifs est bon et la corrélation irrégulière, les estimateurs sont aussi équivalents aux deux 
niveaux. Quant au scénario 3, caractérisé par un déséquilibre entre les effectifs des groupes 
de renouveUement et une forte corrélation entre ces effectifs et la variable étudiée, les estimateurs 
se classent dans l'ordre suivant au niveau global (de l'efficacité relative la plus élevée à la moins 
élevée): i) estimateur par quotient combiné, ii) estimateur par quotient séparé, iii) estimateur 
de Mickey et iv) estimateur à valeurs dilatées. Au niveau de la strate, ce classement devient: 
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Tableau 3a 
Efficacité relative (EFF) en pourcentage 

Niveau global 

Scénario Valeurs 
dilatées 

Quotient 
séparé 

Quotient 
combiné Mickey 

100.0 

100.0 

100.0 

100.0 

108.0 

100.2 

148.3 

74.3 

Tableau 3b 

107.9 

99.8 

160.3 

92.3 

107.3 

100.1 

143.5 

84.3 

Efficacité relative moyenne (EFF) en pourcentage 
Niveau de la strate 

Scénario 
Valeurs 
dilatées 

Quotient 
séparé 

Quotient 
combiné 

Mickey 

100.0 

100.0 

100.0 

100.0 

109.6 

100.9 

183.3 

80.0 

108.6 

99.5 

180.2 

99.4 

108.6 

100.6 

174.2 

83.7 

i) estimateur par quotient séparé, ii) estimateur par quotient combiné, iii) estimateur de Mickey 
et iv) estimateur à valeurs dilatées. Enfin, pour ce qui a trait au scénario 4, qui représente la 
pù-e situation possible (déséquUibre des effectifs et corrélation irrégiUière), le meUleur estùnateur, 
tant au niveau global qu'au niveau de la strate, est l'estimateur à valeurs dilatées. 

L'estimateur de Mickey a permis d'observer des poids négatifs dans 2% des cas. 
En conclusion, étant donné les quatre scénarios ci-dessus, nous pouvons dire que l'estimateur 

par quotient combiné est un choix convenable pour les enquêtes infra-annuelles qui reposent 
sur un plan de sondage avec groupes de renouvellement. L'estimateur à valeurs dilatées mérite 
peut-être aussi d'être considéré en raison de sa simplicité. Cependant, il faut se rappeler que 
ses propriétés conditionnelles laissent à désirer lorsque les effectifs des groupes de renouvel­
lement ne sont pas équilibrés. 

5. CONCLUSION 

Dans cet article, nous avons décrit un plan de sondage qui peut répondre aux exigences d'une 
enquête infra-annueUe auprès d'entreprises. Ces exigences recouvrent l'échantillonnage initial 
de même que le renouveUement et la mise à jour de l'échantUlon. Étant donné ce plan de sondage, 
nous avons examiné un certain nombre de méthodes d'estimation que nous avons évaluées au 
moyen d'une étude par simulation. Ces méthodes sont équivalentes lorsque les effectifs des 
groupes de renouveUement dans chaque strate sont équiUbrés. S'il y a déséquilibre entre les 
effectifs, U est recommandé d'opter pour l'estimateur par quotient combiné, qui utilise la taille 
des groupes de renouvelleinent comme information supplémentaire. 
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Estimation de la production de blé par comté 

ELIZABETH A. STASNY, PREM K. GOEL 
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RESUME 

Bien que les enquêtes agricoles du Département de l'agriculture des É.-U. (DAEU) servent à estimer 
la production végétale à l'échelle du pays et pour chaque État, les estimations par comté sont plus utiles 
aux décideurs locaux. Ce genre d'estimations sont aussi recherchées par les entreprises qui se spécialisent 
dans la vente d'engrais, de pesticides, d'assurance-récolte et de matériel agricole. Les États font souvent 
leurs propres enquêtes dans le but de produire des estimations de la production agricole par comté. En 
règle générale, ces enquêtes ne reposent pas sur des méthodes d'échantUlonnage probabiliste. En outre, 
la somme des estimations pour chaque comté d'un État doit concorder avec l'estimation calculée par 
le DAEU pour l'ensemble de l'État. Les méthodes d'estimation classiques pour petites régions ne sont 
donc pas directement applicables dans les circonstances. Dans cet article, nous allons recourir à des modèles 
de régression pour estimer la production de blé par comté au Kansas. Nous allons décrire une étude de 
simulation par laquelle nous comparons les estimations obtenues par régression à celles calculées à l'aide de 
deux estimateurs classiques pour petites régions: l'estimateur synthétique et l'estimateur direct. Nous 
allons aussi comparer plusieurs méthodes par lesquelles nous pouvons pondérer les estimations 
initiales de manière qu'elles concordent avec l'estimation de la production totale de l'État calculée par 
le DAEU. 

MOTS CLÉS: Échantillon non-probabiliste; régression; simulation; estimation pour petits domaines. 

1. INTRODUCTION 

Les estimations de la production agricole par comté sont de plus en plus recherchées par 
les organismes publics, qui s'en servent dans l'élaboration des décisions économiques au niveau 
local, et par les entreprises qui vendent des engrais, des pesticides, de l'assurance-récolte et 
du matériel agricole. Le Département de l'agriculture des États-Unis (DAEU) est en train de 
mettre sur pied un programme visant à uniformiser et à améliorer les méthodes d'estimation 
de la production agricole par comté (Bass et coU., 1989). Jusqu'à maintenant, chaque État 
avait sa façon propre d'établir des estimations par comté, c'est ce qui expUque le peu 
d'uniformité des méthodes de coUecte de données et d'estimation des divers États. Par son 
programme, le DAEU cherche à mettre à la disposition des États un ensemble de méthodes 
d'échantillonnage et d'estimation qui favorise une uniformisation de la qualité des estimations 
dans tout le pays. 

Le nouveau programme du DAEU touche tous les aspects de la production d'estimations 
régionales (ou par comté), depuis la construction de bases de sondage jusqu'à l'estimation 
proprement dite. En ce qui concerne la présente étude, nous nous penchons uniquement sur 
l'estimation de la production de boisseaux de blé. Nous espérons toutefois que les méthodes 
proposées pourront servir à d'autres volets, comme l'estimation de la superficie ensemencée 
ou de la production d'autres cultures que le blé. 

Malgré la diversité des méthodes d'estimation qu'utiUsent les États, on note des points 
communs. Ainsi, dans chaque État, on calcule des estimations initiales à partir des données 
recueiUies dans chaque comté. Ensuite, un expert examine ces estimations, les corrige en 
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fonction de ce qu'il sait déjà des fermes contenues dans l'échantillon, des conditions atmos­
phériques et d'autres facteurs, puis il évalue l'effet de ces corrections sur l'estimation de la 
production totale pour l'État. Il peut répéter ce processus un certain nombre de fois, jusqu'à 
ce qu'il juge raisonnables les estimations pour chaque comté et jusqu'à ce que l'estimation de 
la production totale de l'État concorde avec ceUe étabUe par le DAEU. (L'estimation calculée 
par le DAEU repose sur un grand échantillon probabiliste et pour cette raison, elle est jugée 
plus précise que l'estimation globale obtenue en faisant la somme des estimations par comté. 
C'est pourquoi les États font généralement concorder la somme des estimations par comté avec 
l'estimation de la production totale établie par le DAEU.) 

De façon générale, il n'existe pas de documentation sur les méthodes d'estimation appli­
quées dans les États. Par conséquent, on ne peut vérifier la pertinence des hypothèses et des 
méthodes qu'utilise l'expert et il est pratiquement impossible d'analyser ces méthodes ou de 
refaire les calculs. En outre, on ne peut calculer des estimations de la variance ni appliquer 
la même méthode dans plus d'un État. L'élaboration de nouveUes méthodes d'estimation pour 
les comtés doit permettre de résoudre ces difficultés. 

Les données qui ont servi à notre étude ont été recueillies au Kansas en 1987, soit avant que 
le DAEU mette en appUcation ses nouveUes techniques d'échantillonnage pour l'estimation 
par comté. Nous avons utiUsé des données de 1987 car c'est l'année où s'est fait le Recensement 
de l'agriculture des États-Unis et il se pourrait donc que nous recourions à des données du 
recensement pour les besoins de l'estimation. Si nous avons choisi d'utiliser les données du 
Kansas, c'est que cet État a un programme de coUecte des données régionales parmi les plus 
complets aux États-Unis. Néanmoins, les données qui servent à l'estimation par comté au 
Kansas, comme dans la plupart des autres États, ne proviennent pas d'un échantillon aléatoire 
d'exploitations agricoles. Par conséquent, il ne faudra pas utiliser un échantillon aléatoire de 
fermes à blé pour la méthode d'estimation que nous proposons. Du reste, cette méthode pourra 
être utUe dans le cadre du nouveau programme d'estimation par comté puisque celui-ci n'oblige 
pas les États à utiliser des échantillons probabilistes. 

L'estimation pour petites régions a fait l'objet de nombreuses études ces dernières années 
(voir, par exemple, Platek et al., 1987). Selon les méthodes normales d'estimation pour petites 
régions, les probabUités d'échantillonnage doivent être connues puisqu'on se sert de l'inverse 
de la probabilité de sélection pour pondérer les observations dans les formules d'estimateurs 
courants comme l'estimateur synthétique et l'estimateur direct. (Voir, par exemple. Section 2 
de Sàrndal et Hidiroglou (1989) pour une analyse des estimateurs pour petites régions.) 

Les méthodes que nous aUons examiner ici doivent différer des méthodes habituelles d'esti­
mation pour petites régions parce que primo, l'échantUlon de fermes utilisé n'est pas un 
échantillon aléatoire et secundo, la somme des estimations par comté doit concorder avec 
l'estimation de la production totale de l'État calculée par le DAEU. De plus, comme le dépar­
tement de l'agriculture de la plupart des États ne dispose pas actueUement d'un gros ordinateur, 
les calculs pertinents doivent être suffisamment simples pour pouvoir être exécutés sur un 
ordinateur personnel. Par conséquent, nous éviterons, au départ, d'utUiser des estimateurs 
comportant de nombreux calculs comme ceux que décrivent Fay et Herriot (1979). C'est 
pourquoi nous examinerons un estimateur qui comporte peu de calculs et qui repose sur un 
modèle de régression. 

Dans la section 2, nous décrivons les bases de données du Kansas qui ont servi à cette étude. 
La section suivante expose la méthode de régression utilisée pour estimer la production de blé 
tandis que la section 4 décrit plusieurs méthodes permettant de pondérer les estimations par 
régression de manière qu'elles concordent avec l'estimation de la production totale de l'État 
calculée par le DAEU. Dans la section 5, nous comparons les estimations par régression aux 
estimations pubUées (par comté) et à des estimations calculées au moyen de l'estimateur synthé­
tique et de l'estimateur direct. La section 6 contient les résultats d'une étude de simulation qui 
visait à comparer les divers estimateurs précités. Enfin, la section 7 renferme les conclusions 
et propose des sujets de recherche. 
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2. DONNÉES DU KANSAS 

Aux fins de l'enregistrement des données sur la production agricole, chaque État est divisé 
en neuf ou dix districts. Le Kansas est découpé en neuf districts et en 105 comtés. Le tableau 
ci-dessous donne la situation géographique de chaque district ainsi que le nombre de comtés 
correspondant: 

District numéro 

1 
2 
3 
4 
5 
6 
7 
8 
9 

Situation géographique 

Nord-Ouest 
Centre ouest 
Sud-Ouest 
Centre nord 
Centre 
Centre sud 
Nord-Est 
Centre est 
Sud-Est 

Nombre de comtés 

8 
9 

14 
U 
11 
13 
11 
14 
14 

Pour notre étude, nous disposions de deux bases de données qui servent à la production 
d'estimations pour les comtés du Kansas: la base de données sur les emblavures (Planted Acres 
Data Base) et la base de données sur les menus grains (SmaU Grain Data Base). Nous nous 
sommes servis principalement de données de 1987 mais nous avons validé nos résuhats à l'aide 
des données de 1988. La base de données sur les emblavures pour 1987 contient des renseigne­
ments touchant 37,094 fermes réparties sur le territoire du Kansas. (Selon la défimtion établie 
par le DAEU, une ferme est une entité qui vend pour $1,000 ou plus de produhs agricoles par 
année.) De ces 37,094 fermes, 22,300 comptaient des terres ensemencées en blé; toutes ces fermes 
sans exception ont été utilisées dans l'étude de simulation décrite dans la section 5. La base 
de données sur les menus grains pour 1987 contient des renseignements touchant 5,802 fermes 
où l'on cuhive des menus grains. De ces 5,802 fermes, 1,707 produisent du blé et eUes ont toutes 
servi pour notre étude. 

Les enregistrements de la base de données sur les emblavures sont un mélange de données 
agricoles du Kansas qui ont été recueUlies auprès de diverses sources à divers moments. Primo, 
on dresse une liste d'exploitations agricoles (nom et adresse) à l'aide des données recueillies 
par les conseillers agricoles. Ces données peuvent être révisées à la lumière des résultats des 
enquêtes agricoles trimestrielles (Quarterly Agrlcultural Surveys) et des rapports agricoles 
mensuels (Monthly Farm Reports). Pour les besoins des enquêtes agricoles trimestrielles, on 
utUise des échantiUons systématiques stratifiés d'environ 2,600 exploitations. Le taux de réponse 
se situe autour de 80%. Quant au rapport agricole mensuel, U est rempli par environ 3,000 
agriculteurs qui ont accepté de prêter leur concours. Le même agriculteur peut produire un 
rapport mensuel pendant de nombreuses années. Les données les plus récentes pour chaque 
poste se trouvent dans la base sur les emblavures et l'enregistrement relatif à une exploitation 
quelconque pour une année quelconque peut contenir des données de diverses sources. 

La base de données de 1987 sur les menus grains contient des renseignements sur la superficie 
ensemencée, la superficie moissonnée et la production de boisseaux en ce qui a trait aux exploi­
tations qui participent aux enquêtes agricoles trimestrielles et à l'enquête du Kansas sur les menus 
grains (Kansas Small Grain Survey). Pour ce qui est de l'édition 1987 de cette enquête, environ 
6,000 questionnaires ont été postés à un échantillon aléatoire d'exploitations agricoles; à peu 
près la moitié de ces questionnaires ont été remplis puis retournés. 

Outre le risque d'un biais dû à la non-réponse pour les données de la base sur les menus 
grains, U y a la probabilité réelle d'un biais de réponse. En effet, dans leur déclaration, les agri­
culteurs tendent à sous-estimer la production réelle. À cause de tous ces facteurs - échantiUon 
non conforme, biais dû à la non-réponse, biais de réponse, nous avons jugé pertinent d'élaborer 
la méthode d'estimation décrite dans les sections qui suivent. 
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3. MODÈLE DE RÉGRESSION 

Nous proposons d'élaborer un modèle de régression qui servira à produire des estimations 
par comté. Il existe un certain nombre de progiciels statistiques conçus pour les ordinateurs 
personnels et qui permettent l'ajustement de modèles de régression multiple. En outre, l'esti­
mateur que nous proposons tient compte de ce que nous n'utilisons pas un échantillon aléa­
toire et produira des estimations régionales dont la somme concorde avec le total estimé pour 
l'État. 

Voici comment nous allons procéder: 
1) Décrire par un modèle de régression multiple la relation entre la production agricole 

et certaines variables explicatives en se servant de l'échantillon non probabUiste de 
fermes. 

2) Supposer que cette relation vaut pour toutes les fermes sur le territoire de l'État et estimer 
la production agricole totale dans chaque comté. 

3) Redresser les estimations par comté de la production agricole de manière que leur somme 
concorde avec l'estimation calculée par le DAEU pour l'État. 

Pour décrire le modèle de régression, nous allons utiUser la notation suivante. Pour 
/ = 1,2, . . . , / ( / = 105 - nombre de comtés au Kansas) ety = 1, 2, . . . , «,, posons 

n j = nombre de fermes du i-ième comté dans l'échantillon; 

n = Y "' ~ ^̂ *'̂ ^ '^^ l'échantUlon global; 
/•=i 

Nj = nombre total de fermes dans la i-ième comté dans la population; 
/ 

N = Y ^i ~ ^°^^^^ total de fermes dans la population; 
; = 1 

Yjj = production de blé de lay-ième ferme du i-ième comté (en boisseaux); 

Xjj = {1 Xjji Xij2 ... Xjjp) = vecteur dep variables expUcatives pour lay-ième ferme du i-ième 
comté. 

Comme nous le verrons plus loin, U importe de choisir des variables explicatives pour lesquelles 
il existe des totaux de comté ou des estimations très précises de ces totaux. De plus, les varia­
bles explicatives doivent renfermer des éléments d'information qui ont trait à la probabilité 
d'échantUlonnage d'une exploitation agricole, comme une mesure de la taille de l'exploitation. 
De cette manière, nous pouvons utiliser le modèle de régression en tenant compte de ce qu'il 
ne s'agit pas d'un échantillon aléatoire. 

Nous considérons des modèles de régression de la forme 

Yjj = f{Xjj 1 0) -\- e,y. 

OÙ0 = {00 |8i 182 • • • Pp) est un vecteur de paramètres et 6y est un terme d'erreur aléatoire 
de variance a^. Nous allons représenter les valeurs ajustées, obtenues à l'aide de données de 
la base sur les menus grains, par l'expression suivante: 

Yjj=f{Xjj\0). 
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On peut alors estimer la production du i-ième comté par la formule: 

Nj Nj 

Yi^ = Y^u= Yf^^oi^), 
j=l 7=1 

OÙ le " -f- " en indice signifie que la sommation est étendue à tous les y. 
Si nous voulions définir une forme générale pour/(A;y | /3), il nous faudrait connaître la 

valeur de Xjj pour toutes les exploitations du i-ième comté. Or, nous savons pertinemment 
qu'U n'est pas possible d'obtenir des renseignements aussi détaiUés. Cependant, si f {Xjj | 0) 
est une fonction linéaire, il nous suffit de connaître la valeur totale des variables explicatives 
pour chaque comté. Tel est le cas puisque pour une équation de régression linéaire, 

Nj Nj 

Yj., = Y^iJ= Y f̂ O + ^1^>1 + ^2^72 + • • • + 0pXjjj,] 
j=i j=l 

= 0oNj -h ^1^;+, + 02Xj+2 + . . . + 0pXj+p , 

où Xj+k est la valeur totale de la Ar-ième variable explicative pour le i-ième comté. 
Les valeurs Yj+ seront des estimations raisonnables si le modèle de régression décrit la rela­

tion entre les variables explicatives et la production totale des fermes de chaque comté de même 
que la production des fermes de la base de données. Toutefois, la somme de ces estimations 
ne correspondra pas nécessairement à l'estimation de la production totale de l'État calculée 
par le DAEU. Dans la section 4, nous envisageons des méthodes qui permettront de résoudre 
ce problème. 

Le modèle de régression proposé ci-dessus permet de calculer non seulement des estimations 
de la production agricole par comté, mais aussi des estimations de la variance. On peut le voir 
très facilement en exprimant les estimations de comté sous forme de matrices. Soit 

X = matrice n x {p + l)des données réelles, où les lignes sont formées des valeurs Xjj 
définies plus haut; 

Z = matrice (inconnue) Â  ^ {p + 1 ) des variables explicatives pour toutes les exploitations 
agricoles d'un État; 

Y = vecteur (inconnu) N x 1 des estimations de la production de blé pour les Â  exploita­
tions d'un État; 

Bj = vecteur colonne A'̂  x 1 composé des éléments bjj; 

j-ième ferme se trouve dans le i-ième comté (1 silay 
>u bjj = 

(̂  0 dans 

A = [Bl B2 B^ ... Bj]i^y^j. 

ou bii = . 
le cas contraire; 

La méthode d'estiination décrite plus haut ne donne pas F mais un vecteur d'estimations 
régionales Yj+ = A^Y, où " T " désigne la transposée d'une matrice. 

La variance des estimations par comté est donc 

Var(ï^+) = \ar{A''f) = A^Yar{Y)A = À^\ar{Z0)A = aU^Z{X^X)-^Z'^A. 
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Bien que Z soh inconnue, le produit A ^Z est une matrice connue qui est formée uniquement 
des Nj, (nombre de fermes dans un comté) et des Xj+k, (valeur totale d'une variable explica­
tive pour un comté). Par conséquent, si nous utUisons le carré moyen des erreurs (c.m.e.) comme 
estimation de a^, nous pouvons obtenir des valeurs estimées de la variance des estimations par 
comté, ce qui ne s'était jamais fait jusqu'à maintenant. 

L'estimateur par régression que nous venons de décrire satisfait aux conditions que nous 
avions fixées au départ, à savoir un estimateur comportant peu de calculs et adapté à un échan­
tiUon non probabiHste. Dans la section qui suit, nous examinons des méthodes qui permettront 
de redresser les estimations régionales de manière à faire concorder leur somme avec l'estimation 
de la production totale de l'État calculée par le DAEU. 

4. PONDÉRATION DES ESTIMATIONS EN VUE D'UNE CONCORDANCE 
AVEC LE TOTAL ESTIMÉ POUR L'ÉTAT 

Soit y l'estimation de la production de blé au Kansas, teUe qu'établie par le DAEU. En règle 
générale, £[=1 Yj+ ¥^ Y. Par conséquent, nous définissons une nouvelle estimation 

YjJr = CjYj+ , 

où les c,-sont des constantes telles que s: [=1 î̂ + = E/=iC,î^+ = K La question qu'U faut 
se poser maintenant est de savoir comment on choisit les valeurs c,. Selon les méthodes en 
usage actueUement, on pose c, = c (au niveau du district) et on pondère par conséquent toutes 
les estimations par le même facteur. Une autre façon de procéder est de choisir c, de mam è̂re 
à minimiser la somme des carrés des écarts ou des carrés des écarts relatifs entre Yj+ etYj+. 
Nous définissons ci-dessous les valeurs de c, et de ?,+ pour les trois scénarios possibles. 

1) Poser Cj = c 

Si on définit c, comme une constante, il est facUe de montrer que 

CJ = C=YIY Yi+ 
I 1 = 1 

et 

2) Choisir c,- de manière à minimiser la somme des carrés des écarts entre Ĵ + et Yi+ 

Si nous voulons choisir les c, de manière à minimiser la somme des carrés des écarts entre 
Yi+ et Yi+, pourvu que I f= i c,î̂ + = Y, nous devons minimiser E f= i( Î/+ - Yj+)^ = £ /= i 
( CjYj+ - Yi+)^ par rapport aux valeurs des c, au moyen d'un multiplicateur de Lagrange afin 
d'imposer la condition voulue. De cette manière, nous observons que 

c, = 1 -H 

et 

[("-,5^0 ,̂5 "'H 

«+ = î * + [ (>•- É *;*)M* É <">̂ *>] 
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Notons que l'on obtient l'estimation pondérée ?,+, en ajoutant à l'estimation initiale Yj+, 
un rapport qui a pour numérateur l'écart entre l'estimation de la production totale de l'État 
calculée par le DAEU et la somme des estimations initiales par comté, et pour dénominateur 
une expression fondée sur la moyenne harmonique des estimations initiales. Bien qu'en théorie, 
certaines des estimations pondérées peuvent avoir une valeur négative, cela risque peu de se 
produire dans la réalité puisque les agriculteurs ont tendance à sous-estimer leur production 
dans les rapports qu'ils fournissent. Si jamais la somme des estimations initiales par comté 
était supérieure à l'estimation calculée par le DAEU pour l'État, l'estimation pondérée se 
rapportant à un comté pour lequel l'estimation initiale est une valeur peu élevée pourrait être 
négative. 

3) Choisir les c,- de manière à minimiser la somme des carrés des écarts relatifs entre 1̂+ et Yj 1+ 

Si nous voulons choisir les c, de manière à minimiser la somme des carrés des écarts relatifs 
entre^i^+et^i^+, pourvu que I/=iC,i^+ = r, nous devons minimiser E|=i[(J^+ - Yj+)/ 
^+J = E /=! (c, - 1)^ par rapport à c, au moyen d'un multiplicateur de Lagrange afin 
d'imposer la condition voulue. De cette manière, nous observons que 

c,- = 1 -I-

et 

[̂ >(-E^>)/|̂ ]̂ 

Yj+ = Yj+ + [Yi(Y-YYj+^lYyhj-

Là encore, on obtient l'estimation pondérée î^+, en ajoutant à l'estimation initiale Yj+, un 
rapport qui a pour numérateur une expression axée sur l'écart entre l'estimation de la production 
totale de l'État calculée par le DAEU et la somme des estimations initiales par comté, et pour 
dénominateur la somme des carrés des estimations initiales. Comme dans le scénario précédent, 
l'estimation pondérée peut avoir une valeur négative mais cela risque peu de se produire dans 
la pratique. 

Il convient de souligner que dans l'expression à minimiser, nous avons choisi d'exprimer 
l'écart Yi+ - Yj+ par rapport à Yj+ plutôt que par rapport à Yj+ puisqu'il n'existe pas 
d'expression en forme analytique fermée pour l'estimateur ?/+. Comme nous visions à cons­
truire des estimateurs qui comportent peu de calculs, nous avons choisi de considérer le rapport 
entre l'écart Yj+ - Yj+ et Yj+. 

Dans la section qui suit, nous examinons l'effet de ces trois méthodes de pondération sur 
les estimations régionales de la production de blé. 

5. COMPARAISON DES ESTIMATIONS DE LA PRODUCTION DE BLÉ 

Comme nous l'avons vu dans la section 3, nous nous sommes servis d'un modèle de régres­
sion Unéaire pour décrire la relation entre la production de blé (mesurée en boisseaux) et certaines 
variables explicatives en ce qui a trait aux fermes de la base de données de 1987 sur les menus 
grains. Les variables explicatives que nous pouvions considérer étaient les suivantes: superficie 
ensemencée en blé, superficie moissonnée, production prévue (suivant les estimations par comté 
de 1986), superficie des emblavures irriguées, superficie des emblavures non irriguées, indica­
teurs du district où est située la ferme, indicateurs de la région de l'État (est, centre, ouest) 
et termes d'interaction. 
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Tableau 1 

Ajustement des modèles de régression aux données réelles 

Modèles ajustés R^ Ẑ' cme 

Modèle 1 Boisseaux = -811 + 32(Pla) -l- 3,248/] + 3,088/2 + 2,190/3 85 5,945 
+ 2,526/4 + 1,241/5 - 562/6 + 1,047/7 
+ 399/8 

Modèle 2 Boisseaux = -281 + 28(Pla) -l- 138/i + 1,861/2 + 2,328/3 86 5,818 
+ 329/4 - 359/5 - 334/6 - 42/7 -I- 500/8 
+ ll(Pla)/i + 5(Pla)/2 +3(Pla)/3 -l- ll(Pla)/4 
+ 9(Pla)/5 - 0.2(Pla)/6 + 15(Pla)/7 - 7(Pla)/8 

Nota: Pla désigne la superficie ensemencée (en acres); /,• est la variable indicatrice pour le ('-ième district. 

Les variables les plus importantes pour notre modèle de régression étaient la superficie ense­
mencée en blé et un indicateur de l'emplacement de la ferme sur le terrUoire de l'État. La variable 
fondée sur les estimations par comté de l'année précédente ne semblait pas un bon prédicteiir 
de la quantité de blé produit sur une ferme dans l'année courante. Nous aurions pu aussi choisir 
d'autres variables comme la superficie des emblavures irriguées mais U est difficUe d'en connaître 
la valeur exacte au niveau des comtés. C'est pourquoi nous avons choisi de faire de la superficie 
ensemencée en blé la seule variable explicative continue de notre modèle. Nous n'étions pas 
obUgés d'inclure tous les indicateurs de district dans le modèle; certains districts étaient similaires 
et auraient donc pu être regroupés. Si nous avons décidé de tenir compte de tous les indicateurs, 
c'est que les groupes de districts risquaient de changer d'une année à l'autre ou pouvaient être 
différents dans le cas d'autres cultures que le blé. 

Nous avons choisi de concentrer notre attention sur deux modèles de régression: le modèle 1, 
qui comprend la superficie ensemencée en blé et les indicateurs de district, et le modèle 2, qui 
comprend les mêmes variables plus les termes d'interaction qui mettent en rapport la superficie 
ensemencée et les variables indicatrices. Ces modèles et les mesures d'ajustement correspon­
dantes figurent dans le tableau 1. Malgré la faible différence entre les racines du carré moyen 
des erreurs (Vcme) des deux modèles, nous étions d'avis que cette différence pourrait s'ampUfier 
si les modèles devaient servir à estimer la production agricole pour tout l'État. C'est pourquoi 
nous avons cru utUe de comparer des estimations tirées des deux modèles. 

Pour nous assurer que ces modèles de régression n'étaient pas simplement la conséquence 
d'une irrégularité dans la base de données de 1987 sur les menus grains, nous avons repris le 
même ensemble de variables explicatives et avons tenté de construire des modèles de régression 
acceptables à l'aide des données de 1988. L'ajustement des modèles 1 et 2 aux données de 1988 
est comparable à l'ajustement des mêmes modèles aux données de 1987 et nous n'avons trouvé 
aucun autre modèle qui pouvait produire un meilleur ajustement pour les données de 1988. 
Les valeurs estimées du paramètre correspondant à la superficie ensemencée en blé étaient assez 
semblables d'une année à l'autre, alors qu'U y avait des différences notables entre les paramètres 
pour les indicateurs de district. Nous croyons que ces indicateurs traduisent l'effet des conditions 
atmosphériques et des différences de pratiques agricoles dans les diverses parties de l'Etat. Par 
exemple, on irrigue beaucoup plus les terres dans l'ouest et le centre du Kansas que dans l'est. 
Les pratiques agricoles sont peu susceptibles de changer considérablement d'une année à l'autre 
mais il en va tout autrement des conditions atmosphériques. C'est pourquoi il est raisonnable 
de penser que la contribution de l'indicateur de district dans la prédiction de la production de 
blé pourra varier sensiblement d'une année à l'autre. 
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Tableau 2 
Estimations par régression pour neuf comtés du Kansas 

District 

1 

2 

3 

4 

5 

6 

7 

8 

9 

Comté 

Decatur 

Trego 

Hodgeman 

Jewell 

Marion 

Comanche 

Leavenworth 

Shawnee 

Butler 

Production estimée de blé (en miUiers de boisseaux) 

Modèle 1 
(sans terme d'interaction) 

4,944 
(180) 

4,378 
(174) 

4,808 
(123) 

5,555 
(275) 

5,144 
(313) 

2,615 
(59) 
231 
(53) 
232 

(106) 
2,374 
(331) 

Modèle 2 
(avec termes d'interaction) 

4,778 
(179) 

4,229 
(188) 

4,908 
(125) 

5,550 
(269) 

4,931 
(315) 

2,480 
(63) 
262 
(61) 
226 

(104) 
2,272 
(338) 

Nota: Les erreurs types figurent entre parenthèses au-dessous de chaque estimation. 

Nous nous sommes servis des deux modèles proposés pour établir des estimations pour les 
105 comtés du Kansas. Le tableau 2 donne les estimations non pondérées et les erreurs types 
correspondantes calculées pour neuf comtés, soit un par district. Nous avons tiré au hasard 
un comté dans chaque district de sorte que toutes les régions de l'État soient représentées. En 
examinant les données du tableau 2, on s'aperçoit que l'erreur type estimée pour le comté de 
Shawnee est anormale. La variance d'une estimation régionale (ou de comté) dépend du nombre 
de fermes dans le comté, de la superficie totale ensemencée en blé dans le comté et du nombre 
de fermes de l'échantiUon qui appartieiment au district dans lequel se trouve le comté. Le district 
no 8, qui comprend Shawnee, compte relativement peu de fermes dans la base de données sur 
les menus grains. Par ailleurs, Shawnee a un nombre raisonnable de fermes où l'on cultive du 
blé mais les superficies ensemencées sont modestes. Ces trois facteurs expliquent que l'erreur 
type des estimations calculées pour le comté de Shawnee soit assez élevée. 

Les estimations du tableau 2 se rapprochent assez des estimations pubUées (Kansas Agricultural 
Statistics 1988). Bien qu'il soit réconfortant de voir que nos estimations ne s'écartent pas 
véritablement de celles de l'État du Kansas, U n'y a rien théoriquement qui justifie de considérer 
les estimations du Kansas comme la norme. Nous avons donc exécuté une étude de simulation 
afin de mieux évaluer nos estimateurs. Cette étude est décrite dans la section qui suit. 

6. ETUDE DE SIMULATION 

6.1 Estimateurs comparés 

L'étude de simulation a permis de comparer les estimations obtenues au moyen des deux 
modèles de régression proposés et ceUes produites par deux estimateurs courants pour petites 
régions: l'estimateur synthétique et l'estimateur direct. (Voir, par exemple, la section 2 de 
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Sàrndal et Hidiroglou (1989) pour une analyse d'estimateurs courants pour petites régions, 
y compris les estimateurs synthétique et direct.) On obtient des estimations synthétiques 
en répartissant la production totale de blé pour l'État entre les comtés au prorata de la super­
ficie ensemencée en blé dans chaque comté. Quant à l'estimation directe, la méthode se limite 
à utiHser les fermes échantiUonnées d'un comté pour estimer la production de blé dans ce comté. 

Les estimations synthétiques devraient normalement être fortement biaisées puisque les 
pratiques agricoles et les conditions atmosphériques ne sont pas nécessairement les mêmes dans 
chaque région d'un État alors que selon l'estimateur synthétique, chaque comté est représentatif 
de l'État. En revanche, la variance des estimations synthétiques sera relativement faible car 
ce genre d'estimations sont établies à l'aide de toutes les données pour l'État. 

Tableau 3 

Nombre de fermes et niveau de production selon le district et la superficie ensemencée 

District 

1 

2 

3 

4 

5 

6 

7 

8 

9 

Mj* 
mj* 

bu/pa* 

Mj 

m 
bu/pa 

Mj 

m 
bu/pa 

M, 
mj 

bu/pa 

Mj 
mj 

bu/pa 

Mj 

m 
bu/pa 

Mj 
m, 

bu/pa 

Mj 
mj 

bu/pa 

Mj 
mj 

bu/pa 

0-99 

354 
27 

34.68 

266 
27 

35.92 

264 
31 

26.93 

956 
62 

36.81 

1,236 
92 

31.79 

1,181 
96 

26.24 

957 
62 

33.87 

1,126 
56 

26.02 

1,122 
47 

23.57 

Superficie ensemencée 

100-249 

638 
45 

37.18 

550 
49 

33.62 

549 
80 

32.84 

939 
37 

36.91 

1,529 
93 

32.25 

1,427 
96 

26.88 

242 
5 

40.81** 

251 
11 

11.48** 

431 
19 

23.87 

250-499 

531 
51 

37.76 

572 
47 

36.78 

610 
76 

35.03 

626 
23 

39.70 

912 
51 

31.69 

1,160 
81 

28.78 

67 
2 

40.81** 

52 
2 

11.48** 

166 
7 

27.63** 

(acres) 

500-999 

302 
40 

39.21 

377 
55 

39.09 

537 
98 

36.79 

271 
21 

39.87 

350 
26 

36.85 

793 
55 

27.87 

9 
0 

40.81** 

9 
0 

11.48** 

59 
3 

27.63** 

> 1,000 

85 
9 

38.68 

161 
33 

34.85 

264 
61 

33.13 

50 
7 

39.41 

54 
3 

33.65 

249 
20 

26.72 

3 
0 

40.81** 

1 
0 

11.48** 

12 
1 

27.63** 

* Mj est le nombre de fermes dans la base de données sur les emblavures, m,- est le nombre de fermes dans la base 
de données sur la production et bu/pa est le rapport entre le nombre de boisseaux produits et la superficie ense­
mencée (en acres). 

** Les cellules pour ce district ont été groupées en vue de calculer le ratio bu/pa. 
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Comme l'esthnation directe calctUée pour un comté repose uniquement sur les données d'échan­
tillon recueillies à l'intérieur de ce comté, la variance de cette estimation sera relativement élevée 
mais son biais devrait être moindre que celui d'une estimation synthétique. L'échantillon doit 
comprendre au moins une ferme d'un comté donné si l'on veut calculer une estimation pour ce 
comté, et il doit comprendre au moins deux fermes d'un même comté si l'on veut estimer la 
variance. Dans la base de données de 1987 sur les menus grains, trois comtés n'étaient pas du 
tout représentés dans l'échantUlon des fermes à blé et trois autres l'étaient par une seule ferme. 

Bien que nous comparions "nos" estimateurs par régression aux estimateurs synthétique 
et direct, il convient de préciser que ces deux derniers n'admettent que des données provenant 
d'un échantillon probabiliste, ce qui n'est pas le cas des données du Kansas. 

6.2 Population simulée et échantillons 

Nous avons tout d'abord simulé une population de fermes à blé en générant des niveaux 
de production pour les 22,300 fermes de la base de données sur les emblavures qui comptaient 
des terres ensemencées en blé. Comme les niveaux de production semblent varier selon le district 
et la taille de l'exploitation agricole (voir tableau 3), nous avons généré des ratios "nombre 
de boisseaux par unité de superficie ensemencée" (bu/pa) à partir de 37 distributions différentes. 
Celles-ci étaient fondées sur les ratios bu/pa tirés de la base de données sur les menus grains. 
(Notons qu'en ce concerne les districts de l'est du Kansas - districts 7, 8 et 9 en l'occurrence, 
plusieurs catégories de taille étaient peu représentées dans l'échantillon ou ne l'étaient pas du 
tout. Nous avons donc regroupé ces catégories de la manière indiquée dans le tableau 3 afin 
de simuler des ratios bu/pa.) Nous avons produit un histogramme des ratios empiriques de 
la base de données sur les menus grains pour chaque district en fonction de cinq catégories 
de taille: de 0 à 99 acres ensemencés en blé, de 100 à 249, de 250 à 499, de 500 à 999 et 1,000 
acres ou plus. Comme ces histogrammes avaient plus ou moins une forme en cloche, nous avons 
choisi de décrire la distribution des ratios bu/pa au moyen de la distribution normale. Pour 
moyenne et pour variance de la distribution normale, nous avons utilisé la moyenne et la 
variance empiriques des ratios bu/pa pour les fermes à blé de la base de données sur les menus 
grains réparties dans les 37 classes formées par la combinaison des districts et des catégories 
de taille. 

Après avoir tiré de la distribution normale appropriée le ratio bu/pa pour chaque ferme, 
nous avons calculé la quantité de blé produite sur chaque ferme en multipliant le ratio simulé 
par la superficie déclarée des emblavures. 

Par la suite, nous avons tiré dix échantillons de cette population simulée. Comme aucun 
plan d'échantillonnage particulier n'avait été défini, chaque ferme dans les 37 classes a été pré­
levée avec une probabilité égale au rapport empirique entre le nombre de fermes appartenant 
à la base de données sur les menus grains et le nombre de fermes de la même classe apparte­
nant à la base de données sur les emblavures. Ainsi, les fermes de la classe C, par exemple, 
ont été échantillonnées avec une probabilité égale à 

Nombre de fermes de la classe C dans la base de données sur les menus grains 

Nombre de fermes de la classe C dans la base de données sur les emblavures 

Par un tel plan, nous cherchions à obtenir des échantillons simulés qui se rapprocheraient le 
plus possible des échantiUons réels, même si nous ne connaissons pas les probabilités de sélection 
pour les échantillons réels. 

6.3 Comparaison des quatre estimateurs pour petites régions 

Nous nous sommes servis des quatre estimateurs qui font l'objet d'une comparaison (c'est-
à-dire les deux estimateurs par régression, l'estimateur synthétique et l'estimateur direct) et 
des dix échantillons simulés précédemment pour calculer un niveau de production pour chacun 
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Estimateur synthétique 

Production (en milliers de boiseaux) 

3,000 

2,000 

1,000 

8 
+ 

4 4 
• - 1 — 1 — 1 — 1 — 1 — 1 — — 1 — 1 — i - ^ 

1 2 3 4 5 6 7 8 9 

Numéro de district 

Estimateur direct 

Production (en milliers de boisseaux) 

3,000-

2,000-

1,000 -

0-

* 

0 

1 

— 1 — 

f 
0 

• r 

1 
8 

— 1 — 

fi 

"• 1 

0 

f 
4 + 

••• 1 1 1 

1 2 3 4 5 6 7 8 9 

Numéro de district 

Estimateur par régression 
(modèle 1 - sans terme d'interaction) 

Production (en milliers de boisseaux) 

3,000-

2,000 

1,000 

Estimateur par régression 
(modèle 2 - avec termes d'interaction) 

Production (en milliers de boisseaux) 

3,000-

2,000-

1,000-

0-

.1^ 

'-1 r 

i . 

1 

1 * 

1 

— 1 1 1 r r" 

1 2 3 4 5 6 7 8 9 

Numéro de district 

2 3 4 5 6 7 8 9 

Numéro de district 

Nota:Les estimations concernent un comté tiré au hasard dans chacun des districts, 
o = estimation calculée pour un des dix échantillons simulés; 
+ = valeur réelle tirée de la production simulée. 

Figure 1. Comparaison d'estimateurs pour neuf comtés 
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des 105 comtés. Nous avons ensuhe comparé ces estimations aux niveaux de production "réels" 
établis à l'aide de la population simulée. Cette comparaison nous permet de mesurer le biais 
et la variabilité des estimations pour chaque comté. Dans la figure 1, nous reproduisons, pour 
chaque estimateur étudié et les neuf comtés choisis au hasard à raison d'un par district (évoqués 
dans la section 5), les valeurs calculées pour chacun des dix échantillons ainsi que la production 
(réelle). 

Comme prévu, les estimations synthétiques sont entachées d'un biais considérable. En effet, 
l'intervalle des estimations issues des dix échantUlons simulés ne comprend la valeur réeUe de 
population que dans le cas du district n° 2. L'intervalle des valeurs calculées par l'estimateur 
direct est plus large que celui des estimations synthétiques pour chacun des neuf districts mais 
il renferme la valeur réeUe de population dans tous les cas. Les intervaUes des estimations 
calculées au moyen de l'un ou l'autre des modèles de régression semblent moins étendus que 
ceux des estimations directes. Dans le cas du modèle 1, on note un certain biais dans les 
estimations pour environ la moitié des districts. Les estimations calculées selon le modèle 2 
paraissent moins biaisées. Les résultats de la comparaison nous amènent à opter pour le 
modèle 2, c'est-à-dire le modèle de régression avec termes d'interaction. 

6.4 Comparaison des méthodes de pondération 

En nous servant des trois méthodes de pondération décrites dans la section 4, nous avons 
ensuite pondéré les quatre mêmes séries d'estimations régionales tirées des échantillons simulés 
de manière à les faire concorder avec la production totale de l'État estimée à l'aide de la popu­
lation simulée. Nous avons comparé les estimations ainsi obtenues aux niveaux de production 
réels étabUs pour la population simulée. À cette fin, nous nous sommes servis de la moyenne 
des valeurs absolues des erreurs relatives, qui est définie: 

(1/̂ ) Y 
i=l 

{Yj+ - Yj+)/Yj+ 

La figure 2 donne les valeurs de cette moyenne tirées des dix échantillons simulés pour les 
105 comtés. Nous y comparons les quatre estimateurs dans le cas où il y a absence de pondéra­
tion et dans trois autres cas qui correspondent à l'appUcation de chacune des trois méthodes 
de pondération. 

Nous voyons d'après la figure 2A que la méthode qui consiste à minimiser la somme des 
carrés des écarts donne des estimations finales très médiocres; la moyenne des valeurs abso­
lues des écarts relatifs entre les estimations finales et les niveaux de production des comtés 
calculés à l'aide de la population simulée est très élevée par rapport aux moyennes observées 
dans le cas des autres méthodes de pondération. Cela s'explique par la grande différence qui 
peut exister parfois entre des niveaux de production dans deux comtés. Comme la méthode 
en question consiste à minimiser la somme des carrés des écarts entre les estimations initiales 
et les estimations finales, il se pourrait que l'opération modifie considérablement l'estimation 
initiale pour un comté si cette estimation est très peu élevée. Or, de telles variations semblent 
injustifiables et c'est pourquoi nous n'insisterons pas davantage sur cette méthode de 
pondération. 

La figure 2B, qui est une version raffinée de la figure 2A, permet une comparaison plus 
poussée des quatre estimateurs dans le cas de l'absence de pondération et dans le cas de l'appli­
cation des deux autres méthodes. Nous constatons que le modèle de régression avec termes 
d'interaction est, parmi les quatre estimateurs étudiés, celui pour lequel l'erreur est généralement 
la moins élevée. Cela confirme le choix que nous avions fait dans la sous-section précédente. 
En outre, la figure 2B donne à penser qu'il y a peu de différence entre les estimations initiales 
non pondérées et les estimations pondérées selon l'une ou l'autre des deux méthodes. De fait. 
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A. 
Moyenne des valeurs absolues des erreurs relatives 
30 
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0.10 -
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Min. de la somme 
des carrés des 
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Nota: Les données proviennent des échantillons simulés. 
N = estimateur par régression - modèle 1 (sans terme d'interaction); 
X = estimateur par régression - modèle 2 (avec termes d'interaction); 
S = estimateur synthétique; 
D = estimateur direct. 

Figure 2. Comparaison des estimateurs et des méthodes de pondération 
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la somme des estimations régionales initiales est voisine du total pour la population simulée. 
Les facteurs de pondération constants, ci, ont donc tous une valeur approximative de un. Enfin, 
comme les deux méthodes donnent des résultats simUaires, il n'y a aucune raison d'utiliser la 
plus compliquée des deux; nous pouvons donc utiliser celle avec facteur de pondération 
constant. 

7. CONCLUSIONS ET SUJETS DE RECHERCHE POUR L'AVENIR 

Nous avons montré que l'on pouvait obtenir des estimations acceptables de la production 
de blé par comté à l'aide d'un modèle de régression. Les variables explicatives du modèle que 
nous avons choisi sont la superficie ensemencée (en acres), les indicateurs de district et les ter­
mes d'interaction. Le modèle de régression proposé ne nécessite pas un échantillon aléatoire 
de fermes et, par surcroît, U permet d'estimer la variance d'estimations régionales. Il est possible 
de pondérer les estimations tirées du modèle de régression de manière à faire concorder leur 
somme avec la production totale estimée pour l'État; cette pondération peut se faire au moyen 
d'un facteur constant car nous avons vu que cette méthode ne donne pas des résultats très 
différents de ceux obtenus avec l'autre méthode, plus complexe. 

L'estimation de la production agricole par comté est un sujet qui doit faire encore l'objet 
de nombreuses recherches. Par exemple, les estimations régionales tirées de l'étude de simulation 
nous portent à croire que la présence (ou l'absence) des grandes exploitations agricoles (embla­
vures d'une superficie de 1,000 acres ou plus) dans l'échantillon d'un district pourrait influer 
largement sur les estimations des comtés de ce district, à plus forte raison pour les districts qui 
comptent peu de grandes exploitations. Comme les grosses fermes représentent le plus souvent 
une proportion appréciable de la production agricole, elles mériteraient de faire l'objet d'une 
opération indépendante dans le calcul d'estimations régionales. Par ailleurs, les États devraient 
envisager de modifier leur plan d'échantillonnage de sorte que les grandes exploitations fassent 
partie de l'échantillon à coup sûr. 

La recherche doit aussi tenter de déterminer si le modèle de régression que nous avons défini 
pour le blé peut s'appliquer à d'autres cultures. En particulier, U serait intéressant de savoir 
si ce genre de modèle peut être utilisé pour les cultures spéciales, au sujet desquelles il existe 
beaucoup moins de données. De plus, nous découvrirons peut-être que la similitude observée 
entre le chiffre de production pour l'État et la somme des estimations régionales - pour les 
données réelles comme pour les données des échantillons simulés - est propre à la production 
de blé et n'est pas observable pour toutes les cultures. Nous devrions aussi chercher à savoir 
si, pour les autres cultures que le blé, on doit utiliser une autre méthode de pondération que 
celle avec facteur de pondération constant. 

Nous avons choisi d'amorcer l'étude de l'estimation pour comtés en examinant des méthodes 
d'estimation de la production. Les recherches à venir devront porter aussi sur l'estimation de 
la superficie totale ensemencée pour diverses cuUures. Pour les besoins de notre étude, nous 
avons puisé dans la base de données du recensement de l'agriculture de 1987 pour connaître 
le nombre de fermes et la superficie ensemencée en blé dans chaque comté. Or, le recensement 
de l'agriculture n'est fait qu'à tous les cinq ans. Dans l'intervaUe, il faut estimer la variation 
du nombre de fermes et de la superficie ensemencée à l'aide de données d'échantiUon. Ces varia­
tions devraient normalement être modestes en ce qui a trait aux grandes cultures comme le blé 
au Kansas; toutefois, pour ce qui regarde les cultures moins courantes, il sera vraisemblable­
ment plus difficile d'estimer ces variations. 

Enfin, U ne sera probablement plus nécessaire de respecter la condition que nous avions posée 
au début - à savoir l'utiUsation d'un estimateur comportant peu de calculs - et qui nous a amenés 
à proposer un estimateur par régression, car les divers départements de l'agriculture aux États-
Unis seront bientôt raccordés à un grand réseau informatique national. Par conséquent, nos 
futures études sur l'estimation de la production agricole par comté s'intéresseront à des esti­
mateurs qui comportent plus de calculs. 
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L'Enquête sociale générale canadienne: 
bilan des cinq premières années 

D.A. NORRIS et D.G. PATON^ 

RÉSUMÉ 

L'Enquête sociale générale canadienne est une enquête annuelle ayant pour objet de recueillir des données 
sur les caractéristiques démographiques et sociales des Canadiens. Le présent article donne un aperçu 
général de l'enquête fondé sur l'expérience des cinq premiers cycles. Nous y examinons les objectifs 
du programme, les méthodes utilisées, les thèmes et les questions étudiés, les produits élaborés ainsi 
que les perspectives d'avenir. 

MOTS CLÉS: Enquêtes sociales; enquêtes téléphoniques; composition aliatohe; enquêtes sur l'emploi 
du temps; enquêtes sur la santé. 

1. INTRODUCTION 

Le programme de la statistique sociale de Statistique Canada a pour objet de fournir des 
renseignements sur les caractéristiques démographiques et sociales des Canadiens ainsi que sur 
leurs conditions de vie. Les produits conçus dans le cadre du programme servent de base à 
l'élaboration des poUtiques relatives à nombre de questions sociales capitales. 

La pierre angulaire du programme de la statistique sociale est le recensement de la population. 
Tenu tous les cinq ans, ce dernier permet de recueillir des données repères sur l'évolution 
démographique, sociale et économique de la population et constitue la base pour la réalisation 
d'enquêtes-échantillon ultérieures. En sus du recensement, le programme prévoit la mise en 
oeuvre d'enquêtes permanentes et d'autres programmes statistiques, dont un bon nombre 
utilisent des sources de données administratives, portant sur la santé, l'éducation, la culture, 
la justice, les finances publiques, l'emploi et le chômage, le revenu et les dépenses ainsi que 
la démographie. 

Bien que les enquêtes-ménages constituent depuis longtemps un volet ûnportant du programme 
de la statistique sociale, les enquêtes périodiques ont traditionnellement porté davantage sur 
les questions relatives au marché du travail et au revenu et aucune enquête périodique perma­
nente n'a été réalisée dans des domaines comme la santé, l'éducation, la justice ou la culture. 
Afin de combler partiellement ces lacunes, Statistique Canada a mis sur pied en 1985 une 
Enquête sociale générale (ESC). 

Le présent article se propose d'exposer la nature et la portée de l'ESG, puis d'indiquer 
comment elle a évolué au cours des cinq dernières années. Vous y trouverez une description 
des méthodes utilisées et des sujets traités dans le cadre des cinq cycles de l'enquête, suivie d'une 
brève discussion des pistes qu'il conviendrait d'explorer dans le futur. 

2. OBJECTIFS ET STRUCTURE DE L'ESG 

Nous avons assisté, au cours de la période aUant de 1930 à 1980, à une croissance rapide 
du nombre et de l'envergure des programmes sociaux mis en oeuvre au Canada. Alors qu'au 
début des aimées 30 l'ensemble des dépenses gouvernementales au titre des programmes sociaux 
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ne représentaient qu'environ 10% du PIB, elles en constituaient environ 30% au début des 
années 80. Cette augmentation du nombre de programmes sociaux s'est accompagnée d'un 
accroissement de la demande de données et de renseignements permettant de suivre et d'analyser 
les tendances sociales ainsi que d'une intensification de l'utilisation de ces données et rensei­
gnements. Au fil des ans. Statistique Canada a dû élargir la portée de son programme de la 
statistique socide pour répondre à ces besoins de plus en plus pressants. Néamnoins, l'utUisation 
plus étendue qu'on a faite des données disponibles au cours des dernières années a révélé 
l'existence de vastes domaines lacunaires où les données pertinentes étaient trop réduites et 
limitées pour permettre de planifier efficacement les programmes, les produits et les services 
ou de déterminer à quels projets il convenait d'affecter les ressources. 

Au début des années 80, un des points faibles du programme tenait au fait que la plupart 
des statistiques sociales autres que celles portant sur le marché du travail et sur le revenu étaient 
élaborées à partir de dossiers administratifs ou d'enquêtes réalisées auprès des établissements 
institutionnels. Ces sources permettraient de recueillir des données limitées sur la population 
venant en contact avec les établissements institutionnels du secteur social, mais aucune donnée 
sur les besoins en matière de programmes sociaux ni sur l'incidence de ces programmes sur 
la population en général. La seule façon de recueillir de telles données consiste à réaliser une 
enquête auprès de cette population. 

Même si nombre d'arguments militaient en faveur de la réalisation à intervalles réguliers 
d'enquêtes de grande envergure portant sur divers sujets (comme la santé, l'éducation, les 
victimes d'actes criminels), on ne disposait pas des ressources nécessaires pour mettre sur pied 
un programme d'une teUe envergure. Statistique Canada a plutôt choisi de réaliser une enquête 
sociale générale annuelle beaucoup plus modeste permettant d'étudier les principaux sujets 
d'importance au cours d'une période de cinq ans, ainsi que servant, à long terme, d'outil pour 
suivre l'évolution de la société et, à court terme, d'outU de coUecte de données Hmitées sur des 
questions présentant un intérêt sur le plan de la politique sociale. Le budget annuel total de 
l'ESG s'établissait initialement à environ un million de dollars (CAN) et le programme était 
financé au moyen d'une réaffectation interne des ressources dégagées par Statistique Canada 
à la suite d'un accroissement de l'efficience de l'Enquête sur la population active. 

L'ESG a deux objectifs principaux: 

• recueillir à intervalles réguliers des données sur un large éventail de tendances sociales afin 
de suivre l'évolution de la société en ce qui concerne les conditions de vie et le bien-être des 
Canadiens; 

• fournir des renseignements sur des questions précises d'actualité ayant trait à la politique 
sociale. 

En vue d'atteindre ces objectifs, on a décidé de faire de l'ESG une enquête annuelle. Étant 
donné le large éventail de questions sociales sur lesquelles il faut recueillir des données, l'ESG 
comporte cinq cycles d'enquêtes portant chacun sur un sujet différent. Les données relatives 
à chacun des sujets traités sont donc recueillies tous les cinq ans. Les divers cycles de l'enquête 
portent respectivement sur: 

1. La santé; 

2. L'emploi du temps; 

3. Les risques personnels (accidents et actes criminels); 

4. Les études et le travaU; 

5. La famUle et les amis. 

Lors de la planification du contenu, on s'était également fixé comme objectif d'inclure des 
questions permettant d'obtenir des indicateurs de la qualité de vie, questions portant par exemple 
sur le degré de satisfaction, les attitudes, les perceptions ou les croyances. 
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Chaque cycle de l'ESG comporte trois composantes: 
• La composante de la thématique principale, dont chacun des sujets est étudié tous les cinq 

ans, vise à recueillir des données permettant de suivre l'évolution des conditions de vie et 
du niveau de bien-être. 

• La composante de la thématique particulière, dont le sujet varie d'un cycle à l'autre, vise 
l'atteinte du deuxième objectif de l'enquête, soit fournir des renseignements sur des questions 
précises d'intérêt public présentant un intérêt particulier pour les ministères fédéraux ou les 
groupes de réflexion. 

• La composante des données signalétiques. Ces données, qui sont recueillies à chaque cycle 
d'enquête, portent sur un ensemble de variables démographiques et socio-économiques de 
base qui permettent de définir les groupes de population afin de faciUter l'analyse des données 
thématiques principales et particulières. 

Alors que les composantes des données signalétiques et de la thématique principale sont 
financées par Statistique Canada, les coûts relatifs à la composante de la thématique particu­
lière sont récupérés auprès des parrains. 

La population cible de l'ESG comprend toutes les personnes âgées de 15 ans ou plus vivant 
dans les dix provinces du Canada, à l'exception des pensionnaires des établissements institu­
tionnels. Il a été décidé de ne pas utiliser l'Enquête sur la population active comme véhicule 
pour l'ESG afin d'éviter d'imposer un fardeau de déclaration trop lourd aux personnes parti­
cipant à l'EPA et de permettre à l'équipe de l'ESG d'utiUser des méthodes d'échantUlonnage 
et de collecte ainsi que des distributions d'échantillonnage différentes de celles de l'EPA. La 
taille cible de l'échantillon prélevé pour chaque cycle, qui est de 10,000 personnes, constitue 
une solution de compromis permettant de satisfaire le mieux possible aux exigences en matière 
de précision des estimations, de respect du budget et de durée de l'interview. Les parrains ont 
toutefois la possibilité d'élargir la taille de l'échantillon pour une population cible ou une région 
géographique donnée. 

Le premier cycle de l'enquête, portant sur la santé, a été réaHsé à la fin de 1985, et les autres 
cycles ont été ultérieurement mis en oeuvre à des intervalles d'environ un an. Le cinquième 
cycle, portant sur la famille, a été réalisé au début de 1990 et la collecte des données relatives 
au sixième cycle a débuté en janvier 1991. 

Avant d'étudier de façon plus approfondie les thèmes et sujets de recherche abordés dans 
le cadre de chacun des cycles de l'enquête, nous allons exposer plus en détails les méthodes 
d'enquête utUisées. 

3. MÉTHODOLOGIE 

3.1 Exigences et contraintes 

Voici les principales exigences méthodologiques auxquelles doit satisfaire l'ESG: i) elle doit 
permettre la réalisation d'une analyse approfondie de la population canadienne d'âge adulte 
à l'échelle nationale et d'une analyse un peu moins détaillée à l'échelle régionale (cette exigence 
a des impHcations tant sur le plan de la taille de l'échantillon que sur celui de la quantité de 
données recueillies auprès de chaque répondant); ii) elle doit être réalisée à un coût acceptable; 
iii) elle doit utiUser un plan d'échantiUonnage qui convienne à une enquête à objectifs multiples; 
enfin, iv) elle doit permettre l'élaboration de fichiers de microdonnées à grande diffusion 
pouvant, sans trop de difficuhés, être utiHsés à des fins d'analyse par les chercheurs de l'extérieur 
de Statistique Canada. 

Ces exigences ont toutes une incidence sur le choix du mode de collecte des données, du plan 
d'échantillonnage et de la taille de l'échantUlon. Toutefois, le choix du plan d'échantillonnage 
a été déterminé surtout par les deux dernières, tandis que celui du mode de collecte et de la taille 
de l'échantUlon l'a été dans une large mesure par le plan d'échantiUonnage et les deux premières. 
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On peut conclure à la lumière de la dernière exigence que le plan d'échantillonnage se doit 
d'être simple puisque, en généred, U est ùnpossible de dormer dans des fichiers à grande diffusion 
les renseignements sur le plan d'échantillonnage nécessaires pour analyser les données d'une 
enquête complexe. De même, la troisième exigence laisse entendre qu'U faut éviter de trop opti­
miser le plan d'échantillonnage pour des variables précises. 

3.2 Mode de collecte des données 

Il a fallu, au moment du choix du mode de collecte, tenir compte d'un certain nombre de 
facteurs concurrents: coût de l'interview, durée de l'interview, taux de réponse, exactitude des 
dormées recueUUes et taUle de l'échantiUon. Compte tenu du niveau de détail des données devant 
être recueillies, on prévoyait une durée d'interview de 20 à 30 minutes par répondant. Afin 
de réduire le fardeau de déclaration du ménage et d'éviter tout effet de grappe au niveau de 
ce dernier, on a décidé de n'interviewer qu'une seule personne par ménage. Les principales 
méthodes de coUecte qu'on a étudié la possibilité de retenir ont été: le retour par la poste, l'inter­
view sur place et l'interview téléphonique. Compte tenu du caractère hétérogène de la population 
cible, on a jugé que les taux élevés de non-réponse obtenus avec la méthode du retour par la 
poste étaient inacceptables en raison des biais qu'ils étaient susceptibles d'introduire. La 
méthode de l'interview sur place offrait certains avantages, comme un faible taux de non-
réponse et un faible taux de non-réponse à certaines questions, qui auraient permis d'améUorer 
la qualité des données recueillies, mais elle avait pour inconvénient d'être très coûteuse. De 
plus, nombre des plans d'échantillonnage utilisés pour réduire le coût des interviews sur place 
prévoient un échantillonnage à plusieurs degrés et sont fortement optimisés pour quelques 
variables. (Il aurait été trop coûteux de ne pas utiliser un des plans d'échantillonnage et une 
des bases de sondage existants.) Ces plans complexes rendent l'analyse des ensembles de données 
résultants difficile, tandis que l'optimisation se traduit par des effets de plan marqués pour 
certaines variables. Ces effets de plan font que ces plans d'échantillonnage conviennent moins 
bien aux enquêtes à objectifs multiples comme l'ESG. Par aUleurs, les enquêtes téléphoniques 
réalisées à Statistique Canada indiquaient que ces dernières permettraient d'obtenir des taux 
de réponse relativement élevés à un coût raisonnable. En outre, l'utilisation de méthodes de 
composition aléatoire (CA) constitue une façon efficace pour prélever des échantillons qui sont 
des échantillons aléatoires simples ou peu s'en faut. 

Pour toutes ces raisons, l'ESG a utiHsé les méthodes de composition aléatoire (CA) et d'inter­
view téléphonique pour la majeure partie de son échantiUon dans tous les cycles réalisés jusqu'à 
maintenant. Lorsqu'il s'est avéré nécessaire d'axer l'enquête sur certains groupes cibles, on 
a complété l'échantillon principal en prélevant des noms dans des bases de sondage sous forme 
de Hstes. À l'occasion du premier cycle de l'enquête, on a jugé qu'U faUait utiHser la technique 
de l'interview sur place pour nombre des interviews réalisées avec des personnes âgées. 

3.3 Population cible 

La population cible de l'ESG comprend toutes les personnes de 15 ans ou plus résidant au 
Canada à l'exception: i) des résidents des Territoires du Nord-Ouest et du Yukon et ii) des 
pensionnaires d'établissements institutionnels. Cette population cible est différente de celle 
de l'EPA, qui exclut en outre tous les habitants des réserves indieimes et les membres permanents 
des Forces armées canadiennes. 

3.4 Population échantillonnée 

Les méthodes d'échantUlonnage utUisées pour l'ESG font que certains membres de la popu­
lation cible sont exclus de l'échantiUon. Au moment de la pondération, ces personnes sont impli­
citement traitées de la même façon que les membres de l'échantillon (manquantes au hasard) 
et les poids finals permettent d'établir des estimations pour l'ensemble de la population cible. 
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Lorsqu'on utilise la méthode de l'interview téléphonique, les personnes faisant partie de 
ménages qui n'ont pas le téléphone sont exclus de l'échantiUon. Moins de 2% des ménages cana­
diens faisant partie de la population cible de l'Enquête sur la population active se trouvent dans 
cette situation (Statistique Canada 1989, 1990b). Toutefois, ce taux élevé de pénétration du 
téléphone n'est pas uniforme d'un groupe d'âge, d'une tranche de revenu, ni d'une province 
à l'autre: 95.4% des ménages de l'île-du-Prince-Édouard ont le téléphone, contre 99.2% de 
ceux de l'Ontario; 99.1 % des ménages dont le revenu s'établit entre 20 et 25 mille dollars ont 
le téléphone, contre seulement 93.9% de ceux dont le revenu est inférieur à 10 mille dollars. 
De plus, dans certaines sous-populations, le pourcentage de personnes possédant le téléphone 
est de loin inférieur à la moyenne; ainsi, ce pourcentage est seulement de 86.7% chez les 
personnes à faible revenu âgées de moins de 65 ans qui vivent seules. 

Comme, de façon générale, les réponses par personne interposée ne sont pas acceptées pour 
les fins de l'ESG, les personnes incapables d'utiliser le téléphone (soit qu'elles soient sourdes 
ou muettes), ne pouvant être jointes au cours de la période d'enquête ou ne parlant ni anglais 
ni français sont exclues de la population étudiée. (Pour les fins du sixième cycle de l'ESG, qui 
porte sur la santé des Canadiens, on a décidé d'accepter les réponses par personnes interposées 
dans les cas où le répondant échantillonné ne peut faire l'interview en raison d'un problème 
de santé.) 

Lorsque des échantillons supplémentaires sont tirés à partir de listes de ménages interviewés 
dans le cadre de l'Enquête sur la population active (comme dans le cas des 1 ", 5* et 6' cycles 
de l'enquête), les habitants des réserves indiennes et les membres permanents des Forces armées 
canadiennes sont exclus de ces échantillons. Ces exclusions représentent moins de 0.5% des 
personnes âgées de plus de 65 ans (ce groupe d'âge est le seul au sein duquel de tels échantiUons 
ont été prélevés). 

3.5 Stratification 

La stratification de l'échantiUon de l'ESG tient compte des exigences relatives à l'estimation, 
des exigences opérationnelles, des restrictions que l'échantUlonnage par composition aléatoire 
(CA) impose en matière de définition des strates, des problèmes de pondération soulevés par 
l'échantillonnage par composition aléatoire (CA) et des besoins spéciaux des parrains. Comme 
il est nécessaire d'établir certaines estimations à l'échelle provinciale, les limites des strates de 
l'ESG ne croisent jamais les limites provinciales. De même, les limites des strates ne croisent 
jamais les limites du secteur de compétence des bureaux régionaux car, pour des raisons 
opérationnelles, les répondants d'une même strate doivent être interviewés à partir d'un seul 
bureau régional. Par ailleurs, la méthode d'échantillonnage par composition aléatoire utilisée 
exige que les strates soient définies comme des groupes de centraux téléphoniques. Comme 
il faut, au moment de la pondération, disposer d'estimations précises de la taille des strates, 
les limites des strates (définies comme des groupes de centraux téléphoniques) doivent corres­
pondre étroitement aux limites de groupes d'unités pour lesquels on dispose de données ou 
d'estimations précises sur la population. Pour les années intercensitaires, on dispose de telles 
données à l'échelle de la région métropolitaine de recensement (RMR). 

La stratification de base établie en tenant compte de ces exigences a d'abord consisté à définir 
des strates dont les limites correspondaient aux Hmites des provinces. Étant donné qu'au cours 
des cycles 1 à 5 la Saskatchewan et l'Ontario relevaient chacune de deux bureaux régionaux, 
elles ont toutes deux été divisées en deux par une limite de strate. Dans un deuxième temps, 
les régions ainsi définies ont été chacune divisées en deux strates, l'une regroupant les RMR 
et l'autre, les autres régions. Enfin, les deux plus grandes RMR, celles de Montréal et de 
Toronto, ont été constituées en deux strates distinctes. Ainsi, l'échantillon des cycles 1 à 5 
comportait 25 strates réparties comme suit: une à l'île-du-Prince-Édouard (cette province ne 
comprend pas de RMR), deux à Terre-Neuve, en Nouvelle-Ecosse, au Nouveau-Brunswick, 
au Manitoba, en Alberta et en Colombie-Britannique, trois au Québec, quatre en Saskatchewan 
et cinq en Ontario. L'échantillon du cycle 6 comportait 21 strates réparties comme suit: une 
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à l'île-du-Prince-Édouard, deux à Terre-Neuve, en Nouvelle-Ecosse, au Nouveau-Brunswick, 
au Manitoba, en Saskatchewan, en Alberta et en Colombie-Britannique, ainsi que trois au 
Québec et en Ontario. 

Cette stratification de base peut cependant être modifiée, et l'a été à l'occasion, en fonction 
du caractère particulier du sujet traité ou des besoins spéciaux des parrains. À l'occasion du 
cycle 2, l'intérêt spécial porté à la langue utilisée a amené l'équipe de l'ESG à créer des strates 
distinctes et à utiliser un taux d'échantillonnage plus élevé dans les "régions de contact" où 
on croyait que résidaient un grand nombre d'anglophones et de francophones. De même, 
certaines strates spéciales ont été définies à l'occasion du cycle 5 afin de produire, à la demande 
d'un client, des estimations pour certaines régions infraprovinciales de l'Ontario. 

3.6 Répartition de l'échantillon 

La taille cible de l'échantillon de l'ESG est de 10,000 personnes (interviews réalisées). Cet 
échantiUon a été réparti entre les provinces en proportion de la racine carrée de leur population. 
Par après, l'échantiUon provincial a été réparti entre les strates en proportion de la taille de ces 
dernières. La répartition proportionneUe à la racine carrée permet d'accroître la taiUe de l'échan­
tillon pour les provinces plus petites (par rapport à l'échantillon qu'on obtiendrait au moyen 
d'une répartition proportionnelle à la population) sans compromettre la précision des estima­
tions à l'échelle du Canada autant que le ferait une répartition directement proportionnelle. 
On a étudié la possibilité d'utiliser la méthode de Kish (1976) pour obtenir une répartition qui 
permette d'établir des estimations précises tant à l'écheUe provinciale qu'à celle du pays, mais 
la répartition résuhante n'a permis d'améUorer la précision des estimations à l'échelle nationale 
que dans une faible mesure tout en provoquant une modification spectaculaire, et jugée peu 
souhaitable, de la taUle de l'échantillon de certaines provinces. 

3.7 Méthode d'échantillonnage téléphonique 

À l'exception des échantUlons supplémentaires de personnes âgées de plus de 65 ans prélevés 
à partir des listes de ménages interviewés dans le cadre de l'Enquête sur la population active, 
les échantiUons de l'ESG ont été prélevés au moyen des techniques de composition aléatoire. 
Deux techniques distinctes ont été employées, la méthode de Waksberg (1978) et la méthode 
fondée sur l'élimination des banques inactives. Les deux méthodes utilisent les renseignements 
fournis par les compagiùes de téléphone afin d'accroître la probabilité de joindre les ménages. 
C'est le niveau de détaU des renseignements dont on dispose qui détermine la méthode utilisée. 

Au Canada, les numéros de téléphone comportent dix chiffres que l'on peut décomposer 
en un "indicatif régional" de trois chiffres, un "préfixe" de trois chiffres et deux champs de 
deux chiffres, dont le premier porte le nom d'identificateur de banque. Ainsi, chaque ensemble 
défini par un "indicatif régional et un préfixe" (IRP) peut comporter dix mille numéros 
différents et chaque ensemble défini par un "indicatif régional, un préfixe et un identifi­
cateur de banque" (IRP - Banque ou simplement banque) peut comporter cent numéros 
différents. On trouve ci-après un numéro de téléphone fictif décomposé en ses divers 
composants: 

216 

357 

46 

75 

216-357 

216-357-46 

216-357-4675 
Indicatif régional 

Préfixe (central) 

Identificateur de banque 

Numéro 

IRP 

IRP - Banque (banque). 
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Lorsqu'on dispose uniquement d'une Hste d'ensembles IRP, l'échantiUon de l'ESP est 
prélevé au moyen de la méthode de Waksberg. Selon cette méthode, la probabilité de sélection 
des banques est proportionnelle à leur taille, laquelle correspond au nombre de numéros de 
téléphone résidentiels qu'elles comprennent. On prélève ensuite au sein de chacune des banques 
sélectionnées un échantUlon aléatoire simple de numéros résidentiels. Lorsque la taille de 
l'échantiUon est la même dans chaque banque, cette méthode permet d'obtenir un échantillon 
équiprobabiliste de numéros de téléphone résidentiels. Pour les fins de l'ESG, la taille de l'échan­
tillon prélevé dans chaque banque est de 6 numéros. Cette méthode a pour avantage d'accroître 
la probabilité de tirage des numéros résidentiels, mais elle a pour inconvénient de produire un 
échantillon par grappes. Ainsi, dans certaines régions rurales de l'Ouest canadien, seulement 
6% environ des numéros générés à l'aide des listes IRP sont des numéros résidentiels, contre 
50% des numéros prélevés au deuxième degré. Pour nombre de variables, les effets du plan 
attribuable à l'échantiUonnage par grappes sont minimes, de l'ordre de 1.0 à 1.3. 

Lorsqu'on dispose de renseignements plus détaillés permettant de dresser une Hste de banques 
renfermant au moins un numéro résidentiel ("banques actives"), on utilise la méthode fondée 
sur l'élimination des banques inactives (ÉBI). Cette méthode consiste à prélever dans les banques 
actives un échantillon aléatoire simple de numéros de téléphone puis à rejeter les numéros non 
résidentiels afin d'obtenir un échantiUon aléatoire simple de numéros résidentiels. Depuis le 
premier cycle de l'ESG en 1985, on a utiHsé la méthode ÉBI pour une proportion de plus en 
plus grande de l'échantillon, à mesure qu'on pouvait obtenir plus de renseignements des 
compagnies de téléphone. À l'occasion du cycle 6 (mis en oeuvre en 1991), tout l'échantillon 
a été tiré à l'aide de cette méthode. 

Un système de programmes informatiques a été rédigé à l'intention des bureaux régionaux 
de Statistique Canada afin de mettre en oeuvre ces deux méthodes d'échantiUonnage et de suivre 
l'état d'avancement de l'enquête. Il faut que la totalité de l'échantillon relatif à une strate soit 
prélevé au moyen de la même méthode d'échantillonnage. 

Une fois qu'un ménage a été joint par téléphone, on dresse une Hste sur laquelle figurent 
le nom et l'âge de tous les membres du ménage, puis on choisit, au moyen de cette liste et d'un 
ensemble de numéros aléatoires imprimés pour chaque questionnaire, une personne âgée de 
15 ans ou plus devant être interviewée. C'est la méthode de Kish (1949). 

3.8 Échantillons spéciaux 

Les parrains de l'ESG ont la possibilité de financer la réalisation d'interviews additionnelles. 
Les échantillons additionnels nécessaires peuvent être obtenus en élargissant la taille de l'échan­
tillon CA prélevé dans une ou plusieurs strates ou encore être tirés dans d'autres bases de 
sondage. 

À l'occasion des cycles 2 et 5, on a choisi d'élargir la taille des échantillons CA prélevés dans 
certaines strates présentant un intérêt particulier pour les parrains. 

À l'occasion des cycles 1, 5 et 6, on a complété l'échantillon CA à l'aide d'échantillons 
additionnels de personnes appartenant à certains groupes d'intérêt. Dans chacun de ces cas, 
ces échantUlons étaient composés de personnes âgées de 65 ans ou plus tirées à partir d'une 
liste des ménages ayant récemment fait partie de l'échantillon de l'EPA. 

3.9 Taux de réponse 

Un des inconvénients des enquêtes téléphoniques tient au fait que les répondants semblent 
trouver plus facile de refuser de participer à une telle enquête qu'à une enquête utilisant la 
technique de l'interview sur place. Les entreprises utilisent régulièrement le démarchage 
téléphonique pour vendre leurs produits et services, et tous ont appris à dire non au téléphone. 
De plus, les nouvelles technologies, comme les répondeurs téléphoniques et les fonctions 
spéciales dont sont pourvus les systèmes téléphoniques, offrent aux gens la possibilité de filtrer 
facilement leurs appels d'arrivée. 
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Tableau 1 
Taux de réponse et de non-réponse (%) par cycle, selon le genre 

Résultats 

Refus du ménage 

Autres cas de non-réponse du ménage 

Refus de l'enquêté 

Autres cas de non-réponse de l'enquêté 

Cas spéciaux de non-réponse au cycle 2 

Réponse 

1 

6.2 

4.4 

1.3 

4.8 

83.4 

2 

6.2 

6.8 

2.8 

3.5 

1.9 

78.9 

Cycle 

3 

6.0 

6.6 

1.3 

3.2 

82.9 

4 

7.2 

6.4 

1.7 

3.9 

80.7 

5 

10.3 

7.2 

2.4 

4.3 

75.8 

Le tableau 1 indique les taux de réponse enregistrés pour les cinq premiers cycles de l'enquête. 
Les catégories "Autres cas de non-réponse du ménage" et "Autres cas de non-réponse de 
l'enquêté' ' englobent les cas où U a été impossible de réaliser l'interview en raison de problèmes 
Hnguistiques, d'une maladie, du décès d'un des membres de la famiUe et de l'absence du ménage 
ou du répondant pendant la période d'enquête; il ne fait aucun doute que certains de ces cas 
de non-réponse constituent des refus déguisés. Dans tous les cycles sauf le deuxième, on a réalisé 
les interviews le plus tôt possible après avoir joint les ménages. À l'occasion du cycle 2, un 
intervalle d'un mois s'est écoulé entre le contact initial avec les ménages et les interviews: une 
partie de la non-réponse peut être attribuée directement à cet intervaUe. Selon le tableau 1, les 
taux de réponse semblent avoir tendance à diminuer du premier au cinquième cycle. 

Il suffit cependant de jeter un coup d'oeU au tableau 2, qui indique les taux de réponse enre­
gistrés dans les divers bureaux régionaux pour les cycles 3 à 6, pour constater que la situation 
n'est pas aussi simple, nombre de bureaux (Halifax, Montréal, Winnipeg) affichant des taux 
de réponse relativement stables pour ces cycles d'enquête. De fait, si on exclut les résultats 
obtenus pour Toronto, U s'avère que le taux de réponse n'a accusé qu'un léger recul entre les 
cycles 3 et 5. Nous avons remarqué que les intervieweurs d'expérience avaient tendance a obtenir 
des taux de réponse plus élevés. Il se peut que la variation spectaculaire des taux de réponse 
enregistrée sur l'ensemble de ces trois cycles par le bureau de Toronto soit attribuable dans 
une large mesure à la difficulté qu'U y a à embaucher et à retenir le personnel dans une viUe 
dont l'économie est en plein essor. Il est également possible qu'une partie de cette variation 
soit attribuable à un changement survenu au sein de la population échantiUonnée par le bureau 
de Toronto. 

Les résultats préUminaires relatifs aux huit premiers mois Ganvier à août 1991) de coUecte 
du cycle 6 (voir le tableau 2) indiquent qu'U a été possible d'inverser cette tendance vers une 
diminution des taux de réponse. On a fait entre les cycles 5 et 6 un certain nombre de change­
ments, dont les plus importants sont le passage à une collecte mensuelle des données et la 
réaffectation de l'échantillon relatifs aux bureaux ne participant pas à la collecte de données 
du cycle 6, les échantiUons de St. John's, Toronto et Edmonton étant respectivement transférés 
à Halifax, Sturgeon Falls et Winnipeg. 

Au cours de la collecte des données du cycle 3, les intervieweurs ont constaté un accroissement 
du nombre d'appels pris par des répondeurs téléphoniques. Il était donc possible que les 
répondants utiHsent ces appareils pour filtrer leurs appels et que cette pratique provoque une 
augmentation des taux de non-réponse. Nous ne sommes pas capable de déterminer quels appels 
ont été pris par un répondeur dans le cadre des cycles 1 à 3, mais il nous est possible de le faire 
pour les cycles subséquents, ce qui nous permet d'analyser dans une certaine mesure l'effet 
de l'utiUsation de ces appareils sur les tatix de réponse. On trouve au tableau 3 une comparaison 
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Tableau 2 
Taux de réponse par cycle et par bureau régional 

(Les résuhats pour le cycle 6 sont des résultats préUminaires -
Le symbole désigne les bureaux ne réalisant pas d'interviews) 

Cycle 

St. John's 
Halifax 
Montréal 
Sturgeon Falls 
Toronto 
Winnipeg 
Edmonton 
Vancouver 
Canada 

Canada (sans Toronto) 

3 

84.1 
84.7 
83.0 
76.5 
87.0 
84.3 
83.2 
75.3 
82.9 

82.1 

Tableau 3 

4 

82.8 
84.1 
79.6 
81.1 
75.4 
87.0 
79.4 
80.2 
80.7 

81.8 

Taux de réponse et de non-réponse (%) selon le genre < 
selon 1 

Refus du ménage 

qu'un des appels 

Autres cas de non-réponse du ménage 
Refus de l'enquêté 
Autres cas de non-réponse 
Réponses 

Nombre d'enregistrements 

de l'enquêté 

5 

90.9 
85.9 
81.2 
71.5 
63.0 
84.3 
76.8 
79.6 
75.8 

80.1 

ie non-réponse et 
ait été ou non pris par un répondeur 

6 

82 
82 
71 

_ 
89 
— 

82 
81 

-

Est-ce que certains appels ont été pris par un répondeur? 

Cycle 4 

Non 

7.18 
6.45 
5.05 
1.68 

79.64 

10,981 
(93.6%) 

Tableau 4 

Oui 

8.17 
5.89 
4.55 
2.01 

79.38 

747 
(6.4%) 

Taux de réponse et de non-réponse {%) selon le genre 

Refus du ménage 
Autres cas de non-réponse 
Refus de l'enquêté 
Autres cas de non-réponse 
Réponse 

Nombre d'enregistrements 

et selon le 

du ménage 

de l'enquêté 

genre de contact initial 

Est-( 

( 

Cycle 5 

Non 

10.34 
7.19 
4.39 
2.31 

75.76 

16,611 
[90.6%) 

de non-réponse 

;e que le premier contact a 
avec un répondeur? 

Cycle 4 

Non 

7.24 
6.46 
5.08 
1.70 

79.52 

11,172 
(95.3%) 

Oui 

7.19 
5.40 
3.96 
1.80 

81.65 

556 
(4.7%) 

i été établi 

Cycle 

Non 

10.46 
7.15 
4.38 
2.43 

75.58 

17,023 
(92.9%) 

Oui 

9.74 
7.41 
3.27 
3.15 

76.44 

1,715 
(9.4%) 

5 

Oui 

7.90 
8.06 
3.07 
1.92 

79.05 

1,303 
(7.1%) 
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entre les taux de réponse enregistrés pour les ménages où aucun appel n'a été pris par un 
répondeur et les taux enregistrés pour les ménages où au moins un des appels a été pris par 
un répondeur. Bien que ce tableau n'indique aucun effet important de l'utUisation des répon­
deurs, il révèle un accroissement spectaculaire de la proportion des contacts établis au moyen 
d'un tel appareil (de 6.4% à 9.4% dès ménages). Pour sa part, le tableau 4 établit une compa­
raison entre les taux de réponse enregistrés pour les ménages où le premier appel ayant reçu 
une réponse a été pris par un répondeur et les taux enregistrés pour les autres ménages. Selon 
ce tableau, il semble qu'on enregistre des taux de réponse plus élevés pour les ménages où le 
premier contact a été établi avec un répondeur. En revanche, rien ne semble indiquer que 
l'utiUsation des répondeurs entraîne une baisse importante des taux de réponse. 

3.10 Saisie et traitement des données 

Les données des cinq cycles d'enquête ont été saisies directement sur mini-ordinateur dans 
les bureaux régionaux de Statistique Canada. Bien que certaines vérifications simples visant 
à déterminer la validité des données aient été effectuées au moment de la saisie, dans la plupart 
des cas, il était possible d'annuler ces vérifications à l'aide de fonctions spéciales. Après avoir 
été transmises à Ottawa, les données brutes ont été soumises à un ensemble complet de vérifica­
tions visant à repérer, et à corriger dans la mesure du possible, les réponses invalides ou 
incohérentes. Lorsqu'une réponse était manquante, invalide ou incohérente par rapport aux 
autres réponses et qu'il était impossible de déterminer la valeur appropriée à partir des autres 
réponses figurant sur le questionnaire, on attribuait à cette réponse le code "inconnu". Les 
seules exceptions à cette règle concernaient les trois variables nécessaires pour les fins de la 
pondération, à savoir l'âge, le sexe et le numéro de téléphone. Lorsque ces variables étaient 
manquantes, on consukait le questionnaire pour facUiter l'imputation de valeurs appropriées. 

3.11 Pondération 

3.11.1 Poids initiaux 
La méthode de Waksberg et la méthode ÉBI produisent toutes deux des échantillons auto­

pondérés de numéros de téléphone résidentiels. Bien que la méthode de Waksberg ne fournisse 
pas d'estimation de ce poids, il est suffisant, pour les fins de la pondération des données de 
l'ESG, d'attribuer un poids initial de un (1) aux numéros de téléphone prélevés dans les strates 
où cette méthode a été utUisée. Dans les strates où l'échantillon a été prélevé à l'aide de la 
méthode ÉBI, le poids initial est égal à la réciproque de la probabiUté de tirage du numéro de 
téléphone. Cette probabilité se définit simplement par: 

100 X NB 

ou: 

«c est le nombre de numéros de téléphone prélevés, et 

Ng le nombre de banques actives dans la base de sondage. 

3.11.2 Ajustement en fonction de la non-réponse 

On ajuste le poids initial en fonction de la non-réponse en utiUsant des "strates" d'ajustement 
définies à partir de la géographie téléphonique. De façon typique, il s'agit de banques pour 
l'échantiUon obtenu par la méthode de Waksberg et d'ensembles IRP, pour l'échantiUon obtenu 
par la méthode ÉBI. Les poids initiaux sont augmentés par le facteur suivant: 

nR + n,^R 

nR 
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où: 

«/J est le nombre de ménages répondants dans la "strate" de non-réponse, et 

n^R est le nombre correspondant de ménages non répondants. 

3.11.3 Ajustement en fonction du nombre de téléphones 

Comme les ménages ayant plus d'un numéro de téléphone ont une plus forte probabilité 
d'être échantillonnés dans le cadre d'une enquête téléphonique par CA, le poids initial ajusté 
en fonction de la non-réponse (poids attribué aux numéros de téléphone) fait l'objet d'un nouvel 
ajustement consistant à le diviser par le nombre de numéros de téléphone que possède le ménage 
afin d'obtenir un poids du ménage. 

3.11.4 Poids initial des personnes 

Comme on n'interview qu'un seul répondant admissible par ménage, il faut ajuster le poids 
du ménage en le multipHant par le nombre de répondants admissibles afin d'obtenir un poids 
de la personne. 

3.11.5 Stratification a posteriori 

Enfin, on utilise les projections démographiques du recensement comme totaux de référence 
pour la stratification a posteriori des poids des personnes, premièrement en fonction de la taille 
estimative de la population de la strate, puis en fonction de la taille estimative de l'effectif des 
groupes province-âge-sexe. (On notera que c'est seulement après la première étape de la 
stratification a posteriori que la somme des poids attribués dans les strates où l'échantillon 
a été prélevé par la méthode de Waksberg correspond à une estimation de la taiUe de la popu­
lation. Jusqu'à cette étape, ils s'écartent d'un ensemble de poids basés sur l'inverse de la 
probabilité de tirage par une constante de proportionnalité inconnue.) Ces deux ensembles de 
totaux de référence sont ensuite utilisés comme bornes pour un ajustement des poids par la 
méthode itéractive du quotient. 

4. THEMES ET SUJETS DE RECHERCHE ABORDÉS 

Comme nous l'avons vu plus haut, afin de permettre l'étude d'un large éventail de questions 
sociales, l'ESG porte sur un sujet différent de la thématique principale chaque année pendant 
cinq ans, puis étudie les mêmes sujets à intervalles réguUers. Ces sujets, qui ont été choisis afin 
de combler les lacunes apparentes du programme de la statistique sociale, sont exposés de façon 
plus détaillée ci-après. 

4.1 Santé 

La composante de la thématique principale du cycle portant sur la santé vise à fournir une 
gamme de mesures de l'état de santé teUes que l'incapacité de courte et de longue durée, les 
problèmes de santé chroniques répandus, comme l'hypertension artérielle et le diabète, ainsi 
que l'utiUsation des divers services de santé. De plus, elle permet de recueiUir des données sur 
divers sujets liés au mode de vie, comme l'usage du tabac, la consommation d'alcool et l'activité 
physique. Une fois couplées aux données sur l'état de santé, ces données permettent d'obtenir 
des renseignements sur les obstacles que doivent franchir (p. ex., usage du tabac et consom­
mation d'alcool) et sur les habhudes que doivent acquérir (p. ex., activité physique) les membres 
de divers groupes de population pour améliorer leur santé. 
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La composante de la thématique particulière du premier cycle de l'ESG était axée sur l'aide 
apportée aux personnes âgées et portait sur les réseaux sociaux, le soutien donnée et reçu, ainsi 
que la participation à diverses activités sociales. On a accru la taille de l'échantillon de personnes 
âgées afin de permettre la réalisation d'analyses plus approfondies. 

4.2 Emploi du temps 

La composante de la thématique principale du deuxième cycle de l'ESG était l'emploi du 
temps, tel que déterminé à partir du "journal d'une journée", généralement celle précédant 
le jour de l'interview. Les répondants indiquaient leurs activités principales au cours de cette 
journée, l'heure du début et de la fin de ces activités, l'endroit où elles avaient eu Heu et les 
personnes en compagnie desquelles eUes avaient été exercées (p. ex., époux(se), enfants ou amis). 
Ces données ont permis d'obtenir des renseignements sur la fréquence avec laquelle les gens 
participent à des activités comme le travail rémunéré, les travaux domestiques, l'assistance à 
des activités culturelles et le visioimement de la télévision, ainsi que sur le temps qu'Us consacrent 
à ces activités. 

L'enquête indique de quelle façon les Canadiens répartissent leur temps entre des activités 
comme le travail rémunéré, les travaux domestiques et les autres genres de travail non rémunéré, 
ainsi que les activités de loisir. On peut utiHser les données pour souHgner les contraintes aux-
queUes est assujetti l'emploi du temps d'une personne et indiquer comment ces contraintes sont 
réparties entre divers groupes de population. L'inclusion d'une série de questions sur le degré 
de satisfaction éprouvé à l'égard de divers aspects de l'existence permet en outre d'étabUr une 
corrélation entre les mesures ainsi obtenues et l'emploi du temps pour divers groupes de 
population. 

Le cycle de l'EGS de 1986 sur l'emploi du temps comportait aussi un petit module sur la 
capillarité sociale, qui permet d'analyser le mouvement du répondant par rapport à ses parents 
sous l'angle de la mobilité scolaire ou professionnelle. 

La composante de la thématique particulière de ce cycle comportait un ensemble détaillé 
de questions sur la connaissance et l'utilisation de la langue. Bien qu'on s'attende généralement 
à ce qu'il existe un lien entre la thématique particulière et la thématique principale et à ce que 
la première vienne compléter la seconde, il existait aussi une demande pour des données sur 
la langue beaucoup plus détaillées que celles qu'il est possible de recueillir dans le cadre du 
recensement de la population. Les données recueillies avaient trait, entre autres, à la langue 
utiUsée à diverses époques de la vie (p. ex., première langue apprise, pendant l'enfance, à l'école) 
et dans divers contextes, comme à la maison, au travail, avec les amis, en visionnant la télévision 
et dans les communications avec les organismes fédéraux. Afin de permettre une analyse plus 
approfondie dans les régions bilingues du pays, on avait accru la taille de l'échantillon prélevé 
dans ces régions. 

4.3 Risques personnels 

La composante de la thématique principale du troisième cycle de l'ESG avait pour sujet les 
risques personnels, qu'U s'agisse des risques d'être victime d'un accident ou d'un acte criminel. 
Traditioimellement, les renseignements sur ces sujets ont été obtenus de sources administratives, 
comme les statistiques policières et les dossiers d'hôpital. Or, non seulement ces sources ne 
fournissent-elles que très peu de renseignements sur les victimes, mais nombre de crimes (plus 
de la moitié selon les estimations de l'ESG) et d'accidents ne sont pas déclarés aux autorités. 

Le cycle de l'enquête sur les risques personnels, réaHsé au début de 1988, portait plus parti­
culièrement sur les accidents et les actes criminels dont les répondants avaient été victimes l'année 
précédente (1987). Des données ont également été recueiUies sur les habitudes de vie, comme 
la consommation d'alcool et la fréquence des sorties nocturnes, afin d'étabUr une corrélation 
entre ces habitudes et le fait d'être victime d'un accident ou d'un acte criminel. Pour chaque 
accident ou acte criminel déclaré, on recueUlait des données sur la nature de l'incident, sur ses 
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conséquences sur le plan des limitations d'activité, sur les soins médicaux reçus et sur les pertes 
financières subies. En outre, on demandait aux répondants d'indiquer leur perception eu égard 
au risque d'être victime d'un accident ou d'un acte criminel ainsi que les précautions prises 
pour éviter l'occurrence de tels incidents. 

La composante de la thématique particuUère de ce cycle comportait une série de questions 
sur le contact avec le système de justice pénale (p. ex., poHce, tribunaux, avocats) ainsi que 
sur la connaissance et l'utiUsation des services offerts aux victimes d'actes criminels. 

4.4 Études et travail 

Bien que l'Enquête mensuelle sur la population active et les autres enquêtes relatives au travail 
fournissent un trésor de renseignements sur la population active, aucune des enquêtes exis­
tantes ne recueille beaucoup de données sur les aspects sociaux du travail ou sur la qualité de 
la vie active. Le cycle de l'ESG portant sur les études et le travaU, qui a été réaHsé au début 
de 1989, a été spécialement conçu pour combler partiellement cette lacune. 

Ce cycle s'articule autour de trois grands thèmes qui reflètent certains des changements 
fondamentaux que connaît la société canadienne: les tendances sur le plan du travail et des 
études; les nouvelles technologies et les ressources humaines; enfin, le travail dans le secteur 
des services. Ces thèmes sont représentatifs d'un large éventaU de questions sur lesqueUes il 
faut recueUUr plus de renseignements. Ainsi, le rythme de plus en plus rapide de l'innovation 
technologique exige l'acquisition d'une connaissance détaillée de l'utiUsation des ordinateurs 
ainsi que l'obtention d'une formation en la matière; l'utiUsation efficace du capital humain 
de la nation nécessite une meilleure compréhension des liens qui existent entre la population 
active et le système d'éducation; nous nous devons également de prévoir les besoins auxquels 
devront satisfaire les étabUssements d'enseignement ainsi que l'évolution des Hens entre le niveau 
de scolarité et le statut socio-économique. Ce cycle de l'ESG vient aussi compléter les sources 
de données existantes en recueillant de nouvelles données sur la population âgée ainsi que sur 
certaines implications socio-économiques de l'atteinte de l'âge moyen par la génération du 
baby-boom. 

Ce cycle d'enquête a permis de recueillir des données partielles sur les antécédents profes­
sionnels et scolaires ainsi que des doimées sur la formation technique, l'utiUsation des ordinateurs 
et les perspectives d'avenir en matière de scolarité. Il a également permis de recueiUir des données 
subjectives grâce à une série de questions sur le degré de satisfaction éprouvé eu égard à la retraite 
et à d'autres aspects de l'existence, ainsi qu'à un bloc de questions sur les attitudes face à la 
science et à la technologie. 

4.5 Famille et amis 

Le cinquième cycle de l'ESG, réalisé au début de 1990, portait sur diverses questions relatives 
à la famille et aux amis. Bien que le recensement et les autres enquêtes-ménages fournissent 
des données sur la famiUe, l'évolution de la vie famiUale a nécessité la collecte de nouveaux 
types de renseignements. Une des lacunes de données existantes tient au fait qu'elles sont 
généralement basées sur un concept plutôt étroit de la famiUe, considérée comme une famille 
nucléaire regroupant parents et enfants ou comme une famille économique constituée de 
personnes apparentées faisant partie du même ménage. Ce cycle d'enquête étudie la famille 
dans un contexte plus large et permet de recueillir des données sur l'étendue et la nature des 
réseaux d'aide fournie par des proches ainsi que sur les questions connexes des formes que 
prennent l'aide et le soutien spontanés fournis par la famille et les amis. 

Le deuxième grand thème de ce cycle d'enquête a été choisi en raison des tendances observées 
sur le pian du mariage et du divorce ainsi que de la fréquence accrue des unions de fait. Un 
nombre de plus en plus élevé de Canadiens connaissent plus d'une union au cours de leur vie. 
Ces changements ont, sur la vie familiale et sur les enfants, une incidence considérable qui ne 
saurait être mieux cernée qu'à l'aide d'une analyse des données sur les antécédents matrimoniaux 
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et famiUaux. On a déjà procédé à la collecte rétrospective de telles données au moyen d'une 
enquête spéciale sur les antécédents famiUaux réaUsée en 1984 (Burch 1985). Le cycle de l'ESG 
portant sur la famUle prévoit la coUecte de telles données à intervalles réguliers. Figurent au 
nombre des questions pouvant être étudiées dans le cadre de ce cycle: l'évolution des tendances 
en matière de formation et de dissolution des unions, la situation des famUles monoparentales 
et l'âge auquel les jeunes adultes ont tendance à quitter le foyer paternel. 

Le troisième thème de ce cycle, qui occupe une place secondaire par rapport aux deux 
premiers, est celui de la répartition des travaux domestiques. 

5. PRODUITS DU PROGRAMME 

Les résuhats de l'ESG sont diffusés de diverses façons. Chaque cycle d'enquête donne lieu 
à l'élaboration d'au moins une publication qui présente les résultats de l'analyse des données 
recueUlies eu égard à des questions sociales précises et qui brosse un tableau de la conjoncture 
et des tendances. On trouve un compte rendu des résultats du premier cycle de l'enquête dans 
Statistique Canada (1987) et dans Stone (1988); les résultats du deuxième cycle apparaissent 
dans Harvey et coU. (1991) ainsi que dans Creese et coll. (1991); enfin ceux du troisième cycle 
sont présentés dans Sacco et Johnson (1990) et dans Millar et Adams (1991). Les publications 
faisant état des résultats des autres cycles de l'enquête sont en cours d'élaboration. Le grand 
public est informé des résuhats de l'ESG par la diffusion dans les médias de rapports qui sont 
souvent basés sur des articles parus dans Tendances sociales canadiennes, publication trimes­
trielle de Statistique Canada s'adressant au grand public. 

L'équipe de l'ESG élabore également des fichiers de microdonnées et une documentation 
connexe afin de permettre aux chercheurs universitaires ou autres d'effectuer leur propre analyse 
des données. Les données comprises dans ces fichiers peuvent également être utilisées à des 
fins didactiques. On peut actuellement se procurer les fichiers de microdonnées relatifs aux 
quatre premiers cycles de l'enquête. 

Outre ces produits, l'équipe de l'ESG a aussi élaboré un système d'enquête qui ne se résume 
pas à un système de coUecte et de traitement des données, mais comprend d'autres composantes 
majeures. Figurent au nombre de ces composantes: la recherche et le développement en matière 
de contenu, les spécifications relatives aux données connexes, l'analyse des données d'enquête 
et d'autres données pertinentes, la diffusion des résuhats ainsi que l'élaboration et l'utilisation, 
lorsqu'il y a lieu, de méthodes améliorées de collecte, de traitement, d'analyse et de diffusion 
des données. 

6. PERPECTIVES D'AVENIR 

Avec le début de la deuxième série de cycles d'enquête, l'équipe de l'ESG a détourné son 
attention des problèmes soulevés par l'élaboration et la mise en oeuvre de cinq nouvelles 
enquêtes pour axer davantage ses efforts sur le développement ultérieur du programme par 
le biais d'accords de partenariat. Au cours de la première série de cycles d'enquête, les efforts 
déployés pour amener des tiers à financer un élargissement de la taille de l'échantillon et/ou 
la mise en oeuvre d'une composante de la thématique particulière ont été couronnés d'un certain 
succès. Seul le quatrième cycle de l'enquête n'a pas comporté de composante de la thématique 
particulière et n'a donné lieu à aucun élargissement de la taille de l'échantillon. Le cycle de 
1990 a pour sa part été marqué par la première participation d'une administration provinciale 
à l'enquête, le gouvernement de l'Ontario ayant alors financé une augmentation de la taille 
de l'échantillon. 
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L'équipe de l'ESG a également étudié la possibilité d'élargir la portée de l'enquête en 
interviewant de nouveau un sous-échantillon de répondants à l'occasion des cycles d'enquête 
ultérieurs. À court terme, cette mesure pourrait permettre d'obtenir un ensemble de données 
enrichi en couplant les données recueillies dans le cadre des différents cycles. À long terme, 
elle pourrait permettre d'établir une base de données longitudinales en interviewant les répon­
dants sur le même sujet cinq ans plus tard. Une étude de faisabilité a été réalisée en 1990 et 
les parrains intéressés ont maintenant la possibilhé de financer la réalisation d'interviews auprès 
d'un échantillon de répondants ayant participé à un cycle d'enquête antérieur. 

Par ailleurs, l'équipe de l'ESG continuera de réaliser divers travaux de recherche et de 
développement de nature plus générale. On procédera à un examen de la composante de la 
thématique principale des cinq premiers cycles et les utilisateurs seront invités à proposer des 
améliorations susceptibles d'être apportées au cours des cycles uhérieurs. Même si on étudie 
la possibilité d'utiliser de nouveaux plans et méthodes d'échantillonnage, il faudra, avant de 
faire quelque modification que ce soit, tenir compte de l'effet de cette modification sur la 
comparabilité des données, caractéristique essentielle pour qu'il soit possible, conformément 
à l'objectif à long terme de l'enquête, de suivre l'évolution des tendances. En outre, l'équipe 
de l'ESG examinera le contenu des cinq premiers cycles de l'enquête afin d'en vérifier la cohé­
rence et de déterminer le degré d'intégration entre les divers cycles de l'ESG ainsi qu'entre l'ESG, 
le recensement de 1991 et les autres enquêtes-ménages. Les travaux courants de développement 
de l'infrastructure de l'ESG se poursuivront aussi. Après avoir examiné la question, l'équipe 
a décidé de procéder à une collecte mensuelle des données à l'occasion du sixième cycle de 
l'enquête et elle étudiera la possibilité d'utiliser des méthodes de collecte complémentaires 
{p. ex., retour par la poste). On tente actuellement de remplacer les mini-ordinateurs actuelle­
ment utiHsés pour le traitement des données par des micro-ordinateurs afin de réduke davantage 
les délais d'exécution. Enfin, l'équipe étudiera la possibilité d'utiUser de nouvelles techniques, 
comme l'interview téléphonique assistée par ordinateur, à mesure qu'elles seront mises au point 
dans le cadre du programme d'élaboration des enquêtes de Statistique Canada. 

Bref, au cours des prochaines années, l'équipe de l'ESG se propose de faire fond sur les 
assises solides établies au cours de la première série de cinq cycles d'enquêtes. L'enquête 
continuera d'avoir pour principal objectif la mesure des conditions sociales et l'élaboration 
graduelle d'une série chronologique permettant de suivre l'évolution des tendances. En outre, 
on s'assurera de maintenir la souplesse de l'enquête afin d'être en mesure de satisfaire rapide­
ment aux nouveaux besoins en matière de statistique sociale. 
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DIRECTIVES CONCERNANT LA PRÉSENTATION DES TEXTES 

Avant de dactylographier votre texte pour le soumettre, prière d'examiner un numéro récent 
de Techniques d'enquête (à partir du vol. 10, n° 2) et de noter les points suivants: 

1. Présentation 

1.1 Les textes doivent être dactylographiés sur un papier blanc de format standard (SVi 
par 11 pouces), sur une face seulement, à double interligne partout et avec des marges 
d'au moins 1 '/2 pouce tout autour. 

1.2 Les textes doivent être divisés en sections numérotées portant des titres appropriés. 
1.3 Le nom et l'adresse de chaque auteur doivent figurer dans une note au bas de la pre­

mière page du texte. 
1.4 Les remerciements doivent paraître à la fin du texte. 
1.5 Toute annexe doit suivre les remerciements mais précéder la bibUographie. 

2. Résumé 

Le texte doit commencer par un résumé composé d'un paragraphe suivi de trois à six 
mots clés. Éviter les expressions mathématiques dans le résumé. 

3. Rédaction 
3.1 Éviter les notes au bas des pages, les abréviations et les sigles. 
3.2 Les symboles mathématiques seront imprimés en italique à moins d'une indication con­

traire, sauf pour les symboles fonctionnels comme exp(-) et log(-) etc. 
3.3 Les formules courtes doivent figurer dans le texte principal, mais tous les caractères 

dans le texte doivent correspondre à un espace simple. Les équations longues et impor­
tantes doivent être séparées du texte principal et numérotées en ordre consécutif par 
un chiffre arabe à la droite si l'auteur y fait référence plus loin. 

3.4 Écrire les fractions dans le texte à l'aide d'une barre oblique. 
3.5 Distinguer clairement les caractères ambigus (comme w, w; o, O, 0; 1, 1). 
3.6 Les caractères italiques sont utiHsés pour faire ressortir des mots. Indiquer ce qui doit 

être imprimé en italique en le soulignant dans le texte. 

4. Figures et tableaux 

4.1 Les figures et les tableaux doivent tous être numérotés en ordre consécutif avec des 
chiffres arabes et porter un titre aussi explicatif que possible (au bas des figures et en 
haut des tableaux). 

4.2 Ils doivent paraître sur des pages séparées et porter une indication de l'endroit où ils 
doivent figurer dans le texte. (Normalement, ils doivent être insérés près du passage 
qui y fait référence pour la première fois.) 

5. Bibliographie 

5.1 Les références à 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 après 
la référence. 
Exemple: Cochran (1977, p. 164). 

5.2 La bibliographie à la fin d'un texte doit être en ordre alphabétique et les titres d'un 
même auteur doivent être en ordre chronologique. Distinguer les pubUcations d'un 
même auteur et d'une même année en ajoutant les lettres a, b, c, etc. à l'année de publi­
cation. Les titres de revues doivent être écrits au long. Suivre le modèle utilisé dans 
les numéros récents. 




