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vavNVD anoiisiivis anoîHioiiaig 
AÎIViiailVaVNVDSDiiSliViS ^:> 



TECHNIQUES D'ENQUETE 
Une revue de Statistique Canada 

La revue Techniques d'enquête est répertoriée dans The Survey Statistician et Statistical Theory 
and Methods Abstracts. On peut en trouver les références dans Current Index to Statistics, et Journal 
Contents in Qualitative Methods. 

COMITÉ DE DIRECTION 
Président G.J. Brackstone 
Membres B.N. Chinnappa C. Patrick 

G.J.C. Hole D. Roy 
F. Mayda (Directeur de la production) M.P. Singh 
R. Platek (Ancien président) 

COMITÉ DE RÉDACTION 
Rédacteur en chef M.P. Singh, Statistique Canada 

Rédacteurs associés 
D.R. Bellhouse, U. of Western Ontario D. Pfeffermann, Hebrew University 
D. Binder, Statistique Canada J.N.K. Rao, Carleton University 
E.B. Dagum, Statistique Canada L.-P. Rivest Université Laval 
J.-C. Deville, INSEE D.B. Rubin, Harvard University 
D. Drew, Statistique Canada 1. Sande, Bell Communications Research, U.S.A. 
W.A. Fuller, lowa State University C E . Sàrndal, Université de Montréal 
J.F. Gentleman, Statistique Canada W.L. Schaible, U.S. Bureau ofLabor Statistics 
M. Gonzalez, U.S. Office of Management F.J. Scheuren, U.S. Internai Revenue Service 

and Budget C M . Suchindran, University ofNorth Carolina 
R.M. Groves, U.S. Bureau ofthe Census J. Waksberg, Westat Inc. 
D. Holt, University of Southampton K.M. Wolter, A.C. Nielsen, U.S.A. 
G. Kalton, University ofMichigan 
Rédacteurs adjoints 
P. Lavallée, L. Mach et H. Mantel, Statistique Canada 

POLITIQUE DE RÉDACTION 
La revue Techniques d'enquête publie des articles sur les divers aspects des méthodes statistiques 
qui intéressent un organisme statistique comme, par exemple, les problèmes de conception découlant 
de contraintes d'ordre pratique, l'utilisation de différentes sources de données et de méthodes de 
collecte, les erreurs dans les enquêtes, l'évaluation des enquêtes, la recherche sur les méthodes 
d'enquête, l'analyse des séries chronologiques, la désaisonnalisation, les études démographiques, 
l'intégration de données statistiques, les méthodes d'estimation et d'analyse de données et le 
développement de systèmes généralisés. Une importance particulière est accordée à l'élaboration 
et à l'évaluation de méthodes qui ont été utilisées pour la collecte de données ou appliquées à des 
données réelles. Tous les articles seront soumis à une critique, mais les auteurs demeurent respon
sables du contenu de leur texte et les opinions émises dans la revue ne sont pas nécessairement celles 
du comité de rédaction ni de Statistique Canada. 

Présentation de textes pour la revue 
La revue Techniques d'enquête est publiée deux fois l'an. Les auteurs désirant faire paraître un 
article sont invités à en faire parvenir le texte au rédacteur en chef, M. M.P. Singh, Division des 
méthodes d'enquêtes sociales. Statistique Canada, Tunney's Pasture, Ottawa (Ontario), Canada 
KIA 0T6. Prière d'envoyer quatre exemplaires dactylographiés selon les directives présentées dans 
la revue. Ces exemplaires ne seront pas retournés à l'auteur. 

Abonnement 
Le prix de la revue Techniques d'enquête (catalogue n° 12-001) est de 35 $ par année au Canada, 
42 $ (É.-U.) aux États-Unis, et de 49 $ (É.-U.) par année à l'étranger. Prière de faire parvenir votre 
demande d'abonnement à Section des ventes des publications. Statistique Canada, Ottawa (Ontario), 
Canada KIA 0T6. Un prix réduit est offert aux membres de l'American Statistical Association, 
l'Association Internationale de Statisticiens d'Enquête et la Société Statistique du Canada. 



TECHNIQUES D'ENQUÊTE 

Une revue de Statistique Canada 
Volume 18, numéro 1, juin 1992 

TABLE DES MATIÈRES 

Dans ce numéro 

Méthodes et questions concernant la mesure du sous-dénombrement du recensement 

D.A. FREEDMAN et W.C. NAVIDI 
Aurions-nous diî redresser les chiffres du recensement des É.-U. de 1980? 3 
Commentaires: S.E. FIENBERG 27 

I.P. FELLEGI 31 
N. CRESSIE 34 
A.L. SCHIRM et S.H. PRESTON 37 
J.A. HARTIGAN 47 
T.P. SPEED 55 
E.P. ERIKSEN et J.B. KADANE 57 

Réponse des auteurs 65 

N. CRESSIE 
Estimation du maximum de vraisemblance avec contrainte (MVC) dans le lissage des 
taux de sous-dénombrement du recensement selon l'approche empirique de Bayes . 83 

G.S. DATTA, M. GHOSH, E.T. HUANG, C.T. ISAKI, L.K. SCHULTZ et J.H. TSAY 
Méthode hiérarchique de Bayes et méthode empirique de Bayes pour le redressement 
du sous-dénombrement: données de la "répétition générale" du recensement, effectuée 
en 1988 au Missouri 105 

D. ROYCE 
Une comparaison d'estimateurs d'un ensemble de totaux de population 121 

L. SWAIN, J.D. DREW, B. LAFRANCE et K. LANCE 
La création d'un registre des adresses résidentielles pour améliorer la couverture du 
recensement du Canada de 1991 139 

S.E. FIENBERG 
Bibliographie sur la modélisation à l'aide de la saisie-resaisie avec application au 
redressement des chiffres du recensement pour éliminer le sous-dénombrement.... 157 

L.K. ROE, J.F. CARLSON et D.A. SWANSON 
Une variante de la méthode des unités de logement pour estimer la population de petites 
régions rurales: une étude de cas portant sur la procédure des experts locaux 171 

Z. XIA, P.S. LEVY, E.S.H. YU, Z. WANG et M. ZHANG 
Échantillonnage par grappes à un seul degré dans les enquêtes prévalence-incidence: 
certaines questions soulevées par l'enquête de Shanghai sur la maladie d'Alzheimer et 
la démence 181 





Techniques d'enquête, juin 1992 
Vol. 18, n° 1, pp. 1-2 
Statistique Canada 

Dans ce numéro 

Malgré le soin extrême que prennent les organismes statistiques à recenser une population, 
il subsiste toujours un certain niveau de sous-dénombrement. De plus, ce niveau varie habituel
lement d'un sous-groupe de la population à l'autre et ne se répercute donc pas également sur 
tous les programmes publics reposant sur les chiffres du recensement. C'est pourquoi les respon
sables de l'action gouvernementale et les statisticiens s'intéressent grandement aux méthodes de 
calcul du sous-dénombrement, aux techniques de redressement, particulièrement celles concernant 
les petites régions, et aux questions connexes. Les six articles qui constituent la section spéciale 
Méthodes et questions concernant la mesure du sous-dénombrement du recensement seront une 
précieuse contribution à la série d'ouvrages déjà nombreux sur le sujet. 

Le premier article de la section spéciale est un document de travail de Freedman et Navidi. 
Les auteurs examinent quelques-uns des arguments statistiques invoqués à l'appui et à rencontre 
du redressement des chiffres du recensement des États-Unis de 1980 et analysent la preuve 
statistique qui a été présentée au cours d'un procès intenté contre le Département du commerce 
et le Bureau ofthe Census des É.-U. Cet article est, en fait, un nouvel épisode du débat qui oppose 
les auteurs à Ericksen, Kadane et Tukey, qui proposent des méthodes de redressement. Dans 
cet article, on montre aussi comment le tribunal de première instance a tranché quelques-unes 
des questions en litige. L'article est suivi de commentaires très pointus et vigoureux de plusieurs 
statisticiens ainsi que d'une réponse des auteurs. 

Cressie présente une méthode empirique de Bayes pour la prédiction du sous-dénombrement 
à des niveaux infra-nationaux. Cette méthode est fondée sur l'estimation du maximum de vrai
semblance avec contrainte (MVC). L'avantage des estimateurs MVC par rapport aux estimateurs 
du maximum de vraisemblance ordinaire est, dit-on, qu'ils ne tendent pas à lisser outre mesure 
les données des enquêtes postcensitaires. À l'aide d'un exemple et d'une simulation, Cressie 
compare l'estimateur MVC à l'estimateur du maximum de vraisemblance et à l'estimateur de 
la méthode des moments. 

Avant le recensement de 1990 aux États-Unis, on a effectué une répétition générale dans l'État 
du Missouri. Datta et coll. se servent des données de cet exercice pour étudier des méthodes de 
modélisation fondées sur des enquêtes postcensitaires. Ils s'intéressent aussi bien à des méthodes 
hiérarchiques de Bayes qu'à des méthodes empiriques de Bayes. Les résultats de leur analyse 
indiquent que les deux types de méthodes représentent une amélioration par rapport à l'estimation 
de système dual. Les auteurs terminent leur article par une mise au point rendue nécessaire par 
suite du redressement des chiffres du recensement de 1990. 

Royce analyse quatre estimateurs de l'effectif de la population de référence du Programme 
des estimations démographiques de Statistique Canada. Il s'agit de l'estimateur fondé sur les 
chiffres non redressés du recensement, de l'estimateur fondé sur les chiffres redressés du recen
sement, de l'estimateur d'essai préliminaire et de l'estimateur composite. L'erreur quadratique 
moyenne pondérée (EQMP) sert d'élément de comparaison pour ces estimateurs et s'applique 
non seulement aux totaux de population, mais aux fonctions de totaux de population, comme 
les proportions de population, les taux de croissance, etc. 

Swain et coll. décrivent dans ses grandes lignes le registre des adresses qui a été créé à Statistique 
Canada dans le but de réduire le niveau de sous-dénombrement dans le recensement de 1991 au 
Canada; ce registre constitue aussi une base de sondage des adresses domiciliaires pour les grands 
centres urbains et les agglomérations de taille moyenne. Les auteurs parlent de méthodologie, 
d'évaluation postcensitaire et de perspectives d'avenir. 

Dans le dernier article de la section spéciale, Fienberg présente une bibliographie sélectionnée 
et commentée sur l'estimation de la taille de populations par la méthode de saisie-resaisie. L'esti
mation par saisie-resaisie est la principale méthode d'évaluation de l'intégralité du dénombrement; 
c'est pourquoi l'article insiste sur les ouvrages qui concernent l'estimation de populations hiunaines. 
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Roe, Carlson et Swanson décrivent une variante de la méthode des unités de logement pour 
estimer la population de petites régions rurales. Selon cette variante, des experts locaux fournissent 
des données sur des ménages échantillonnés. On compare les estimations pertinentes aux chiffres 
du recensement pour trois collectivités rurales. 

Xia et coll. comparent les propriétés statistiques de l'échantillonnage par grappes à un seul 
degré étage et de l'échantillonnage par grappes à un seul degré ordinaire de même que les coûts 
relatifs à chacun. On peut recourir au premier mode d'échantiUormage lorsqu'il n'est pas possible 
de sous-échantillonner des grappes (c.-à-d. que l'échantillonnage par grappes à deux degrés est 
impossible). La méthode a été appliquée dans l'enquête de Shanghai sur la maladie d'Alzheimer 
et la démence. On montre que l'on peut réduire les coûts sans sacrifier la précision. 

Le rédacteur en chef 
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Aurions-nous dû redresser les chiffres du recensement 
des É.-U. de 1980? 

D.A. FREEDMAN et W.C. NAVIDÎ  

RÉSUMÉ 

Cet article examine quelques-uns des arguments invoqués à l'appui et à l'encontre du redressement des 
chiffres du recensement des É.-U. de 1980 et revoit la décision du tribunal. 

MOTS CLÉS: Recensement; redressement; enquête postcensitaire; régression; lissage. 

1. INTRODUCTION 

À tous les dix ans, le recensement trace le portrait statistique de la population des États-Unis. 
Le niveau de décomposition géographique des données du recensement en fait des données 
uniques. Mais ces chiffres n'ont pas qu'un intérêt théorique: ils ont une influence sur la répar
tition du pouvoir et des ressources monétaires. Les résultats du recensement servent à la 
répartition des sièges au Congrès et dans les assemblées législatives locales et à la répartition 
des recettes fiscales - 40 milliards de dollars par année à la fin des années 1980 - entre 39,000 
administrations publiques de divers niveaux (États, municipalités, etc.). Pour cette raison, la 
répartition géographique de la population a plus d'importance que les chiffres de population 
pour l'ensemble du pays. En effet, le recensement sert de base à la répartition d'une quantité 
fixe de ressources: si une administration pubHque reçoit plus, une autre recevra nécessairement 
moins. Le redressement des chiffres du recensement n'est recommandé que dans la mesure où 
cette opération aboutit à une représentation plus juste de la répartition de la population. 

On relève toujours un certain niveau de sous-dénombrement, modeste, dans les recensements 
et ce sous-dénombrement est rarement uniforme. Les personnes qui déménagent au moment 
du recensement sont difficiles à dénombrer; dans les régions rurales, les cartes et les listes 
d'adresses sont incomplètes. Les villes centrales renferment de fortes concentrations de per
sonnes défavorisées et de minorités, qui peuvent être plus difficiles à recenser. Si le sous-
dénombrement peut être estimé avec assez de précision, surtout au niveau local, on peut 
envisager - et même recommander - des opérations de redressement en vue d'améliorer les 
chiffres du recensement. Certains statisticiens soutiennent qu'il est possible d'estimer assez 
précisément le sous-dénombrement; d'autres sont sceptiques sur la question: un mauvais 
redressement peut être pire que pas de redressement du tout. 

En raison de ses effets sur la répartition des ressources, le sous-dénombrement a suscité beaucoup 
d'intérêt dans les médias, au Congrès et devant les tribunaux. À la suite du recensement de 
1980, la ville de New York s'est jointe à d'autres administrations pour intenter une action contre 
le Département du commerce dans le but de l'obliger à effectuer un redressement basé sur 
l'analyse démographique et les techniques de saisie-resaisie. Le Département du commerce est 
resté sur ses positions. Le tribunal de première instance a exposé l'affaire dans les termes suivants: 

"Les demandeurs soutiennent qu'un redressement des chiffres du recensement aura pour 
effet d'accroître le degré d'exactitude du recensement, rabaissant ainsi le sous-
dénombrement excessif dans la ville et l'État [de New York]. De son côté, tout en 
reconnaissant que les chiffres du recensement ne sont pas parfaits, le Census Bureau 

'D.A. Freedman, Département de statistique, Université de Californie, Berkeley, CA 94720; W.C. Navidi, Département 
de mathématiques, Université Southern California, Los Angeles, CA É.-U. 90089. 
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soutient qu'un redressement introduira des inexactitudes encore plus grandes dans les 
chiffres de population et qu'en conséquence, une telle opération n'est pas techniquement 
réalisable ou justifiable à l'heure actuelle." (TRADUCTION) {674 F Supp 1091, c.-à-d. 
volume 674 du Fédéral Supplément, page 1091). 
L'affaire du recensement de 1980 peut sembler avoir perdu de son intérêt étant donné que 

le recensement de 1990 a déjà eu lieu. Cependant, de toutes les causes où il a été question de 
principes statistiques, celle du recensement de 1980 compte parmi l'une des plus importantes 
et des plus ardemment défendues; il y a encore beaucoup de leçons à tirer de cette affaire. Dans 
cet article, nous revenons sur quelques aspects techniques de la question et sur certaines 
conclusions du tribunal. 

Le reste ce cette section sert à décrire le contexte du débat; pour plus de détails, se référer 
à Cohen et Citro (1985) ou Fay et coll. (1988). Deux méthodes permettent d'évaluer le sous-
dénombrement dans les recensements aux É.-U.: l'analyse démographique et la saisie-resaisie. 
En analyse démographique, on se sert de dossiers administratifs (certificats de naissance, 
certificats de décès, visas d'immigrant, etc.) pour étabhr des estimations indépendantes de 
totaux de population. Le tout repose sur une identité fondamentale: 

Population = naissances - décès -I- immigration - émigration. 

L'analyse démographique produit des estimations selon l'âge, le sexe et l'origine raciale mais 
non selon l'origine ethnique, à cause du manque de renseignements dans les dossiers. Les 
données sur l'immigration et l'émigration sont incomplètes; les registres des naissances aussi, 
surtout en ce qui a trait à la période antérieure à 1935. Il faut donc compléter les données qui 
entrent dans l'identité fondamentale par une série d'imputations et de corrections. En outre, 
comme il existe peu de données sur la migration interne, les estimations pertinentes sont calculées 
surtout au niveau national. Voilà pour ce qui a trait à l'analyse démographique. 

L'estimation du taux de couverture pour les petites régions (y compris les États et les villes) 
repose sur les techniques de saisie-resaisie. La saisie correspond au recensement; la resaisie 
correspond à une enquête par sondage effectuée après le recensement. En 1980, il y a eu deux 
enquêtes de ce genre, dites "échantillons P": la CPS (Current Population Survey) d'avril et 
celle d'août. Chaque enregistrement de l'échantillon P est comparé aux fiches du recensement 
pour vérifier si la personne en question a été "saisie", c'est-à-dire dénombrée. Si un enregis
trement ne peut être apparié avec aucune fiche, cela signifie que la personne en question a été 
"oubhée" ou encore, que le processus d'appariement ne fonctionne pas bien. Les données qui 
découlent de cet exercice servent à estimer le pourcentage de personnes qui ont été oubHées 
dans le recensement, c'est-à-dire le taux de sous-dénombrement. 

Les fiches du recensement comprennent aussi un faible pourcentage d'enregistrements 
erronés (par exemple, des personnes qui ont été recensées à deux endroits différents); on estime 
le nombre de ces enregistrements en prélevant un échantillon d'enregistrements du recense
ment, appelé "échantillon D", que l'on soumet à une vérification sur le terrain. En défini
tive, on estime le sous-dénombrement net en déduisant le nombre d'enregistrements erronés 
du nombre de personnes oubliées. (Pour plus de détails, voir Fay et coll., chapitre 5.) L'esti
mation du sous-dénombrement s'inscrit dans le cadre du Post Enumeration Program (PEP). 

En 1980, le nombre de données manquantes était assez considérable dans les échantillons 
P et D. Par exemple, le taux de non-réponse dans la CPS était de 4%. En outre, on ne pouvait 
déterminer de code d'appariement pour 4% des personnes interviewées. Diverses techniques 
d'imputation ont été envisagées pour évaluer l'effet des données manquantes; on a obtenu ainsi 
12 séries d'estimations du PEP pour 66 sous-régions. 

Les 66 sous-régions étaient réparties sur tout le territoire des É.-U. Elles comprenaient des 
villes comme New York, des portions d'État, comme le nord de l'État de New York, et des 
États entiers, comme le Wyoming. Les "séries" du PEP comprennent chacune 66 estimations, 
une pour chaque région étudiée; neuf des douze séries étaient fondées sur la CPS d'avril et 
les trois autres, sur la CPS d'août. 
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Dans l'affaire du recensement de 1980, Gène Ericksen, Jay Kadane et John Tukey ont agi 
comme témoins experts pour les demandeurs. La méthode qu'ils prônaient pour redresser les 
chiffres du recensement à l'aide des données du PEP est décrite dans Ericksen et Kadane (1985). 
Freedman, parmi d'autres statisticiens et démographes, a témoigné pour les défendeurs et 
Navidi a agi à titre de consultant. Une critique de la méthode de redressement proposée par 
Ericksen et Kadane est résumée dans Freedman et Navidi (1986), désigné ci-dessous par FN. 

Nous allons aborder maintenant quelques-uns des aspects techniques de la question. Selon 
des experts du Bureau of the Census: 

a) il y avait des différences notables entre les 12 séries du PEP, ce qui prouvait que les données 
manquantes représentaient un problème sérieux. 

b) les estimations du PEP pouvaient être entachées d'un biais appréciable, à part les problèmes 
créés par les données manquantes. 

c) chaque série du PEP était exposée à une erreur d'échantillonnage exagérément élevée. 

Ericksen et Kadane ont répliqué qu'une des séries du PEP ("PEP 2-9") était supérieure aux 
autres et que l'on pouvait réduire sensiblement l'erreur d'échantillonnage à l'aide de modèles 
de régression. Ils ont proposé un modèle à deux équations. La première exprime l'idée que^„ 
l'estimation du PEP pour la région /, est une estimation sans biais du sous-dénombrement réel, 
7;, pour cette région. Ainsi, 

Estimation du PEP _ sous-dénombrement erreur 
pour la région / ~ réel dans la région / aléatoire. 

En termes mathématiques. 

yi = Ji + àj. (1) 

La seconde équation exprime une théorie sur la variation du sous-dénombrement entre les 
régions en fonction d'un vecteur de variables explicatives, Xj, et d'un vecteur d'hyper-
paramètres, 0. En termes généraux, 

o„ JA ~u ™ * combinaison linéaire 
Sous-dénombrement , . . . ,. . erreur . , j , , . = de variables exphcatives -I-reel dans la région i , , . . aléatoire. pour la région / 

En termes mathématiques, 

7,- = X, • 0 -^ €,-. (2) 

Les hypothèses relatives aux termes d'erreur peuvent être formulées comme suit: 

E{Ôj) = E{ej) = 0. (3) 

varô, = Kj, vare, = a^. (4) 

ôi, Ô2, . . . , Ô66, ei, €2, . . . , €66 sont indépendantes. (5) 

bj et 6; sont distribuées selon une loi normale. (6) 
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Dans (4), K, est la variance d'échantillon fractionné pour j», calculée par le Bureau; on fait 
abstraction du caractère aléatoire de /f, ; cr̂  ne dépend pas de / et est tenue pour fixe même si 
elle est estimée à l'aide des données. Le rôle des hypothèses de même que les cas de non-
vérification de ces hypothèses sont analysés dans FN; voir aussi les documents de travail et 
la réponse à la réplique, de même que les sections 6 et 7 ci-dessous. 

Dans l'affaire de 1980, le modèle d'Ericksen-Kadane avait servi à lisser les estimations du 
PEP dans le but de réduire l'erreur d'échantillonnage. L'objet principal de FN était de faire 
la critique de ce modèle. Ericksen, Kadane et Tukey (1989) - que nous désignerons ci-dessous 
par EKT - ont répondu à FN. Le présent article se veut le prolongement du débat. 

EKT citent un article de Schirm et Preston (1987) dans lequel les auteurs envisagent le redres
sement des chiffres de population des États et du District de Columbia à l'aide de la méthode 
synthétique. Par exemple, l'analyse démographique (avec une série d'hypothèses sur l'immi
gration illégale) a permis d'établir un taux de sous-dénombrement national estimé de 5.9% 
pour les Noirs et de 0.7% pour les Blancs en 1980. La méthode synthétique corrige les chiffres 
de chaque État de la façon suivante: accroître le nombre de Noirs de 5.9% et le nombre de 
Blancs de 0.7%. Bref, on suppose que les taux de sous-dénombrement dépendent de l'origine 
raciale et non de la région géographique ni d'aucun autre facteur. 

Cela termine notre description du contexte. Pour connaître les derniers développements en 
ce qui concerne le recensement de 1990, se référer à Freedman (1991); une partie des commen
taires d'introduction du présent article sont extraits, à quelques différences près, de l'article 
de Freedman. Pour connaître d'autres points de vue, voir Hogan et Wolter (1988), Schirm 
(1991), Wolter (1991), Wolter et Causey (1991) ou Ericksen, Estrada, Tukey et Wolter (1991). 
Dans le reste de cet article, nous nous attachons à répondre aux principaux arguments d'EKT 
et à montrer comment le tribunal de première instance en est venu à trancher certaines questions. 

2. LES REDRESSEMENTS AMÉLIORENT-ILS LES CHIFFRES DE RECENSEMENT? 

La question fondamentale est de savoir si des redressements ont pour effet d'améliorer les 
chiffres de recensement. EKT ne doutent pas " [... ] de pouvoir améliorer les chiffres bruts 
du recensement [ . . . ] " (p. 943) (TRADUCTION); en effet, il existe 

" [ . . . ] deux méthodes simples (synthétiques) de redressement par lesquelles on peut 
améliorer les chiffres du recensement [... ] en ce qui a trait au modèle d'Ericksen et 
Kadane, la question n'est pas de savoir si ce modèle prouve qu'un redressement est possible 
mais de savoir s'il représente une amélioration par rapport aux méthodes plus simples 
(p. 927-928) [... ] L'étude de la méthode ne "prouvera" pas qu'un redressement a pour 
effet d'améHorer les chiffres du recensement. Cela a déjà été confirmé par Schirm et 
Preston et les résultats des tableaux 5 et 6." (p. 933) (TRADUCTION) 
Ainsi, les tableaux 5 et 6 d'EKT constituent l'essentiel de la preuve visant à montrer que 

le redressement améliorera les chiffres du recensement. Soit dit en passant, le tableau 6 sur 
les enregistrements erronés est redondant puisque les estimations du PEP contenues dans le 
tableau 5 tiennent compte de l'effet des enregistrements erronés. Le tableau 5 est donc le plus 
important et nous le reproduisons ici pour des raisons de commodité. À notre avis, ce tableau 
n'indique pas vraiment s'il est possible d'améHorer les chiffres du recensement; pour com
prendre pourquoi, il nous faut quelques chiffres. (L'article de Schirm et Preston est analysé 
dans la section suivante.) 

Dans le tableau ci-dessus, le "Groupe 1" se compose de 16 villes centrales, le "Groupe 2" 
comprend d'autres régions qui comptent une proportion relativement forte de minorités et le 
"Groupe 3" se compose de régions qui comptent une faible proportion de minorités. Au mieux, 
ce tableau montre que plusieurs méthodes de redressement peuvent produire des résultats géné
ralement comparables. Il n'indique pas si l'une ou l'autre de ces méthodes accroît réellement 
l'exactitude des chiffres du recensement et avec raison, car il n'existe aucun critère externe 
permettant de le vérifier. 
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Tableau 1 

Le tableau 5 d'EKT. Variation de parts de la population nationale lorsque les chiffres du 
recensement sont redressés à l'aide d'estimations d'échantillon pour diverses régions et 

d'estimations synthétiques. [Les chiffres des trois premières colonnes représentent des variations 
de parts, ou des différences de taux de sous-dénombrement; les chiffres de la dernière colonne 

représentent des taux de sous-dénombrement global.] 

Estimations du PEP 

2-20 
3-20 
2-9 
3-9 
2-8 
3-8 
5-9 
5-8 

14-20 
10-8 
14-9 
14-8 
Synthétiques A 
Synthétiques B 
Proportion de l'effectif recensé 

Groupe 1 

+ .52% 
H-.51% 
-1- .500/0 
-1- .49% 
-(-.41% 
+ .39% 
+ .31% 
+ .22% 
-l-.21% 
-H. 19% 
H-. 19% 
-l-.10% 
H-.17% 
-H. 12% 
10.76% 

Groupe 2 

-1- .09% 
+ .08% 
-(-.06% 
-(- .04% 
+ .04% 
H-.03% 
+ .25% 
+ .23% 
+ .02% 
+ .07% 
- . 0 1 % 
- . 0 3 % 
-l-.14% 
-H .06% 
44.24% 

Groupe 3 

- . 6 1 % 
- .59% 
- .56% 
- . 5 3 % 
- . 4 5 % 
- .42% 
- .56% 
- .45% 
- .23% 
- .26% 
- . 1 8 % 
- .07% 
- . 3 1 % 
- . 1 8 % 
45.00% 

Taux de 
sous-dénombrement 

national estimé 

-1-1.9% 
-H.7% 
-1-1.6% 
-1-1.4% 
-(-1.1% 
-1-1.0% 
-1-2.1% 
-1-1.7% 

- . 2 % 
+ . 3 % 
- . 5 % 

- 1 . 0 % 
-1-1.4% 
+ 1.4% 

Notes: (i) Le groupe 1 comprend 16 villes centrales. Le groupe 2 comprend trois États amputés des villes du groupe 
1 (Californie, Maryland et Texas) et 17 États entiers. Toutes les régions comptent au moins 10% de Noirs 
ou de personnes d'origine hispanique. Le groupe 3 comprend neuf États amputés d'une partie de leur 
territoire plus 21 États entiers. Toutes les régions du groupe 3 comptent moins de 10% de Noirs ou de 
personnes d'origine hispanique, 

(ii) La méthode d'estimation synthétique A suppose que a) le taux de sous-dénombrement est le même pour 
les Noirs et pour les personnes d'origine hispanique, soit 5.9%; b) le taux de sous-dénombrement des 
personnes qui ne sont ni noires ni d'origine hispanique est de 0.3%; c) le taux de sous-dénombrement pour 
les Noirs, les personnes d'origine hispanique et tous les autres groupes ne varie pas selon les régions 
géographiques et d) il y a 3 millions d'étrangers sans document au pays, dont 9.6% sont des Noirs, 

(iii) D'après Schirm et Preston (1987), la méthode d'estimation synthétique B suppose que a) le taux de sous-
dénombrement chez les Noirs est de 5.9%; b) le taux de sous-dénombrement pour les personnes d'origine 
hispanique et les autres personnes non noires est de 0.7% ; c) le taux de sous-dénombrement pour les Noirs, 
les personnes d'origine hispanique et tous les autres groupes ne varie pas selon les régions géographiques 
et d) il y a 3 millions d'étrangers sans document au pays, dont 9.6% sont des Noirs. 

De plus, nous croyons que l'impression de conformité qui se dégage du tableau est très illu
soire. Il y a des différences notables entre les séries du PEP jugées supérieures par EKT, ou 
entre ces séries et les estimations synthétiques de Schirm et Preston. Évidemment, la gravité 
de la chose tient à l'échelle de mesure; c'est pourquoi nous nous attachons maintenant à choisir 
les unités. Les partisans du redressement recourent souvent à la notion de "fonction de perte" 
pour soutenir leur idée; la plus courante est la fonction quadratique de perte: voir Ericksen, 
Estrada, Tukey et Wolter (1991, p. 20). EKT considèrent que Schirm et Preston ont démontré 
qu'il était avantageux de redresser les chiffres du recensement; nous allons donc calculer l'écart 
quadratique moyen (é.q.m.) entre les chiffres du recensement et les estimations synthétiques 
B (ligne "Synthétiques B" du tableau 1), obtenues à l'aide de la méthode de redressement de 
Schirm et Preston. (La moyenne est pondérée par la proportion de l'effectif recensé.) 

yf 11 X (.12)' -I- .44 X (.06)' -h .45 x (.18)' « 0.13 de 1% 
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En abrégé, 

é.q.m. entre les chiffres du recensement et les 
estimations synthétiques B = 0.13 de 1%. (7) 

EKT disent avoir une préférence pour les huit premières séries du PEP (pp. 933 et 938). Nous 
allons calculer maintenant l'é.q.m. entre la série 2-20 et la série 3-8, qui comptent parmi les 
séries jugées supérieures par EKT. (Les séries 2-20 et 3-8 reposent toutes deux sur la CPS d'avril; 
les différences qui peuvent exister entre elles sont uniquement attribuables à la méthode de 
traitement des données manquantes.) 

é.q.m. entre les séries 2-20 et 3-8 du PEP = 0.14 de 1%. (8) 

EKT proposent aussi la mise en moyenne comme manière d'éliminer les imprécisions (pp. 931 
et 937). Le tableau 2 compare les proportions de population établies d'après les chiffres du 
recensement avec celles calculées à l'aide des estimations synthétiques B ou de la moyenne des 
estimations du PEP jugées supérieures par EKT. Nous calculons l'é.q.m. entre la moyenne 
des estimations du PEP jugées supérieures et les estimations synthétiques B: 

é.q.m. entre la moyenne des estimations du PEP jugées supérieures 
et les estimations synthétiques B = 0.25 de 1%. (9) 

La comparaison de (7), (8) et (9) nous amène à faire les observations suivantes: 

a ) la différence entre les chiffres du recensement et les estimations synthétiques B est plutôt 
faible; 

b) l'intervalle de variation dans les séries du PEP jugées supérieures est plus grand que la 
différence entre les chiffres du recensement et les estimations synthétiques B; 

c) la différence entre la moyenne des estimations du PEP jugées supérieures et les estimations 
synthétiques B est le double de celle entre les chiffres du recensement et les estimations 
synthétiques B. 

Un écart de 0.13% doit être important aux yeux d'EKT: voir (7). Si c'est le cas, les séries 
du PEP ne concordent pas entre elles. En outre, ces séries sont très différentes des estimations 
synthétiques. On pourrait certes prétendre, à ce sujet, que Schirm et Preston ne sont pas allés 
assez loin. Or, un comité de révision de la National Academy of Sciences - dont Jay Kadane 
est un membre important - en est venu à la conclusion provisoire que Schirm et Preston avaient 
déjà "surredressé" les chiffres du recensement; voir Cohen et Citro (1985, p. 287). 

Tableau 2 
Proportions de population établies d'après les chiffres du recensement, 

les estimations synthétiques B et la moyenne des huit séries d'estimations du PEP 
jugées supérieures par EKT (2-20, 3-20, 2-9, 3-9, 2-8, 3-8, 5-9, 5-8). 

Groupe 1 Groupe 2 Groupe 3 Total 

Moyenne des séries du PEP jugées supérieures -
Synthétiques B .30% .40% -.34% .00% 

Recensement - Synthétiques B - .12% -.06% +.18% .00% 

Moyenne des séries du PEP jugées supérieures 11.18% 44.34% 44.48% 100.00% 
Synthétiques B 10.88% 44.30% 44.82% 100.00% 
Recensement 10.76% 44.24% 45.00% 100.00% 
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Les estimations du PEP s'accordent mieux avec les estimations synthétiques A dans le 
tableau 1. Mais cela est une relation tautologique car le taux de sous-dénombrement des per
sonnes d'origine hispanique dans le modèle synthétique A a été estimé à l'aide des données 
du PEP, tandis que le modèle synthétique B repose sur l'analyse démographique. Les diffé
rences observées entre les estimations du PEP sont une réalité gênante; de même les différences 
entre les estimations du PEP et les estimations synthétiques. 

Voici la principale affirmation d'EKT (p. 927): 

"Nous en venons à conclure que peu importe qu'on utilise l'une des méthodes simples 
ou la méthode composite et peu importe la manière dont on modifie les hypothèses de 
la méthode composite, un redressement réduit avec exactitude les parts de population 
dans les États qui comptent une faible proportion de minorités et accroît les parts de 
population dans les grandes villes." (TRADUCTION) 

Donner plus d'argent aux villes en corrigeant les chiffres du recensement est une idée louable, 
mais seulement dans la mesure où on est sûr que les opérations de redressement amélioreront 
la qualité des chiffres du recensement. La qualité des chiffres est la question au coeur du débat 
et nous aurions aimé qu'EKT l'abordent plus directement. Leur tableau 5 a peu de rapport 
avec la question. 

3. SCHIRM ET PRESTON 

Peut-on améliorer réellement la qualité des chiffres du recensement à l'aide d'un modèle 
de redressement synthétique? EKT pensent que oui, citant Schirm et Preston (1987) à l'appui. 
Schirm et Preston présentent deux arguments majeurs: l'un analytique et l'autre fondé sur la 
simulation. Cependant, les deux ont des lacunes importantes. 

L'argument analytique (p. 966): 

"Notre conclusion est que le redressement synthétique produira toujours un rapport 
estimé de la population d'un État à la population du pays plus près de la réalité si 

a) le taux de sous-dénombrement des Noirs pour cet État se rapproche plus du taux de 
sous-dénombrement des Noirs au niveau national que du taux de sous-dénombrement 
en général; 

b) le taux de sous-dénombrement des Blancs pour cet État se rapproche plus du taux de 
sous-dénombrement des Blancs au niveau national que du taux de sous-dénombrement 
en général." (TRADUCTION) 

Du point de vue mathématique, cette proposition est fausse. Nous fournissons un contre-
exemple dans le tableau 3: l'État A, par exemple, a une population blanche de 89 personnes 
mais 90 ont été recensées. 

Tableau 3 
Contre-exemple infirmant l'argument analytique, avec deux États et deux groupes raciaux. 

État A 
État B 

Total 

Nombre 
recensé 

90 
910 

1,000 

Blancs 

Nombre 
réel 

89 
890 

979 

Nombre 
recensé 

1 
99 

100 

Noirs 

Nombre 
réel 

2 
119 

121 

Total 

Nombre Nombre 
recensé réel 

91 91 
1,009 1,009 

1,100 1,100 
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Tableau 4 
Taux de sous-dénombrement calculés d'après les chiffres du tableau 3, en pourcentage 

(les taux négatifs représentent en réalité un surdénombrement.) 

Blancs Noirs Total 

État A -1.1% 50% 0% 
ÉtatB -2.2% 17% 0% 

Total -2.1% 17% 0% 

Le contre-exemple a été élaboré de manière à permettre un calcul simple; nous aurions pu 
évidemment fournir un exemple plus complexe et plus réaliste. Selon le tableau 3, l'erreur 
globale dans le recensement (Blancs et Noirs) est nulle, pour chaque État comme pour le pays. 
Par conséquent, les chiffres du recensement reflètent les parts de population réelles de chaque 
État et toute tentative de redressement aurait des conséquences fâcheuses. Le tableau 4 donne 
les taux d'erreur (calculés en fonction de la population réelle): les conditions de Schirm et 
Preston sont respectées. Comme on peut le voir dans le tableau 5, le redressement synthétique 
fausse l'effectif total pour chaque État: un surdénombrement dans le cas de B et un sous-
dénombrement dans le cas de A. Pour déduire le tableau 5 du tableau 3, on multiplie, par 
exemple, le nombre de Blancs dans l'État A par: 

nombre réel de Blancs au pays/nombre recensé = 979/1,000. (10) 

On effectue le même calcul pour les autres cases. 

Le contre-exemple peut nous aider à formuler le problème en termes de comparaison: 
l'État A a une faible densité de population et compte peu de membres de minorités; l'État B 
est fortement peuplé et compte une large minorité difficile à dénombrer. Le redressement synthé
tique peut favoriser des États comme B au détriment d'États comme A. L'erreur mathématique 
relevée dans l'annexe de Schirm et Preston semble être dans le raisonnement qui découle du 
schéma A.2. M. Preston nous dit (par communication personnelle) que le théorème se vérifie 
moyennant un ensemble de conditions plus complexe qui implique l'utilisation de moyennes 
pondérées. 

Voilà pour notre critique de l'argument analytique de Schirm et Preston. Que penser main
tenant de l'argument fondé sur la simulation? Essentiellement, Schirm et Preston considèrent 
51 régions (les États plus le District de Columbia) et deux groupes raciaux (les Noirs et les 
Blancs). Ils définissent une distribution conjointe pour une population "réelle" hypothétique 
et pour les chiffres du recensement; dans les deux cas, il s'agit d'une distribution stochastique. 
Les chiffres du recensement peuvent être redressés à l'aide de la méthode synthétique et il s'agit 

État A 
ÉtatB 

Total 

Syn 

88 
891 

979 

Tableau 5 

Le redressement synthétique (Syn). 

Blancs 

Nombre 
réel 

89 
890 

979 

Syn 

1 
120 

121 

Noirs 

Nombre 
réel 

2 
119 

121 

Syn 

89 
1,011 

1,100 

Total 

Nombre 
réel 

91 
1,009 

1,100 
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de savoir si ce sont les chiffres bruts ou les chiffres redressés qui se rapprochent le plus de 
l'effectif de la population réelle hypothétique. En réalité, Schirm et Preston considèrent 
plusieurs distributions conjointes qui correspondent à divers "scénarios", c'est-à-dire à divers 
choix de paramètres; les résultats sont assez semblables d'un scénario à l'autre. Schirm et 
Preston considèrent aussi plusieurs fonctions de perte, ou mesures d'exactitude. 

Nous commentons brièvement le scénario I. 

a ) Le gain rapporté est plutôt modeste. Par exemple, les États auxquels ont profité les opéra
tions de redressement regroupent en moyenne un peu plus de la moitié de la population 
totale, peu importe la petitesse du gain. 

b) La population "réelle" a été construite suivant l'hypothèse de la méthode synthétique, à 
savoir aucune variation systématique du taux de sous-dénombrement d'un groupe racial 
entre les régions; la variation aléatoire était permise. Voir l'équation (2) dans Schirm et 
Preston. Ainsi, la définition de "réalité" favorise le redressement synthétique. 

Dans l'ensemble toutefois, l'argument de Schirm et Preston est raisonnable. Si les hypo
thèses de la méthode synthétique se vérifient plus ou moins, les estimations obtenues par cette 
méthode seront bonnes. Mais voilà: ces hypothèses se vérifient-elles? et quel genre de varia
tion spatiale les taux de sous-dénombrement subissent-ils? Schirm et Preston n'apportent 
aucune réponse à ces questions. Dans la cause de 1980, le tribunal de première instance observe 
que " [ . . . ] la méthode synthétique fait tout simplement abstraction de la variation spatiale 
et suppose qu'un habitant de l'Alabama a autant de chances qu'un habitant de l'Alaska de 
ne pas être recensé. Toutefois, comme l'ont si bien exposé des témoins experts pour le défendeur, 
l'hypothèse selon laquelle les taux de sous-dénombrement pour les divers groupes d'âge-sexe 
et les divers groupes raciaux ne varient pas d'une région à l'autre n'a absolument aucun 
fondement [... ] la méthode synthétique est clairement inadéquate pour redresser les chiffres 
du recensement." (TRADUCTION) (674 F Supp 1098, citations et renvois omis). 

4. REDRESSEMENT POUR LES PETITES REGIONS 

Le redressement des chiffres du recensement est plus susceptible d'être profitable à des 
niveaux d'agrégation géographique relativement élevés (par ex.: régions de recensement ou 
divisions de recensement). Or, il y a aux États-Unis 39,000 administrations publiques de divers 
niveaux (État, municipalité, etc.) qui réclament toutes des fonds publics. Bon nombre de ces 
administrations sont elles-mêmes décomposées en unités de niveau inférieur (par ex.: arron
dissements, sections électorales, etc.). Si l'on doit redresser les chiffres du recensement, il faut 
le faire à un niveau de décomposition géographique assez élevé pour satisfaire à des exigences 
légales et administratives. De fait, pour le recensement de 1990, on a proposé de redresser les 
chiffres jusqu'au niveau de l'îlot. (L'îlot est la plus petite unité de la géographie du recense
ment; on en compte 6.5 milHons aux É.-U.) 

EKT étudient deux méthodes synthétiques ainsi qu'une méthode de régression pour redresser 
les chiffres du recensement dans des sous-régions des 66 régions étudiées (p. 941). Au bout du 
compte toutefois, rien ne prouve que le redressement pour petites régions a pour effet d'amé
liorer les chiffres bruts du recensement. Par rapport à 1980, EKT affirment (p. 943): 

"Pour ce qui a trait aux 66 régions visées par notre étude, nous avons bon espoir d'amé
Horer les chiffres bruts du recensement, particuHèrement dans les régions qui affichent 
un taux de sous-dénombrement ou de surdénombrement élevé et qui nécessitent le plus 
une opération de redressement. Nos résultats ne nous permettent pas de tirer des con
clusions définitives quant aux régions suburbaines, aux villes centrales qui ne comptent 
pas parmi les 16 ayant fait l'objet de l'étude, ou aux autres régions urbaines ou rurales des 
États étudiés. Si on veut calculer des estimations pour ces régions, il serait préférable de 
ne pas reprendre les équations de régression présentées dans cet article." (TRADUCTION) 
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EKT poursuivent en décrivant divers plans pour l'échantillonnage par saisie-resaisie, laissant 
ainsi de côté la question du redressement pour petites régions pour 1990. En 1980, le litige portait 
en bonne partie sur la faisabilité d'un redressement pour les sous-régions des 66 régions étudiées. 
Pour gagner sa cause, New York devait démontrer qu'un tel redressement améliorerait les 
chiffres du recensement. Aujourd'hui, EKT semblent reconnaître qu'à cet égard, les éléments 
de preuve étaient insuffisants. 

5. MISE EN MOYENNE ET ANALYSE DE SENSIBILITÉ 

Les 12 séries du PEP sont le résultat d'une analyse de sensibihté portant sur les données 
manquantes. Comme la quantité de données manquantes était élevée par rapport au niveau 
de sous-dénombrement, les méthodes de traitement des données manquantes ont de l'impor
tance. EKT proposent donc un éventail de méthodes pour redresser les chiffres du recense
ment en fonction des diverses séries du PEP; ces méthodes sont les suivantes: a) suppression 
des séries contradictoires (pp. 937-939); b) suppression des différences systématiques entre les 
séries (pp. 937-938); c) régression sur d'autres variables (l'estimateur "composite", p. 933 et 
suiv.); d) mise en moyenne (pp. 931 et 937). 

Cette énumération met en évidence l'incertitude fondamentale des méthodes de redresse
ment des chiffres du recensement et dans ce cas, il est nécessaire d'interroger l'utilisation de 
moyennes comme manière de réduire cette incertitude. Des choix arbitraires en matière de 
modéhsation peuvent être défendables s'ils ont peu de conséquences - c'est le critère habituel 
de la robustesse. L'analyse de sensibilité (qui consiste à modifier les hypothèses et à observer 
les effets de cette modification sur les résultats) peut rejeter le critère de la robustesse. Toute
fois, il est inutile de mettre en moyenne les résultats d'une analyse de sensibilité. Les diverses 
séries du PEP ne sont pas des mesures répétées du sous-dénombrement. L'important dans une 
série du PEP n'est pas la moyenne mais l'écart, car c'est l'écart (par exemple, celui entre les 
séries d'avril) qui illustre l'effet d'hypothèses de modélisation différentes sur une même série 
de données. 

6. HYPOTHESES 

EKT (p. 937) affirment que le modèle produit de meilleurs résultats que les estimations du 
PEP et que la méthode synthétique. Le modèle donne effectivement de meilleurs résultats que 
les estimations du PEP si on reconnaît la vahdité de ses hypothèses - équations (1) à (6) ci-dessus. 
Or, ces équations semblent encore très peu plausibles. De la même manière, le modèle donne 
de meilleurs résultats que la méthode synthétique à la seule condition qu'il utilise les variables 
additionnelles d'une manière raisonnable, ce qui nous ramène aux hypothèses. 

Par moments, EKT semblent affirmer que l'on peut déduire le modèle des données (p. 933 
et suiv.). Évidemment, la construction d'un modèle de régression ne se résume pas au choix 
des variables qui figureront dans les membres de l'équation, bien que cette opération soit assez 
difficile comme nous le verrons plus loin. De nombreuses questions surgissent à l'esprit: 
pourquoi les effets sont-ils linéaires et additifs? (équations (1) et (2) ci-dessus); que penser des 
hypothèses sur les erreurs? (équations (3), (4), (5) et (6)), et ainsi de suite. EKT ne présentent 
aucune preuve visant à appuyer leurs hypothèses, si ce n'est de tenter de répondre à nos 
réfutations (p. 931). Croient-ils qu'un modèle est bon jusqu'à ce qu'on puisse démontrer le 
contraire? 

De toutes manières, nous nous en tenons à nos propos. Pour des données sur le biais de 
corrélation, voir Fay et coll. (1988, section 6F en particulier); pour une critique des estima
tions d'Ericksen et Kadane, voir Fellegi (1985, p. 118). D'autres sources de biais dans les séries 
du PEP consistent dans les erreurs d'appariement et les erreurs de déclaration d'adresse. 
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EKT soutiennent que le PEP donne des estimations prudentes (p. 931). Cette affirmation 
semble à la fois erronée et hors de propos; erronée parce que les biais ont généralement pour 
effet de hausser artificiellement le sous-dénombrement, et hors de propos parce que la varia
tion des biais dans l'espace a une grande importance. L'hypothèse (3) est peu vraisemblable: 
les erreurs n'ont probablement pas une moyenne nulle. Les taux de sous-dénombrement établis 
à l'aide des estimations du PEP risquent d'être entachés d'un biais par excès, la grandeur du 
biais variant selon la région. Pour une analyse des données pertinentes, voir Fay et coll., chap. 6; 
voir aussi FN. Dans la cause de 1980, le tribunal de première instance conciliait: 

"La preuve présentée au procès a permis d'établir que les estimations du PEP compor
taient diverses erreurs attribuables à des lacunes dans la méthodologie du PEP. On désigne 
ces erreurs comme des "biais". La méthodologie du PEP est une importante source de 
biais car l'appariement des enregistrements de la CPS avec ceux du recensement [... ] 
est une tâche extrêmement difficile et remplie d'incertitudes. Comme l'une et l'autre séries 
d'enregistrements pouvaient renfermer des données irrégulières, inexactes et incomplètes, 
le Bureau a commis de toute évidence de nombreuses erreurs en déterminant le code 
d'appariement des personnes dénombrées dans la CPS, ce qui a eu pour conséquence 
de fausser l'estimation du sous-dénombrement établie au moyen de l'échantillon P. En 
outre, la preuve présentée au procès a permis d'établir que les erreurs d'appariement 
étaient pour la plupart attribuables au fait que le Bureau avait tenu de nombreuses 
personnes pour oubliées dans le recensement alors que ce n'était pas le cas. Par consé
quent, le PEP a donné lieu à une surestimation du sous-dénombrement. L'étendue de 
ce phénomène et sa variabiHté d'une région à l'autre sont inconnues." (TRADUCTION) 
(674 F Supp 1100, citations et renvois omis). 

Examinons maintenant les équations (4) et (5). Tout d'abord l'hypothèse d'indépendance. 
En 1980, il y avait 3 centres d'exploitation et 12 bureaux régionaux. EKT répliquent qu'il y 
avait 400 bureaux de district. Soit. Mais il y avait aussi plusieurs douzaines de chefs de secteur, 
plusieurs centaines de milliers de préposés du recensement et quelque 1,500 intervieweurs pour 
la CPS. Les sources d'erreur sont nombreuses et il est fort probable que les erreurs ne soient 
pas indépendantes. Centres d'exploitation, bureaux régionaux, chefs de secteur, intervieweurs 
pour le recensement, intervieweurs pour la CPS: ce sont toutes là des composantes d'erreur, 
sans parler des répondants. De même, l'invariabiHté de â  dans (4) est peu vraisemblable: le 
sous-dénombrement n'a pas les mêmes causes dans toutes les régions du pays et une équation 
de régression linéaire ne suffit pas pour refléter toutes ces causes. 

Nous avons souligné que des événements fortuits comme une tempête de neigé pouvaient 
engendrer une corrélation des erreurs dans plusieurs régions; EKT répliquent qu'il n'y a pas 
eu de tempête de neige. Cette question touche les fondements de la statistique: si les conditions 
atmosphériques sont bonnes, les erreurs sont indépendantes, mais si le temps est mauvais, tout 
est possible. Les distributions du modèle, de même que les inférences statistiques, dépendent 
donc de certains événements. Lesquels, et pourquoi? 

Heureusement, nous n'avons pas à nous pencher sur la différence entre l'inférence condi
tionnelle et l'inférence inconditionnelle. Un événement majeur est venu perturber les opérations 
du recensement dans plusieurs États de la région Pacific Northwest. En mai 1980, le mont 
St. Helens entrait en éruption en plein durant la période des interviews de suivi. 

7. AUTRES QUESTIONS 

7.1 Importe-t-il d'utiliser une série plutôt qu'une autre? 

Compte tenu du niveau de précision qu'EKT espèrent obtenir pour le recensement, les 
diverses séries du PEP - même celles qu'ils jugent supérieures - produisent des résultats vraiment 
différents entre eux, comme le montrent les équations (7), (8) et (9). Pourtant, EKT soutiennent 
que les séries qu'ils jugent supérieures donnent toutes des résultats semblables. Et pour appuyer 
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leur dire, ils nous renvoient au tableau 11, qui indique une différence de taux de sous-
dénombrement de 3.27 points pour la ville de New York, avec un degré d'incertitude de 0.62%. 

Dans beaucoup de circonstances, que des taux de sous-dénombrement soient uniformes 
importe peu; ce sont les différences de taux qui créent des inégalités. L'"effet de région" semble 
être un indice des différences de sous-dénombrement, variable qui suscite le plus grand intérêt. 

EKT ont calculé les "effets de région" indiqués dans le tableau de la façon suivante: 

i) ils ont concentré leur attention sur 8 des 12 séries du PEP; 
ii) ils ont lissé chacune des huit séries à l'aide du modèle de régression; 
iii) pour chaque région, ils ont fait la moyenne des huit estimations; 
iv) ils ont soustrait l'estimation du taux de sous-dénombrement national correspondante. 

Dans le tableau 6 ci-dessous, nous comparons 1'"effet de région" avec l'écart entre les 
estimations du PEP; nous hmitons notre attention aux séries fondées sur la CPS d'avril et qui 
sont jugées supérieures. Les écarts qui peuvent exister entre les estimations du PEP sont 
uniquement attribuables à des différences dans le traitement des données manquantes. La série 
de chiffres de la troisième colonne semble raisonnable: les raisons qui font que des données 
sont manquantes peuvent varier selon les régions et il en va de même de la méthode d'imputa
tion à utiliser. Si l'on ajoutait les séries d'août, l'intervalle de variation s'accroîtrait mais une 
partie de la différence serait attribuable à l'erreur d'échantillonnage. 

Le tableau montre que, dans certains cas, l'effet de région est grand par rapport à l'écart 
entre les séries du PEP, ce qui laisse supposer que les données manquantes ont peu d'effet sur 
les résuhats. C'est le cas du nord de l'État de New York. Pour d'autres régions toutefois, comme 
Chicago, on observe la relation inverse et les méthodes d'imputation ont alors de l'importance. 

Chacune des 66 régions étudiées est représentée par un point dans la figure 1. L'axe des x 
correspond à l'effet de région et l'axe des;', à la variation dans les séries d'avril du PEP jugées 
supérieures. Du point de vue de la moyenne quadratique (pour les 66 régions), l'écart entre 
les séries du PEP jugées supérieures par EKT, et fondées sur la CPS d'avril, équivaut à environ 
75% de l'effet de région. Autrement dit, l'effet des données manquantes (abstraction faite des 
autres sources de biais présentes dans le PEP) est aussi grand que l'effet que tentent de mesurer 
EKT. L'introduction de nouveaux modèles d'imputation ne ferait qu'empirer les choses. La 
mise en moyeime ne serait pas non plus une bonne solution, pour les raisons évoquées plus haut. 

Tableau 6 
Comparaison de l'effet de région avec l'écart entre les estimations du PEP - séries 

jugées supérieures parmi celles fondées sur la CPS d'avril. 
Les sous-régions correspondent à celles utilisées dans FN. 

Alabama 
Alaska 
Los Angeles 
San Diego 
San Francisco 
Reste de la Californie 
Chicago 
Reste de l'Illinois 
New York City 
Reste de l'État de New York 
Wyoming 

Séries d'avril du PEP jugées supérieures 

Min. 

- . 3 7 
2.79 
4.56 

- . 9 8 
4.31 
2.84 
3.57 
1.21 
6.04 

-1 .61 
3.91 

Max. 

.60 
3.53 
7.72 
1.45 
6.25 
3.92 
6.56 
1.75 
7.90 

-1 .44 
4.04 

Variation 

.97 

.74 
3.16 
2.43 
1.94 
1.08 
2.99 

.54 
1.86 
.17 
.13 

Effet de 
région 

-1 .07 
1.63 
3.16 

.65 
2.31 
1.03 
1.77 

-1 .04 
3.27 

-2 .55 
1.16 
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Variation dans les séries du PEP 

4 
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Effet de région 

Figure 1. Le PEP et la qualité des données. Pour chacune des 66 régions étudiées, la graphique donne, 
sur l'axe horizontal, l"'effet de région" calculé par EKT et sur l'axe vertical, la variation dans 
les séries d'avril du PEP jugées supérieures. 

L'association positive observée dans la figure 1 est tout à fait étonnante, de même que le 
changement que subit la distribution conjointe lorsque l'effet de région devient positif. Voici 
comment nous nous expliquons ces deux phénomènes: les estimations du sous-dénombrement 
tirées du PEP sont l'indice d'une faible quahté des données, dans le PEP comme dans le 
recensement. Un taux de sous-dénombrement manifestement élevé est l'indice d'une région 
où les données sont de piètre quahté. Les données manquantes sont nombreuses dans de telles 
régions; aussi, la modification des règles d'imputation aura des conséquences importantes. Les 
régions où il est difficile de dénombrer la population sont aussi des régions pour lesquelles il 
est difficile de redresser les chiffres du recensement. Voir FN, p. 9, ou Wolter (1986, p. 26, 
remarques 8 et 9). 

On devrait pouvoir trouver une série du PEP - ou une combinaison formée à partir de ces 
séries - qui convienne. Mais pourquoi l'une ou l'autre de ces séries, ou une combinaison de 
celles-ci, seraient-elles une amélioration par rapport au recensement? Voilà la question cruciale, 
et EKT n'y apportent aucune réponse. À notre avis, tout redressement - qu'il se fasse au moyen 
d'une méthode synthétique, d'une série du PEP, d'un modèle de régression ou de n'importe 
quelle combinaison convexe - finit par reposer essentiellement sur des hypothèses. 

7.2 Quelle série du PEP est la meilleure, et quelles variables explicatives utiliser? 

À l'audience et dans leur analyse de FN, Ericksen et Kadane prônaient un redressement fondé 
sur la série PEP 2-9, celle qu'ils jugeaient supérieure à toutes les autres selon toute apparence. 
Nous avons choisi la série PEP 10-8 comme point de comparaison. EKT justifient l'utilisation 
de la série 2-9 et tentent d'éhminer quatre des douze séries, en particulier celle qui nous sert 
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de point de comparaison (10-8). Les arguments ont été analysés devant le tribunal et dans FN 
(p. 8, l'analyse, et p. 36, la réponse à la réplique). Nous restons sur nos positions: il n'y a pas 
de raison formelle de choisir la série 2-9 plutôt que la 10-8. 

EKT disent que nous avons prôné l'idée que la "proportion de population urbaine" devait 
être considérée comme une variable indépendante (p. 934). Ce n'est pas tout à fait exact. 
Nous estimions que le choix de variables indépendantes fait par EKT était quelque peu arbi
traire et nous voulions montrer qu'un changement de variables pouvait modifier grandement 
les résultats - encore l'analyse de sensibilité. Des différences ont été notées surtout dans le cas 
des petites régions (FN, p. 9). Comme EKT ne préconisent plus le redressemeiit des chiffres 
du recensement de 1980 pour les petites régions, cet argument n'a peut-être plus d'intérêt 
pratique. 

Voyons maintenant un autre aspect de la question: EKT soutiennent qu'il faut choisir les 
modèles en se fondant sur des critères statistiques (p. 941). Essentiellement, ils recommandent 
de choisir les variables de manière à ce que l'é.q.m. d'un ajustement par les MCO soit minimum. 
Or, l'é.q.m. sert à mesurer le degré d'association des données et non la validité de la théorie 
qui est en question. 

Pour des raisons qui demeurent obscures, EKT limitent leur analyse à des modèles à 2, 3 
ou 4 variables et ils rejettent les coefficients qui ont une valeur t inférieure à 2. L'équation qu'ils 
préfèrent semble être la suivante: 

PEP 2-9 = -2 .23 + .079 min -t- .036 crime -I- .028 class -I- résidu (U) 
(-4.0) (5.4) (3.6) (3.5) 

é.q.m. = 1.53. 

Les variables de l'équation sont la proportion de minorités dans la région étudiée, le taux 
de criminaUté et la proportion de la population recensée selon la méthode classique; les valeurs 
t figurent entre parenthèses; on calcule l'é.q.m. à l'aide du diviseur non biaisé n - p. Cette 
équation sert uniquement à la sélection des variables; une fois les variables choisies, on ajuste 
de nouveau le modèle à l'aide des MCG; voir équations (1) à (6) ci-dessus et FN pour une 
arialyse. 

Le raisonnement statistique n'est pas évident et il faut prendre les critères d'EKT au pied 
de la lettre. Par exemple, voici une autre équation possible: 

PEP 2-9 = .120 min -I- .026 crim -I- .029 class - .176pauv -I- résidu (12) 
(7.6) (3.4) (3.8) (-4.4) 

é.q.m. = 1.49. 

La variable ajoutée est la proportion de personnes dans la région étudiée qui vivent 
au-dessous du seuil de pauvreté; le terme d'ordonnée à l'origine a été supprimé parce que la 
valeur t correspondante était peu élevée. L'équation (12) a un é.q.m. un peu meilleur que l'équa
tion (11) et "montre" que le niveau de sous-dénombrement diminue lorsque la proportion de 
gens pauvres augmente, toutes choses étant égales par ailleurs. EKT rejettent cette équation 
sous prétexte que le coefficient de pauv est significativement négatif plutôt que significativement 
positif. 

Les idées préconçues sur le sous-dénombrement peuvent être incompatibles avec les données, 
et la régression des MCO relative au meilleur sous-ensemble n'est peut-être pas une méthode 
analytique appropriée. Nous ne rejetons aucune des interprétations mais nous tirons la con
clusion suivante: dans le contexte actuel, il n'existe pas de critère objectif et statistiquement 
défendable pour le choix des modèles. Ce choix repose en grande partie sur le jugement du 
modélisateur. 
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Tableau 7 
Écart quadratique moyen des équations de régression pour les séries PEP 2-9 et PEP 10-8. 

Les variables explicatives sont la proportion de minorités dans la région étudiée, 
la proportion de la population recensée selon la méthode classique, 

et soit le taux de criminalité ou la proportion de population urbaine. 

Taux de Proportion dé 
criminalité population urbaine 

PEP 2-9 1.53 L54 

PEP 10-8 1.35 L33 

Tableau 8 
ET(e) et ET de l'é.q.m. pour les 66 régions étudiées; PEP 2-9 et PEP 10-8. 
Les modèles comprennent la proportion de minorités dans la région étudiée, 
la proportion de la population recensée selon la méthode classique, et soit 

le taux de criminalité ou la proportion de population urbaine. 

Taux de criminalité Proportion de population urbaine 

cxr . i ET de c _ , , ET de 
^^(^) l'é.q.m. ET(e) ,,̂ ^^_^_ 

PEP 2-9 .75 .65 .76 .65 

PEP 10-8 .00 .28 .00 .25 

Notes: Soit K une matrice diagonale 66 x 66 dont l'élément (/,/) est Kj. Désignons par X la matrice 
66 X 4 des variables explicatives. Soit H = X(X'''X)~^X^ et T"' = K~^ + ET(e)~2 
(/ - //). Les 66 taux de sous-dénombrement sont estimés à l'aide du modèle d'Ericksen-Kadane 
par l'expression VK~^ y, où;' est le vecteur 66 x 1 des estimations du PEP. L'ET de l'é.q.m. 
pour les 66 régions étudiées est Vtrace r/66. Pour plus de détails, voir FN. À l'audience, 
Ericksen et Kadane avaient calculé ET(e) pour 51 régions (les 50 États plus le District de 
Columbia); nous avons fait de même dans FN. Cette fois-ci, nous utilisons 66 régions, comme 
semblent le recommander EKT. La différence est notable. 

Sur ces idées, retournons à la question initiale: quelle série du PEP choisir et laquelle de 
ces deux variables explicatives doit-on retenir: taux de criminalité ou proportion de population 
urbaine. Pour autant que nous puissions en juger, d'après les critères choisis par EKT, la 
différence entre le taux de criminalité et la proportion de population urbaine est insignifiante. 
Et la série PEP 10-8 est nettement supérieure à la série 2-9. Voir le tableau 7. 

À la page 935 et 940 d'EKT, a désigne l'écart quadratique moyen. Il y a une certaine confu
sion dans les symboles car on utilise a^ pour désigner Var(e) dans les équations (2) et (4), 
suivant Ericksen et Kadane (1985, p. 105) ou FN (p. 5). Pour éviter toute confusion, désignons 
par ET(e) la valeur estimée de a, écart quadratique moyen; de cette valeur découle l'erreur-
type de chacun des 66 taux de sous-dénombrement calculés à l'aide du modèle d'Ericksen-
Kadane, comme l'indiquent les équations (8) et (10) dans FN. Pour ce qui a trait à la série PEP 
10-8, la valeur estimée ET(e) est pratiquement nulle, de sorte qu'un modèle fondé sur 10-8 
donne un très bon ajustement et les 66 taux de sous-dénombrement sont estimés avec beau
coup de précision (tableau 8). 

Pour ce qui a trait aux "critères statistiques", contrairement à ce qu'affirment EKT, la série 
10-8 est supérieure à la série 2-9 et la proportion de population urbaine n'est pas une moins 
bonne variable explicative que le taux de criminalité. Sur le plan qualitatif, les remarques d'EKT 
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semblent tout aussi erronées. Bien sûr, les régions urbaines sont différentes entre elles, comme 
le disent si bien ces auteurs. Il en est de même des villes centrales. De la même manière, les 
membres de minorités qui vivent dans les villes centrales ont des chances d'être différents de 
ceux qui vivent dans les banlieues. Et ainsi de suite. Toutes les variables d'EKT sont des 
"prédicteurs vagues" du sous-dénombrement et certaines d'entre elles sont plus vagues que 
la "proportion de population urbaine" (p. 934). 

Sur cet aspect du litige, le juge est plus sévère que nous à l'égard d'Ericksen et Kadane: 

" [ . . . ] De plus, comme l'ont si bien exposé les témoins experts du défendeur, on ne peut 
démontrer de façon sûre qu'une des séries d'estimations du PEP est supérieure aux autres 
ou même, au recensement proprement dit car les renseignements dont on dispose ne 
permettent pas de déterminer quels procédés du PEP conviennent le mieux pour mesurer 
le sous-dénombrement dans le recensement. Tandis que deux des témoins experts du 
demandeur ont exprimé leur préférence pour les estimations de la série "PEP 2-9" en se 
fondant sur l'hypothèse que les procédés du PEP qui ont permis d'obtenir ces estimations 
sont supérieurs aux procédés qui ont servi à produire les autres estimations du PEP, ces 
experts n'ont pu étayer leur affirmation que par des hypothèses non vérifiées. Par contre, 
les témoins experts du défendeur ont présenté des hypothèses tout aussi plausibles qui 
tiennent pour supérieurs d'autres procédés du PEP qui donnent des résultats totalement 
différents." (TRADUCTION) (674 F Supp 1102, citations et renvois omis.) 

7.3 Etudes de simulation 

Nous avons fait une étude de simulation qui visait à démontrer trois choses: a) les données 
ne peuvent servir à déterminer quelles variables entreront dans le modèle; b) les erreurs-types 
dépendent des hypothèses concernant les termes d'écart et c) les erreurs-types calculées par 
Ericksen et Kadane étaient très optimistes. Nous voulions aussi vérifier deux autres points: 
d) les erreurs-types ne permettent pas de mesurer l'effet d'un biais; e) la technique de lissage 
d'Ericksen-Kadane ne fait aucun cas des biais du PEP qui sont étroitement liés aux variables 
explicatives. 

Compte tenu des cinq points ci-dessus, il est difficile de démontrer que le modèle proposé 
améliore la quahté des estimations du PEP. EKT ne commentent pas les points b), d) et e). 
Ils réfutent a) mais concèdent plus ou moins le point c). Quant à nous, nous admettons que 
dans notre simulation, laquelle reconnaît la moitié du modèle, la régression réduit effective
ment l'erreur d'échantillonnage. Nous maintenons toutefois que a) est juste, comme nous le 
verrons plus loin. Par ailleurs, dans d'autres circonstances, le lissage peut accroître l'erreur 
d'échantillonnage (Ylvisaker 1991, p. 7). 

EKT (p. 943) critiquent notre étude de simulation parce qu'elle ne visait que les modèles 
à équation à trois variables et qu'elle ne restreignait en rien les valeurs de la statistique t. 
Nous allons donc répéter la simulation ici. Essentiellement, il s'agit de considérer la série 
PEP 10-8 comme la "réalité" et d'introduire, pour chacune des 66 régions étudiées /, une 
erreur aléatoire de variance Kj, conformément à (4). Nous admettons par le fait même l'équa
tion (1) et les hypothèses relatives à ô,-. Nous choisissons les variables suivant la méthode 
décrite par EKT (p. 935), puis nous ajustons le modèle de régression; nous répétons l'opération 
100 fois. 

Le tableau 9 indique les variables qui ont été choisies dans les dix premiers essais. Les résultats 
sont variables sauf pour ce qui a trait à la "proportion de la population recensée selon la 
méthode classique", qui a été sélectionnée à chaque essai. Pour l'ensemble des 100 essais, à 
l'exclusion de ceux qui n'ont pas produit de modèle satisfaisant, l'é.q.m. nominal était d'environ 
30% inférieur à la normale et la différence de quahté entre les estimations composites et les 
estimations du PEP, en faveur de celles-là, était gonflée de 75%. C'est là que nous voyons 
toute l'importance des hypothèses. 
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Tableau 9 

Simulation pour le choix de variables; série PEPlO-8 considérée comme la "réalité". 

Essai VC Min Crim Class Ed Pauv Lang LM 

1 x X x 

2 X X 

3 X X 

4 X X X 
5 X X 

6 X X 

7 X X X 

8 X X 

9 X X 

10 Aucun modèle ne répondait aux critères d'EKT 

Notes: VC est l'indicateur de ville centrale; Min, le pourcentage de minorités; Crim, le taux de criminalité; Class, 
la proportion de la population qui a été recensée selon la méthode classique; Ed, la proportion de personnes 
qui n'ont pas de diplôme d'études secondaires; Pauv, le pourcentage de la population qui vit sous le seuil de 
la pauvreté; Lang, la proportion de personnes qui maîtrisent difficilement la langue anglaise; LM, le pour
centage de la population qui habite un immeuble à logements multiples. 

Tableau 10 

Simulation pour le choix de variables. Série PEP 2-9 considérée comme la réalité; 
la "proportion de population urbaine" (Urb) est admise parmi les variables explicatives. 

Le tableau indique le nombre de fois qu'a été choisie chaque variable et la valeur moyenne 
du coefficient correspondant (pour le nombre de fois qu'a été choisie la variable); 

100 séries de données ont été produites. 

y . , , Nombre de fois Valeur moyenne 
sélectionnée du coefficient 

VC 17 2.954 

Min 82 0.071 

Cnm 53 0.053 

Class 93 0.028 

Ed 5 0.085 

Pauv 1 0.135 

Lang 17 0.315 

LM 0 ***** 

Urb 23 0.060 

Faisons ici une courte digression sur les méthodes du recensement. La "méthode de recen
sement classique" consiste à demander aux répondants de remplir un questionnaire de recen
sement et de le remettre en mains propres à un recenseur lorsque celui-ci se présentera à leur 
domicile; cette méthode est appliquée dans les régions en grande partie rurales, particulièrement 
dans l'Ouest. Class désigne le pourcentage de la population qui vit dans des régions ayant fait 
l'objet d'un recensement classique. (Dans les régions urbaines, il fallait retourner le question
naire par la poste.) En 1980, le taux de sous-dénombrement était relativement élevé dans les 
régions rurales à cause probablement de cartes et de listes d'adresses incomplètes, ce qui explique 
peut-être pourquoi class est une variable expHcative aussi forte. 
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Nous avons fait une autre simulation en considérant cette fois la série PEP 2-9 comme la 
"réalité" et en incluant la "proportion de population urbaine" parmi les variables exphcatives 
qui peuvent être choisies. Les résultats figurent dans le tableau 10. Là encore, la "proportion 
de la population recensée selon la méthode classique" revient fréquemment, tout comme le 
"pourcentage de minorités". Dans le cas des autres variables, les résultats sont plutôt incohérents. 
Et la très vilaine "proportion de population urbaine" est choisie plus souvent que cinq des variables 
d'EKT, y compris l'indicateur de ville centrale. Non, les données ne déterminent pas le modèle. 

7.4 Modèle de régression 

En tant que statisticiens, nous sommes intéressés par des arguments sur la régression. 
Cependant, le tribunal n'a pas été impressionné: 

"Dans leur répHque, les demandeurs ont prétendu qu'en soumettant les estimations du 
sous-dénombrement tirées du PEP à l'analyse de régression, le Bureau pourrait par la 
suite se servir du PEP pour redresser avec précision les chiffres du recensement de 1980. 
Or, les experts des deux parties sont d'accord pour dire que l'analyse de régression ne 
peut d'aucune manière atténuer le biais contenu dans le PEP et les demandeurs ne 
semblent pas prétendre le contraire. Bref, bien que l'analyse de régression puisse réduire 
l'erreur d'échantillonnage aléatoire dans le PEP, elle ne réduira pas les erreurs substan
tielles causées par de mauvais appariements, par les hypothèses non vérifiées relatives 
aux cas non résolus et par le biais de corrélation. De plus, la preuve très étoffée présentée 
devant le tribunal appuie les conclusions des experts du défendeur, selon lesquelles les 
principales difficultés du PEP tiennent plus à ces biais qu'à l'erreur d'échantillonnage." 
(TRADUCTION) (674 F Supp 1103, citations et renvois omis.) 

8. RÉSUMÉ ET CONCLUSION 

Ericksen, Kadane et Tukey prétendent qu'ils peuvent améliorer les chiffres du recensement 
de 1980 par des opérations de redressement. Ils semblent maintenant reconnaître qu'il aurait 
été injustifié d'effectuer un redressement pour les sous-régions des 66 régions visées par le PEP. 
En ce qui a trait aux régions proprement dites, le différend demeure. À notre avis, l'efficacité 
de l'un ou l'autre des redressements proposés par EKT repose sur des hypothèses non vérifiées 
et peu plausibles concernant les données manquantes, les mécanismes du sous-dénombrement, 
le biais contenu dans le PEP et les erreurs stochastiques dans les modèles de régression. Un 
changement d'hypothèses entraîne une modification des résultats et, à notre humble avis, le fait 
de calculer des moyennes par rapport à diverses séries d'hypothèses n'élimine pas le problème. 

EKT concluent en ces termes (p. 943): 

"Nous croyons que le Census Bureau s'attire des ennuis politiques en ne faisant aucun cas 
du sous-dénombrement. Il gagnerait à mettre tout en oeuvre pour redresser les chiffres 
du recensement à l'aide des méthodes statistiques et démographiques dont il dispose. Des 
erreurs subsisteront mais elles seront moindres, et nous ne saurons plus d'avance qui perd 
de l'argent et de la représentation à cause du sous-dénombrement." (TRADUCTION) 

Cette analyse politique n'est pas sans fondement, sauf qu'une mise au point s'impose. Nous 
trouvons tout à fait injuste de dire que le Census Bureau ne fait aucun cas du sous-dénombrement. 
De même, les ennuis politiques du Bureau ne sont pas le fait de sa seule conduite. On peut en 
effet imaginer des redressements pour satisfaire des groupes particuliers ou régler des actions 
judiciaires. Or, les résultats du recensement servent de base à la répartition d'une quantité fixe 
de ressources, de sorte qu'il y aura toujours des gagnants et des perdants. Ces gagnants et ces 
perdants n'auront aucune difficulté à se reconnaître par la suite, si ce n'est dès le départ. De 
plus, l'objectif d'accroître l'exactitude des chiffres du recensement au moyen d'un redressement 
statistique s'est révélé jusqu'ici illusoire. 
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9. QUELLE A ÉTÉ LA DÉCISION DU TRIBUNAL? 

Au moment de la rédaction de cet article, la question du recensement de 1990 était toujours 
en litige. Pour ce qui est du recensement de 1980 toutefois, le tribunal a statué en faveur du 
défendeur sur tous les points. Voici un extrait de la décision Cuomo et al. v. Baldrige et al 
674 F. Supp. 1089-1108 (SDNY 1987). 

" [ . . . ] Les autorités de l'État et de la ville [ de New York ] ont intenté une action contre 
le secrétaire au Commerce, le directeur du Bureau of the Census et d'autres représentants 
fédéraux dans le but de faire redresser les chiffres du recensement décennal de 1980. Le 
juge Sprizzo, de la cour de district, a conclu que les représentants de l'État et de la ville 
n'étaient pas parvenu à prouver que le redressement statistique des chiffres du recensement 
décennal était techniquement faisable." (TRADUCTION) 
" [ . . . ] Pour qu'une telle opération puisse se faire, il faut pouvoir compter sur une 
méthode de redressement qui donnera une image plus juste de la population des États-
Unis dans chaque État, aux fins de la répartition des sièges au Congrès, et dans chaque 
partie d'État, aux fins de la répartitions des fonds publics. [ . . . ] Si ce n'est pas le cas, 
il faut écarter tout projet de redressement [ . . . ] car [ . . . ] les sièges au Congrès aussi 
bien que les fonds pubhcs sont des quantités fixes et un accroissement de la population 
dans un État ou une partie d'État signifiera nécessairement une diminution de la part 
destinée à d'autres régions [ . . . ] (TRADUCTION) 
"Malgré la complexité des faits [ . . . ] la cour doit se prononcer sur une question en 
particulier, à savoir si les demandeurs se sont acquittés de la charge de prouver que des 
chiffres redressés reflètent mieux la répartition géographique réelle de la population des 
États-Unis que des chiffres non redressés. La cour conclut d'après les faits que les deman
deurs ne se sont pas acquittés de cette charge et en conséquence, l'action doit être rejetée 
[ . . . ] " (TRADUCTION) 
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ANNEXE 
Estimation synthétique et fonctions de perte 

Estimation synthétique 

Dans la section 5 de Wolter et Causey (1991), on démontre empiriquement que le redresse
ment synthétique aurait amélioré les chiffres du recensement de 1980. Pour cela, on se sert d'une 
étude de simulation où "recensement" et "réahté" sont définis tous deux en fonction d'une 
population de référence artificielle élaborée par Isaki et coll. (1987). Toutefois, comme le montre 
Passel (1987), l'argument dépend assez largement de la population de référence. Notre but, 
ici, est de reprendre un des exemples de Passel en y apportant des modifications. En effet, si 
on définit la population de référence en se servant de la série PEP 2-9 pour redresser les chiffres 
du recensement de 1980, le redressement synthétique donne des résultats qui s'éloignent de la 
réalité. 
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Tableau 11 
Proportions de population établies d'après les chiffres du recensement, les estimations synthétiques B 

et la série d'estimations PEP 2-9, en pourcentage; chiffres du recensement: en miUiers. 

Synthétiques B - PEP 2-9 
Recensement - PEP 2-9 

PEP 2-9 
Synthétiques B 
Recensement 

Population recensée 

Nord-Est 

.08% 

.10% 

21.59% 
21.67% 
21.69% 

49,135 

Midwest 

.03% 

.06% 

25.92% 
25.95% 
25.98% 

58,866 

Sud 

.24% 

.12% 

33.15% 
33.39% 
33.27% 

75,372 

Ouest 

- . 3 5 % 
- .28% 

19.34% 
18.99% 
19.06% 

43,172 

Total 

.00% 

.00% 

100.00% 
100.00% 
100.00% 

226,545 

Le tableau 11 contient les données pertinentes pour les quatre régions de recensement: Nord-
Est, Midwest, Sud et Ouest. Notons aussi les carrés des écarts entre les parts de population, 
pondérés par la taille: 

é.q.m. entre les estimations synthétiques B et la série PEP 2-9 = 0.21 de 1%. (13) 

é.q.m. entre les chiffres du recensement et la série PEP 2-9 = 0.15 de 1%. (14) 

La série PEP 2-9 est assez comparable à la "moyenne des séries du PEP jugées supérieures" 
du tableau 2. Dans ce tableau-là, les chiffres du recensement se rapprochaient plus des esti
mations synthétiques B que des estimations du PEP. Dans le tableau 11, les chiffres du recen
sement se rapprochent plus des estimations du PEP, et les estimations synthétiques sont les 
valeurs aberrantes. Le mode de décomposition semble faire la différence entre les deux tableaux. 
Dans le tableau 2, la population est décomposée selon l'origine raciale et ethnique tandis que 
dans le tableau 11, elle l'est selon la géographie classique du recensement. 

Évidemment, si nous utilisions un autre mode de décomposition ou une autre méthode 
de redressement synthétique, nous pourrions obtenir des résultats contraires à ceux observés 
dans le dernier tableau; une modification de la fonction de perte pourrait avoir les mêmes 
conséquences. Afin d'illustrer les possibihtés, envisageons de redresser les chiffres de popula
tion des 66 régions visées par le PEP plutôt que ceux des quatre régions de recensement. 
Considérons toujours la série PEP 2-9 comme la "réaUté". Avec la fonction de perte (17), les 
chiffres du recensement surpassent de peu les estimations synthétiques B. Avec la fonction (16), 
les estimations synthétiques B accusent une perte beaucoup moindre que les chiffres du 
recensement. 

Fonctions de perte 

Les partisans du redressement dans la cause du recensement de 1990 fondent leurs argu
ments analytiques sur les fonctions de perte; voir Wolter et Causey (1991) ou Ericksen, Estrada, 
Tukey et Wolter (1991, p. 20 du rapport principal; annexes G et H). L'essentiel de leur raison
nement peut se résumer dans le lemme ci-dessous. Quelques mots sur la notation: le pays est 
divisé en n régions désignées par /; c, est la population recensée dans la région / et tj, la popu
lation réelle. L'"estimation synthétique" pour la région / est Xj = Xc„ où le "facteur de 
correction" X est calculé à l'aide d'autres données. 

Lemme. Pour / = 1, ...,n posons c, > 0 et t, > 0. Soit 0 < X < oo et x, = Xc,. (15) 
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Alors, 
n 

Y (Xj - tj)^/Cj (16) 
i=\ 

est minimisée lorsque 

La démonstration est omise car évidente. La "fonction de perte" définie en (16) diffère à 
plusieurs égards de celle utilisée en (7-8-9) et en (13-14) et qui peut exprimée par la formule 

( = 1 •- -• 

O Ù 

n n n 

G=Yci, X=Y Xi, T= Y U-
1=1 1=1 1=1 

La fonction de perte (17) met l'accent sur les proportions tandis que la fonction (16) met 
l'accent sur les chiffres de population; de plus, (17) accorde plus d'importance aux grandes 
sous-populations alors que pour (16), c'est le contraire, à cause de la division par c,-. Nous 
n'attachons pas d'importance particulière à la fonction (17) et nous ne voyons pas comment 
nous pourrions préférer l'une ou l'autre fonction. 

Le lemme (15) est mathématiquement exact mais il est tellement éloigné de la réalité du recen
sement de 1990 qu'il paraît virtuellement hors de propos. À ce sujet, il y a quatre points à 
considérer: 

a) L'effectif réel de la population totale, T, est inconnu; Wolter et Causey se penchent sur le 
problème, mais l'exemple du tableau 11 repousse leur argument: le redressement synthé
tique diminue l'exactitude des chiffres du recensement de 1980. 

b) Les estimations synthétiques sont peu efficaces lorsqu'il y a agrégation. 
c) Au niveau de l'îlot, l'erreur d'arrondissement peut être prépondérante. 
d) Les fonctions de perte ne reproduisent qu'en partie le problème de politique et peuvent être 

plus nuisibles qu'utiles. 

Nous allons traiter plus en détail les points b), c) et d) mais avant, jetons un coup d'oeil 
sur les méthodes qui ont été proposées pour redresser les chiffres du recensement de 1990. La 
population est divisée en 1,392 "strates formées a posteriori" (par ex.: locataires de sexe mas
culin et d'origine hispanique âgés de 30 à 44 ans et vivant dans les villes centrales de la division 
du Pacifique). Désignons ces strates pary = 1, . . . . 1,392. Pour chaque "strate a/705/e/-/on'" 
j , on calcule un facteur de correction \j par des techniques de saisie-resaisie qui utilisent des 
données provenant d'une enquête post-censitaire (Freedman 1991). 

Les 1,392 facteurs servent à redresser les chiffres de population pour chaque petite région. 
Voici comment. Choisissons une région, par exemple une petite ville. On trouvera un grand 
nombre de strates formées a posteriori dans cette région. On multiplie l'effectif recensé pour 
chaque combinaison "région-strate" par le facteur \j correspondant et on fait la somme des 
produits. Autrement dit, on redresse l'effectif de sous-populations à l'aide de la méthode synthé
tique, puis on additionne les estimations synthétiques afin d'obtenir des totaux pour les petites 
régions. 
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Voilà pour la méthode de redressement proposée. Nous revenons maintenant aux points 
b), c) et d). 

b) Les estimations synthétiques sont peu efficaces lorsqu'il y a agrégation. Fellegi (1985) l'a 
déjà souligné. Voir Cohen et Citro (1985, p. 318). Pour un autre exemple, voir les tableaux 
3 à 5 ci-dessus. 

c) Au niveau de l'îlot, l'erreur d'arrondissement peut être prépondérante. Le redressement des 
chiffres du recensement doit se faire effectivement au niveau de l'îlot. (L'îlot est la plus petite 
unité de la géographie du recensement; on compte 6.5 millions d'îlots au pays.) On peut 
trouver jusqu'à 25 "strates a posteriori" dans un îlot typique de région urbaine; à chaque 
combinaison "îlot-strate" correspond seulement un petit nombre de personnes. Donc, 
lorsqu'on multipHe l'effectif par un facteur de correction, on se trouve à ajouter ou à sous
traire un nombre infime de personnes et les nombres fractionnaires sont normalement 
arrondis. L'exemple suivant montre bien comment l'erreur d'arrondissement peut effacer 
les avantages du redressement synthétique. 

Supposons qu'il faille redresser l'effectif de n "régions"; il peut s'agir d'îlots combinés 
chacun avec une "strate a posteriori" déterminée. Supposons aussi que l'effectif recensé de 
chacune de ces régions est le même, c. Soit m < n. Supposons que dans chacune de m régions, 
une personne n'a pas été recensée; dans les « -m autres régions, le chiffre du recensement 
est exact. En tout, m personnes n'ont pas été dénombrées. Tous ces renseignements sont connus, 
mais nous ignorons dans quels îlots se trouvent les personnes oubliées. Selon (16), 

perte découlant de l'utiUsation des chiffres non redressés du recensement = m/c. (18) 

Le redressement s'effectuerait de la manière suivante: choisir m régions au hasard et ajouter 
une personne à l'effectif de chacune de ces régions. De toute évidence, perte prévue découlant 
du redressement 

- • w - 0 - l - ( l ) -m-- -\- - - {n - m) -- + [1 ) - {n - m) • 0 
n \ nj c n c \ nj 

Lemme. Si m < n/2, une perte nette découlera du redressement synthétique. 

Démonstration. Sim < n/2, alors 

( • -^) 
- > - . (20) 
c c 

Évidemment, cet exemple est presque aussi simpliste que le lemme (15). Bref, on ne peut 
établir la valeur d'une méthode de redressement par des arguments a priori. 

d) Les fonctions de perte ne reproduisent qu'en partie le problème de politique et peuvent être 
plus nuisibles qu'utiles. Prenons tout d'abord un exemple. Supposons qu'il y ait des erreurs 
dans le recensement et que la principale conséquence de ces erreurs soit de faire perdre un 
siège du Congrès à la Californie au profit de la Pennsylvanie. Il y a donc un gain pour la 
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Pennsylvanie et une perte pour la Californie. Cette mauvaise répartition des sièges entraînera 
peut-être une perte sociale nette mais il paraît tout à fait simpliste de vouloir mesurer cette 
perte au moyen de l'expression (16) ou de toute autre formule semblable. 

Prenons un autre exemple. Pour simplifier le problème, supposons que le sous-dénombrement 
dans le recensement est un phénomène qui est concentré chez les Noirs et les personnes d'origine 
hispanique vivant à New York, Chicago, Houston et Los Angeles. Par hypothèse, le recense
ment sous-estime la proportion de la population qui demeure dans ces villes et un redressement 
corrigera en partie la situation. 

Or, comme le redressement se fait à l'aide de la méthode synthétique, les proportions de 
population seront modifiées pour toutes les régions. Dans les régions qui comptent une forte 
proportion de Noirs et de personnes d'origine hispanique, les parts de population seront 
haussées artificiellement au détriment d'autres régions. Ce redressement touchera même les 
régions où les résultats du recensement sont exacts. 

Dans cet exemple, le redressement peut contribuer à une répartition plus juste des ressources 
entre les quatre grandes villes et d'autres régions mais il créera des distorsions un peu partout 
ailleurs. Dans ce genre de circonstances, la méthode de la fonction de perte est inefficace. L'équi-
hbrage des inégahtés est un problème politique, que l'on peut difficilement résoudre par une 
formule statistique. 

Certains observateurs diront que cet exemple est exagéré. Or, seulement 5,000 îlots sont 
échantillonnés dans l'Enquête post-censitaire et le redressement doit s'appliquer à 39,000 
divisions administratives de divers niveaux. Les données véritables sur le sous-dénombrement 
se limitent nécessairement à un petit nombre de localités. Pour ce qui est des autres régions, 
le redressement doit reposer surtout sur de la théorie et non des données. 
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COMMENTAIRES 

STEPHEN E. FIENBERG^ 

Freedman et Navidi livrent leur dernière analyse favorisant la réflexion sur la question du 
sous-dénombrement lors du recensement décennal des États-Unis de 1980. Malheureusement, 
ils ne s'attaquent pas à la question posée dans le titre de l'article et tentent plutôt de justifier 
les opinions qu'ils avaient déjà exprimées dans Freedman et Navidi (1986) et de réfuter les 
commentaires faits par d'autres personnes sur les opinions présentées dans ce dernier article. 
Leur thème est familier à ceux qui ont lu des versions antérieures de la discussion portant sur 
le "procès de 1980" sur le redressement: le recensement est très complexe et on relève toujours 
un niveau, modeste, de sous-dénombrement; le redressement fait appel à la modélisation 
statistique qui est basée sur des hypothèses non vérifiables; un mauvais redressement peut être 
pire que pas de redressement du tout. 

Je ne suis pas d'accord avec un bon nombre des opinions exprimées par les auteurs et je 
pense qu'ils déforment ce qui aurait dû être en jeu relativement à 1980 et ce qui semble être 
en jeu dans le litige présentement en instance relativement à la correction des données du 
recensement de 1990. Dans le texte qui suit, je tente d'expliquer mes divergences d'opinions 
avec les auteurs et je donne mon point de vue sur deux questions: celle qui est soulevée dans 
le titre de l'article de Freedman et Navidi et celle qui est exprimée implicitement dans les données 
qui y sont présentées relativement au recensement de 1990. (Notez: L'auteur n'a joué aucun 
rôle dans le litige portant sur le redressement des chiffres du recensement de 1980, mais il apporte 
son concours à la ville de New York et à d'autres plaignants en ce qui concerne la poursuite 
découlant de la décision du Département du commerce de ne pas redresser les résultats du 
recensement de 1990.) 

1. Le titre et l'article portent sur deux questions différentes 

Aurions-nous dû redresser les chiffres du recensement de 1980? Selon moi, la seule façon 
raisonnable de répondre à cette question est de se la poser dans le contexte des preuves dispo
nibles à ce moment, ou du moins en tenant compte des preuves qui étaient disponibles quand 
les tribunaux se prononçaient sur la question. En soi, la description des questions définies par 
le Bureau of the Census et présentées dans la première partie de l'article est importante, bien 
que ces questions aient eu peu à voir avec la décision originale de ne pas redresser les chiffres 
du recensement de 1980, qui fut prise par le Directeur du Bureau avant que des renseignements 
sur la couverture ne soient disponibles. 

Toutefois, le reste de l'article ne porte pas sur cette question. Il s'attaque plutôt à la tenta
tive répétée par les défenseurs des deux parties de rassembler des preuves afin d'appuyer les 
positions qu'ils ont prises lors du litige. Essentiellement, les auteurs posent une question à propos 
des preuves dont on dispose actuellement pour appuyer une décision prise il y a une décennie. 
Comme pour toutes les questions statistiques, la poursuite de l'analyse des données et l'examen 
rétrospectif peuvent mettre à jour notre jugement sur la réponse à une telle question et on ne 
peut donc qu'approuver l'effort des auteurs pour reprendre, encore une fois, la preuve reliée 
au recensement de 1980. 

Nous pouvons donc passer à la formulation de la question à laquelle on doit répondre. Selon 
moi, le juge n'a pa exposé correctement les questions faisant l'objet du litige, comme c'est aussi 
le cas pour Freedman et Navidi quand ils décrivent la question du sous-dénombrement. Ils 
laissent entendre que la seule véritable question porte sur l'exactitude du processus de redres
sement et qu'il n'y a qu'un sous-dénombrement potentiellement petit à propos duquel nous 
devrions nous inquiéter. Aucune de ces deux positions ne pourrait être plus loin de la vérité. 

Stephen E. Fienberg, York University, North York (Ontario) Canada M3J 1P3. 
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L'exactitude des chiffres du recensement ainsi que le processus de redressement sont tous deux 
mis en cause. Et, c'est la différence importante du taux de sous-dénombrement, c.-à-d. la 
différence entre le sous-dénombrement des Noirs et le sous-dénombrement des personnes non 
noires et entre celui qui touche les personnes d'origine hispanique et le sous-dénombrement 
relatif aux personnes d'origine non hispanique qui est importante quand nous en venons à 
évaluer l'exactitude des chiffres du recensement. Cela est dû au fait que les chiffres du recense
ment sont généralement utilisés pour répartir des ressources entre des groupes de la population, 
ressources coihrrie les sièges à la Chambre des représentants des États-Unis; les sièges dans les 
législatures des États; les fonds versés par l'administration fédérale et ainsi de suite. 

À l'aide de la méthode de l'analyse démographique, le Census Bureau a établi que, de 1940 
à 1980, la différence dans le taux de sous-dénombrement des Noirs et des personnes non noires 
est demeurée à peu près constante, s'établissant entre 5% et 6%, bien que le sous-dénombrement 
global ait diminué de 5.6% à 1.4% (voir Fay et coll., 1988). Le nombre 1.4% ne signifie pas 
que le recensement a dénombré correctement plus de 98% de la population américaine en 1980. 
Ce nombre représente plutôt le sous-dénombrement net, qui peut être considéré comme la 
différence entre le sous-dénombrement réel (composé des personnes manquées ou des omissions) 
et le surdénombrement (personnes dénombrées par erreur et personnes dénombrées plus d'une 
fois). Même si les erreurs dues au surdénombrement et au sous-dénombrement se contreba
lançaient parfaitement au niveau national, produisant un taux national de sous-dénombrement 
de 0%, il se pourrait que nous ayons encore un problème dû à la différence du taux de sous-
dénombrement. Pour le recensement de 1980, le Bureau a déterminé que 6 millions de personnes 
avaient été dénombrées par erreur, dont jusqu'à un milHon étaient des inventions et jusqu'à 
2.5 millions correspondaient à des personnes qui, par erreur, avaient été dénombrées deux fois 
au même endroit. Étant donné que le Bureau a déclaré un sous-dénombrement net de 1.4% 
ou de 3.2 millions de personnes en 1980, nous avons une estimation de 9.2 millions d'omissions 
(personnes qui ont été manquées) du chiffre total du recensement de 1980. Si l'on additionne 
les omissions au nombre de personnes dénombrées par erreur, nous obtenons un total de 15.2 
millions d'erreurs dans le dénombrement des personnes, ce qui correspond à presque 7% du 
total officiel du recensement de 1980. Selon moi, ce niveau d'erreur pour le recensement 
représente un problème important qu'on doit aborder quand nous parlons de l'opportunité 
de redresser les chiffres du recensement de 1980. Bien entendu, peu après la fin du recensement 
de 1980, le Census Bureau a dressé un tableau beaucoup plus rose de l'exactitude des chiffres 
bruts du recensement. Il se peut que, conformément à la signification littérale du titre de l'article, 
Freedman et Navidi espèrent que nous accepterons comme exact ce que nous savons maintenant 
avoir été une évaluation grossièrement incomplète de la part du Census Bureau. J'espère que 
ce n'est pas le cas. Nous en savons maintenant beaucoup plus sur le niveau d'erreur dans les 
chiffres bruts du recensement de 1980. La question restante est de savoir si nous avons de 
meilleures informations sur les diverses formes de chiffres redressés étant donné qu'une décennie 
s'est écoulée. 

2. Faits et théorèmes 

L'article dont je fais la critique est plein d'énoncés à propos de l'exactitude des procédures 
de redressement des chiffres du recensement. Quand il s'agit d'énoncer et de prouver des 
théorèmes, je ne doute pas que Freedman et Navidi le fassent correctement. La pertinence de 
tels théorèmes pour le redressement des chiffres du recensement est une autre question. 

Freedman et Navidi présentent un contre-exemple simple et apparemment irrésistible au 
théorème de Schirm-Preston sur le redressement synthétique. Il est certainement vrai que les 
totaux globaux pour l'État A et pour l'État B dans leur exemple sont exacts pour le recensement 
et inexacts (mais à peine) au niveau du redressement synthétique. Mais il est aussi vrai que le 
changement considérable dans le nombre de Blancs et de Noirs dans l'État B est ce que, selon 
moi, un redressement est conçu pour effectuer et que la correction est réaUsée au prix d'une 
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perturbation mineure dans les chiffres de l'État A. De plus, si l'État B fictif ressemble à ceux 
que l'on retrouve dans les vrais É.-U., l'exactitude distributive des données synthétiques pour 
les régions géographiques dans l'État B est beaucoup améhorée alors qu'il ne semble pas qu'il 
y ait d'effets considérables pour l'État A. Freedman et Navidi présentent aussi leur conclusion 
sous forme d'une parabole à laquelle je réponds par une autre. De petits sous-dénombrements 
globaux peuvent cacher une multiplicité d'erreurs relatives au recensement, erreurs qui tendent 
à "s'équilibrer" au niveau global mais qui entraînent des inconvénients considérables pour 
les États comptant de grosses minorités difficiles à dénombrer. 

Selon moi, la preuve découlant des simulations de Schirm-Preston est beaucoup plus 
plausible que ne le pensent Freedman et Navidi et je me demande si cela peut être relié à la 
version corrigée du théorème de Schirm-Preston dont on dit qu'il se vérifie moyennant des 
ensembles plus complexes qui impliquent l'utilisation de moyennes pondérées. Voici la question 
que je me pose: le théorème corrigé est-il plus pertinent pour les problèmes réels du sous-
dénombrement aux États-Unis que le contre-exemple de Freedman et Navidi? 

3. Questions pour lesquelles il y a désaccord avec EKT 

Freedman et Navidi consacrent beaucoup de temps à ressasser la question de la multiplicité 
des séries du PEP et à faire ressortir les variations qui existent entre elles. Bien que la position 
selon laquelle il n'y a pas de choix clair et dominant parmi les différentes méthodes de redres
sement ait une certaine valeur, il se pourrait quand même que plusieurs des choix possibles 
donnent des résultats supérieurs à un recensement dont les chiffres ne sont pas redressés. Les 
auteurs se concentrent sur la variation parmi l'ensemble complet de douze possibilités, dont 
je trouve certaines peu plausibles compte tenu des hypothèses sur lesquelles ils se basent. Bien 
que je considère raisonnables les arguments invoqués pour appuyer l'utilisation de redresse
ments synthétiques, je reconnais, avec les auteurs, qu'il existe une nette différence entre les 
redressements synthétiques et les redressements des estimations du PEP. 

Où en sommes-nous dans ce débat? Je trouve la conclusion d'Ericksen, Kadane et Tukey 
irrésistible, bien que je sois d'accord avec Freedman et Navidi qu'il reste des questions à propos 
du choix précis des techniques favorisées par EKT. Freedman et Navidi soutiennent que la 
prétention principale d'EKT n'a aucun rapport avec la question de l'exactitude. Je ne suis 
pas de cet avis. Il se peut que les auteurs croient que les milhons de personnes non dénom
brées qui, pour presque tous les observateurs, ont été manquées en 1980 se cachent encore 
dans les contreforts des montagnes du Dakota du Sud ou dans un autre État avec peu de 
minorités. 

Le cas des problèmes soulevés quand les hypothèses ne sont pas respectées constitue un thème 
familier dans divers écrits d'un des présents auteurs. Ici encore, les auteurs poursuivent ce thème 
relativement à l'équation linéaire employée pour effectuer le lissage. Ils semblent soutenir qu'il 
faut que toutes les hypothèses soient parfaitement justifiées, sinon "plus rien ne tient". Rien 
ne saurait être plus faux. Ils ne s'attendent certainement pas à ce qu'une personne quelconque 
accepte l'argument voulant que l'éruption du Mont St. Helens ait nui considérablement à la 
réalisation du recensement et que par conséquent cela réduit l'utilité de la méthode de lissage. 
De même, je ne suis pas d'accord avec leur idée que le fait de préciser avec exactitude les variables 
exphcatives est critique pour l'exactitude du lissage. Finalement, j'ai lu le rapport de Ylvisaker 
(1991) qui a réexaminé les données provenant du recensement d'essai réalisé à Los Angeles en 
prévision du recensement de 1990, mais je n'ai pu y trouver la preuve qui, selon Freedman et 
Navidi, appuie leur prétention que le lissage augmente la variabilité. 

Je crois, à l'instar de Freedman et Navidi, que le processus du recensement est extrêmement 
complexe et que la méthode de redressement qui a été proposée dans le cadre du litige portant 
sur le recensement de 1980 est loin d'être parfaite. Cependant, je trouve leurs arguments exagérés 
et je pense qu'ils ont tendance à perdre de vue la vieille maxime qui dit que "le mieux est l'ennemi 
du bien". Bien entendu, les hypothèses ne sont pas respectées. Bien entendu, on pourrait 
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produire une meilleure façon de redresser les chiffres, une méthode qui ne souffre pas de tous 
les défauts que renferment les méthodes préconisées par EKT. Mais cela ne signifie pas que 
le redressement effectué à l'aide de ces méthodes imparfaites n'aurait pas constitué une 
amélioration par rapport aux chiffres non redressés et contenant beaucoup d'imperfections 
dont on disposait. 

4. Redressement des chiffres du recensement de 1990 

À divers endroits dans tout l'article, les auteurs font allusion à des questions comparables 
et à des impondérables rehés au redressement des chiffres du recensement de 1990. Je pense 
que le lecteur devrait faire une distinction nette entre les méthodes utilisées dans les analyses 
présentées dans le cadre de la poursuite de 1980 et celles qui ont été employées comme partie 
intégrante du recensement de 1990. Un bon nombre des problèmes rencontrés par les personnes 
qui ont tenté de préparer des chiffres redressés en 1980 ont manifestement été éliminés et la 
discussion sur le redressement des chiffres de 1990 est beaucoup mieux définie. De plus, 
contrairement à la situation en 1980, les principaux méthodologistes statistiques du Census 
Bureau et la Directrice elle-même, ont trouvé les méthodes de redressement utilisées en 1990 
justifiables et ils ont recommandé de redresser les chiffres du recensement. La proposition des 
statisticiens a été rejetée par le Secrétaire au Commerce. La question est maintenant, encore 
une fois, devant les tribunaux. 

Freedman et Navidi n'énoncent pas leur position sur l'utilisation de techniques de redres
sement pour les chiffres du recensement de 1990, mais Freedman (1991) indique clairement 
que son opinion sur la situation de 1980 n'a pas changé. Je ne suis pas de cet avis. Il se peut 
bien qu'on ait raison de soutenir, comme le font les auteurs, que le Census Bureau n'aurait 
pas dû redresser les chiffres du recensement de 1980. Mais le recensement de 1990 est une autre 
question. En juin, dans un rapport du General Accounting Office, un organisme d'enquête 
du Congrès des É.-U., on a déclaré qu'il y avait 25.4 millions d'erreurs grossières dans le 
recensement de 1990, ce qui correspond à environ 10.4% de la population résidente. Le Bureau 
estime que le sous-dénombrement net était d'environ 5 millions de personnes et que la différence 
du taux de sous-dénombrement était la plus élevée depuis que le Bureau a commencé à estimer 
cette différence à partir du recensement de 1940. La méthodologie nécessaire pour effectuer 
le redressement des chiffres du recensement de 1990 est très améliorée par rapport à celle qui 
était au coeur du litige en 1980. Selon moi, les résultats des études d'évaluation du Census 
Bureau favorisaient nettement le redressement des chiffres du recensement de 1990. Il se peut 
que le juge qui est saisi du litige actuel ne voie pas la question du redressement de la façon dont 
Freedman et Navidi ont tendance à la formuler. 
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COMMENTAIRES 

IVAN P. FELLEGÎ  

Freedman et Navidi exposent avec beaucoup de précision et de lucidité les considérations 
et les arguments qui ont été présentés sur la question du redressement des chiffres du recense
ment de 1980 aux États-Unis. Ces arguments portent essentiellement sur la justesse des chiffres 
et des proportions de population enregistrés le jour du recensement. Par ailleurs, on tient pour 
acquis que, quelle que soit la décision qui sera prise au sujet du redressement, compte tenu 
de l'importance accordée aux chiffres de population, le redressement touchera la base de 
données du recensement dans son entier et, par voie de conséquence, tous ses sous-produits. 
Au Heu d'analyser en détail les arguments des parties en cause (bien que je croie qu'on a pris 
la bonne décision en ce qui concerne le recensement de 1980), j'aimerais exposer, d'un point 
du vue canadien, quelques idées qui ouvrent au débat un cadre de référence plus grand. 

1. Le recensement est beaucoup plus qu'un dénombrement 

Depuis les premiers recensements de l'époque contemporaine, l'objectif n'est pas uniquement 
d'obtenir un compte exact de la population. Pourtant, les ouvrages de plus en plus nombreux 
qui traitent la question du redressement des chiffres du recensement tendent à évaluer les 
avantages relatifs des méthodes proposées uniquement en fonction de l'estimation du nombre 
total (ou de la proportion) de personnes vivant dans un ensemble de régions. Je comprends 
évidemment pourquoi il en est ainsi: a) le problème est déjà assez complexe et b) les chiffres 
de population (ou estimations démographiques) mettent en jeu de très grosses sommes d'argent 
et beaucoup de pouvoir politique. 

Je reviendrai au point b). Quant au point a), je pense qu'il n'est pas justifié, scientifiquement, 
de redresser les chiffres du recensement par une quelconque méthode sans prendre en consi
dération les effets d'une telle opération sur la multitude d'usages que peuvent avoir les données 
du recensement. Je crois, en effet, que si le recensement n'avait pour but que d'estimer des 
totaux et des proportions de population, nous tenterions fort probablement (du moins au 
Canada) d'élaborer des méthodes totalement différentes pour réaliser cet objectif. Compte tenu 
de la multiplicité des objectifs que vise le recensement, le fait qu'il est difficile de trouver un 
modèle adéquat pour cette base de données multidimensionnelle riche en informations n'est 
pas une raison valable pour s'intéresser uniquement aux chiffres de population et appliquer 
indistinctement les conclusions à toute la base de données. 

2. L'exactitude des chiffres de population à une période donnée n'est peut-être pas 
le critère approprié pour la répartition intercensitaire des fonds publics et de la 
représentation politique 

On semble se préoccuper à outrance de l'exactitude des chiffres et des proportions de 
population enregistrés l'année du recensement. Évidemment, si on engage des frais pour un 
recensement, c'est pour faire un dénombrement périodique qui produit des données justes et 
comparables pour de petites régions et de petits groupes de population. Mais la préoccupation 
excessive, me semble-t-il, pour l'exactitude des chiffres du recensement s'explique par des 
considérations d'équité: les chiffres de population déterminent en partie la répartition de grosses 
sommes d'argent et du pouvoir politique. Examinons ces deux aspects tour à tour. 

D'abord, en ce qui concerne la répartition des fonds publics, il est vrai qu'au Canada des 
sommes considérables sont transférées de l'administration fédérale vers les administrations 
provinciales selon des formules qui reposent largement sur les chiffres et les proportions de 
population. Cependant, deux points méritent d'être soulignés sous le rapport des redressements. 

Ivan P. Fellegi, Statisticien en chef du Canada, Statistique Canada, Ottawa (Ontario) Canada, KIA 0T6. 
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(1) Les formules exploitent une diversité de renseignements statistiques (dont la plupart 
viennent d'autres sources que le recensement) et les chiffres de population ne constituent 
qu'une partie de ces renseignements. Par ailleurs, on sait très bien que pour plusieurs des 
autres composantes, l'erreur d'échantillonnage et l'erreur non due à l'échantillonnage sont 
appréciables. On ignore encore s'il est possible d'améliorer réellement toute fonction de 
perte acceptable destinée à évaluer l'effet combiné de toutes les erreurs, même en supposant 
que les erreurs du recensement soient entièrement éliminées. 

(2) Il y a un point plus important encore. Si les chiffres de population redressés produisent 
une fonction de perte moindre ou si, de façon plus générale, on trouve qu'ils reflètent plus 
la réalité pour une grande majorité de régions, on peut alors s'en servir pour produire de 
meilleures estimations démographiques (et non seulement dans les années de recensement) 
sans poiir autant redresser toute la base de données du recensement. Au Canada (ainsi 
qu'aux États-Unis), on publie depuis longtemps des estimations du sous-dénombrement 
dans le recensement. On envisage sérieusement maintenant, au Canada, de passer à l'étape 
suivante: d'une part, pubUer les résultats du recensement tels quels et d'autre part, produire 
une série d'estimations démographiques officielles qui tient compte des chiffres connus 
du sous-dénombrement. Après tout, les estimations démographiques officielles produites 
dans les années intercensitaires sont établies au moyen de toutes sortes de méthodes, dont 
certaines comportent des erreurs au moins aussi grandes que celles contenues vraisembla
blement dans les estimations du sous-dénombrement (même les estimations de modèle). 
D'un point de vue scientifique, il peut être tout à fait convenable de pubher les meilleures 
estimations démographiques dont on dispose aussi bien dans les années de recensement 
que dans les années intercensitaires, peu importe que ces estimations soient conformes ou 
non aux chiffres du recensement dans une année de recensement. Il faudra peut-être 
modifier la loi, ou les règlements pertinents, pour permettre l'utilisation - particulièrement 
l'année d'un recensement - d'estimations démographiques différentes de celles tirées 
directement du recensement. Toutefois, a) cela n'a pas grand-chose à voir avec les arguments 
scientifiques qui ont été présentés dans le débat sur le redressement et b) cette façon de 
procéder est plus honnête que d'identifier les chiffres "redressés" comme les résultats 
officiels du recensement sous le simple prétexte que la loi exige l'utilisation de "chiffres 
de recensement". 

Les arguments sont différents en ce qui concerne la répartition du pouvoir politique, bien 
que là encore, l'obsession pour l'exactitude des chiffres du recensement à une période donnée 
n'ait pas sa raison d'être. Il est vrai que les chiffres du recensement servent aussi à la répartition 
des sièges à la Chambre des communes au Canada (et à la Chambre des représentants aux États-
Unis). Cependant, cette répartition vaut pour dix ans. Pendant cette période, il se produit 
d'énormes déplacements de population. Si on laisse de côté l'interprétation des lois, il me semble 
que la question fondamentale est de savoir si, en redressant les chiffres du recensement en 
fonction du sous-dénombrement estimé, on peut réduire réellement une fonction de perte 
appropriée qui aurait pour but d'indiquer dans quelle mesure, en moyenne, la norme de repré
sentation n'est pas respectée sur une période de dix ans. Je n'ai pas fait le calcul. Cependant, 
il me semble que les déplacements de population qui surviennent au cours de dix années ont 
beaucoup plus d'ampleur que les taux de sous-dénombrement estimés. II est donc permis de 
se demander si les redressements - aussi significatifs soient-ils - que l'on opère pour les années 
de recensement (et la redistribution des sièges qui s'ensuit) n'auraient pas moins d'importance 
que les écarts par rapport à la norme de représentation qui sont causés par la migration sur 
une période de dix ans. Comme cet usage particuher du recensement est stipulé dans la consti
tution, il est inutile de vouloir modifier la loi. Toutefois, il conviendrait d'engager, sur la base 
de données scientifiques, des discussions sur l'interprétation à donner à la constitution, en 
prenant en considération les deux grandes causes de distorsion de la représentation politique 
dans la période intercensitaire: les erreurs du recensement et les déplacements de population 
(surtout la migration). 
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3. Conclusion 

a) Les chiffres du recensement forment une base de données multidimensionnelle intégrée. 
La nécessité de redresser ces chiffres reste à démontrer, même si (et encore là) la variable 
la plus élémentaire - le chiffre de population - peut être améhorée grâce à cette opération. 

b) Si, de fait, il est possible de produire un ensemble d'estimations démographiques que l'on 
juge supérieures aux chiffres du recensement (selon des critères appropriés), produisons-les 
et utilisons-les sans nécessairement redresser toute la base de données du recensement. Les 
critères devraient avoir rapport à l'ensemble de régions (ou autres unités géographiques) 
pour lesquelles on calcule des estimations. 

c) Si la loi exige l'utilisation de chiffres de population tirés du recensement alors qu'en réalité, 
il nous faut les meilleures estimations démographiques qui puissent exister, il semblerait 
préférable d'essayer de modifier la loi au lieu de redresser (pondérer en fait) toute la base 
de données du recensement de manière à ce qu'elle concorde avec les estimations démo
graphiques dans le seul but de dire que ces estimations sont les chiffres du recensement. 

d) Les considérations d'équité, tant pour la répartition des fonds pubhcs que pour celle de 
la représentation politique, sont valables pour toute la période intercensitaire et non 
seulement pour l'année du recensement. On devrait les analyser à l'aide de modèles qui 
tiennent parfaitement compte de ce fait. 
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COMMENTAIRES 

N. CRESSIEl 

L'évaluation critique de nos succès et de nos échecs passés nous prépare mieux à assurer 
d'autres succès. Les problèmes relatifs aux données manquantes et à l'appariement dans le Post 
Enumeration Program (programme de contrôle postcensitaire) de 1980 ont été des obstacles 
importants à un redressement réussi des chiffres du recensement décennal des États-Unis de 
1980. Un procès (Cuomo et al. v. Baldridge) a été intenté par l'État de New York et d'autres 
parties afin d'obliger le Census Bureau à redresser les chiffres du recensement de 1980 pour 
tenir compte du sous-dénombrement. Les témoignages de Barbara Bailar, alors directrice 
adjointe, Statistical Standards and Methodology, du Census Bureau et de Kirk Wolter, alors 
chef de la Statistical Research Division du Census Bureau, ont démontré clairement que les 
données et les méthodes du recensement de 1980 étaient inadéquates pour redresser avec 
précision les chiffres pour l'ensemble du pays. 

En 1987, le juge Sprizzo s'est prononcé contre l'État de New York. Toutefois, cette décision 
n'a pas fait disparaître la différence du taux de sous-dénombrement; même le juge, dans sa 
décision, a reconnu sa présence. Presque tous les intéressés admettent que, à des taux différents 
selon la race, les chiffres nationaux du recensement des É.-U. ont été constamment trop faibles. 
Les méthodes démographiques nous permettent de fournir les estimations suivantes: 

1950: Le sous-dénombrement, estimé par des méthodes démographiques, des Noirs (et des 
autres groupes de personnes non blanches) était de 9.7%, et pour les Blancs de 2.5%. 
(Siegel 1974, tableau 3). 

i960: Le sous-dénombrement, estimé par des méthodes démographiques, pour les Noirs 
(seulement) était de 8.0%, et pour les Blancs (et les autres races) de 2.1 %. (Siegel 1974, 
tableau 2, estimations de l'ensemble D). 

1970: Le sous-dénombrement, estimé par des méthodes démographiques, pour les Noirs 
(seulement) était de 7.6%, et pour les Blancs (et les autres races) de 1.5%. (Passel, Siegel 
et Robinson 1982, tableau 1). 

1980: Le sous-dénombrement, estimé par des méthodes démographiques, pour les Noirs 
(seulement) était de 5.3%, et pour les Blancs (et les autres races) de - 0.2%. (Passel et 
Robinson 1984, tableau 2). 

De plus, presque tous les intéressés conviennent que la composition raciale diffère dans les 
régions administratives (qu'elles soient grandes ou petites) dans tous les É.-U. La conséquence 
de ces deux faits virtuellement indéniables est que le taux de sous-dénombrement variera selon 
les régions administratives, ce qui aboutira à la production d'un profil géographique/racial 
non représentatif de la nation et à une répartition injuste des ressources politiques et financières. 
Freedman et Navidi déclarent donc dans leur introduction " . . . Si le sous-dénombrement peut 
être estimé avec assez de précision, surtout au niveau local, on peut envisager - et même 
recommander - des opérations de redressement en vue d'améHorer les chiffres du recensement." 

Presque tout le monde admet qu'il y a un problème. L'adage, "le mieux est l'ennemi du 
bien", ne s'applique pas ici. Un professionnel de la statistique se trouve dans une position 
défensive inconfortable quand il soutient que les biais et les erreurs dont on n'a pas tenu 
compte ne permettront pas d'effectuer un redressement des chiffres dans le cas d'un sous-
dénombrement dont on connaît l'existence et dont on sait qu'il est nuisible. Au cours du début 
des années 80, Bailar et Wolter ont créé un Undercount Research Staff au sein de la Statistical 
Research Division du Census Bureau. Les membres de ce service ont produit de la recherche 
de haute qualité qui a démontré "qu'il est techniquement possible de corriger les chiffres du 
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recensement de 1990 pour éhminer les différences dans le taux de sous-dénombrement" 
(TRADUCTION): Childers et coll. 1987). 

Il est temps que Freedman et Navidi abandonnent leur rôle d'avocats du diable; il est temps 
qu'ils utilisent leurs connaissances et leurs talents de façon constructive et il est temps qu'ils 
disent ce qu'ils entendent par "assez de précision", "niveau local", et par diverses autres affir
mations d'ordre qualitatif. La polémique engendrée par les débats judiciaires a gagné les divers 
articles, commentaires et répliques publiés sur le sous-dénombrement du recensement au cours 
des dix dernières années. Pour résoudre un problème aussi difficile que le redressement des 
chiffres en fonction du sous-dénombrement, il faut reconnaître le but commun. Une fois que 
cela est fait, la discussion devrait se concentrer sur les différences dans les moyens qui pourraient 
permettre d'atteindre ce but. Si Freedman et Navidi pensent que cela est impossible (ce qu'ils 
semblent avoir laissé supposer au fil des ans), alors il faudrait le dire expHcitement. 

Dans le reste du présent commentaire, je vais m'attaquer à un certain nombre de questions 
techniques importantes qui ont été soulevées par Freedman et Navidi (1986) et qui, c'est 
surprenant, le sont à nouveau dans l'article sur lequel porte le présent commentaire. En 1990, 
j'ai présenté lors de la Annual Research Conférence du Census Bureau (Cressie 1990) une 
communication que David Freedman a été invité à commenter. À la dernière minute, il n'a 
pu assister à la conférence mais j'ai continué à lui envoyer la version de travail et la version 
finale de la communication et je l'ai invité à faire ses commentaires. La communication est 
plutôt technique mais elle s'attaque, avec succès je le crois, à plusieurs des critiques importantes 
faites par Freedman et Navidi (1986) sur la méthode de modéhsation statistique pour redresser 
les chiffres en fonction du sous-dénombrement. 

Premièrement, dans la communication j'ai exprimé une préférence pour la "méthode de 
stratification" plutôt que pour la "méthode de régression". La stratification est un cas spécial 
de la régression où la valeur des variables exphcatives est limitée à 1 et à 0, pour indiquer la 
présence ou l'absence dans une strate (démographique) particulière. Presque tout le monde 
admet qu'il y a une différence dans le taux de sous-dénombrement à travers les strates sexe x 
âge X race/origine ethnique. Parce que le Census Bureau ne pensait qu'à utiliser une méthode 
de régression, la majorité de l'article s'attaquait au problème plus général. 

Deuxièmement, on pourrait permettre que l'erreur de régression (voir Freedman et Navidi 
ex. (2)) soit dépendante; dans de tels modèles, le terme d'erreur peut inclure le biais et les erreurs 
de spécification. Le concept important qui doit être conservé à l'esprit est que le véritable sous-
dénombrement dans les régions est inconnu et que cette ignorance est quantifiée dans un modèle 
probabiliste. Le but n'est pas d'estimer les coefficients 0 mais de prédire le sous-dénombrement. 
Avec un terme d'erreur qui n'a pas à être indépendant et distribué de façon identique, cette 
prévision n'est pas sensible aux erreurs de spécification (voir aussi Cressie 1991, chapitre 3). 

Troisièmement, on s'attaque à l'inconsistance du modèle relativement aux changements 
dans le niveau géographique en modélisant les facteurs de redressement, et non les sous-
dénombrements, et en supposant que la variance de l'erreur de régression pour une région 
particulière est inversement proportionnelle à la population de cette région. Cette hypothèse 
est justifiée, d'un point de vue tant bayesien que "fréquentiste", dans Cressie (1989). 

Quatrièmement, on peut tenir compte de l'effet de l'estimation des paramètres de variance-
covariance en modifiant les résultats de Prasad et Rao (1990) pour les adapter à un contexte 
à plusieurs dimensions. On pourrait aussi utihser une méthode "boostrap" paramétrique, en 
produisant des données à l'aide du modèle estimé, puis en ré-estimant tous les paramètres et 
finalement en faisant une nouvelle prévision du sous-dénombrement. 

Finalement, on admet que toutes les méthodes à base de modèles décrites plus haut donneront 
vraisemblablement de mauvais résultats si le modèle est mal ajusté. Les méthodes de diagnostic 
ont une importance critique pour le succès des redressements, basés sur des modèles statistiques, 
pour tenir compte du sous-dénombrement. 

Il y a heu de faire une évaluation critique de nos succès et de nos échecs passés. Il est temps 
d'aller de l'avant et de résoudre ce problème, qui a une importance monumentale, avec une 
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technologie de pointe. L'enquête post-censitaire de 1990, bien conçue, bien appliquée et avec 
une bonne assurance de la qualité et un excellent appariement informatique ainsi que des 
éléments géographiques précis nous fait voir la situation de 1980 de façon fort différente. 
Selon moi, le redressement peut maintenant être réaUsé avec succès au niveau des États. La 
recherche et la discussion afin de savoir si ce redressement réussi peut aussi être effectué à des 
niveaux géographiques inférieurs méritent qu'on leur consacre nos ressources collectives 
(p. ex., Tukey 1983; Cressie 1988; Wolter et Causey 1991). On peut utihser les pertes (ou les 
risques)/?r^vM5 pour mesurer l'efficacité des procédures de redressement. Cressie (1988) donne 
des conditions suffisantes qui, lorsqu'elles sont respectées, assurent que les résultats du redres
sement synthétique sont meilleurs que les chiffres du recensement; ces conditions étaient 
satisfaites lors du recensement de 1980 et dans la série PEP 3-8. 
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COMMENTAIRES 

ALLEN L. SCHIRM et SAMUEL H. PRESTON^ 

1. Introduction 

Nous remercions le rédacteur en chef qui nous a invités à faire des commentaires sur cet 
article sujet à controverse de Freedman et Navidi (que nous désignerons dorénavant par 
"F et N") et à continuer cet important débat en matière de politique. Nos commentaires visent 
surtout à répondre aux critiques faites par F et N à propos de notre recherche antérieure (Schirm 
et Preston, 1987; désigné dorénavant par "S et P"). Bien que nous ne soyons pas d'accord 
avec une bonne partie de la critique que font F et N de Ericksen, Kadane et Tukey (1989), nous 
laissons aux auteurs de ce dernier article la tâche de défendre leur travail. 

Nous ne sommes pas d'accord avec un bon nombre des critiques précises que font F et N 
de S et P. Avant d'examiner nos réponses détaillées, nous désirons considérer les choses d'une 
façon plus générale et voir notre article ainsi que les critiques de F et N dans leur ensemble. 

F et N caractérisent mal notre article en disant que nous présentons "deux arguments 
majeurs: l'un analytique et l'autre fondé sur la simulation". En fait, nous avons présenté trois 
résultats analytiques. F et N n'en critiquent qu'un et encore il s'agit d'un argument mineur. 
Notre résultat analytique le plus important laisse supposer que le redressement synthétique 
aurait vraisemblablement amélioré l'exactitude de la distribution de la population en 1980. Pour 
ce qui est de nos simulations, elles n'avaient pas pour but d'appuyer un argument quelconque. 
Nous avons plutôt simulé une gamme extrêmement étendue de circonstances afin d'être en 
mesure de nous attaquer à plusieurs questions portant sur le redressement synthétique et sur 
ses effets. Nous avons cependant trouvé que le redressement aurait amélioré la précision dans 
toutes les conditions simulées, y compris dans des circonstances très défavorables. 

2. Résultats analytiques 

Dans S et P, nous avons présenté trois résultats analytiques. Tous les trois sont mathéma
tiquement exacts. Toutefois, le deuxième résultat - le seul qui fasse l'objet des critiques de 
F et N - pourrait, comme nous l'avons mentionné dans notre article, "induire en erreur parce 
qu'il ne tient pas compte des influences, sur le succès du redressement global, des rapports 
systématiques entre les variations d'un État à l'autre dans la couverture du recensement pour 
un groupe et des différences, entre les groupes, dans la façon dont ces derniers sont distribués 
entre les États. (TRADUCTION)" Notre troisième résultat, qui est manifestement au centre 
de notre analyse algébrique et qui ne dépend pas du deuxième résultat, s'attaque à cette question 
et tient compte des tendances dans les variations du taux de sous-dénombrement entre les États. 
Bien qu'il puisse induire en erreur, nous avons présenté le deuxième résultat pour illustrer avec 
plus de vigueur une implication fondamentale de notre troisième résultat, soit le fait que les 
variations systématiques dans le taux de sous-dénombrement au niveau des États peuvent avoir 
de l'importance. 

Notre deuxième résultat analytique laisse supposer que l'effet du redressement pour un 
État donné dépend de la mesure dans laquelle le taux de sous-dénombrement pour l'État 
"se rapproche" du taux de sous-dénombrement national. Contrairement à ce que F et N 
déclarent, notre deuxième résultat analytique est mathématiquement exact. C'est seulement 
parce qu'ils choisissent de définir "se rapproche" sans tenir compte de notre définition précise 
que F et N sont en mesure de mettre nos conclusions en doute. Ainsi, le "contre-exemple" 
de F et N à notre deuxième résultat ne se rapporte pas du tout à ce résultat, puisque leur exemple 
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viole les conditions que nous avons élaborées et énoncées précisément dans l'annexe à notre 
article. Pour répéter ce résultat, nous avons montré que le redressement peut rendre la pro
portion estimée de la population nationale totale résidant dans l'État / plus précise si 
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où y représente le nombre de groupes raciaux (plus généralement, de groupes démographiques), 
un point indique qu'il faut faire la somme pour toutes les valeurs d'un indice et les exposants 
T et C désignent les chiffres de population réels et obtenus dans le cadre du recensement, 
respectivement. Pour l'État A dans le "contre-exemple" de F et N, cette expression donne 
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Par conséquent, la condition pour que le redressement améliore la précision est violée pour 
l'État A. De même, pour l'État B, nous obtenons 
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À nouveau, la condition pour que le redressement améhore la précision est violée. 

Le ' 'contre-exemple' ' de F et N ne dit rien à propos de notre deuxième résultat analytique. 
Toutefois, il est utile pour illustrer numériquement notre troisième résultat qui est manifeste
ment le plus important. Selon ce résultat, quand le taux de sous-dénombrement des Noirs est 
le plus important, dans les États où ces derniers sont les moins nombreux et le taux de sous-
dénombrement des Blancs est le plus élevé dans les États où ces derniers sont les plus nombreux, 
// se peut que le redressement synthétique n'améUore pas la précision de la distribution 
proportionnelle. Dans l'exemple de F et N, le taux de sous-dénombrement des Noirs dans 
l'État A est plus élevé que dans l'État B (50% par opposition à 17%) mais l'État A compte 
proportionnelle moins de Noirs que l'État B (2% par opposition à 12%). Le taux de sous-
dénombrement des Blancs est plus élevé dans l'État A (plus petit surdénombrement) que dans 
l'État B ( - 1 % par opposition à - 2%) et l'État A renferme proportionnellement plus de Blancs 
(98% par opposition à 88%). Par conséquent, bien que cela ne soit pas assuré, la conclusion 
de F et N que les estimations redressées dans leur exemple sont moins précises dans l'ensemble 
que les estimations du recensement n'est pas surprenante compte tenu de notre troisième résultat 
analytique. 

La critique que font F et N de notre analyse algébrique des effets du redressement est basée 
sur une lecture très sélective de notre article qui présente de manière incorrecte nos conclusions. 
La critique que font F et N de notre deuxième résultat analytique est erronée tout comme le 
fait qu'ils caractérisent ce résultat comme central pour notre article. Notre troisième résultat 
analytique est, de beaucoup, plus important. Ce dernier nous aide à exposer les conditions 
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desquelles dépend le succès ou l'échec du redressement. Selon les preuves empiriques disponibles 
citées plus loin, les conditions qui conviennent pour l'exemple numérique de F et N ne s'appli
quaient pas en 1980 et nos résultats laissent supposer que le redressement synthétique aurait 
amélioré la précision de la distribution géographique. 

3. Résultats des simulations 

Comme nous l'avons déjà fait remarquer, l'objet de nos simulations était de répondre à 
plusieurs questions relatives au redressement synthétique et à ses effets sur la précision des 
estimations démographiques. Voici quelles étaient les questions centrales abordées dans notre 
article: 

• Dans quelle proportion des cas le redressement synthétique améliorerait-il la précision des 
estimations démographiques? 

• Dans quelle mesure le redressement synthétique améliorerait-il généralement la précision des 
estimations démographiques? 

• Les effets du redressement synthétique sur la précision dépendent-ils de la mesure dans 
laquelle la couverture du recensement varie d'un État à l'autre? 

• Les effets du redressement synthétique sur la précision dépendent-ils de la façon dont nous 
pouvons bien mesurer le taux de sous-dénombrement national? 

F et N se concentrent sur la deuxième question. Dans l'ensemble, nous admettons que 
l'importance moyenne de l'amélioration de la précision résultant du redressement synthétique 
est modeste si nos hypothèses modérées à propos de l'état de la nation sont justifiées. D'après 
le cas 22 du scénario I, qui exagère probablement les variations de la couverture du recensement 
entre les États mais qui est présenté dans S et P comme notre cas de variation "modéré", la 
réduction moyenne de la somme pondérée des carrés des erreurs n'est que de 8% alors que 
la réduction moyenne de la somme non pondérée de la valeur absolue des erreurs n'est que 
de 4%. Il est, cependant, important de comprendre que des améliorations plus considérables 
pourraient être réalisées, comme notre troisième résultat analytique présenté dans S et P le laisse 
supposer. Les gains au niveau de la précision seraient un peu plus considérables, par exemple, 
si le taux de sous-dénombrement national des personnes d'origine hispanique était identique 
à celui des Noirs et si ces personnes étaient incluses avec les Noirs plutôt qu'avec les Blancs. 
Dans ce cas, la réduction moyenne de la somme pondérée des carrés des erreurs serait supérieure 
à 12%. Les gains au niveau de la précision seraient aussi plus considérables si le taux de sous-
dénombrement des Noirs était plus élevé dans les États comptant proportionnellement plus 
de Noirs. Nous reviendrons à cette question sous peu. Bien entendu, les améliorations obtenues 
à la suite d'un redressement synthétique pourraient être plus faibles si des erreurs considérables 
s'étaient produites dans la mesure du taux de sous-dénombrement, bien que, comme nous 
l'avons montré dans S et P, les effets des erreurs de mesure sont généralement faibles. 

Quand on évalue l'amélioration moyenne de la précision, on oublie facilement la probabilité 
d'obtenir une amélioration, grande ou petite. F et N ont fait cette erreur. Selon les hypothèses 
du cas 22, scénario I, la probabihté d'améliorer la précision, d'après le critère de la somme 
pondérée des carrés des erreurs, est de 84%. Nous sommes impressionnés par cette constata
tion. Il est fort probable qu'une certaine amélioration, peut-être seulement modeste, sera 
réalisée. 

Ce résuUat ainsi que le résultat relatif à l'importance moyenne de l'amélioration soulèvent 
des questions très importantes. Qu'imphque le fait que l'amélioration moyenne soit "seulement 
modeste"? L'amélioration moyenne doit-elle être écrasante pour justifier un redressement? 
Ou pour nous exprimer autrement, les estimations redressées devraient-elles être sujettes à une 
norme plus stricte que les estimations du recensement? Le Secrétaire au Commerce a imposé 
une norme plus stricte lorsqu'il a pris sa décision à propos du redressement des chiffres du 
recensement de 1990. Comment les procédures d'améhoration de la couverture et d'imputation 
du Census Bureau se comporteraient-elles si elles étaient soumises à une norme aussi stricte? 
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Nous soupçonnons que certaines de ces procédures ne donneraient pas de trop bons résultats, 
ayant presque certainement fait empirer les différences dans le taux de sous-dénombrement 
plutôt que de les avoir améhorées. Finalement, le redressement serait-il recommandé s'il 
améhorait très peu la précision mais s'il réduisait l'injustice systématique? Nous reprendrons 
cette dernière question dans la Section 4. 

F et N ne répondent qu'implicitement, si même ils le font, à ces questions qui, de façon 
générale, n'ont pas de réponses statistiques. Ils suggèrent, cependant, que le redressement 
pourrait être intéressant (ses estimations "seront bonnes") si les hypothèses présentées dans 
notre article se vérifient, question à laquelle nous passons maintenant. 

F et N caractérisent incorrectement à la fois les méthodes synthétiques et notre modèle de 
simulation. L'hypothèse qui est à la base de la méthode synthétique n'est pas qu'il n'existe pas 
de variation géographique systématique dans le taux de sous-dénombrement pour une race 
donnée, mais qu'il n'y a aucune variation. Notre modèle de simulation montre comment le 
redressement synthétique fonctionne quand cette hypothèse à propos de la méthode synthétique 
n'est pas respectée. Nous avons considéré des cas extrêmes, bien que non systématiques, de 
variation entre les États du taux de sous-dénombrement selon la race, ainsi que des cas avec 
une variation aléatoire plus modérée. Nous n'avons pas construit de population "réelle" 
"suivant l'hypothèse de la méthode synthétique", et notre "définition de la "réahté"" ne 
"favorise pas le redressement synthétique". Comme nous l'avons montré de façon analytique 
dans S et P, le redressement synthétique aurait été favorisé si l'on avait supposé une association 
positive entre le taux de sous-dénombrement des Noirs et le nombre de Noirs ou une association 
négative entre le taux de sous-dénombrement des Blancs et le nombre de Blancs. (Un énoncé 
précis du résultat est présenté dans l'annexe à S et P.) 

Seulement à des fins d'illustration, nous avons supposé dans une nouvelle série de simulations 
que le taux de sous-dénombrement des Blancs est produit selon les hypothèses du scénario I, 
cas 22 présenté dans S et P, mais que le taux de sous-dénombrement prévu pour les Noirs 
augmente avec la proportion de Noirs dans l'État de sorte que le taux de sous-dénombrement 
des Noirs est de 2.0% quand la proportion de Noirs est de 11.7% (la proportion de Noirs à 
l'échelle nationale en 1980 selon le recensement) et de 5.2% quand la proportion de Noirs est 
de 20.0%. Dans ces conditions, que nous ne prétendons pas être réalistes, bien qu'elles pré
servent la différence moyenne simulée du taux de sous-dénombrement national, le redresse
ment synthétique améliore la précision de la distribution proportionnelle selon le critère de la 
somme pondérée des carrés des erreurs dans toutes les 1,000 itérations. La réduction moyenne 
de la somme pondérée des carrés des erreurs dépasse 17%, en dépit de la variation extrême 
dans le taux de sous-dénombrement total pour les États. 

Les hypothèses présentées dans S et P à propos des variations du taux de sous-dénombrement 
entre les États se vérifient-elles? Probablement pas. Bien qu'un de nos buts était de simuler 
une gamme étendue de circonstances, il est fort probable que nos hypothèses avaient tendance 
à mettre le redressement dans une position désavantageuse. 

Avons-nous apporté "aucune réponse" au sujet de la variation géographique, comme F et N 
le prétendent? Non, bien qu'il faille reconnaître qu'on ne disposait pas d'une abondance de 
renseignements. Il existe deux questions empiriques pertinentes pour juger nos hypothèses et 
leurs imphcations: la variation est-elle systématique ou aléatoire? et est-elle importante? Dans 
S et P, nous avons abordé ces deux questions. 

Comme nous l'avons fait remarquer dans S et P, selon le PEP de 1980, c'est quand ils cons
tituent une proportion importante de la population qu'il est le plus difficile de dénombrer les 
Noirs. Par contre, il n'y a essentiellement aucun rapport entre le taux de sous-dénombrement 
des Blancs et le nombre relatif de Blancs. (Ericksen et Kadane 1983). Ces conclusions sont basées 
sur de grandes catégories utihsées pour mesurer la composition raciale et sur des données pour 
les Standard Metropolitan Statistical Areas (SMSA) ainsi que pour les États amputés de leurs 
SMSA, et non sur des données au niveau de l'État. Les seules estimations publiées du sous-
dénombrement selon l'État et la race sont les "Developmental Estimâtes" pour 1970. Bien 
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qu'elles renferment beaucoup de lacunes et qu'elles soient basées sur des hypothèses fragiles 
à propos de la migration interne (Wolter 1987), ces estimations laissent supposer un rapport 
direct entre le taux de sous-dénombrement des Noirs et le nombre de Noirs et un faible 
rapport inverse entre le taux de sous-dénombrement des Blancs et le nombre de Blancs. Comme 
elles ne tiennent pas compte de l'une ou l'autre des structures de covariation, les simulations 
dans S et P tendent à sous-évaluer les gains de précision obtenus à l'aide du redressement 
synthétique. 

Depuis que nous avons écrit S et P, nous avons obtenu des données non publiées, prove
nant du PEP de 1980, sur la population des États et sur les estimations du taux de sous-
dénombrement selon la race. Parce que les estimations brutes du taux de sous-dénombrement 
des Noirs sont imprécises pour plusieurs États, il n'est pas clair si le dénombrement des Noirs 
est le plus difficile - au niveau de l'État - où ces derniers sont les plus nombreux. Pour les Blancs, 
bien qu'il existe une preuve d'une association directe, plutôt qu'inverse, entre leur nombre et 
le taux de sous-dénombrement, nous croyons que cela est attribuable à l'inclusion des personnes 
d'origine hispanique dans la population blanche et, dans une mesure beaucoup plus faible, 
au fait que l'on se fie beaucoup à la méthode de dénombrement conventionnelle dans quelques 
États, dont la population est surtout composée de Blancs, de l'Ouest des États-Unis. Nous 
trouvons, en effet, que si la véritable population de 1980 suivait l'évolution des estimations 
soit de la série 2-9, soit de la série 10-8, un redressement synthétique pour la différence entre 
le taux de sous-dénombrement des Noirs et des personnes d'origine hispanique et le taux de 
sous-dénombrement de toutes les autres personnes aurait presque certainement amélioré la 
précision des estimations. 

Les preuves empiriques disponibles laissent généralement supposer que les variations 
géographiques sont, sinon aléatoires, systématiques avec une tendance qui améliorerait les gains 
de précision obtenus à l'aide du redressement synthétique. Il semble peu probable qu'il y ait 
une forte association inverse parmi les États entre le taux de sous-dénombrement des Noirs 
et le nombre de Noirs et une forte association directe entre le taux de sous-dénombrement des 
Blancs et le nombre de Blancs. (Même si l'une de ces tendances ou les deux existait, les estima
tions redressées pourraient encore être plus précises, comme nous l'avons montré dans S et P.) 
Ainsi, notre hypothèse du caractère aléatoire dans S et P était probablement prudente, 
défavorisant le redressement synthétique. 

Nos hypothèses à propos de l'importance des variations du taux de sous-dénombrement 
entre les États étaient aussi probablement prudentes, comme nous en avons traité dans S et P 
en nous reportant aux Developmental Estimâtes de 1970. À cause d'erreurs d'échantillonnage 
importantes pour de nombreux États, les estimations non publiées du taux de sous-dénombrement 
dans les États selon la race, provenant du PEP de 1980, ne révèlent pas de façon fiable comment 
le taux de sous-dénombrement des Noirs varie entre les États. La variance dans le taux de sous-
dénombrement des Noirs calculée pour tous les 51 États est 0.0128 pour la série 2-9, deux fois 
la valeur la plus élevée supposée dans nos simulations. La variance tombe à 0.0036, valeur qui 
n'est même pas à mi-chemin entre les variances moyenne et élevée simulées, quand on exclut 
le New Hampshire (taux de sous-dénombrement des Noirs égal à - 60%) et le Vermont (taux 
de sous-dénombrement des Noirs égal à - 24%). (Pour la série 10-8, la variance entre les États 
est presque égale à la valeur moyenne simulée dans S et P, si trois États avec un taux de sous-
dénombrement extrême (et très peu fiable) - inférieur à - 20% ou supérieur à 20% - sont 
exclus). Les estimations brutes, provenant de la PEP de 1980, du taux de sous-dénombrement 
des Blancs dans les États sont beaucoup plus précises. Les variances entre les États pour les 
séries 2-9 et 10-8 sont très légèrement inférieures à la valeur moyenne simulée. Les gains au 
niveau de la précision d'après le scénario I, cas 12 dans S et P (variation élevée dans le taux 
de sous-dénombrement des Noirs et variation moyenne dans le taux de sous-dénombrement 
des Blancs) diffèrent peu en fréquence ou en importance par rapport aux gains obtenus selon 
le cas 22 (variation moyenne pour les taux de sous-dénombrement des Noirs et des Blancs), 
où des améliorations sont fort probables. 
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À partir des estimations du PEP de 1980 pubHées, nous pouvons seulement calculer les 
variances dans les taux de sous-dénombrement totaux pour les États, sans distinction selon 
la race. La plus importante variance entre les États parmi les 12 séries de la PEP publiée est 
0.00034, légèrement moins que la variance moyenne simulée pour notre cas de variation 
moyenne (cas 22). Pour le cas 32 (faible variation dans le taux de sous-dénombrement des Noirs 
et variation moyenne dans le taux de sous-dénombrement des Blancs), la variance moyenne 
simulée est 0.00031, chiffre à peu près égal à la variance entre les États pour la série 2-9 du 
PEP, pour laquelle Ericksen, Kadane et Tukey (1989) montrent une préférence et c'est aussi 
la variance médiane pour les huit séries du PEP qui restent après en avoir exclu les séries 10-8, 
14-8,14-9 et 14-20. Le redressement synthétique réduit la somme pondérée des carrés des erreurs 
d'environ 12% en moyenne pour le cas 32, comparativement à 8% pour le cas 22. Le cas 23 
(variation moyenne du taux de sous-dénombrement des Noirs et variation faible du taux de 
sous-dénombrement des Blancs) laisse supposer une variance moyenne simulée qui n'est que 
légèrement supérieure à la variance pour la série 10-8 du PEP, la série "préférée" par F et N. 
Selon les hypothèses du cas 23, le redressement synthétique réduit la somme pondérée des carrés 
des erreurs de 19% en moyenne. Les estimations redressées sont plus précises dans plus de 92% 
des cas selon ce critère d'erreur. De telles améliorations sont-elles "seulement modestes"? 

4. Précision et équité 

Nous avons déjà insisté, dans S et P et dans Schirm (1991), sur le fait que les statisticiens 
et les démographes devraient se préoccuper, avant tout, de la précision des estimations de la 
population. Néanmoins, quand on consacre tous ses efforts à rechercher la précision statistique, 
il est facile d'oublier des considérations d'équité politique. 

Une distribution plus précise de la population est probablement plus équitable, en général. 
Cependant, cela ne signifie pas que deux distributions qui sont aussi précises, sont aussi équi
tables. Bien que le redressement puisse ne contribuer que très peu à l'amélioration de la précision 
globale au cours d'une année particulière, il peut réduire ou supprimer certaines erreurs et 
injustices systématiques, erreurs et injustices associées à la race. 

Un exemple, tiré de nos simulations, est donné au tableau 1. Les taux nationaux de sous-
dénombrement imphcites des Noirs et des Blancs sont de 5.2% et de - 1 . 1 % . Les estimations 
redressées de la population dans le tableau 1 ont été obtenues à l'aide de ces chiffres et de la 
méthode synthétique. 

Comme cela deviendra clair, il est difficile de faire une distinction nette entre la précision 
et l'équité. Pour la présente discussion, nous supposons que la précision est définie de façon 
très stricte en fonction de la distribution géographique proportionnelle. 

Bien que les distributions selon les données du recensement et selon les chiffres redressés, 
présentées au tableau 1, soient aussi exactes, selon le critère de la somme pondérée des carrés 
des erreurs, les estimations redressées reflètent avec plus de précision la distribution raciale 
au niveau national et elles sont plus équitables. (La distribution géographique du recensement 
est un peu plus précise d'après la norme basée sur la somme de la valeur absolue des erreurs.) 
Les chiffres réels et redressés laissent supposer que les Noirs composent 12.4% de la population 
américaine. Selon les chiffres du recensement, les Noirs ne constituent que 11.7% de la 
population, une injustice considérable. 

Les gains d'équité qui découlent du redressement sont rendus plus concrets par les réparti
tions imphcites des sièges au Congrès présentées au tableau 2. Les estimations du recensement 
et les estimations redressées attribuent un siège de trop à l'Iowa et au Massachusetts et un siège 
de moins à la Cahfornie et à la Virginie. Cependant, les estimations du recensement attribuent 
aussi un siège de trop au Colorado et à l'État de New York et un siège de moins à l'Alabama 
et à la Géorgie, alors que les estimations redressées attribuent le nombre approprié de sièges 
à ces États. L'Alabama et la Géorgie n'obtiennent pas le bon nombre de représentants en 
fonction des chiffres du recensement à cause de la proportion élevée de Noirs dans ces États 
et de la différence du taux de sous-dénombrement auquel les Noirs sont sujets. Le redressement 
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Tableau 1 

Exemple numérique: Chiffres de popoulation (en milliers) 

État 

Alabama 
Alaska 
Arizona 
Arkansas 
Californie 
Colorado 
Connecticut 
Delaware 
District de Columbia 
Floride 
Géorgie 
Hawaii 
Idaho 
Illinois 
Indiana 
lowa 
Kansas 
Kentucky 
Louisiane 
Maine 
Maryland 
Massachusetts 
Michigan 
Minnesota 
Mississippi 
Missouri 
Montana 
Nebraska 
Nevada 
New Hampshire 
New Jersey 
Nouveau-Mexique 
New York 
Caroline du Nord 
Dakota du Nord 
Ohio 
Oklahoma 
Oregon 
Pennsylvanie 
Rhode Island 
CaroHne du Sud 
Dakota du Sud 
Tennessee 
Texas 
Utah 
Vermont 
Virginie 
Washington 
Virginie-Occidentale 
Wisconsin 
Wyoming 

Total 

Noirs 

1,060 
14 
83 

414 
1,758 

106 
226 
101 
442 

1,415 
1,642 

18 
3 

2,014 
443 
43 

135 
254 

1,239 
3 

1,026 
230 

1,272 
56 

891 
535 

2 
51 
52 
4 

1,071 
27 

2,397 
1,387 

3 
1,112 

208 
39 

1,177 
29 

962 
2 

754 
1,752 

10 
1 

1,116 
109 
69 

198 
3 

27,958 

Réels 

Blancs 

2,849 
375 

2,606 
1,916 

22,105 
2,719 
2,875 

507 
181 

8,290 
3,910 

925 
936 

9,677 
4,775 
2,809 
2,284 
3,327 
2,856 
1,135 
3,159 
5,223 
7,990 
4,037 
1,629 
4,329 

761 
1,521 

760 
911 

6,237 
1,264 

14,891 
4,443 

622 
9,769 
2,819 
2,602 

10,750 
923 

2,182 
678 

3,764 
12,421 
1,435 

523 
4,356 
3,867 
1,877 
4,588 

448 

197,836 

Recensement 

Noirs 

996 
14 
75 

374 
1,819 

102 
217 
96 

449 
1,343 
1,465 

17 
3 

1,675 
415 
42 

126 
259 

1,238 
3 

958 
221 

1,199 
53 

887 
514 

2 
48 
51 
4 

925 
24 

2,402 
1,319 

3 
1,077 

205 
37 

1,047 
28 

949 
2 

726 
1,710 

9 
1 

1,009 
106 
65 

183 
3 

26,495 

Blancs 

2,898 
388 

2,643 
1,912 

21,849 
2,788 
2,891 

498 
189 

8,403 
3,998 

948 
941 

9,752 
5,075 
2,872 
2,238 
3,402 
2,968 
1,122 
3,259 
5,516 
8,063 
4,023 
1,634 
4,403 

785 
1,522 

749 
917 

6,440 
1,279 

15,156 
4,563 

650 
9,721 
2,820 
2,596 

10,817 
919 

2,173 
689 

3,865 
12,519 
1,452 

510 
4,338 
4,026 
1,885 
4,523 

467 

200,054 

Redressés 

Noirs 

1,051 
15 
79 

395 
1,919 

108 
229 
101 
474 

1,417 
1,546 

18 
3 

1,768 
438 
44 

133 
273 

1,306 
3 

1,011 
233 

1,265 
56 

936 
542 

2 
51 
54 
4 

976 
25 

2,535 
1,392 

3 
1,136 

216 
39 

1,105 
30 

1,001 
2 

766 
1,804 

9 
1 

1,065 
112 
69 

193 
3 

27,956 

Blancs 

2,866 
384 

2,614 
1,891 

21,607 
2,757 
2,859 

492 
187 

8,310 
3,954 

938 
931 

9,644 
5,019 
2,840 
2,213 
3,364 
2,935 
1,110 
3,223 
5,455 
7,974 
3,978 
1,616 
4,354 

776 
1,505 

741 
907 

6,369 
1,265 

14,988 
4,512 

643 
9,613 
2,789 
2,567 

10,697 
909 

2,149 
681 

3,822 
12,380 

1,436 
504 

4,290 
3,981 
1,864 
4,473 

462 

197,838 

Nota: La catégorie "Blancs" comprend toutes les personnes non-noires. 
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Tableau 2 

Exemple numérique: Répartition des sièges au Congrès 

État 
Nombre de sièges à la Chambre des représentants 

Réel Recensement Redressé 

Alabama 
Alaska 
Arizona 
Arkansas 
Californie 
Colorado 
Connecticut 
Delaware 
District de Columbia 
Floride 
Géorgie 
Hawaii 
Idaho 
Illinois 
Indiana 
lowa 
Kansas 
Kentucky 
Louisiane 
Maine 
Maryland 
Massachusetts 
Michigan 
Minnesota 
Mississippi 
Missouri 
Montana 
Nebraska 
Nevada 
New Hampshire 
New Jersey 
Nouveau-Mexique 
New York 
Caroline du Nord 
Dakota du Nord 
Ohio 
Oklahoma 
Oregon 
Pennsylvanie 
Rhode Island 
CaroUne du Sud 
Dakota du Sud 
Tennessee 
Texas 
Utah 
Vermont 
Virginie 
Washington 
Virginie-Occidentale 
Wisconsin 
Wyoming 

Total 

8 
1 
5 
4 

46 
5 
6 
1 
0 

19 
11 
2 
2 

22 
10 
5 
5 
7 
8 
2 
8 

10 
18 
8 
5 
9 
2 
3 
2 
2 

14 
3 

33 
11 

1 
21 

6 
5 

23 
2 
6 
1 
9 

27 
3 
1 

U 
8 
4 
9 
I 

435 

7 
1 
5 
4 

45 
6 
6 
1 
0 

19 
10 
2 
2 

22 
10 
6 
5 
7 

11 
18 
8 
5 
9 
2 
3 
2 
2 

14 
3 

34 
U 

1 
21 

6 
5 

23 
2 
6 
1 
9 

27 
3 
1 

10 
8 
4 
9 
1 

435 

1 
5 
4 

45 
5 
6 
1 
0 

19 
U 
2 
2 

22 
10 
6 
5 
7 

11 
18 
8 
5 
9 
2 
3 
2 
2 

14 
3 

33 
11 

1 
21 

6 
5 

23 
2 
6 
1 
9 

27 
3 
1 

10 
8 
4 
9 
1 

435 
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améhore considérablement l'égalité de la représentation. D'après les chiffres réels de la popu
lation et la répartition effectuée en fonction des chiffres du recensement, il y a 471,000 personnes 
par représentant au Colorado, 508,000 dans l'État de New York, 555,000 en Géorgie et 558,000 
en Alabama. Le redressement réduit les écarts, avec 565,000 personnes par représentant au 
Colorado, 524,000 dans l'État de New York, 505,000 en Géorgie et 489,000 en Alabama. Pour 
les quatre États combinés, il y a 519,000 personnes pour chacun des 57 représentants. (Pour 
tous les É.-U., il y a 519,000 personnes pour chacun des 435 représentants.) Le redressement 
réduit l'écart quadratique moyen (non pondéré), par rapport à cette moyenne, de plus de 21 %. 
(La réduction est comprise entre 20 et 21% quand les écarts sont pondérés en fonction du 
nombre de personnes par représentant selon les chiffres réels de la population.) Le gain d'équité 
qui découle du redressement est aussi montré clairement par la moyenne pondérée du nombre 
de personnes par représentant calculée pour tous les 50 États. Quand on le pondère en fonction 
de la proportion de la population noire à l'échelle nationale (à l'exclusion du District de 
Columbia) vivant dans l'État, le nombre moyen réel de personnes par représentant est de 
518,000. Si la répartition des sièges au Congrès est faite selon les estimations du recensement, 
la moyenne est de 524,000 personnes. Le redressement synthétique supprime la majorité de 
cette injustice basée sur la race. Il y a, en moyenne, 520,000 personnes par représentant quand 
les sièges de la Chambre sont répartis selon les estimations redressées. Bien qu'il existe certai
nement d'autres façons de mesurer l'inégalité de la représentation, il est difficile d'imaginer 
une autre méthode raisonnable qui ne montrerait pas que le redressement réduit l'injustice 
raciale attribuable à la différence du taux de sous-dénombrement dans le recensement. Le gain 
d'équité dans cet exemple est réalisé en dépit du fait qu'il n'y ait pas de gain d'exactitude dans 
la distribution proportionnelle entre les États. 

Les erreurs dans le recensement sont systématiques. Après le redressement, il se peut que 
les erreurs restantes ne soient pas véritablement aléatoires et, tant qu'il y aura des erreurs, il 
y aura de l'injustice. Toutefois, la source de ces erreurs serait beaucoup moins offensante que 
la race. 

5. Discussion 

Quand ils critiquent S et P et Ericksen, Kadane et Tukey (1989), F et N soulignent le rôle 
des hypothèses qui sont à la base des estimations redressées. Leur opinion est cependant extrême, 
fondamentalement erronée et elle va à l'encontre du but recherché. 

Bien qu'il soit raisonnable - et nécessaire - de se demander si les hypothèses ont de l'impor
tance, il n'est pas nécessaire que ces dernières se vérifient exactement, comme F et N le laissent 
supposer. De plus, les partisans du redressement ne devraient avoir à défendre cette option 
que contre des hypothèses de remplacement raisonnables. F et N semblent croire que presque 
toute hypothèse de remplacement peut être utilisée. Comme lors de l'évaluation de l'importance 
de l'amélioration, ils exigent, sans justification scientifique, qu'un lourd fardeau de la preuve 
incombe aux partisans du redressement. Néanmoins, comme nos simulations le montrent, le 
redressement synthétique améliore la précision, même selon des hypothèses extrêmement 
défavorables - et probablement déraisonnables. 

Cela soulève un autre point de désaccord important entre F et N et nous. Il n'est pas nécessaire 
que toutes les hypothèses mènent précisément aux mêmes estimations si toutes les estimations 
redressées basées sur des hypothèses raisonnables sont plus précises que les estimations du 
recensement. À moins que des hypothèses également plausibles aient des implications fort 
différentes, nous ne devrions pas rejeter le bien parce que nous n'avons pu trouver le mieux. 
Nous ne devrions pas nous contenter d'estimations du recensement qui sont moins précises. 

F et N ne présentent rien pour suggérer que les estimations du recensement sont plus préci
ses que les estimations redressées. Les conclusions juridiques sur lesquelles ils s'appuient ne 
constituent pas une base pour une discussion scientifique. De plus, en dépit de la conclusion 
de Schirm (I99I) que les décisions, basées sur des opinions, prises lors de la production des 
estimations du recensement peuvent avoir un effet sur la répartition des sièges au Congrès, 
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F et N n'examinent pas minutieusement les procédures du recensement et les hypothèses sous-
jacentes. Trouvent-ils plausible que 1'"hypothèse" du recensement qui veut que lorsque les 
estimations finales sont diffusées, toutes les persormes, partout, ont été dénombrées exactement 
au bon endroit? Si ce n'est pas le cas, ont-ils des suggestions constructives à faire pour améliorer 
la précision des estimations démographiques? Malheureusement, leur commentaire critique 
sur les suggestions qui ont été proposées est gravement affaibli par la distorsion et par une 
présentation contenant des lacunes et il n'offre rien de constructif. 

"Aurions-nous dû redresser les chiffres du recensement de 1980?" demandent F et N. Peut-
être que oui, peut-être que non. Bien que cela puisse faire l'objet de discussions, il se peut que 
nous n'ayons pas eu suffisamment de renseignements sur les effets probables du redressement 
ou que nous n'ayons pas été en mesure, techniquement et opérationnellement, d'entreprendre 
un redressement au moment où la décision devait être prise. Le redressement aurait-il amélioré 
la précision en 1980? Nous ne pouvons répondre avec certitude parce que la population réelle 
est fondamentalement inconnaissable et qu'on ne peut écarter complètement la possibilité que 
des anomalies se produisent. Avec cette restriction, la réponse est "fort probablement". 
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COMMENTAIRES 

J.A. HARTIGANl 

La controverse relative au redressement 

Toutes les dix armées, le United States Census Bureau prépare une hste, ou un dénombrement 
des noms et des adresses des personnes résidant aux États-Unis. La liste est sujette à erreur 
en ce sens que des personnes peuvent ne pas y figurer ou y être incluses à tort. Ericksen et coll. 
(1991) ont estimé que, pour le recensement de 1990, il y a eu 13 milhons d'enregistrements 
erronés et 17 millions de personnes oubliées. Même si ces estimations sont deux fois plus grosses 
que les chiffres réels, il semble que les chiffres hés au dénombrement doivent subir un certain 
redressement. 

Freedman et Navidi discutent de la preuve statistique présentée dans le cadre d'une poursuite 
intentée afin de forcer le Bureau ofthe Census à redresser les chiffres du recensement de 1980. 
C'est la différence du taux de sous-dénombrement entre les races qui est à l'origine de la pour
suite. Le sous-dénombrement est peut-être de 5% pour les Noirs et les personnes d'origine 
hispanique et de 1% pour les autres personnes. Puisque le sous-dénombrement est plus élevé 
pour les minorités, les localités où l'on trouve de plus forts pourcentages de minorités font 
pression pour obtenir un redressement des chiffres du recensement qui corrigerait le sous-
dénombrement. Ce dernier a été étabU par analyse démographique (c'est-à-dire en comptant 
les naissances, les décès, l'émigration et l'immigration selon la race, le sexe et l'âge) dans les 
recensements depuis 1940 et par des enquêtes postcensitaires, afin d'obtenir un nombre plus 
exact dans un échantillon de la population, depuis 1970. L'importance du sous-dénombrement 
est un point important de discussion, puisqu'il est plus raisonnable d'estimer et de corriger 
une grosse différence du taux de sous-dénombrement qu'une petite. Freedman et Navidi admet
tent qu'une différence du taux de sous-dénombrement peut exister, mais ils soutiennent que, 
du moins pour le recensement de 1980, le sous-dénombrement n'est pas assez bien estimé dans 
différentes localités pour qu'on puisse effectuer un redressement. Freedman et Navidi sont 
surtout intéressés à critiquer les techniques proposées pour redresser les chiffres; quelles sont 
leurs propres estimations du sous-dénombrement? Par exemple, admettent-ils que le sous-
dénombrement à l'échelle nationale est aussi élevé que 5% pour les Noirs et les personnes 
d'origine hispanique comparativement à 1 % pour les autres habitants du pays? Je soutiendrai 
plus loin que si la différence du taux de sous-dénombrement est aussi élevée que ces chiffres 
le laissent supposer, un redressement synthétique (où l'on attribue à chaque personne membre 
d'une minorité la pondération 1.05 et à chaque personne membre de la majorité la pondération 
LOI) améliorera probablement les estimations de la part de la population dans les États. 

En 1980, le Bureau a apphqué un Post Enumeration Program (PEP) (programme de contrôle 
post-censitaire) dont il comptait utiliser les résultats pour redresser les chiffres du recensement. 
Le Bureau a décidé de ne pas procéder à un redressement des chiffres, parce que les estimations 
du PEP n'étaient pas suffisamment précises ou fiables pour produire des chiffres améliorés 
dans les petites localités. L'article reprend le témoignage de Freedman lors du procès qui a suivi, 
à la suite duquel le tribunal a rendu une décision favorable au Bureau of the Census. Il peut 
être intéressant de rapporter certains des faits qui se sont produits par la suite et qui montrent 
que les questions soulevées dans l'article dont nous traitons sont encore d'actualité. Au cours 
des années 80, le Bureau a préparé une enquête postcensitaire (EP) plus importante pour le 
recensement de 1990. Une répétition générale de l'EP a eu lieu en 1988. Environ 20 études d'éva
luation portant sur divers types d'erreurs dans l'EP ont été préparées et effectuées après le recen
sement de 1990. En 1988, le Secrétaire au Commerce a annoncé que les chiffres du recensement 
de 1990 ne seraient pas redressés. Diverses localités comptant des proportions importantes 
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de minorités ont poursuivi le gouvernement. Le Secrétaire a alors accepté, le 17 juillet 1989, 
de poursuivre la planification de l'EP, de nommer un comité de huit experts qui le conseille
raient sur la faisabilité de redresser les chiffres du recensement et de pubher un ensemble de 
lignes directrices qui permettraient de déterminer si les chiffres du recensement seraient ou non 
redressés. Le comité externe a tenu de nombreuses réunions avec des représentants du Bureau 
of the Census et leur a donné des conseils sur la planification, la réalisation et l'analyse de l'EP. 
Les analyses d'évaluation ont été effectuées par le Bureau et le 21 juin 1991, le comité directeur 
du recensement a recommandé, avec certaines dissidences, au Secrétaire que les chiffres du 
recensement soient redressés. La recommandation du comité a perdu beaucoup de poids 
quelques jours plus tard quand on a découvert qu'une analyse effectuée auparavant était 
erronée. Le comité externe s'est alors divisé en deux groupes de quatre personnes. Le premier 
de ces groupes, composé d'Ericksen, Estrada, Tukey et Wolter, avec l'aide de nombreux 
consultants, a écrit un rapport approfondi dans lequel on a trouvé de nombreuses lacunes 
relativement au dénombrement original et où l'on conseillait vivement de redresser les chiffres 
du recensement. Le deuxième groupe composé de Kruskal, McGehee, Tarrance et Wachter, 
est tout aussi fortement opposé au redressement des chiffres du recensement. Wachter, avec 
l'aide de quelques consultants, présente une autre analyse statistique de l'EP qui laisse supposer 
que la gamme de redressements possibles est tellement considérable qu'elle aurait des effets 
forts différents sur la révision du découpage électoral et sur d'autres exigences s'apphquant 
aux chiffres du recensement en matière de redistribution. Le Secrétaire a décidé que les bases 
statistiques d'un redressement étaient insuffisantes et il a recommandé de ne pas en effectuer. 
Le Département du Commerce a été poursuivi par les mêmes localités qui avaient intenté un 
procès en 1980. Le procès de 1980 est donc repris après le recensement de 1990. 

Redressement synthétique 

Un plan synthétique simple consiste à multiplier chaque personne, effectivement dénombrée, 
membre d'une minorité par 1.05 et chaque personne, effectivement dénombrée, de la majorité 
par 1.01. Je suis d'accord avec Freedman et Navidi pour le rejet des opinions exprimées dans 
Schirm et Preston (1987). 

Que faut-il penser de l'argument analytique suivant? Supposons que les sous-dénombrements 
nationaux soient estimés correctement, mais qu'ils diffèrent dans les États; quand le redresse
ment synthétique des chiffres améliore-t-il la population proportionnelle d'un État? La réponse 
est, si le redressement synthétique consiste à augmenter les chiffres pour un État particulier, 
qu'il est plus proche de la proportion véritable que la proportion dénombrée si et seulement 
si la fraction des minorités dans l'État est inférieure à la fraction des minorités au niveau 
national; inversement, si le redressement consiste à diminuer les chiffres pour un État particulier, 
les chiffres redressés sont plus près de la proportion véritable que la proportion dénombrée 
si et seulement si la fraction des minorités dans l'État est supérieure à la fraction des minorités 
au niveau national. Il est plausible de s'attendre à ce que le sous-dénombrement des minorités 
et des non-minorités dans les États où l'on trouve une proportion relativement forte de minorités 
soit plus élevé que dans les États où l'on trouve une faible proportion de minorités, ce qui 
entraînerait un redressement synthétique causant un sous-dénombrement, mais qui serait 
néanmoins une amélioration par rapport à la proportion dénombrée. 

Les taux de sous-dénombrement à l'échelle nationale de 5% et de 1 % sont appuyés par des 
données historiques du Bureau, obtenues tant à la suite d'analyses démographiques que 
d'enquêtes postcensitaires, tableaux I et 2. Quand on effectue un redressement 5-1, nous 
multiplions les chiffres du recensement pour les groupes non-minoritaires par 1.01 et les chiffres 
du recensement pour les groupes minoritaires par 1.05. Cette façon de calculer améliorera-t-elle 
la répartition des sièges des divers États au Congrès? 

La population réelle des minorités et des non-minorités dans les différents États est inconnue. 
Nous comparons les deux estimations de la population d'un État basées sur les chiffres non 
redressés et redressés du recensement. Le recensement donnera les meilleurs résultats quand 
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Tableau 1 
Estimations historiques de l'importance et du pourcentage du sous-dénombrement net selon la race, 

telles que mesurées par l'analyse démographique. (Rapport du 21 juin 1991 du comité directeur 
sur le sous-dénombrement du Bureau of the Census.) 

1940 1950 1960 1970 1980 1990 

Total 5.4 4.1 3.1 2.7 1.2 1.8 

Noirs 8.4 7.5 6.6 6.5 4.5 5.7 
Personnes non noires 5.0 3.8 2.7 2.2 0.8 1.3 

Tableau 2 
Sous-dénombrement estimé à partir de l'enquête postcensitaire (EP) et par l'analyse démographique 

(AD) pour le recensement de 1990, selon l'âge, la race et le sexe. 

Noirs 

Hommes 

EP AD 

Femmes 

EP AD 

Personnes non noires 

Hommes 

EP AD 

Femmes 

EP AD 

0-9 
10-19 
20-29 
30-44 
45-64 
65-1-

5.4 

1.0 3.0 

4.3 

-0.3 

3.0 

8.0 
4.0 
6.4 
5.9 
3.2 

8.2 
2.0 
9.4 

12.4 
11.7 

7.8 
4.0 
6.8 
3.9 
1.3 

7.8 
2.2 
3.8 
2.5 
0.5 
1.3 

2.0 2.0 1.4 0.6 

3.3 
1.2 
5.0 
2.2 
0.4 

- 0 . 9 

2.7 
- 1 . 0 

2.1 
2.7 
2.8 
1.4 

3.4 
1.8 
3.8 
1.4 

- 0 . 5 
- 1 . 1 

2.8 
- 0 . 5 

0.9 
0.1 
0.4 
0.4 

les États avec une proportion relativement forte de minorités ont effectivement une faible 
différence de taux de sous-dénombrement; le redressement 5-1 donnera alors des proportions 
plus élevées que les proportions véritables pour ces États. De ce fait, si la différence réelle du 
taux de sous-dénombrement pour les États avec une faible proportion de minorités est élevée, 
le redressement 5-1 donnera un résultat qui sera inférieur aux proportions véritables. Cela nous 
dit comment construire le meilleur scénario pour le recensement et le pire scénario pour le 
redressement. 

Je ne tiendrai pas compte des variations dans le sous-dénombrement des non-minorités entre 
les États, car ces variations devraient avoir un effet mineur sur les proportions globales; je 
supposerai que pour tous les États le sous-dénombrement des non-minorités est de 1 %. Sup
posons que le véritable sous-dénombrement global des minorités soit de 5%. Supposons que 
ce sous-dénombrement puisse varier de 3% à 7% dans les différents États. J'affecte les sous-
dénombrements de 3% aux États avec une proportion relativement forte de minorité et les sous-
dénombrements de 7% aux États avec une faible proportion de minorités, la division entre 
la proportion relativement forte et la faible proportion de minorités étant faite de façon à ce 
que le sous-dénombrement global des minorité soit de 5%. Cette hypothèse relative aux véri
tables sous-dénombrements fait le mieux paraître les résultats du recensement. Le calcul est 
effectué pour une gamme de choix du sous-dénombrement global et de variations entre les États. 

Pour comparer les chiffres du recensement et les estimations redressées, on calcule le nombre 
de sièges au Congrès qui sont mal répartis par les deux estimations de la population. Le nombre 
de sièges attribués à un État qui compte 7.2% de la population du pays est 435 x 7.2 arrondi 
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Tableau 3 
Comparaison de l'erreur fractionnaire dans la répartition des sièges selon le recensement et selon un 

redressement 5-1 pour une gamme de taux de sous-dénombrement globaux pour les minorités, 
avec des taux de sous-dénombrement qui varient pour les États. (Le taux de sous-dénombrement 
pour la majorité est fixé à 1%; les minorités dans chaque État sont estimées à partir des données 

qui figurent dans l'ouvrage Statistical Abstract of the United States, 1989.) 

Sous-
dénombrement 

global 
des minorités 

2 
2 
2 

3 
3 
3 

4 
4 
4 
4 
4 

5 
5 
5 
5 
5 

6 
6 
6 
6 
6 

7 
7 
7 
7 
7 

Sous-
dénombrement 

des minorités dans 
les États avec une 
faible proportion 

de minorités 

2 
3 
1 

3 
4 
2 

4 
5 
3 
6 
2 

5 
6 
4 
7 
3 

6 
7 
5 
8 
4 

7 
8 
6 
9 
5 

Sous-
dénombrement 

des minorités dans 
les États avec 

une proportion 
relativement forte 

de minorités 

2 
1 
3 

3 
2 
4 

4 
3 
5 
2 
6 

5 
4 
6 
3 
7 

6 
5 
7 
4 
8 

7 
6 
8 
5 
9 

Erreur 
fractionnaire 

dans la 
répartition 
des sièges 
selon le 

recensement 

0.2 
0.4 
0.7 

0.5 
0.4 
0.9 

0.7 
0.6 
1.1 
0.8 
1.6 

0.9 
0.8 
1.3 
0.8 
1.8 

1.2 
1.0 
1.6 
1.0 
2.0 

1.4 
1.2 
1.8 
1.2 
2.2 

Erreur 
fractionnaire 

dans la 
répartition 
des sièges 
selon un 

redressement 5-1 

0.7 
1.1 
0.6 

0.5 
0.9 
0.4 

0.2 
0.7 
0.4 
1.2 
0.9 

0.0 
0.5 
0.5 
1.0 
1.0 

0.2 
0.4 
0.7 
0.9 
1.2 

0.5 
0.4 
0.9 
0.8 
1.4 

de la façon appropriée. L'arrondissage fait de la répartition réelle un instrument de mesure 
plutôt mauvais pour comparer deux méthodes, parce que la différence dans les répartitions 
est habituellement de seulement 1 ou 2 sièges. J'utihserai plutôt une erreur de répartition 
fractionnaire qui est la moitié de la somme des différences en valeur absolue entre les proportions 
estimées et véritables, multipliée par 435. 

Les données qui figurent au tableau 3 nous permettent de constater que c'est lorsque le taux 
véritable de sous-dénombrement global pour les minorités est de 3% que les chiffres du recen
sement et les chiffres redressés donnent le même résultat; nous nous attendons à cela, parce 
qu'alors la véritable différence du taux de sous-dénombrement est de 2%, à mi-chemin entre 
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le taux de 0% que le recensement laisse supposer et le taux de 4% qui est supposé pour le 
redressement. Dans le cas de sous-dénombrements globaux plus élevés pour les minorités, le 
recensement donne de meilleurs résultats que le redressement seulement quand il y a une gamme 
importante de variations entre les États et que les États avec une proportion relativement forte 
de minorités ont des taux de sous-dénombrement faibles. Par exemple, si le taux global est de 
4%, le recensement donne une erreur de répartition de 0.8 comparativement à 1.2 pour le redres
sement, pourvu que le taux de sous-dénombrement pour tous les États avec une proportion 
relativement forte de minorités soit de 2% et de 6% pour tous les États avec une faible pro
portion de minorités. Si le taux global est de 5%, le recensement donne une erreur de réparti
tion de 0.8 comparativement à 1.0, seulement si le taux de sous-dénombrement pour les États 
avec une proportion relativement forte de minorités est de 3% et de 7% pour les États avec 
une faibles proportion de minorités. Si le taux global est supérieur à 5%, il n'existe aucune 
combinaison de taux de sous-dénombrement dans les États où la gamme de variations est de 
4% ou moins pour laquelle le recensement donne des résultats meilleurs que le redressement. 

L'étude du tableau 3 laisse supposer que les taux globaux devraient être de 3% ou moins 
pour que cette règle grossière du 5-1 donne des résultats moins précis que le recensement pour 
la répartition des sièges. Les 'intervalles de confiance' à 95% basés sur l'EP de 1990 pour le 
taux de minorité global vont de 4.3 à 5.7; cette gamme semble beaucoup trop étroite, mais même 
si nous doubhons les marges d'erreur déjà mentionnées, l'intervalle irait de 3.6 à 6.4; si la valeur 
véritable se trouve entre ces limites, alors la règle du 5-1 donnera encore de meilleurs résultats 
que le recensement. 

Redressements des chiffres du recensement basés sur le PEP et sur l'EP 

Le programme de contrôle postcensitaire (PEP) de 1980 et l'enquête postcensitaire (EP) de 
1990 visent à améliorer un redressement synthétique en estimant différents taux de sous-
dénombrement dans différentes locahtés. Freedman et Navidi sont sceptiques à propos de la 
régression utihsée pour hsser les estimations, mettant en doute l'indépendance, l'homogénéité 
de la variance et la fiabilité des procédures de sélection utilisées pour inclure des variables dans 
le modèle. Les exemples qu'ils présentent de la façon dont on aurait facilement pu choisir 
différents ensembles de variables pour inclusion dans le modèle ne m'ont pas persuadé; après 
tout, s'il existe une forte corrélation entre les variables prédictives, des sous-ensembles fort 
différents peuvent produire à peu près la même prédiction. Ainsi, le fait que différentes variables 
aient été choisies ne signifie pas que les estimations lissées auraient été fort différentes. En effet, 
leur tableau 10 montre que deux variables, le pourcentage de minorités et la proportion de la 
population recensée selon la méthode classique figuraient dans presque toutes les équations. 
Je soupçonne que les hypothèses utilisées pour la régression ne peuvent être défendues facile
ment, mais que les résultats de la régression sont raisonnables, sauf peut-être qu'ils produisent 
des erreurs-types plus faibles que le manque probable d'indépendance ne le justifie. 

La réduction de la variance d'échantillonnage à l'aide de procédures de hssage basées sur la 
régression ne fera probablement pas beaucoup de différence pour les estimations dans de grandes 
régions comme les États. Dans ces régions, le regroupement d'estimations différentes obtenues 
à partir du PEP ou de l'EP produit déjà tout le hssage nécessaire et l'on peut éviter les hypothèses 
discutables faites pour appUquer la régression. Par contre, le lissage à l'aide de la régression est 
probablement nécessaire si l'on veut projeter les résultats pour de petites localités. 

Je suis d'accord avec Freedman et Navidi pour dire que les procédures utilisées pour traiter 
le cas des données manquantes et l'évaluation du biais dans les enquêtes postcensitaires sont 
les éléments-clés pour évaluer les estimations redressées. Le traitement approprié des données 
manquantes et l'évaluation convenable du biais exigent une connaissance approfondie des 
procédures d'enquête. Les opinions personnelles des professionnels qui ont participé le plus 
étroitement au travail domineront les conclusions. On est justifié de faire preuve de scepticisme 
de bon aloi à propos de toutes les 'erreurs-types' ou de tous les 'intervalles de confiance' 
résultants. 
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Je suggère que la fonction de perte appropriée pour évaluer l'exactitude de la répartition 
des sièges ii'est pas le carré de l'erreur, qui est un élément commode du point de vue statistique 
pour combiner les variances et les carrés des biais, ni les estimations du nombre d'États ou 
de localités pour lesquels les chiffres redressés du recensement donnent un meilleur résultat. 
Pour la répartition des sièges, la fonction de perte devrait être la somme de la valeur absolue 
des différences entre les proportions estimées et les proportions véritables dans les différents 
États, parce.que cette somme représente le nombre de personnes qui ont effectivement été mal 
réparties par les estimations et elle correspond, au niveau de l'État, au nombre de sièges mal 
répartis. 

Bien que les proportions pour les États présentent un intérêt primordial, étudions tout 
d'abord la population des États. Si le taux de sous-dénombrement véritable dans un État est 
de 2%, alors le recensement donne de meilleurs résultats que l'estimation seulement quand 
le taux de sous-dénombrement estimé est inférieur à 0% ou supérieur à 4%. Cela se produit, 
avec une probabilité de 50%, quand l'erreur-type de l'estimation est d'environ 3%; ainsi, même 
une estimation très imprécise du sous-dénombrement suffit pour que l'estimation redressée 
donne un résultat légèrement supérieur. Le recensement possède le même écart prévu par 
rapport à la réalité que l'estimation quand l'erreur-type est 2.2 et le même carré de la différence 
prévue quand l'erreur-type est 2. Ces résultats nous permettent de formuler la règle simple 
suivante: si le taux véritable est de 2%, on obtient de meilleurs résultats que le recensement 
si l'on peut estimer le taux véritable avec une erreur-type de 2%. Quand on estime des propor
tions de populations, plutôt que des populations, les calculs pertinents portent sur les différences 
du taux de sous-dénombrement pour les divers États, la différence entre le sous-dénombrement 
pour l'État et le sous-dénombrement à l'échelle du pays, (pas la différence entre les races); ainsi, 
les chiffres redressés sont meilleurs que les chiffres du recensement dans les États où la vraie 
différence entre le taux de sous-dénombrement pour l'État et le taux de sous-dénombrement 
pour le pays dépasse l'erreur-type de la différence estimée. 

Selon cette règle, et en acceptant les estimations de 1990 du Bureau ofthe Census pour les 
taux de dénombrement et les marges d'erreur basés sur l'enquête postcensitaire, on estime que, 
dans 24 États sur 50, le dénombrement donnera de meilleurs résultats pour ce qui est d'estimer 
les proportions. Il faut toutefois remarquer que la perte globale estimée est pas mal meilleure 
dans le cas des chiffres redressés que pour ceux du recensement, parce que les données redressées 
donnent une meilleure estimation pour les États avec des différences importantes (positives 
ou négatives) dans le taux de sous-dénombrement; quand le recensement donne de meilleurs 
résultats, c'est à peine le cas; quand le redressement donne de meilleurs résultats, il arrive souvent 
que ces derniers soient de beaucoup supérieurs. Le fait que pour 24 États sur 50 on estime 
que le redressement n'améliore pas les chiffres du recensement ne devrait donc pas causer 
trop d'émotion; cela signifie tout simplement que, pour beaucoup d'États, le taux de sous-
dénombrement estimé est très près de la moyenne nationale et qu'il n'y a pas d'avantage à 
redresser les chiffres et que cela n'entraîne pas, non plus, un changement considérable. Nous 
continuons d'estimer que les chiffres redressés permettent de répartir correctement un nombre 
plus important de personnes que ce n'est le cas pour le dénombrement. Le tableau 4 présente 
certaines estimations des erreurs quand les chiffres du recensement basés sur l'EP sont inexacts 
de diverses façons. 

Le Bureau a produit un certain nombre de sous-dénombrements estimés, avec des marges 
d'erreur, dans les divers États. J'utilise 'la méthode choisie pour l'EP' (que je désignerai 
dorénavant par l'abréviation EP) dans le rapport du Undercount Steering Committee (le comité 
directeur du sous-dénombrement) du 21 juin 1991. Nous possédons maintenant deux vérités, 
le dénombrement et les chiffres de l'EP. Laquelle est exacte? Bien, il nous faut une troisième 
vérité, une qui ne sera pas contestée pour décider. 

Nous ne possédons pas cette troisième vérité. Les diverses évaluations de suivi de l'EP, le 
modèle de l'erreur totale, les analyses de fonctions de perte, les analyses de robustesse constituent 
toutes des tentatives pour trouver quelle serait cette troisième vérité, mais il faut faire preuve 
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de scepticisme et de prudence avant de croire cette troisième vérité. En particulier, les estimations 
'de la population véritable' faites par le Bureau sont toutes des variations sur les estimations 
selon l'EP, dans lesquelles on accepte l'exactitude et la faisabilité de base de l'EP, il est donc 
fort peu probable qu'elles ne concordent pas avec l'EP comparativement à ce qui se produit 
dans le cas du dénombrement. Seule une méthode qui n'est pas aussi étroitement hée à l'EP 
peut permettre de trouver que ses résultats sont inférieurs à ceux du recensement. Les résultats 
de l'analyse démographique sont loin de concorder entièrement avec ceux de l'EP et cette 
méthode ne fournit que des renseignements à l'échelle nationale mais, dans l'ensemble, l'analyse 
démographique appuie l'EP plutôt que le dénombrement. 

J'ai effectué quelques analyses de sensibilité pour évaluer dans quelle mesure les estimations 
et les marges d'erreur selon l'EP devraient être erronées pour que les résultats du recensement 
leur semblent comparables. Les calculs font appel aux estimations, selon l'EP, du sous-
dénombrement au niveau de l'État avec divers multiplicateurs, aux marges d'erreur selon l'EP 
avec divers multiplicateurs et ils supposent que les chiffres véritables pour les États sont tirés 
de distributions normales avec les sous-dénombrements et les marges d'erreur selon l'EP 
multiphés pour les États. Je considère que la réalité pour les différents États est indépendante, 
ce qui est certainement loin d'être exact. Toutefois, l'indépendance n'aura pas un effet consi
dérable sur les proportions pour chaque État, de sorte que cela ne modifiera pas beaucoup 
l'erreur de répartition moyenne selon le recensement et selon l'EP; la variabilité de l'écart sera 
sous-estimée. 

Les résultats présentés dans le tableau 4 montrent que les estimations selon l'EP doivent 
être entachées d'une erreur considérable avant que les résultats du recensement commencent 
à leur être comparables. Si l'on accepte les taux et les marges d'erreur selon l'EP, le recensement 
entraîne une erreur de répartition de 4 sièges, l'EP d'un siège. Si l'on divise par deux les taux 
de surdénombrement selon l'EP, en conservant les marges d'erreur fixes, le taux d'erreur de 
répartition selon le recensement est de 2.5 sièges et de 1.5 selon l'EP, et le recensement donnera 
de meilleurs résultats dans environ 40% des cas véritables. 

Toutefois, cette analyse s'apparente aux analyses des fonctions de perte en ce sens qu'elle 
utilise l'EP comme point de départ. 

Je me demande s'il ne serait pas utile de faire une distinction entre le dénombrement, au 
cours duquel on dresse la liste des noms et des adresses, les chiffres du recensement, obtenus 
en comptant le nombre de personnes dans diverses localités selon la hste et les estimations 
obtenues à l'aide de méthodes statistiques basées sur diverses sources de renseignements comme 
la démographie et des hstes supplémentaires. Cela sèmerait peut-être la discorde du point de 

Tableau 4 
Erreur de répartition attribuable au dénombrement et au redressement à l'aide de l'EP, 

quand les chiffres véritables concordent avec les taux de sous-dénombrement et avec les marges d'erreur 
selon l'EP, avec divers multiplicateurs pour les sous-dénombrements et les marges d'erreur. 

(Calcul basé sur 100 totaux véritables simulés.) 

Multiplicateur 
pour le 

sous-dénombrement 
selon l'EP dans 

chaque État 

1 
1 

0.5 
0.5 

0.75 
0.75 

Multiplicateur 
pour la marge 
d'erreur dans 
chaque État 

1 
2 

0.5 
1.0 

0.75 
1.50 

Sièges 
mal répartis 

avec les 
chiffres du 

recensement 

3.8 
3.7 
2.8 
2.5 
3.3 
3.3 

Sièges 
mal répartis 

avec les 
chiffres 

redressés 

1.1 
2.0 
1.2 
1.6 
0.9 
1.6 

Écart-type 
de la 

différence 

1.2 
1.3 
1.3 
1.4 
1.3 
1.3 
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vue politique, puisque les parties intéressées désireraient affecter les sièges et les ressources 
disponibles selon les chiffres qui leur seraient les plus favorables. On courrait le danger que 
les professionnels du recensement, qui disposeraient de plusieurs estimations, seraient soumis 
à une pression politique afin de choisir des estimations favorables à l'un ou l'autre groupe. 
Toutefois, si nous voulons estimer des populations avec précision, c'est un bon principe que 
de baser les estimations sur plusieurs enquêtes qui s'appuient mutuellement plutôt que sur une 
seule. Le danger de se fier à une seule Hste l'emporte sur les dangers et les difficultés que com
porte le fait de combiner des renseignements provenant de sources différentes. En particulier, 
la seule façon de déterminer l'exactitude d'une enquête consiste à en comparer les résultats 
à ceux d'une autre enquête sous une forme ou une autre. Il faudrait remarquer que même pour 
le recensement dont les chiffres 'ne sont pas redressés', les estimations de la population ne sont 
pas le fruit d'un simple comptage à partir d'une liste de dénombrement. Divers genres de 
procédures d'imputation utilisées pour traiter le cas des données manquantes introduisent des 
personnes fictives dans le total. 

Il se peut que Freedman et Navidi aient raison quand ils affirment que les chiffres obtenus 
dans le cadre du PEP de 1980 étaient trop peu fiables pour qu'on puisse les utihser afin de 
redresser les chiffres du recensement. Il se peut qu'ils aient eu raison quand ils ont dit qu'un 
redressement synthétique à l'échelle nationale produirait des résultats trop grossiers et qu'on 
n'a pas démontré qu'un tel redressement améUorerait l'exactitude. Cependant, les dizaines de 
millions de personnes oubhées et d'enregistrements erronés laissent supposer qu'un certain genre 
de redressement des chiffres pourrait améhorer l'exactitude. Il y a beaucoup matière à amé-
horation. Nous pourrions nous tromper en estimant l'existence ou le lieu de résidence de 
quelques millions de personnes et disposer encore de chiffres comparables aux résultats bruts 
du dénombrement. 

J'ai quelques questions pour Freedman et Navidi. 
(1) Sont-ils d'accord avec ces estimations de 13 milhons de personnes oubhées et de 17 millions 

d'enregistrements erronés? 
(2) La différence du taux de sous-dénombrement entre les Noirs et les Blancs est-elle de 4% 

à l'échelle nationale? 
(3) L'EP est-elle un outil utile pour évaluer l'exactitude du recensement original? 
(4) L'échantillon de suivi de l'EP devrait-il être utihsé pour corriger le recensement original, 

non seulement dans les cas précis de personnes dénombrées par erreur et de personnes omises 
découvertes quand on compare les enquêtes, mais aussi en projetant, à tout le recensement, 
les différences dans le taux de sous-dénombrement découvertes dans l'échantillon utiUsé 
pour le suivi? Dans l'affirmative, comment? 

(5) Si l'EP ne donne pas des résuhats satisfaisants, comment l'enquête de suivi devrait-elle 
être conçue afin qu'on puisse en utihser les résultats pour redresser les chiffres du 
recensement? 
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COMMENTAIRES 

T.P. SPEEDl 

Freedman et Navidi se demandent s'il aurait fallu redresser les chiffres du recensement de 
1980 et concluent que non. J'interprète leur réponse comme une manière de dire qu'ils ne sont 
pas convaincus de l'efficacité des méthodes de redressement qui leur ont été présentées jusqu'à 
maintenant et non comme un refus d'envisager le problème du sous-dénombrement ni comme 
un rejet inconditionnel de la possibilité d'un redressement. J'ai commencé à m'intéresser à la 
question du redressement il y a environ quatre ans, peu après mon arrivée aux États-Unis. J'ai 
lu les articles qu'ont rédigés les principaux intéressés et j'ai eu l'occasion, récemment, d'analyser 
des données d'îlots recueillies dans le cadre de l'Enquête postcensitaire de 1990. J'en arrive 
à la même conclusion que Freedman et Navidi: il n'existe aucune donnée permettant d'affirmer 
qu'un redressement donnera des résultats satisfaisants au niveau proposé. 

Il y a deux choses qui me frappent particulièrement lorsque j'examine les arguments de ceux 
qui préconisent un redressement. Premièrement, les adeptes du redressement n'ont jamais 
recours à des "données de terrain" pour démontrer hors de tout doute que les redressements 
améliorent vraiment les chiffres du recensement et deuxièmement, ils ne se servent pas des 
données disponibles pour vérifier les principales hypothèses sur lesquelles reposent les méthodes 
de redressement. 

En 1990, le redressement devait se faire au niveau de l'îlot de recensement. Cela signifie 
que l'on aurait redressé l'effectif de chacun des 6.5 millions d'îlots en se fondant sur les 
données d'un échantillon d'environ 12,000 îlots. Le redressement de l'effectif recensé d'un îlot 
consiste à ajouter ou à soustraire des personnes qui ont des caractéristiques particulières avant 
de passer aux étapes d'agrégation suivantes. Cela se serait fait à l'aide de méthodes qui reposent 
sur des hypothèses non vérifiées et peu vraisemblables concernant le mécanisme de sous-
dénombrement. La plus notable de ces hypothèses est celle voulant que les taux de sous-
dénombrement sont constants pour chacun des 1,392 sous-groupes démographiques appelés 
"strates a posteriori" et définis selon la région, l'origine raciale, le sexe, l'âge et le mode 
d'occupation. Un de ces groupes comprend, par exemple, tous les locataires de sexe masculin 
et d'origine hispanique non noirs âgés de 30 à 44 ans et vivant à Los Angeles ou dans des villes 
centrales de la division du Pacifique (Californie, Oregon, Washington, Alaska, Hawaii). Un 
autre comprend toutes les femmes propriétaires âgées de 20 à 29 ans et vivant dans les villes 
centrales de 250,000 habitants et plus (sauf New York City) de la division de l'Atlantique centre 
(New York, New Jersey, Pennsylvanie) et qui ne sont ni noires, ni d'origine hispanique, ni 
Asiatiques, ni originaires des îles du Pacifique. L'analogie avec les modèles de régression 
présentés dans l'article est évidente. 

Une analyse de données d'îlots recueilhes à Détroit et au Texas dans le cadre de l'Enquête 
postcensitaire de 1990 a montré que l'hypothèse des taux de sous-dénombrement constants à 
l'intérieur des 1,392 strates a posteriori ne se vérifie guère plus qu'une autre hypothèse bien 
différente, à savoir que le sous-dénombrement varie selon les îlots mais qu'il est le même pour 
toutes les strates d'un îlot. Ce modèle dual aurait donné des résultats différents pour ce qui 
regarde le redressement au niveau de l'îlot. Il est toutefois difficile de faire une analyse car 
les effectifs qui correspondent aux diverses combinaisons "îlot-strate" sont minimes, sinon 
nuls, et hétérogènes. Pour plus de détails, se référer à Hengartner et Speed (1992). 

Évidemment, j'ignore lequel des deux modèles de sous-dénombrement - variation selon les 
strates ou selon les îlots - est le meilleur; il nous faudrait des "données de terrain" pour le savoir. 
Toutefois, compte tenu des données disponibles, nous constatons que certaines hypothèses clés 
concernant le modèle de sous-dénombrement de 1990 ne se vérifient guère plus que celles 

' T.P. Speed, Département de statistique, Université de Californie, Berkeley, CA U.S.A. 94720. 
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relatives à un modèle tout à fait différent. À mon avis, la modification des hypothèses influe 
sur les résultats, et si nous n'avons aucun moyen de déterminer quelle série de résultats se 
rapproche le plus de la réahté, vaut mieux ne pas redresser. C'est le message que visent à nous 
communiquer Freedman et Navidi et que j'appuie sans réserve. 

SOURCE ADDITIONNELLE 

HENGARTNER, N., et SPEED, T.P. (1992). Assessing between-block heterogeneity within poststrata 
of the 1990 Post-Enumeration Survey. Soumis pour publication dans le Journal of the American 
Statistical Association. 
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COMMENTAIRES 

EUGENE P. ERICKSEN et JOSEPH B. KADANE^ 

Juge Sprizzo: "Si je comprends bien, l'erreur-type doit être un nombre fixe que 
vous soustrayez de vos résultats et le reste est supposé essentiellement mesurer le 
degré d'exactitude de ce que vous calculez?" 

Le témoin (David Freedman): "Désolé, monsieur le juge, mais ce que vous dites 
n'est pas tout à fait juste." (Cuomo v. Baldrige: 2629). (TRADUCTION) 

Nous sommes heureux de pouvoir poursuivre le débat engagé avec messieurs Freedman et 
Navidi (F et N). Bien que la décision du juge Sprizzo remonte à plus de quatre ans déjà, les 
questions statistiques qui ont été au coeur du htige sont des questions fondamentales qui 
méritent toujours notre attention. Et ceci est d'autant plus vrai que les jugements scientifiques 
finals appartiennent aux statisticiens et aux démographes plutôt qu'aux juges et aux politiciens. 
Dans leur article, Freedman et Navidi exposent de nouveau leur position sur la question du 
redressement, présentent de nouveaux arguments et tentent de recourir à la décision du juge 
Sprizzo pour appuyer leur position scientifique. De notre côté, nous allons réexaminer certains 
points fondamentaux en prenant soin de répéter et de clarifier au besoin notre position dans 
le but de montrer qu'un redressement des chiffres du recensement de 1980 aurait donné des 
résultats plus exacts. 

Les points de désaccord qui existent entre Freedman et Navidi et nous sont fondamentaux 
et il est juste de dire que ces points de désaccord touchent les fondements de l'inférence statis
tique. Dans leur conclusion, F et N écrivent: " [ . . . ] l'efficacité de l'un ou l'autre des redres
sements proposés par EKT repose sur des hypothèses non vérifiées et peu plausibles [ . . . ] " 
(TRADUCTION) (p. 20). Au contraire, nous croyons que nos hypothèses sont réaUstes et qu'elles 
sont vérifiées par des dizaines d'années d'expérience en recensements, comme nous le verrons 
plus loin. Pour leur part, F et N ne font guère plus que s'inquiéter de ce que certaines hypothèses 
pourraient ne pas être vraies. Or, il faut plus que cela pour critiquer un argument statistique. 
En règle générale, une hypothèse n'est jamais parfaitement exacte; ce qui compte, c'est de savoir 
dans quelle mesure elle est inexacte et en quoi cet écart peut influer sur l'usage que l'on veut 
faire des données. Pour réfuter une hypothèse, il faut à tout le moins montrer qu'il y a d'autres 
hypothèses, jugées tout aussi réalistes sinon plus réahstes, qui mènent à des conclusions sensi
blement différentes. F et N ne font rien de cela. En outre, bien qu'ils s'arrêtent aux différences 
mineures qui existent entre les diverses possibilités de redressement, ils ne tentent aucunement 
de démontrer que les chiffres redressés sont moins exacts que les chiffres non redressés. 

Une partie importante du différend porte sur la pertinence d'utihser les données dont nous 
disposons au sujet du recensement. F et N n'accordent aucune importance au fait que le recen
sement s'effectue plus difficilement dans certaines régions et ne prennent pas en considération 
non plus le fait que les taux de sous-dénombrement calculés à l'aide des données du PEP sont 
plus élevés dans les régions où le taux de réponse par la poste est relativement faible et la 
proportion de données manquantes plus élevée et où il est plus difficile de respecter le taux 
d'échantillonnage spécifié pour les questionnaires complets du recensement. F et N n'accordent 
pas plus d'importance aux résultats des analyses démographiques effectuées pour chaque 
recensement depuis 1940, selon lesquels les différences de taux de sous-dénombrement entre 
les origines raciales sont constantes. Cette information n'est pas pertinente aux yeux de F et N, 
et ceux-ci s'empressent de nous critiquer dès que nous nous fondons sur des hypothèses 
"non vérifiées", quelque réahstes ou justifiées qu'elles soient. Ils ne nous disent pas non plus 
ce qu'ils entendent par "vérification". 

' Eugène P. Ericksen, Temple University, Philadelphia, PA USA. and Joseph B. Kadane, Carnegie-Mellon University, 
Pittsburgh, PA USA 15213. 
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Par ailleurs, Freedman et Navidi ne peuvent construire leur propre argumentation sans se 
fonder sur des assertions qui sont non vérifiées ou qui reposent sur les données mêmes du PEP 
que F et N nous reprochent d'utihser. Voici quelques exemples de ces assertions: 

1. On relève toujours un certain niveau de sous-dénombrement, modeste, dans les recense
ments (p. 3). 

2. Les fiches du recensement comprennent aussi un faible pourcentage d'enregistrements 
erronés (p. 4). 

3. Les taux de sous-dénombrement établis à l'aide des estimations du PEP risquent d'être 
entachés d'un biais par excès (p. 13). 

4. L'éruption du mont St. Helens a engendré une corrélation des erreurs entre le recensement 
et le PEP (p. 13). 

5. Les données manquantes ont introduit un biais dans les données du PEP (p. 14). 
6. Les membres de minorités qui vivent dans les villes centrales ont des chances d'être différents 

de ceux qui vivent dans les banlieues (p. 18). 
7. Le taux de sous-dénombrement était relativement élevé dans les régions ayant fait l'objet 

d'un recensement classique (p. 19). 

F et N semblent croire qu'à défaut d'une information directe abondante sur la quahté des 
données du PEP, il faut s'abstenir de redresser les chiffres du recensement étant donné que 
des hypothèses différentes aboutissent parfois à des résultats différents. Or, cet argument fait 
abstraction de la riche documentation qui existe sur les erreurs dans le recensement. Nous avons 
traité abondamment, dans l'article désigné par les lettres EKT comme dans d'autre ouvrages 
(Ericksen 1983; Ericksen et Kadane 1985), les problèmes que l'on rencontre dans le recensement 
et d'autres (Citro et Cohen 1985; U.S. Bureau ofthe Census, 1985, 1986 et 1988) ont obtenu 
les mêmes résultats que nous. À notre avis, il ne fait aucun doute que l'information addition
nelle tirée des données du PEP aurait pu servir à redresser - et à améhorer du même coup -
les chiffres du recensement de 1980 si l'on considère la documentation abondante sur les 
problèmes hés à l'exécution des recensements, la relation géographique qui existe entre ces 
problèmes et les taux de sous-dénombrement élevés (selon le PEP) et la compatibilité des séries 
du PEP entre elles et leur compatibihté avec les résultats de l'analyse démographique. Cela 
résume notre point de vue général. Dans les sections qui suivent, nous examinons quelques-uns 
des arguments présentés par Freedman et Navidi. 

Les méthodes simples de redressement améliorent-elles les chiffres de recensement? 

Dans la section 2 de leur article, F et N font une critique de "notre" tableau 5, qui visait 
à montrer la concordance de quatorze méthodes de redressement différentes. Chacune de ces 
méthodes a pour effet de transférer des parts de population des régions habitées surtout par 
des Blancs à l'extérieur des villes, où le recensement ne posait pas vraiment de problèmes, vers 
les grandes villes centrales qui comptent une forte proportion de minorités, où le recensement 
posait beaucoup de problèmes. F et N concluent: " [Le tableau] n'indique pas si l'une ou 
l'autre de ces méthodes accroît réellement l'exactitude des chiffres du recensement et avec rai
son, car il n'existe aucun critère externe permettant de le vérifier." (p. 6). Si F et N entendent 
par cela que la population "vraie" est inconnaissable, alors leur argument est sûrement exagéré 
et aucune méthode de redressement ne pourra jamais répondre à leurs exigences. 

Dans EKT, nous avons eu recours à Schirm et Preston (1987) pour montrer que l'on pouvait 
améliorer les chiffres du recensement à l'aide d'une méthode synthétique simple (en l'occur
rence, la méthode synthétique B). Comme ces auteurs ont écrit eux aussi un commentaire sur 
l'article de Freedman et Navidi, nous ne reprendrons pas ici leurs arguments. Étant donné 
l'amélioration observée avec la méthode synthétique B, nous devrions nous attendre à une 
améhoration encore plus grande avec des hypothèses plus réahstes comme celle voulant que 
le dénombrement des minorités se fasse plus difficilement dans les régions où les problèmes de 
recensement sont plus nombreux. Ces hypothèses concordent non seulement avec les résultats 
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du PEP mais avec ceux d'une étude indépendante du Census Bureau qui portait sur la ville 
de New York et qui a révélé l'existence d'une corrélation forte et négative entre les taux de 
sous-dénombrement et les taux de réponse par la poste dans tous les districts de recensement 
(Ericksen et Kadane 1986). 

Freedman et Navidi fondent leur argument sur les différences observées entre les distributions 
corrigées qui découlent des diverses séries du PEP. Nous ne croyons pas que ces différences 
sont pertinentes car nous savons que les huit "séries du PEP jugées supérieures", comme les 
estimations synthétiques A, plus raisonnables, différeront non seulement des estimations 
synthétiques B mais aussi des quatre séries du PEP jugées moins intéressantes. Si l'on prend 
les six séries "jugées supérieures" qui reposent sur les données d'avril, la valeur moyenne de 
l'é.q.m. est de 0.07%. L'écart entre ces séries et les deux séries "jugées supérieures" qui reposent 
sur les données d'août est plus grand que cela, mais nous avons expliqué dans notre article 
pourquoi nous pensions que les données d'avril et celles d'août étaient différentes. Il y a un 
point plus important encore toutefois: les quatorze formes de redressement ont pour effet 
d'améhorer les chiffres du recensement en transférant des parts de population des régions où 
il n'y a pas eu beaucoup de problèmes de recensement vers celles où les problèmes étaient 
nombreux. Le fait que certaines des méthodes de redressement (notamment la méthode 
synthétique B) modifient relativement peu les parts de population n'est pas une raison pour 
s'opposer à tout redressement. 

F et N formulent d'autres objections, auxquelles nous pouvons répondre facilement. Pre
mièrement, Freedman et Navidi ne semblent pas appuyer l'idée d'intégrer des données de plusieurs 
sources. Pourtant, il n'y a rien qui laisse croire que la combinaison de sources d'information 
soit une opération incohérente ou inhabituelle. Comme nous partons du principe que de l'infor
mation additionnelle est généralement une bonne chose, nous ne voyons pas comment F et N 
pourraient avoir raison sur ce point. Deuxièmement, constatant que la méthode démographique 
ne permet pas une décomposition géographique détaillée du sous-dénombrement, F et N la 
mettent de côté comme si elle était parfaitement inutile. À nos yeux, la méthode démographique 
fournit au moins deux renseignements importants. Elle produit une estimation juste du taux de 
sous-dénombrement national et elle révèle une covariable puissante: le sous-dénombrement est 
plus marqué chez les Noirs que chez les Blancs. Il ne faut pas croire que ces estimations sont 
sans erreur, mais elles nous donnent de bonnes raisons de penser que chacune des séries du PEP 
jugées supérieures concorde avec les observations obtenues à l'aide de la méthode démographique. 

Enfin, F et N trouvent superflu "notre" tableau 6, où nous montrons que le rapport entre 
la proportion des personnes oubliées et la proportion des enregistrements erronés est élevé dans 
les régions qui ont un fort taux de sous-dénombrement. En ce qui concerne le tableau 5 d'EKT, 
nous trouvons qu'il est conforme non seulement au tableau 6 mais aussi aux résultats de 
l'analyse démographique, ce qui nous amène à croire davantage en l'utilité du PEP. On appelle 
cet argument la "validité convergente" et on le retrouve souvent en sciences sociales. Notons 
aussi que les séries que nous jugeons moins intéressantes en raison du peu de vraisemblance 
de leurs hypothèses - séries 10-8,14-8,14-9 et 14-20 - concordent moins bien avec les résultats 
de l'analyse démographique. Voici nos constatations: 

1. Vahdation des huit séries jugées supérieures, du fait que le taux de sous-dénombrement 
national correspondant et les résultats relatifs aux régions à forte concentration de Noirs 
sont conformes aux résultats de l'analyse démographique; 

2. Données permettant d'affirmer que la série 10-8, la série-repère de Freedman et Navidi, 
est effectivement une série "aberrante". 

Pouvons-nous espérer améliorer les chiffres du recensement dans les petites régions? 

Dans notre témoignage devant le tribunal, nous cherchions surtout à montrer qu'il était 
possible d'améliorer les chiffres du recensement pour les 66 régions définies comme les secteurs-
échantillon du PEP. Dans un autre document, Tukey (1983) a montré que s'il était possible 
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d'améliorer les chiffres du recensement pour de grandes régions, on pouvait espérer faire de 
même en règle générale pour des sous-régions. Depuis lors, des progrès ont été faits tant sur 
le plan théorique qu'empirique (Ericksen et coll.1991, annexe H,; Wolter et Causey 1991). 

Mise en moyenne et analyse de sensibilité 

Freedman et Navidi affirment que" [... ] L'important dans une série du PEP n'est pas 
la moyenne mais l'écart, car c'est l'écart [... ] qui illustre l'effet d'hypothèses de modélisation 
différentes sur une même série de données [ . . . ] " (p. 12). Nous contestons l'affirmation de 
F et N à deux points de vue. Premièrement, nous croyons que la moyenne et l'écart sont aussi 
importants l'un que l'autre, et nous avons fait une analyse des deux. Deuxièmement, et plus 
important encore, nous avons utihsé une mesure différente pour l'écart, soit l'écart quadratique 
moyen (é.q.m.) au lieu de l'intervalle de variation. F et N justifient peu le choix de leur mesure. 
Quant à nous, nous préférons l'é.q.m. parce qu'il tient compte de toutes les données et que 
le "carré de l'erreur" permet de donner plus de poids aux grosses erreurs. Nous avions noté 
que " [ . . . ] L'écart quadratique moyen pour les 792 résidus est de 0.59. Par contraste, l'écart 
quadratique moyen des 66 "effets de région" est de 1.60. L'effet de région est plus que le double 
de l'écart quadratique moyen dans 47 cas sur 66 [... ] " (EKT, p. 938). Nous avons aussi montré 
que lorsque nous limitions notre attention aux huit séries jugées supérieures, l'écart quadratique 
moyen était de 0.33 et l'effet de région était plus de deux fois supérieur à l'é.q.m. dans 59 cas 
sur 66. 

Nous pensons que l'utihsation de l'intervalle de variation dans le tableau 6 et la figure 1 
de F et N est injustifiée pour une autre raison. Même parmi les séries d'avril jugées supérieures, 
on note des différences dans le taux de sous-dénombrement national. Si, comme le disent 
F et N, nous nous préoccupons des transferts de parts de population, nous devrions aussi être 
attentifs aux écarts par rapport à la moyenne nationale, comme dans "nos" tableaux 10 et 
11. Par exemple, l'estimation du sous-dénombrement pour la Floride est 2.63% selon la série 
2-20 et 1.42% selon la série 3-8, soit un écart de 1.21 point. Si nous soustrayons de ces taux 
les taux nationaux respectifs de 1.9 et de 1.0%, nous obtenons des estimations de 0.73 et 0.42%, 
soit un écart de 0.31 % seulement. L'utilisation de cette statistique amoindrit la corrélation mise 
en évidence par Freedman et Navidi. 

Hypothèses 

Freedman et Navidi prétendent que certaines des hypothèses qui sous-tendent notre modèle 
de régression sont "non vérifiées" et "peu plausibles". Comme nous l'avons déjà soutenu, 
que ce soit dans EKT ou dans d'autres ouvrages (Ericksen 1986; Kadane 1986) nous croyons 
que nos hypothèses sont réalistes et qu'elles reposent sur un bloc de connaissances accumulées 
depuis des décennies. F et N prétendent que notre modèle donne de meilleurs résultats que la 
méthode synthétique à la seule condition qu'il utilise l'information additionnelle d'une manière 
sensée, ce qui nous ramène aux hypothèses. En dépit de ces affirmations, nous estimons que 
nos hypothèses sont sûrement raisonnables et certainement plus réahstes que les hypothèses 
sur lesquelles repose la décision de ne pas faire de redressement. 

Par ailleurs, nous pensons qu'il est possible de surestimer le rôle de la modélisation dans 
l'estimation du sous-dénombrement. Dans le cas des petites régions, il faut une certaine forme 
de modéhsation. Cependant, en ce qui concerne les 66 régions qui faisaient l'objet de notre 
article, la modélisation n'a pas vraiment changé grand-chose. Par exemple, si nous comparons 
les résidus moyens de "notre" tableau 11, qui sont la moyenne des résidus des estimations tirées 
des huit séries jugées supérieures, au résidu moyen correspondant des huit estimations d'échan
tillon, nous constatons ce qui suit en ce qui a trait aux 50 États. Quarante-six résidus sont à 
moins d'un point de pourcentage les uns des autres tandis que quarante-huit sont à moins de 
1.5 point les uns des autres. Les deux États restants, soit la Caroline du Sud et le Tennessee, 
semblent avoir des estimations d'échantillon erronées, comme nous l'expHquions dans EKT, 
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et l'utilisation du modèle de régression semble produire une nette amélioration. Si l'on examine 
maintenant les 16 villes, on note des différences supérieures à 2% dans cinq cas. Dans ces cas 
précis, l'échantillon était plus petit et la moyenne pondérée se rapproche beaucoup plus de l'esti
mation par régression que de l'estimation d'échantillon originale. Même si F et N aimeraient 
mieux que nous ne calculions pas la moyenne pondérée, nous avons choisi de réserver un rôle, 
aussi modeste soit-il, aux données d'échantillon pour tenir compte des facteurs qui ne sont pas 
nécessairement inclus dans le modèle de régression. D'une manière ou d'une autre, même si 
nous persistons à dire que les hypothèses de notre modèle d'estimation sont raisonnables, nous 
pensons que l'argumentation devrait être axée plutôt sur la qualité des données du PEP. 

Importe-t-il d'utiliser une série plutôt qu'une autre? 

F et N répètent qu'il n'y a aucune raison de choisir une série du PEP plutôt qu'une autre. 
Au contraire, tandis qu'il peut être difficile de choisir une série parmi les huit jugées supérieures, 
nous avons de bonnes raisons de ne pas inclure la série 10-8 dans ce groupe. Ce n'est pas une 
solution d'exclure de l'analyse les personnes ayant déménagé - comme cela s'est fait dans le 
cas de la série 10-8 - sous prétexte que dans la CPS d'août, on a eu de la difficulté à déterminer 
l'adresse où vivaient en avril les personnes ayant déménagé. Comme le reconnaissent eux-mêmes 
Freedman et Navidi, et comme nous l'ont appris les résultats du PEP, le taux de sous-
dénombrement est plus élevé chez les personnes ayant déménagé. Les faiblesses de la série 10-8 
s'expriment aussi de deux autres manières. Premièrement, le taux de sous-dénombrement 
national calculé à l'aide de cette série (0.3%) est bien au-dessous du taux estimé au moyen de 
l'analyse démographique (1.4%). Deuxièmement, la variabilité entre les régions est déraison
nablement faible, comme on peut le voir dans le tableau 5 d'EKT. La série 10-8 engendre un 
transfert de parts de population comparable à celui obtenu avec la méthode synthétique B de 
Schirm et Preston, laquelle, même si elle représente une amélioration par rapport aux chiffres 
non redressés, est nettement insuffisante. C'est pourquoi la variabilité des estimations de la 
série 10-8 entre les 66 régions étudiées est trop faible. Par exemple, si nous attribuons le même 
poids à chacune des 66 régions, comme semblent l'avoir fait Freedman et Navidi, la variance 
inter-régions pour les estimations de la série 2-9 est plus de deux fois supérieure à la variance 
inter-régions correspondante pour les estimations de la série 10-8. Par rapport à la moyenne 
nationale, les estimations de la série 10-8 sont trop faibles dans les régions à fort taux de sous-
dénombrement et trop élevées dans les régions où le taux de sous-dénombrement est faible. 
Il est donc peu étonnant que les résidus de la régression soient un peu plus petits pour la série 
10-8 que pour la série 2-9, et le tableau 7 de F et N n'a pas de signification réelle. 

Quelles variables explicatives utiliser? 

Freedman et Navidi croient que lorsque la série 2-9 servait de variable dépendante dans la 
régression, nous n'avons pas respecté nos propres règles pour le choix des variables indépen
dantes. Ils prétendent que nous aurions dû ajouter le "pourcentage de la population qui vit 
sous le seuil de la pauvreté" aux trois variables que nous avions choisies - à savoir le pourcentage 
de minorités, le taux de criminalité et la proportion de la population recensée selon la méthode 
classique - parce que les coefficients des quatre prédicteurs de "leur" équation (11) étaient 
plus de deux fois supérieurs à l'erreur-type correspondante et que cette équation avait un é.q.m. 
relativement moins élevé. Ils affirment en plus que parce que le coefficient de la variable pauv 
était négatif, nous avons rejeté l'équation que nous aurions dû normalement choisir suivant 
nos critères statistiques. Autrement dit, ils prétendent que nous avons laissé prévaloir nos 
préconceptions au détriment de notre sens statistique. 

L'inconvénient de la critique de F et N est qu'ils n'ont pas reproduit correctement notre 
méthode de sélection. Comme nous l'avons expliqué dans EKT et dans d'autres ouvrages 
(Ericksen et Kadane 1985; 1987, section 6), " [... ] L'estimation du taux de sous-dénombrement 
que nous avons calculée est, sous une forme matricielle, la moyenne pondérée d'une estimation 
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par régression et des estimations d'échantillon initiales [ . . . ] " (TRADUCTION) (EKT, 
p. 935). Les observations ont été pondérées par l'inverse de l'erreur-type des estimations 
d'échantillon initiales. Cette pondération était indispensable car dans certains cas, comme la 
Caroline du Sud, les estimations d'échantillon étaient aberrantes et les variances élevées, et 
les échantillons pour les 16 villes étaient aussi plus petits, ce qui donnait des estimations moins 
précises. En pondérant ainsi les données, nous avons pu, par exemple, ramener de 24 à 12% 
la proportion de poids totaux attribués aux villes. Lorsque nous avons ajouté la variable de 
pauvreté à nos trois autres variables dans une régression pondérée, nous nous sommes rendu 
compte que son coefficient était moins que le double de l'erreur-type correspondante; c'est 
pourquoi nous avons exclu cette variable de l'analyse. 

Freedman et Navidi confondent aussi une décision statistique avec des sentiments personnels. 
Au contraire, si la variable de pauvreté, avec son coefficient négatif, avait répondu à nos critères 
statistiques, elle aurait rehaussé nos estimations par de l'information utile et intéressante. En 
règle générale, il existé deux types de régions où le taux de pauvreté est élevé: les villes centrales 
qui comptent une forte proportion de minorités et les régions rurales d'États comme le Kentucky 
et la Virginie de l'Ouest où les minorités sont peu présentes. Les erreurs de recensement sont 
plus susceptibles de se produire dans ces régions que partout ailleurs, sauf que la nature de 
ces erreurs n'est pas la même dans les villes et dans les campagnes. Dans les villes, c'est la 
proportion des personnes oubliées qui est élevée, comme le montre le tableau 6 d'EKT, alors 
que dans les régions rurales, c'est la proportion d'enregistrements erronés qui est forte. 

On peut se rendre compte de l'effet de l'inclusion de la variable de pauvreté en soustrayant 
l'équation (II) de F et N de l'équation (12), ce qui donne: 

différence dans l'ajustement de la série 2-9 = 
2.23 + .041 min - .010 crim -I- .001 class - . 176 pauv. 

Dans les régions où le pourcentage de minorités et le pourcentage de la population vivant sous 
le seuil de la pauvreté sont tous deux élevés ou tous deux faibles, la différence n'est peut-être 
pas très notable. Dans les régions qui comptent une forte proportion de minorités mais où 
le taux de pauvreté est peut-être légèrement supérieur à la moyenne, le différence peut être 
positive, mais dans les régions qui comptent une faible proportion de minorités mais qui 
affichent un fort taux de pauvreté, la différence est négative. Pour ce qui a trait à l'ensemble 
des régions étudiées initialement, nous avons observé une différence supérieure à 1% dans 
quatre cas seulement sur 66 et une différence de 0.8 à 1% dans six cas seulement. Voici ces 
dix cas particuhers: 

Région Équation 12 

Maryland R 2.3 
Houston 5.3 
Washington, DC 8.1 
Cleveland 4.3 
Arkansas -0.3 
Mississippi 1.0 
Dakota du Sud 0.4 
Kentucky -1.3 
Saint-Louis 5.5 
Boston 3.4 

Équation 11 

pourcentage 

1.2 
4.2 
7.2 
5.1 
0.5 
1.8 
1.3 

- 0 . 4 
6.6 
4.9 

Différence 

l.I 
1.1 
0.9 

- 0 . 8 
- 0 . 8 
- 0 . 8 
- 0 . 9 
- 0 . 9 
- 1 . 1 
- 1 . 5 
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Si nous appliquons simplement l'équation (11) aux 66 régions sans faire de moyenne avec 
les estimations d'échantillon initiales, la variation des parts de population est la suivante: 
Groupe 1, -1-0.36%; Groupe 2, -HO.20%; Groupe 3, -0.56%. En utihsant l'équation (12), 
nous obtenons: Groupe 1, -1-0.33%; Groupe 2, -1-0.21%; Groupe 3, -0.54%. Tandis que la 
différence entre les équations (11) et (12) s'explique facilement et est conforme à notre théorie 
de l'erreur dans le recensement, elle n'influe pas réellement sur les résultats finals. 

Freedman et Navidi reviennent sur la question de savoir s'il est tout aussi bon d'utiliser la 
proportion de population urbaine que le taux de criminalité. Comme nous l'avons expliqué 
dans EKT, on obtenait un meilleur é.q.m. et des erreurs-types moindres avec le taux de crimi-
nahté. Dans leurs tableaux 7 et 8, F et N ne semblent pas arriver aux mêmes conclusions que 
nous. Cette divergence s'explique par le fait que F et N n'ont pas, comme nous le disions plus 
haut, reproduit correctement notre méthode de sélection. En utilisant des données non pon
dérées, ils n'ont pas reproduit notre méthode de régression, d'où le fait qu'ils ont obtenu des 
résultats différents. Comme leur méthode accorde plus d'importance aux villes, où les échan
tillons étaient plus petits et les estimations, par conséquent, moins précises, il n'est pas étonnant 
que la "proportion de population urbaine" occupe une place importante dans leur analyse. 

Freedman et Navidi pensent peut-être que notre décision de pondérer les observations par 
leur niveau de fiabilité estimé est une autre décision arbitraire. La pondération est une opération 
qui semble parfaitement correcte à nos yeux et qui est conforme aux principes directeurs que 
s'est donnés le Census Bureau pour 1990. Lorsqu'une observation semblait plus fiable, nous 
lui attribuions un poids plus grand. Toutefois, comme ils n'ont pas fait de pondération, F et N 
présentent une analyse qui est en grande partie différente de la nôtre et leurs résultats n'ont 
pas de rapport avec ce que nous avons fait. Les mêmes remarques valent pour les études de 
simulation qui ont été présentées dans l'article qui fait l'objet de ce commentaire et dans 
Freedman et Navidi (1986). Si F et N avaient pondéré les données, ils auraient probablement 
obtenu des résultats différents. Pourtant, le problème ne réside pas vraiment dans le fait que 
les variables choisies pour la régression diffèrent selon les auteurs. La vraie question est de savoir 
dans quelle mesure les estimations calculées à l'aide des différentes équations de régression 
varient entre elles. La réponse, comme nous l'avons vu plus haut, est que les taux de sous-
dénombrement ne diffèrent pas sensiblement les uns des autres. 

Conclusions 

La principale observation d'EKT est probablement celle qui dit que pour n'importe quel 
ensemble de variables prédictives étroitement hées au sous-dénombrement, les estimations du 
sous-dénombrement varient peu selon les séries du PEP jugées raisonnables. En définitive, un 
changement de variable prédictive ou de série a relativement peu d'influence sur les estimations 
du sous-dénombrement. De même, nous n'accordons pas une grande importance aux résultats 
des simulations de F et N. Il n'est pas vraiment utile de savoir que des simulations différentes 
où l'on introduit des erreurs aléatoires donnent des "ensembles idéaux" de variables prédictives 
différents, à moins que la distribution des taux de sous-dénombrement s'en trouve modifiée, 
ce qui n'est pas le cas. 

Faute de données directes d'évaluation, nous avons effectué une analyse de sensibilité pour 
étudier l'effet de diverses hypothèses sur les estimations. À notre avis, le remplacement d'une 
série du PEP par une autre aussi acceptable ou d'un prédicteur du sous-dénombrement par 
un autre tout aussi acceptable change peu de chose aux estimations. En outre, les résultats 
sont assez fidèles à ce qu'on pouvait prévoir compte tenu de la masse de renseignements dont 
nous disposons sur les problèmes de recensement. Dans les régions où le Census Bureau avait 
éprouvé plus de difficultés dans l'exécution du recensement, la proportion de personnes 
oubliées, la proportion d'enregistrements erronés et le niveau de sous-dénombrement étaient 
plus élevés. En définitive, nous pensons que l'existence d'une documentation abondante 
- et non contestée - sur les problèmes hés à l'exécution des recensements, de même que 
1"'invariabilité relative" des estimations par rapport au choix des variables dépendantes et 
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indépendantes, et la compatibilité des estimations du sous-dénombrement avec les résultats 
de l'analyse démographique sont toutes des raisons qui justifient amplement un redressement. 

Freedman et Navidi placent les données redressées à un niveau plus élevé que les données 
non redressées. Ils tiennent pour acquis, malgré des dizaines d'années de compilation de 
renseignements au Census Bureau, que les données non redressées sont exactes et ils ne semblent 
pas être conscients de l'existence d'un biais important dans les régions. De plus, faute de données 
directes, ils supposent l'existence de biais appréciables dans les données du PEP alors que les 
études du Census Bureau ne démontrent rien de ce genre (U.S. Bureau of the Census 1988, 
section 6F). Autrement dit, ils ne semblent pas placer les données non redressées et les données 
redressées sur un même pied d'égalité lorsqu'ils font leur analyse. Par conséquent, F et N sont 
capables d"'inventer" des problèmes et, en même temps, de néghger les vrais problèmes que 
cause le non-redressement des chiffres du recensement. Ils refusent le redressement sur cette 
simple base. 
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RÉPONSE DES AUTEURS 

1. Introduction 

Après avoir formulé quelques générahtés, nous répondons aux principaux points dégagés 
par chacun des critiques. Comme il existe un certain chevauchement, nous nous sommes efforcés 
de traiter chaque point une seule fois. À l'instar des autres participants, nous n'avons pas cessé 
d'apprendre au fil des ans - comme en témoigne d'ailleurs le présent échange de vues - mais 
nous n'avons pas modifié nos opinions quant aux questions fondamentales. Un fait demeure 
cependant incontestable: M.P. Singh, le rédacteur en chef, mérite des remerciements de toutes 
les parties. 

2. Les grandes lignes du redressement 

On a proposé de redresser le recensement au moyen de techniques de saisie-resaisie. Une 
personne est "saisie" lorsqu'elle est dénombrée dans le recensement; la "resaisie" a lieu à 
l'occasion d'une enquête spéciale par échantiUonnage effectuée après le recensement. En 1980, 
cette enquête était désignée le "Post Enumeration Program" (PEP) (programme de contrôle 
postcensitaire). En 1990, on a parlé plutôt de "Post Enumeration Survey" (enquête post
censitaire, ou EP). 

Ces enquêtes cherchent à préciser dans quelle mesure les personnes sont oubliées au moment 
du recensement ("oubhs bruts") ou dénombrées par erreur (''enregistrements erronés"). Parmi 
les enregistrements erronés, on trouve les bébés nés le lendemain du recensement et les personnes 
dénombrées à la mauvaise adresse, par exemple. Aux fins d'une première approximation, le 
sous-dénombrement net estimatif représente l'écart entre les oubhs bruts et les enregistrements 
erronés. 

Un autre facteur vient comphquer la question. En 1980, l'erreur d'échantillonnage consti
tuait, de l'avis de bien des observateurs, un problème assez grave pour empêcher l'utilisation 
directe des estimations de l'enquête. Aussi a-t-il fallu, selon les expressions de EKT, passer 
les "estimations d'échantillon" du PEP par un modèle de hssage afin d'obtenir des "estimations 
composites". En 1990, la terminologie avait changé: des "facteurs de redressement bruts" tirés 
de l'EP ont fait l'objet d'une modéhsation dans le but d'obtenir des "facteurs de redressement 
lissés". Le problème de l'erreur d'échantillonnage est toutefois plus important qu'il y a dix 
ans. Pour plus de détails, voir Freedman (1991), U.S. Department of Commerce (1991a, p. 4.2-18) 
ou Wolter (1991). 

3. Le recensement est mauvais, de sorte que les solutions de rechange doivent être meilleures 

Bien des critiques ont proposé un argument qui, réduit à sa plus simple expression, revient 
à l'énoncé suivant: le recensement est mauvais; l'EP doit être meilleure; par conséquent, nous 
devrions procéder à un redressement. Il y a ici confusion: on considère le recensement et l'EP 
comme des solutions interchangeables. Pourtant, on ne peut pas choisir l'enquête plutôt que le 
recensement; au mieux, on peut tâcher d'utiliser l'EP pour corriger les lacunes du recensement. 
La question n'est donc pas de savoir si l'enquête est meilleure, mais plutôt de déterminer si 
elle convient aux fins auxquelles on la destine. 

Le secrétaire du Commerce a formulé les enjeux comme suit: 

Je concède les imperfections du recensement, mais la question fondamentale porte non 
sur le degré d'imperfection du recensement, mais sur l'aptitude de l'EP à les rectifier. 
Bien qu'il soit important de repérer les lacunes d'un recensement lorsqu'on planifie le 
prochain, il s'agit d'une démarche qui passe à côté de la question suivante: existe-t-il 
une preuve convaincante que le redressement est plus exact que le recensement? 
(TRADUCTION) (U.S. Department of Commerce, 1991a, p. 2.13) 
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4. Fienberg 

Pour Fienberg, la question primordiale se définit comme suit: 

L'exactitude des chiffres du recensement ainsi que le processus de redressement sont tous 
deux mis en cause. Et, c'est la différence importante du taux de sous-dénombrement, 
c.-à-d. la différence entre le sous-dénombrement des Noirs et le sous-dénombrement des 
personnes non noires et entre celui qui touche les personnes d'origine hispanique et le 
sous-dénombrement relatif aux personnes d'origine non hispanique qui est importante 
quand nous en venons à évaluer l'exactitude des chiffres du recensement. Cela est dû au 
fait que les chiffres du recensement sont généralement utilisés pour répartir les ressources 
entre des groupes de la population, ressources comme les sièges à la Chambre des repré
sentants des États-Unis; les sièges dans les législatures des États; les fonds versés par 
l'administration fédérale et ainsi de suite, [p. 28, soulignement omis] 

D'après nous, ce raisonnement est trompeur. L'argument porte effectivement sur les parts, 
plus précisément sur l'exactitude des parts calculées à partir de chiffres redressés et à partir 
du recensement. Les parts qui comptent sont toutefois celles qui concernent les secteurs 
géographiques: États, villes, comtés, etc. La part totale des Noirs ou des personnes d'origine 
hispanique dans la population américaine dans son ensemble compte beaucoup moins. Les 
sièges au Congrès sont répartis par État et, au sein de chaque État, par secteur géographique. 
Ils ne sont pas ventilés à l'échelle nationale parmi différents groupes raciaux ou ethniques. Paral
lèlement, les recettes fiscales sont réparties parmi quelque 39,000 administrations locales, qui 
sont définies géographiquement, et non selon la race ou l'ethnie. La question fondamentale 
consiste à savoir si le redressement améliore l'exactitude des parts démographiques pour les 
secteurs géographiques, et non pour les groupes. 

Fienberg est également trompeur à d'autres points de vue. En voici deux exemples. 

i) Fienberg (p. 29). " [Freedman et Navidi] se concentrent sur la variation parmi l'ensemble 
complet de douze possibilités, dont je trouve certaines peu plausibles compte tenu des hypo
thèses sur lesquelles ils se basent." Cependant, nous avons effectivement étudié la varia
tion parmi les séries d'estimations jugées supérieures par EKT, plutôt que parmi l'ensemble 
complet; voir les pages 7 et 8 et 14 et 15. Si nous avons procédé de la sorte, ce n'est pas 
parce que nous étions d'accord avec les choix d'EKT, mais parce que nous voulions rendre 
hors de propos le genre d'argument avancé par Fienberg. Cela ne l'a pas arrêté. 

ii) Fienberg (p. 4). "J'ai lu le rapport de Ylvisaker (1991) qui a réexaminé les données provenant 
du recensement d'essai réalisé à Los Angeles en prévision du recensement de 1990, mais 
je n'ai pu y trouver la preuve qui, selon Freedman et Navidi, appuie leur prétention que 
le lissage augmente la variabilité." Ylvisaker a en effet procédé à une expérience d'auto-
amorçage en utihsant des données de Los Angeles, où ont été menés un recensement d'essai 
et une enquête postcensitaire d'essai en 1986. Au niveau des secteurs de recensement, l'expé
rience a dégagé des erreurs-types d'échantillonnage plus importantes, en règle générale, pour 
les estimations hssées que pour les estimations brutes. (Voir le tableau 3 de Ylvisaker; le 
lissage a réduit l'erreur-type d'échantillonnage dans 19 secteurs de recensement sur 61, l'a 
augmentée dans 26 secteurs sur 61 et n'a eu aucun effet dans les 16 secteurs restants; au 
niveau des îlots, les effets vont dans le sens contraire, mais ils sont négligeables.) Pour 
l'ensemble de l'expérience, la comparaison s'établit comme suit (Ylvisaker, p. 7): 

Erreur-type d'échantillonnage pour l'estimation lissée: 0.75. 

Erreur-type d'échantillonnage pour l'estimation brute: 0.68. 

Comme nous l'avons fait remarquer (p. 18), "le lissage peut accroître l'erreur d'échantilloimage' '. 
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Rien n'est parfait, et il ne faut pas laisser le mieux être l'ennemi du bien 

Fienberg affirme ce qui suit (p. 29): 

Le cas des problèmes soulevés quand les hypothèses ne sont pas respectées constitue un 
thème familier dans divers écrits d'un des présents auteurs. Ici encore, les auteurs pour
suivent ce thème relativement à l'équation hnéaire employée pour effectuer le lissage. 
Ils semblent soutenir qu'il faut que toutes les hypothèses soient parfaitement justifiées, 
sinon "plus rien ne tient". Rien ne saurait être plus faux. 

Hélas, notre position est plus compliquée que cela. Nous considérons le recensement comme 
imparfait, mais bon. Nous considérons les modèles de hssage comme fort douteux, et les 
arguments invoqués pour les défendre comme mauvais. Les tenants du redressement ont 
l'obligation d'énoncer leurs hypothèses et de produire des données susceptibles de les valider. 
Ils n'ont pas à établir des modèles à toute épreuve, mais il faut que soient étudiés les écarts 
par rapport aux hypothèses et leurs conséquences. Autrement, les algorithmes n'ont d'autre 
justification que la familiarité. 

5. Le fardeau de la preuve 

Comme en atteste l'échange avec Fienberg, les modéhsateurs hésitent à accepter le fardeau 
de la preuve. Une fois posée une hypothèse, elle est considérée comme la réalité tant qu'eUe 
n'a pas été infirmée. Une hypothèse infirmée peut même être considérée comme utile jusqu'à 
ce qu'elle soit remplacée par une autre hypothèse. 

Les mots revêtent un sens particuher. Une hypothèse est "raisonnable" si les modéhsateurs 
la considèrent comme telle. S'il y a remise en question, les modéhsateurs se replient sur eux-
mêmes. Cette introspection confirme la conclusion initiale; après tout, les hypothèses sont 
devenues partie intégrante de la documentation technique. Les modéhsateurs s'indignent 
lorsque confrontés à ceux qui n'ont pas la foi. Si toutes les options "raisonnables" favorisent 
le redressement, les arguments contraires doivent forcément être "déraisonnables". 

Si l'on en croit les textes publiés, les expériences intellectuelles des modéhsateurs ne semblent 
pas particuHèrement rigoureuses; de plus, l'argument en faveur du redressement emprunte 
parfois de curieux détours par rapport aux voies empiriques. Voici quelques illustrations. Un 
axiome du modèle de lissage d'Ericksen-Kadane est l'indépendance (voir les équations 1 à 6 
de notre étude). Les calculs de la variance sont fonction de l'indépendance, car de faibles 
corrélations peuvent avoir une incidence cumulative énorme. Or, la variance détermine si le 
lissage constitue un outil précieux ou un obstacle. L'hypothèse de l'indépendance compte. 

D'après ce que nous pouvons constater, les tenants du redressement avancent surtout les 
arguments suivants en faveur de l'indépendance: 

i) Les erreurs ne sont pas en corrélation parfaite. (Nous adaptons, au contexte présent, un 
argument proposé par Madansky en 1986, p. 29.) 

ii) a) Le recensement de 1980 a été administré par plus de 400 bureaux de district, soit une 
moyenne de 8 par État, b) Autant que nous sachions, personne n'a donné à entendre qu'il 
y a effectivement eu tempête de neige en avril ou un autre événement qui a affecté le recen
sement dans les États avoisinants. c) Lorsque nous avons corrélé les estimations du PEP 
pour les villes avec les estimations correspondantes des États où elles étaient situées (par ex. 
Détroit avec le reste du Michigan), nous n'avons trouvé aucune trace de corrélation. 
[Étude EKT, p. 931; nous avons répondu au point b) en rappelant l'éruption du Mont 
St. Helens.] 

iii) "Ils ne s'attendent certainement pas à ce qu'une personne quelconque accepte l'argument 
voulant que l'éruption du Mont St. Helens ait nui considérablement à la réalisation du 
recensement..." [Fienberg, p. 29] 
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En effet, nous nous attendions à ce que les modéhsateurs proposent une argumentation 
sérieuse quant à la validité des hypothèses, plutôt que des intuitions quant aux sources éven
tuelles de dépendance telles que les tempêtes de neige et les volcans. Avec le temps, nos attentes 
se sont atténuées. D'un côté comme de l'autre, il s'avère difficile d'obtenir de vraies preuves 
empiriques. Pour les partisans du redressement, les modèles se justifient par la notion suivante: 
rien n'est parfait, de sorte qu'on peut faire n'importe quoi. En revanche, le recensement est 
tenu d'être exact à quelques points de pourcentage près, lorsque l'exactitude est définie par 
les modèles. 

6. Fellegi 

Nous sommes d'accord avec de nombreux points défendus par Fellegi. Aux États-Unis, par 
exemple, les données sur les revenus dans les petites régions aident à déterminer la répartition 
des deniers pubhcs. Ces données ont leurs propres faiblesses, que le redressement du recense
ment ne vient pas corriger. De même, on constate d'importants déplacements de population 
au cours de la période intercensitaire. L'amélioration des données sur le revenu ou la tenue 
d'un recensement au milieu de la décennie pourrait s'avérer plus utile que le redressement du 
recensement décennal. 

Il existe néanmoins un point que nous aimerions soumettre à l'attention de FeUegi. Toute 
décision de redresser le recensement, que ce soit aux États-Unis ou au Canada, entraîne l'enga
gement d'importants frais d'organisation et encourage de ce fait le remplacement de la collecte 
de données par la modélisation. 

En somme, les données réelles (comportant des lacunes réelles) seraient remplacées par 
des modèles mathématiques comphqués et mal testés. Ce n'est pas ce que nous considérons 
comme du progrès. (TRADUCTION) (Beran et coll. 1988) 

7. Les séries du PEP 

En 1980, il manquait beaucoup de données aux enquêtes qui ont servi à évaluer l'erreur du 
recensement. Chaque méthode retenue pour combler les données manquantes donne un taux 
différent de sous-dénombrement estimatif. Au bout du compte, le Bureau s'est retrouvé avec 
une douzaine de séries différentes de PEP, chacune d'ehes proposant un taux de sous-
dénombrement estimatif pour 66 secteurs géographiques (villes centrales. États sans leurs villes 
centrales, États dans leur ensemble). Une série s'identifie par une paire de chiffres, par ex. PEP 
2-9 et PEP 10-8. Pour plus de détails et des arguments quant aux mérites des diverses séries, 
voir FN p. 4, EKT p. 929 et Fay et coll. (1988, p. 63). 

8. Cressie 

Cressie convient (p. 34) que "les données et les méthodes du recensement de 1980 étaient 
inadéquates pour redresser avec précision les chiffres pour l'ensemble du pays". Évidemment, 
bon nombre des arguments conviennent aussi à la décision de 1990, et l'opinion de Cressie à 
leur égard risque de se distinguer de la nôtre. Nous ne voulons pas amorcer ici une discussion 
détaillée des événements de 1990, mais nous pouvons donner une réponse sommaire à certains 
points soulevés par Cressie. 

Analyse démographique 

Cressie, à l'instar d'autres critiques, s'appuie sur des estimations tirées de l'analyse démo
graphique, une technique qui fait appel aux dossiers administratifs (certificats de naissance, 
certificats de décès, etc.) pour obtenir une estimation indépendante de la population globale. 
Pour plus de détails, voir Fay et coll. (1988). 

Que vaut l'analyse démographique? Aussi surprenant que cela puisse paraître, les organismes 
statistiques publics changent constamment d'idée sur le passé. Aussi le PNB estimatif pour 
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Tableau A 

Sommaire des révisions apportées à l'analyse démographique du recensement de 1980: 
sous-dénombrements estimatifs par date d'estimation. 

1984 1988 1991 

Ensemble des races 0.5 1.4 1.2 
Noirs 5.3 5.9 4.5 
Non-Noirs - 0 . 2 0.7 0.8 
Écart 5.5 5.2 3.7 

Source: Col. 1. Cressie, citant Passel et Robinson (1984); le chiffre pour l'ensemble des races est dérivé. 
Col. 2. Fay et coll. (1988, p. 95, série DA-2). 
Col. 3. U.S. Department of Commerce (1991c, tableau 3). 

une année passée (1985, par exemple) dépend-il de l'année où se fait l'estimation. Les chiffres 
ne cessent d'être modifiés, et les modifications donnent une idée de la fiabilité des données 
initiales. 

Le tableau A récapitule brièvement les révisions apportées à l'analyse démographique pour 
le recensement de 1980. Comme on le verra, les chiffres sont loin d'être stables. Le change
ment observé de 1984 à 1988 témoigne peut-être d'une nouvehe appréciation du rôle de l'immi
gration illégale. Celui observé de 1988 à 1991 peut, pour sa part, refléter l'impact des 
redressements apportés à des redressements préalables dans le but de compenser le sous-
enregistrement des naissances au cours de la période allant de 1935 à 1960. Il s'agirait en effet 
de surredressements, qui ont peut-être déjà été corrigés. 

Les démographes peuvent estimer la population des États-Unis à partir des données tirées 
des dossiers administratifs, avec une marge d'erreur d'à peine 1 ou 2 points de pourcentage, 
ce qui représente tout un exploit. Il semble cependant peu vraisemblable que l'erreur soit bien 
inférieure à un point de pourcentage. Si tel est le cas, l'analyse démographique risque de ne 
pas être suffisamment fiable pour servir au redressement du recensement. 

Modélisation 

Cressie affirme ce qui suit (p. 35): 

Le concept important qui doit être conservé à l'esprit est que le véritable sous-dénombrement 
dans les régions est inconnu et que cette ignorance est quantifiée dans un modèle proba-
biUste. Le but n'est pas d'estimer les coefficients 0 mais de prédire le sous-dénombrement. 
Avec un terme d'erreur qui n'a pas à être indépendant et distribué de façon identique, 
cette prévision n'est pas sensible aux erreurs de spécification... [soulignement omis] 

Nous ne sommes pas d'accord. On n'appuie pas une politique d'intérêt public sur un modèle 
inspiré de l'ignorance d'un chercheur. Les résultats du modèle doivent d'ailleurs être reliés étroi
tement aux spécifications. En guise d'illustration, notons quelques-unes des hypothèses du 
modèle élaboré par Cressie (1988). Les équations (2.7) et (2.10) de ce document écartent effec
tivement l'erreur non due à l'échantillonnage dans l'EP, de même que la variation systématique 
des taux de sous-dénombrement d'un secteur géographique à un autre, et aucune corrélation 
n'apparaît. Pourquoi? L'équation (2.10) précise une variance d'échantillonnage qui évite les 
incohérences internes du modèle d'Ericksen-Kadane (Cressie 1988 p. 193). La cohérence logique 
ne sous-entend cependant pas la réalité empirique. Où intervient le véritable plan de sondage? 
Enfin, pourquoi devrait-on utiliser la fonction de perte de Cressie (2.15)? Tant que Cressie 
n'aura pas répondu à ces questions, et à d'autres semblables, il ne doit pas s'attendre à ce qu'on 
prenne sérieusement les résultats de son modèle. 
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Lorsque Cressie aborde les cas, il calcule des risques estimatifs (des pertes prévues). Voir 
ses équations (2.28-31). C'est dire qu'il doit calculer des variances, lesquelles, comme il sait 
bien, sont très sensibles aux hypothèses: 

Il va sans dire que ces résultats dépendent de la justesse du modèle hypothétique. 
(TRADUCTION) (p. 193) 

Une illustration élémentaire s'impose peut-être. Supposons €i, . . . , €56 interchangeables, et 
une moyenne 0, une variance a^ et une corrélation par paire p. Maintenant, 

C) = 2145. 

Par conséquent, 

var(€i -t- . . . -f €66) = (66 -f 2I45p)c7^ 

Dans un tel contexte, une corrélation de 0.05, par exemple, a un impact énorme. Par surcroît, 
une corrélation aussi faible serait très difficile à déceler empiriquement. Cressie n'essaie pas. 
(Avec 16 points de donnée, même une corrélation de 0.5 risque d'être difficile à estimer, de 
sorte que le test n° 3 d'EKT, à la page 931, ne peut pas être déterminant.) 

L'exemple peut sembler artificiel. Toutefois, l'erreur d'échantillonnage a constitué un 
obstacle d'envergure lorsqu'on a voulu redresser le recensement de 1990 sur la base de l'EP, 
même au niveau des États. D'ailleurs, d'après des données publiées, les parts de la population 
attribuables à une nette majorité d'États en vertu du redressement seraient à deux erreurs-types 
près des parts obtenues à partir du recensement (U.S. Department of Commerce I99Ib). De 
tels redressements pourraient être imputables, dans leur totalité, à l'erreur d'échantiUonnage 
de l'EP. (Les partisans du redressement répliqueront peut-être en invoquant 1"'analyse de la 
fonction de perte", et nous envisagerons cette possibihté brièvement au moment de répondre 
à Hartigan.) 

Les erreurs-types, comme les redressements estimatifs, sont les résultats d'un modèle de 
lissage semblable au modèle EK. À la lumière d'expériences d'auto-amorçage signalées dans 
Fay (1992), ces erreurs-types sont trop faibles par un facteur d'environ 2. (Fay fixe une four
chette allant de 1.4 à 2.2, avec un multiphcateur préféré de 1.7.) Lorsqu'il s'agit de calculer 
des variances, les hypothèses font toute la différence. 

PEP 3-8 

À la page 34, Cressie admet que les données du redressement de 1980 n'étaient pas assez 
fortes pour servir. À la page 36, il veut procéder au redressement en utihsant son modèle et 
la série PEP 3-8 (voir la section 7 ci-dessus). Il semble avoir écarté, par le simple jeu de ses 
hypothèses, tous les problèmes suscités par l'erreur non due à l'échantillonnage, les corrélations 
manquantes, etc. Ses calculs n'auraient alors aucun rapport avec les questions de principe que 
nous nous posons. 

La qualité de PEP 

D'après Cressie (p. 36), l'enquête postcensitaire a été "bien conçue, bien appliquée et avec 
une bonne assurance de la qualité". Elle l'a effectivement été, comparativement à une étude 
de marché ordinaire ou peut-être même à d'autres enquêtes menées par le Census Bureau. 
Pourtant, lorsqu'on veut corriger une petite erreur dans le recensement, on a besoin d'une 
enquête par sondage dont les erreurs sont d'un ordre beaucoup plus petit. Nous ne croyons 
pas que l'EP respecte cette norme. À titre d'exemple, l'EP a estimé à 2.1% le taux de sous-
dénombrement national. Or, l'erreur non due à l'échantillonnage dans l'EP exphque entre le 
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tiers et les deux tiers de ces 2.1%. Voir Mulry (1991, tableau 15) et U.S. Department of 
Commerce (1991d). L'EP semble entachée d'un défaut fatal. Nous y reviendrons plus loin, 
au moment de répondre à Hartigan. 

Conclusion 

La thèse principale de Cressie serait la suivante (p. 35): 

Pour résoudre un problème aussi difficile que le redressement des chiffres en fonction 
du sous-dénombrement, il faut reconnaître le but commun. Une fois que cela est fait, 
la discussion devrait se concentrer sur les différences dans les moyens qui pourraient 
permettre d'atteindre ce but. Si Freedman et Navidi pensent que cela est impossible (ce 
qu'ils semblent avoir laissé supposer au fil des ans), alors il faudrait le dire explicitement. 

Disons les choses telles qu'elles sont. À notre avis, le PEP ne pouvait pas venir à bout du 
problème en 1980, et l'EP ne peut pas en venir à bout en 1990. Et nous ne débordons pas 
d'optimisme quant aux perspectives pour l'an 2000, quel que soit l'acronyme utihsé à ce 
moment-là. Lorsqu'on n'arrive pas à dénombrer des personnes, il faut éviter d'inventer des 
chiffres par la suite en faisant passer des données de saisie-resaisie par des modèles de lissage. 

9. Passel (1987) 

Plusieurs critiques défendent le redressement synthétique, fort vigoureusement dans certains 
cas. Notre contre-exemple ne fait pour sa part que de rares adeptes (tableau 3). Néanmoins, 
Passel (1987) s'est servi de données du recensement de 1980 pour montrer que le redressement 
synthétique était peu susceptible d'améliorer l'exactitude. Nous avons résumé son travail dans 
l'annexe à notre étude. Aucun critique n'a répondu à son argument. 

10. Schirm et Preston 

Le contre-exemple 

SP (1987, p. 966) prêtent au redressement synthétique la propriété suivante: 

Nous avons conclu que le redressement synthétique rapproche toujours le ratio estimatif 
et le ratio réel de la population d'un État à la population nationale lorsque a) le sous-
dénombrement des Noirs dans l'État se rapproche davantage du sous-dénombrement des 
Noirs à l'échelle nationale que du sous-dénombrement des deux races réunies à l'échelle 
nationale, et que b) le sous-dénombrement des Blancs dans l'État se rapproche davantage 
du sous-dénombrement des Blancs à l'échelle nationale que du sous-dénombrement des 
deux races réunies à l'échelle nationale. (TRADUCTION) 

Notre contre-exemple (tableau 3) a montré que ce résultat était faux. Schirm et Preston devraient 
le concéder. 

Dans certaines conditions et selon certains critères, le redressement synthétique est sans doute 
avantageux; voir, par exemple, le lemme 15 de notre étude. Le résultat publié dans l'annexe 
de SP (1987) est exact, mais il n'est guère éclairant: l'inégalité que les auteurs supposent dans 
l'équation (A.2) à la page 976 est précisément l'inégahté de l'erreur absolue qu'ils cherchent 
à démontrer, à un facteur d'échelle près. 

Les simulations 

S et P préfèrent une définition rigoureuse de l'hypothèse synthétique: "il n'y a aucune 
variation" dans le taux de sous-dénombrement d'une race donnée d'une région à une autre. 
Ils affirment (p. 40) ne pas avoir construit de population réelle suivant l'hypothèse de la méthode 
synthétique et affirment que leur définition de la réalité n'a pas favorisé le redressement 
synthétique. 
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Adoptons brièvement leur terminologie. Ils ont construit des populations réelles à partir 
de l'hypothèse de la méthode synthétique, à laquelle s'ajoute l'erreur aléatoire. En effet, les 
simulations gardent les chiffres du recensement fixes et rendent aléatoire le chiffre de la popu
lation réelle. La population réelle de la racey dans l'État / est supposée égale au chiffre du recen
sement correspondant, multiplié par un facteur de redressement aléatoire Ujj. Voir SP (1987), 
équation (I) à la page 967. Ce facteur de redressement est tiré au hasard d'une distribution 
qui dépend, par hypothèse, du groupe racial, mais non de l'État. Voir SP (1987), équation (2) 
à la page 967. 

Les simulations partent de l'hypothèse qu'il n'y a aucune variation systématique du taux 
de sous-dénombrement pour une race donnée d'une région à une autre. Par contre, le redres
sement synthétique suppose que la structure du sous-dénombrement est déterminée par la race, 
et non par la région. C'est justement ce que nous disions à la page 11, et c'est vrai. 

S et P le concèdent effectivement (p. 40): 

Nous avons considéré des cas extrêmes, bien que non systématiques, de variation entre 
les États du taux de sous-dénombrement selon la race... 

L'expression "bien que non systématiques" représente leur concession; le mot "extrêmes" 
doit être leur défense. 

L'argument a fortiori 

S et P affirment que leurs simulations étaient prudentes, car la structure réelle de la variation 
des taux de sous-dénombrement par région favoriserait encore davantage le redressement 
synthétique que les hypothèses qu'ils ont posées. (Voir, par exemple, page 41.) SP (1987) avan
çaient des arguments a priori à cet effet. Passel (1987) montre notamment que de tels argu
ments ne prouvent pas grand-chose en ce qui concerne 1980; voir l'annexe à notre étude. SP 
(1987, p. 977) proposent des arguments empiriques, fondés sur des données qui "renferment 
beaucoup de lacunes et [sont] basées sur des hypothèses fragiles"; ce sont les termes de S et P 
(p. 41), et non les nôtres. Il ne semble pas nécessaire de poursuivre le débat. 

Aux pages 40 et 41, S et P introduisent une nouvelle analyse fondée sur le PEP afin de 
justifier les paramètres de leurs simulations. Il s'agit, dans ce contexte, d'une stratégie assez 
surprenante: EKT s'attendent à ce qu'on se fie aux séries du PEP parce qu'elles ressemblent 
aux redressements synthétiques, alors que S et P voudraient qu'on se fie aux redressements 
synthétiques parce que les simulations ressemblent aux séries du PEP. 

Avant d'accepter l'un ou l'autre de ces arguments, nous voulons des preuves. Le raisonne
ment circulaire n'est guère persuasif. 

11. Hartigan 

Le redressement synthétique 

Hartigan rejette Schirm et Preston, mais plaide vigoureusement en faveur du redressement 
synthétique (pages 48 et 49). Il déclare notamment ce qui suit: 

Que faut-il penser de l'argument analytique suivant? Supposons que les sous-dénombrements 
nationaux soient estimés correctement, mais qu'ils diffèrent dans les États... Les taux 
de sous-dénombrement à l'échelle nationale de 5% et de 1 % sont appuyés par des données 
historiques du Bureau, obtenues tant à la suite d'analyses démographiques que d'enquêtes 
postcensitaires... Je ne tiendrai pas compte des variations dans le sous-dénombrement 
des non-minorités entre les États... 

Sauf erreur monumentale, ces arguments analytiques s'éloignent trop des faits pour être 
pertinents. L'hypothèse fondamentale de Hartigan, c'est que les taux de sous-dénombrement à 
l'échelle nationale sont connus. Cette hypothèse est toutefois fausse: nous ne croyons pas qu'il 
soit possible d'estimer les taux avec la moindre fiabilité, que ce soit par analyse démographique 
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ou par enquête postcensitaire, en deçà d'un facteur de 2. Voir, ci-dessus, la discussion sur 
l'article de Cressie. En outre, Hartigan ne tient pas compte des variations dans le taux de sous-
dénombrement des non-minorités entre les États. Il faut cependant que ces variations aient 
une importance: par exemple, un sous-dénombrement de 1 % dans un État qui compte 9 millions 
de personnes a presque deux fois l'impact d'un sous-dénombrement de 5% dans un État qui 
en compte I million. 

La modélisation 

Hartigan écrit aussi ce qui suit: 

Je soupçonne que les hypothèses utihsées pour la régression ne peuvent être défendues 
facilement, mais que les résultats de la régression sont raisonnables, sauf peut-être qu'ils 
produisent des erreurs-types plus faibles que le manque probable d'indépendance ne le 
justifie... La réduction de la variance d'échantillonnage à l'aide de procédures de lissage 
basées sur la régression ne fera probablement pas beaucoup de différence pour les esti
mations dans de grandes régions comme les États... On est justifié de faire preuve de 
scepticisme de bon aloi à propos de toutes les "erreurs-types' ' ou de tous les ' 'intervalles 
de confiance" résultants, [p. 51, souhgnement omis] 

En ce qui concerne les données de 1980, le choix des variables a une incidence appréciable 
sur le redressement dans les petites régions. Voir FN, page 9. S'agissant des données de 1990, 
les facteurs de redressement "bruts" (calculés directement à partir de l'échantillon, sans 
régression) sont entachés d'erreurs d'échantillonnage tellement élevées qu'ils sont inutilisables, 
même au niveau des États. Aussi les partisans du redressement doivent-ils faire appel au lissage. 
Par contre, le choix du modèle de Hssage exerce une influence déterminante sur les résultats. 
Voir la décision du Secrétaire (U.S. Department of Commerce 1991a, p. 2.46-2.55) et les chiffres 
donnés dans le communiqué (U.S. Department of Commerce 1991b). 

Par ailleurs, l'argument en faveur du redressement s'appuie sur une "analyse de la fonction 
de perte' ', laquelle fait appel à des variances calculées à partir du modèle de hssage pour procéder 
à des estimations non biaisées du risque. On sait toutefois que le modèle est trop optimiste quant 
aux variances, peut-être par un facteur de 5; voir FN, p. 10, Ylvisaker (1991), notre étude 
principale sec.7.4 et Fay (1992). Si on fait preuve de "scepticisme de bon aloi" à l'égard des 
fonctions de perte, il ne reste à notre avis aucun argument sur la table en faveur de l'efficacité 
des redressements proposés. 

Nous entendons nous pencher sur l'analyse de la fonction de perte du Bureau dans une autre 
étude. Hartigan propose ses propres calculs aux pages 53 et suivantes; encore une fois, ils 
s'écartent trop des données pour qu'on les prenne au sérieux. De toute façon, le lecteur peut 
consuher l'analyse du Bureau (Mulry I99I; Woltman et coll. 1991) avant d'accepter quelque 
conclusion que ce soit. 

La troisième vérité 

Le Bureau a produit un certain nombre de sous-dénombrements estimés, avec des marges 
d'erreur, dans les divers États. J'utihse "la méthode choisie pour l'EP" (que je désignerai 
dorénavant par l'abréviation EP).. . Nous possédons maintenant deux vérités, le dénom
brement et les chiffres de l'EP. Laquelle est exacte? Bien, il nous faut une troisième vérité, 
une qui ne sera pas contestée... [p. 52] 

Hartigan touche ici à quelque chose de capital. La "troisième vérité" du Bureau consiste 
en l'analyse de fonction de perte discutée ci-dessus et en un "modèle de l'erreur totale" 
(Mulry 1991). Ces deux éléments semblent très contestables: l'analyse de fonction de perte 
parce qu'elle s'appuie sur des variances calculées à partir du modèle de hssage, et le modèle 
de l'erreur totale parce qu'il se fonde sur les résultats du suivi d'évaluation pour mesurer l'erreur 
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non due à l'échantillonnage. (De plus, les deux modèles exercent l'un sur l'autre des effets 
importants; nous nous proposons d'y revenir un autre jour.) 

Les partisans du redressement cherchent à établir un sous-dénombrement d'environ 2%. 
Pour y arriver, ils doivent maintenir bien inférieure à 1 % l'erreur non due à l'échantillonnage 
de l'EP. Ils affirment y avoir réussi, à partir des données d'un autre sondage, le suivi d'éva
luation. S'ils mesurent les erreurs non dues à l'échantillonnage de l'EP à une fraction de 
1% près, les erreurs du suivi d'évaluation doivent être encore plus petites. Nous fait-on 
marcher? 

Les cinq questions 

Hartigan conclut en posant cinq questions. Nous répondrons à deux d'entre elles. (La 
première a été légèrement remaniée, pour plus de clarté.) 

i) "Freedman et Navidi sont-ils d'accord avec ces estimations de 17 milhons de personnes 
oubliées et de 13 milhons d'enregistrements erronés?" Nous les acceptons comme des approxi
mations, assujetties à des biais et à des erreurs-types importants et inconnus. L'écart de 
17 - 13 = 4millionsrisqued'êtrefautif par un facteur de 2 ou plus. Estimer un petit nombre 
en prenant la différence entre deux grands, voilà un bon moyen de s'attirer des ennuis. 

Par ailleurs, il reste la question épineuse de savoir où situer les 4 ± 2 milhons de personnes. 
Fienberg n'aime pas les collines du Dakota du Sud. Il reste donc 6.5 millions d'îlots répartis 
sur 39,000 territoires. L'EP nous a fourni des données sur 0.2% des îlots et sur peut-être 10% 
des territoires. Un chef-d'oeuvre théâtral oblige la salle à suspendre son incrédulité. Le redres
sement n'est manifestement pas à la hauteur. 

ii) "Si l'EP ne donne pas des résultats satisfaisants, comment l'enquête de suivi devrait-elle 
être conçue afin qu'on puisse en utihser les résultats pour redresser les chiffres du recensement?" 
Nous répondons à Hartigan par une autre question: qu'est-ce qui lui fait penser que cette 
entreprise est le moindrement réahsable? 

12. Speed 

Le redressement dépend de modèles et d'hypothèses pour lesquelles il n'existe aucune preuve 
empirique. Tel est l'avis de Speed, que nous partageons. 

Afin de redresser le recensement de 1990, on répartit la population parmi 1,392 groupes 
démographiques ou "strates a posteriori". La strate a posteriori 90302112, par exemple, 
regroupe les locataires masculins d'origine hispanique âgés de 10 à 19 ans dans les villes de 
la division du Pacifique. Le redressement repose sur 1"'hypothèse d'homogénéité", voulant 
que les taux de sous-dénombrement soient plus ou moins constants pour chacune des strates 
a posteriori des diverses régions. Voir Freedman (1991) ou U.S. Department of Commerce 
(1991a, p. 2.37-2.45, p. 4.I6-4.I8). 

Cette hypothèse n'a certainement rien d'une réalité évidente. Le Bureau a procédé à une 
étude pour la mettre à l'épreuve (Kim 1991). L'étude en question semble cependant avoir été 
très mal conçue et elle ne donne de toute façon que des résultats mitigés. La théorie du redres
sement est particuHèrement fragile lorsqu'on l'appHque aux petites régions. 

13. Ericksen et Kadane 

Le rôle des hypothèses 

Nous affirmions que "l'efficacité de l'un ou l'autre des redressements proposés par EKT 
repose sur des hypothèses non vérifiées et peu plausibles". EK répondent (page 58) que leurs 
"hypothèses sont réahstes et qu'elles sont vérifiées par des dizaines d'années d'expérience en 
recensements, comme nous le verrons plus loin." 
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L'argument qu'ils invoquent se retrouve à la page 60: 

Freedman et Navidi prétendent que certaines des hypothèses qui sous-tendent notre 
modèle de régression sont "non vérifiées" et "peu plausibles". Comme nous l'avons 
déjà soutenu, que ce soit dans EKT ou dans d'autres ouvrages (Ericksen 1986; Kadane 
1986), nous croyons que nos hypothèses sont réalistes et qu'elles reposent sur un bloc 
de connaissances accumulées depuis des décennies. 

Nous avons passé en revue l'exposé d'EKT et les deux ouvrages cités (Ericksen 1986 et Kadane 
1986). Nous n'avons trouvé aucune preuve empirique susceptible de justifier les hypothèses, 
de quantifier les échecs (par exemple, de déterminer la taille réelle des corrélations étabhes par 
hypothèse à 0) ou de déterminer l'impact des échecs sur les résultats des modèles. EK se fient 
plutôt à des arguments de commodité (le modèle est "simple et résoluble" et il "permet le 
Hssage", Kadane 1986, p. 13). Ils ont également mis au point leur propre variation sur le thème 
"rien n'est parfait": 

[... ] dans les applications, seul un utilisateur fort naïf croirait à la vérité Httérale des 
hypothèses. Ainsi, lorsque je propose et utiHse une hypothèse, je veux dire que je crois 
à la vérité de quelque chose qui s'en rapproche, mais je ne veux sûrement pas dire que 
c'est exactement ça la vérité [ . . . ] " (TRADUCTION) (Kadane 1986, p. 14). 

Qu'est-ce qui incite EK à penser que "quelque chose qui se rapproche" de leur modèle est vrai? 
Même lorsqu'elles sont réunies, la commodité et l'imperfection de ce monde ne valident pas 
une hypothèse et ne quantifient pas l'impact d'un échec. 

Passant à un autre front, EK nous accusent d'avoir posé nos propres hypothèses non véri
fiées. Notre culpabilité à cet égard ne sous-entend certainement pas leur innocence; quoi qu'il 
en soit, nous nions les accusations, du moins pour la plupart. Trois exemples donnent la saveur 
de nos "hypothèses non vérifiées" (p. 58): 

i) On relève toujours un certain niveau de sous-dénombrement, modeste, dans les recen
sements. 

ii) Les membres de minorités qui vivent dans les villes centrales ont des chances d'être différents 
de ceux qui vivent dans les banheues. 

iii) Le taux de sous-dénombrement était relativement élevé dans les régions ayant fait l'objet 
d'un recensement classique. 

L'hypothèse i) semble toujours valable. Si EK le concédaient, nous pourrions tous faire gagner 
beaucoup de temps aux tribunaux et laisser à d'autres collaborateurs les pages des revues spé-
ciahsées. L'hypothèse ii) est évidente pour quiconque a passé quelques jours dans une grande 
ville américaine; s'il faut absolument des données, toutefois, voir Freedman et coll. (1991), 
où l'on fait aussi le point sur certains ouvrages connexes. Quant à l'hypothèse iii), nous aurions 
dû préciser "taux de sous-dénombrement estimatif". Touché! 

La preuve des hypothèses 

Un exemple suffit. EK affirment (p. 57) ce qui suit: 

[... ] le recensement s'effectue plus difficilement dans certaines régions et [... ] les taux 
de sous-dénombrement calculés à l'aide des données du PEP sont plus élevés dans 
les régions où le taux de réponse par la poste est relativement faible et la proportion de 
données manquantes plus élevée et où il est plus difficile de respecter le taux d'échantil
lonnage spécifié pour les questionnaires complets du recensement. 

(Pour un examen sommaire des séries du PEP, voir les sections 2 et 8 ci-dessus.) Ici, EK prouvent 
tout au plus que les données du PEP ont un rapport avec les taux de sous-dénombrement; nous 
ne l'avons jamais nié. Il n'est cependant pas possible de résumer tous les rapports dans un 



76 Freedman et Navidi: Aurions-nous dû redresser le recensement de 1980? 

modèle de régression. Pour amorcer leur modèle, EK s'en tiennent à une phrase: "Il n'y a rien 
qui laisse croire que la combinaison de sources d'information soit une opération incohérente 
ou inhabitueUe". La faiblesse de l'argumentation surprend, car les seuls critères à respecter 
sont les suivants: i) le modèle ne devrait comporter aucune contradiction interne; ii) un tiers 
devrait déjà avoir fait quelque chose de semblable. 

Le redressement pour les petites régions 

Plus tôt, EKT ont semblé concéder qu'ils ne pouvaient pas procéder à un redressement pour 
les petites régions (p. 943, ainsi que la section 4 de notre article principal). EK se ravisent main
tenant (p. 60), citant les travaux de Tukey et de Wolter et Causey. Nous avons passé ces travaux 
en revue dans l'annexe de notre étude. Nous ne les avons pas trouvés convaincants et avons 
expHqué pourquoi. EK ne répondent pas à nos arguments. 

Le tableau 5 d'EKT 

EK prétendent que notre argumentation va trop loin. Pourtant, leur tableau 5 est censé 
montrer que les séries du PEP qu'ils jugent supérieures correspondent, en règle générale, aux 
estimations synthétiques. Une teUe correspondance ne démontrerait la valeur du PEP que si 
on savait les estimations synthétiques exactes. Comme on l'a vu plus haut, cette prémisse est 
douteuse. 

De plus, étant donné l'échelle retenue par EKT, nous avons trouvé un niveau remarquable 
de discordance parmi les séries du PEP qu'ils jugent supérieures. La réponse d'EK: après avoir 
privilégié huit séries du PEP sur douze, ils veulent maintenant en éhminer deux autres (du mois 
d'août). La démarche est mauvaise, notamment du fait que l'écart extrême noté dans notre 
équation (8) tient compte des séries du mois d'avril. Ensuite, EK établissent une moyenne pour 
leurs séries jugées supérieures. La mise en moyenne des résultats d'une analyse de sensibilité 
dans le but de réduire la variation représente une notion bizarre, comme nous l'avons expliqué 
dans la section 5 de notre étude principale. Nous y reviendrons plus loin. 

EK poursuivent comme suit (p. 59): 

Il y a un point plus important encore toutefois: les quatorze formes de redressement 
[soit les douze séries du PEP et les deux redressements synthétiques] ont pour effet 
d'améliorer les chiffres du recensement en transférant des parts de population des régions 
où il n'y a pas eu beaucoup de problèmes de recensement vers ceUes où les problèmes 
étaient nombreux. 

Cela tient de l'euphémisme. Comme en atteste le tableau 5 d'EKT (voir aussi EKT, p. 927 et 
EK, p. 58), les régions où les problèmes de recensement étaient nombreux correspondent à celles 
comptant une forte concentration de personnes appartenant à une minorité. Pourtant, comme 
nous l'avons exphqué en répondant à Fienberg, les sièges de la députation et les recettes fiscales 
sont répartis parmi des secteurs géographiques plutôt que parmi des groupes raciaux ou 
ethniques. La question fondamentale est de savoir si le redressement améliorerait l'exactitude 
des parts de population pour les petites régions, à savoir les États, les villes et les comtés. Le 
tableau 5 d'EKT, pour sa part, concerne de vastes regroupements de viUes et d'États. Ces 
groupements paraissent artificiels. 

Quelle série du PEP faut-il utiliser? 

EK tentent encore une fois (p. 59) de justifier la supériorité qu'ils attribuent à huit des douze 
séries du PEP en lice; ils cherchent particulièrement à éliminer notre série-repère 10-8. Ils invo
quent, pour argument principal, la concordance avec l'analyse démographique à l'échelle natio
nale. Ils soutiennent également que "les résultats relatifs aux régions à forte concentration de 
Noirs sont conformes aux résultats de l'analyse démographique' '. Il doit y avoir eu un ghssement 
de sens, car l'analyse démographique ne donne aucun résultat en deçà du niveau national. 
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EK donnent à entendre (p. 59) que la concordance compte pour beaucoup, puisque l'analyse 
démographique "produit une estimation juste du taux de sous-dénombrement national". 
L'analyse démographique est vraisemblablement plus fiable que le PEP. Elle n'est pas pour 
autant exempte de vrais problèmes; voir la discussion sur l'article de Cressie ci-dessus. La 
concordance constitue un argument faible. 

Par ailleurs, toute correspondance entre le PEP et l'analyse démographique au niveau de 
l'ensemble masque des écarts appréciables au niveau désagrégé, comme Jeff Passel l'a prouvé 
devant le tribunal. Nous avons résumé les arguments ailleurs, mais nous les reprenons encore 
une fois. La série PEP 2-9 est considérée comme la necplus ultra des séries jugées supérieures 
par EKT; le tableau B compare les résultats de la série 2-9 à l'analyse démographique. Ainsi, 
la série PEP 2-9 sous-estime légèrement les hommes de race noire et surestime de 100% les 
femmes de race noire, alors qu'elle sous-estime de 33% les hommes de race blanche et surestime 
les femmes de race blanche (0.5% contre 0). La correspondance s'est dissipée. 

Par surcroît, la défense d'EK n'est pas tout à fait cohérente. Comparons, par exemple, les 
pages 59 et 60. À la page 59, les taux de sous-dénombrement à l'écheUe nationale sont impor
tants, alors qu'à la page suivante, la variation des taux de sous-dénombrement à l'échelle 
nationale a une importance négligeable. De plus, la position du moment - mise en moyenne 
sur un certain nombre de pages - ne concorde pas avec celle prise par le National Academy 
of Science Panel, où siégeaient notamment Steve Fienberg et Jay Kadane: 

Il existe plusieurs motifs, tant a priori qu'a posteriori, pour appuyer les diverses séries 
PEP individueUes tirées de cette liste de douze... Par exemple, l'estimation 10-8 atténue 
le problème des personnes ayant déménagé du fait qu'eUe utilise l'échantillon P du mois 
d'août... On retrouve ces points, et d'autres encore, dans l'affidavit de Bailar relatif 
à la cause Cuomo v. Baldrige. (TRADUCTION) 

Le recours à ces douze estimations a produit des estimations fort différentes de la sous-
représentation des groupes démographiques à l'échelle nationale... Certains analystes 
proposent de rétrécir considérablement le nombre d'estimations acceptables. Par exemple, 
Ericksen les éhminerait toutes, sauf les estimations 2-8,2-9,3-8 et 3-9, parce qu'elles sont 
fondées sur des données du mois d'août (où il y a un taux plus élevé de cas d'appariement 
non réglés) ou parce qu'elles s'appuient sur des hypothèses extrêmes pour redresser les 
données manquantes. Même au sein de cette série restreinte, toutefois, le taux de sous-
dénombrement à l'échehe nationale varie entre 0.8% et 1.4%. [Cohen et Citro 1985, 
p. 147-148] 

Bref, même parmi les séries jugées supérieures par EK, les résultats varient selon le modèle 
d'imputation utihsé. Il n'existe également aucun motif valable d'établir une discrimination 
contre notre série-repère 10-8. 

Tableau B 

Comparaison de deux méthodes d'estimation des taux de sous-dénombrement 
dans le recensement de 1980: analyse démographique (AD) 

et série PEP 2-9. 

AD PEP 2-9 

Hommes de race noire 8.8 8.1 
Femmes de race noire 3.1 6.4 
Hommes de race blanche 1.5 1.0 
Femmes de race blanche 0.0 0.5 

Source: Fay et coll. 1988, annexe D. 
Note: L'analyse démographique est fondée sur la série DA-2; l'expression "race blanche" englobe 

les "autres races". 
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De même, EK affirment (p. 58) que "la méthode synthétique B de Schirm et Preston, [... ] 
même si elle représente une amélioration par rapport aux chiffres non redressés, est nettement 
insuffisante". Cela contredit les positions précédentes du panel, qui étaient cependant provi
soires; voir Cohen et Citro (1985, p. 287) et notre étude (p. 8). 

Mise en moyenne et analyse de sensibilité 

EK nous invitent (p. 60) à remplacer les diverses séries du PEP par la moyenne et à considérer 
les écarts de l'é.q.m. par rapport à la moyenne. En étabhssant douze formules d'imputation 
différentes, on cherchait cependant à mesurer l'impact de la modéhsation. C'est pourquoi 
l'intervalle de variation constitue la statistique appropriée: deux modèles d'imputation choisis 
au hasard peuvent donner des résultats semblables, mais un troisième peut être fort différent. 
Au bout du compte, EK veulent procéder à une analyse de sensibilité, mais ils minimisent 
l'importance de tout modèle qui se distingue des autres. 

EK proposent encore de soustrah-e, des estimations de chaque série pour les 66 régions étudiées, 
le taux de sous-dénombrement estimatif à l'échelle nationale. Ils supposent tacitement - et sans 
fondement - qu'un modèle d'imputation vaut pour l'ensemble du pays. Notre analyse suppose 
pour sa part que différents motifs peuvent expHquer les données manquantes dans diverses 
parties du pays (sec. 7.1). 

D'autre part, EK proposent de nouveaux motifs pour rejeter la série PEP 10-8 (p. 61). 
L'argument se résume comme suit: si les séries qu'ils jugent supérieures sont valables, notre 
série-repère 10-8 ne l'est pas. Exactement. Inversement, si la série 10-8 est valable, leurs séries 
ne le sont pas. Autrement dit, le choix de la série du PEP à utiliser a son importance. Lorsqu'on 
estime de faibles taux de sous-dénombrement, des données manquantes qui représentent huit 
points de pourcentage comptent pour beaucoup. Aucune manipulation statistique ne peut 
modifier cette réalité gênante. 

Reproduction 

EK soutiennent ce qui suit: 

L'inconvénient de la critique de FN est qu'ils n'ont pas reproduit correctement notre 
méthode de sélection. Comme nous l'avons expliqué dans EKT et dans d'autres ouvrages 
(Ericksen et Kadane 1985; 1987, section 6), 

i) les observations ont été pondérées par l'inverse de l'erreur-type des estimations 
d'échantillon initiales. 

ii) " [ . . . ] L'estimation du taux de sous-dénombrement que nous avons calculée est la 
moyenne pondérée d'une estimation par régression et des estimations d'échantillon 
initiales [ . . . ] " [p. 61-62; l'ordre des points a été interverti] 

Malheureusement, EK confondent deux questions: i) comment choisir des variables; ii) quoi 
faire après les avoir choisies. S'agissant du point ii), EK utihsent le modèle de régression bayesien 
hiérarchique de Lindley-Smith. Il n'y a qu'une ombre au tableau: le paramètre a^, inconnu, 
doit être estimé; voir FN, p. 5 et II. 

Une fois les variables sélectionnées et a^ estimé, il ne reste aucune ambiguïté quant à l'esti
mateur d'EK. Voir l'équation (3) d'Ericksen-Kadane (1985), l'équation (9) de FN ou les notes 
au tableau 8 de notre étude principale. En effet, nous avons pu reproduire leurs chiffres devant 
le tribunal; le juge a même souligné l'exactitude des ordinateurs de Berkeley. Illustrons le point 
à nouveau, au moyen de données tirées d'EKT. On peut extraire du tableau 10 leur estimateur 
composite fondé sur la série PEP 2-9. Leur premier exemple est la ville de Saint Louis, et la 
valeur qu'ils obtiennent pour l'estimateur est la suivante: 

1.24 -I- 0.66 -I- 4.16 -I- 1.09 = 7.13. 
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Notre valeur est 7.12. (L'écart le plus important que nous avons trouvé concernait Dallas: 6.22 
contre 6.18.) Armés des variables, nous pouvons nous occuper du reste. 

La plus grande partie de la discussion dans FN et dans le présent document porte sur ce qu'on 
fait après avoir retenu les variables et n'est donc pas assujettie aux critiques d'EK concernant 
des erreurs de reproduction. Nous n'avons notamment pas à rougir de notre tableau 8, même 
si EK l'ont nommément pris à partie dans leur exposé. Ce tableau n'a en effet rien à voir avec 
l'algorithme pour la sélection des variables, et nous en défendons toujours le contenu. 

Il en va autrement de nos équations (11-12), du tableau 7 et des tableaux 9-10, qui corres
pondent aux tableaux 5 et 6 dans FN. Ces calculs dépendent effectivement de l'algorithme de 
sélection des variables, et nous en abordons l'incidence un peu plus loin, après avoir établi un 
contexte. 

En 1986, EK ont critiqué nos simulations, mais pour d'autres motifs: les simulations s'ins
piraient de la fameuse série 10-8. L'opposition des MCO et des MCG a été passée sous silence. 
En 1989, EKT ont critiqué les simulations de nouveau, pour d'autres motifs encore: i) nous 
nous sommes limités aux modèles comportant trois variables; ii) nous n'avons pas exigé que 
les coefficients soient significatifs. 

Aujourd'hui, EK soulèvent pour la première fois la question de l'opposition des MCO et 
des MCG. En réponse, nous reprenons encore une fois nos calculs, en faisant appel aux MCG 
et à des observations "pondérées par l'inverse de l'erreur-type des estimations d'échantillon 
initiales"; les coefficients doivent être significatifs, mais les valeurs négatives sont permises. 
Nous traitons d'abord des équations (II) et (12); les valeurs t figurent entre parenthèses. 

(MCO 11) PEP 2-9 = -2 .23 -f .079 min -l- .036 crim + .028 class -I- résidu 
(-4.0) (5.4) (3.6) (3.5) 

é.q.m. = 1.53. 

(MCO 12) PEP 2-9 = .120 min -l- .026 crim -f .029 class - .176 pauv -l- résidu 
(7.6) (3.4) (3.8) (-4.4) 

é.q.m. = 1.49. 

(MCG II) PEP 2-9 = -3 .37 -l- .054 min -l- .061 crim -l- .026 class -l- résidu 
(-6.0) (3.6) (5.4) (5.0) 

é.q.m. = 1.60. 

(MCG 12) PEP 2-9 = .118 min -I- .030 crim -l- .031 class - .217 pauv -t- résidu 
(7.3) (4.1) (5.2) (-5.4) 

é.q.m. = 1.53. 

Min est le pourcentage de minorités; crim, le taux de criminahté; class, la proportion de la 
population qui a été recensée selon la méthode classique; pauv, le pourcentage de la population 
qui vit sous le seuil de la pauvreté. 

Ainsi qu'on pourra le voir, les pondérations ont une incidence qualitative néghgeable 
(bien que l'écart soit appréciable au niveau des valeurs t). Sous un régime comme sous l'autre, 
la valeur de pauv est très significative. En outre, l'équation qui tient compte de la pauv est 
supérieure, car les résidus y sont moins élevés. 

Plus une région est pauvre, moins le sous-dénombrement y est important. C'est du moins 
ce que "montre" l'équation (12); les autres variables (par exemple, la composition raciale, le 
taux de criminalité et la méthode de dénombrement) sont contrôlés au moyen de la régression. 
Cette constatation ne concorde pas avec la théorie du sous-dénombrement d'EK, malgré 
l'argument ingénieux des auteurs à la page 62. 
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La meilleure équation qui satisfasse les critères actuels d'EK est effectivement l'équation 
(MCG 12). EHe ne comporte aucun terme d'ordonnée à l'origine. Lorsque pareil terme est 
nécessaire, la meilleure équation est la suivante: 

PEP 2-9 = 1.260 + 2.609 VC -I- .109 min -l- .0262 class - .190 pauv -i- résidu 
(2.1) (2.9) (5.1) (4.1) (-3.1) . . 

é.q.m. = 1.56. 

(VC est l'indicateur de ville centrale.) Ainsi, EK ne peuvent pas avoir sélectionné leurs variables 
exactement comme ils l'affirment. 

Encore une fois, le critère pauv est fortement négatif. Au sein d'une ville centrale, il n'y 
a que deux variables: min et pauv. D'après l'équation, plus un quartier minoritaire est pauvre, 
plus il est facile à dénombrer. 

(L'équation (2) d'EKT représente une régression différente par les MCG, la matrice de 
covariances étant s^I -l- K plutôt que K, s^ étant la valeur estimative de CT^ et K étant la matrice 
de covariances fondée sur l'échantillon des sous-dénombrements bruts. Voir les équations (1-6) 
de notre étude.) 

Nous voulions justement souligner (p. 16) qu'EK ne pouvaient pas déduire le modèle à partir 
des données; le passage aux MCG ne les aide pas vraiment. D'autre part, EK affirment ce qui 
suit (p. 63): 

La vraie question est de savoir dans queUe mesure les estimations calculées à l'aide des 
différentes équations de régression varient entre elles. La réponse, comme nous l'avons 
vu plus haut, est que les taux dé sous-dénombrement ne diffèrent pas sensiblement les 
uns des autres. 

Ils soulignent ainsi un enjeu réel parmi tant d'autres (il faut notamment tenir compte de l'inci
dence de la sélection des variables sur les variances nominales; voir Fay 1992). Par contre, si 
EK reviennent à leur position de 1986, selon laquelle ils peuvent procéder à des redressements 
pour les sous-régions, la sélection des variables aura une importance incontestable: 

Pour les 66 régions à l'étude, le choix des variables a une incidence sur le redressement, 
mais l'impact n'est pas appréciable étant donné que les deux jeux de variables s'étendent 
pour l'essentiel sur la même largeur de colonnes. Par contre, si l'on extrapole pour 
englober les sous-régions, le choix des variables revêt une importance considérable. 
(TRADUCTION) (FN, p. 9) 

Tableau C 
Écarts quadratiques moyens calculés à partir des équations de régression pour les séries 

PEP 2-9 et PEP 10-8. Les variables explicatives sont la proportion de minorités 
dans la région étudiée, la proportion de la population recensée 

selon la méthode classique et soit le taux de criminalité 
ou la proportion de population urbaine. 

PEP 2-9 

PEP 10-8 

Moindres 

Taux de 
criminalité 

1.53 

1.35 

carrés ordinaires 

Proportion de 
population urbaine 

1.54 

1.33 

Moindres carrés généralisés 

Taux de 
criminalité 

.1.60 

1.39 

Proportion de 
population urbaine 

1.57 

1.35 
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Tableau D 

Simulation pour le choix de variables. Série PEP 2-9 considérée comme la réahté; 
la "proportion de population urbaine" (Urb) est admise parmi les variables explicatives. 

Le tableau indique le nombre de fois qu'a été choisie chaque variable et la valeur moyenne du 
coefficient correspondant (pour le nombre de fois qu'a été choisie la variable); 100 séries de 
données ont été produites. Dans un régime comme dans l'autre, les coefficients doivent être 

significatifs; selon le régime des MCG, les valeurs négatives sont permises. 

VC 
Min 
Crim 
Class 
Ed 
Pauv 
Lang 
LM 
Urb 

Moindres carrés ordinaires 

Nombre de fois 
sélectionnée 

17 
82 
53 
93 

5 
1 

17 
0 

23 

Valeur moyenne 
du coefficient 

2.954 
0.071 
0.053 
0.028 
0.085 
0.135 
0.315 
***** 
0.060 

Moindres carrés généralisés 

Nombre de fois 
sélectionnée 

34 
92 
40 
94 
U 
25 

5 
18 
19 

Valeur moyenne 
du coefficient 

2.922 
0.084 
0.055 
0.028 

-0.099 
-0.212 

0.417 
-0.048 

0.053 

Notes: VC est l'indicateur de ville centrale; Min, le pourcentage de minorités; Crim, le taux de criminalité; Class, 
la proportion de la population qui a été recensée selon la méthode classique; Ed, la proportion de personnes 
qui n'ont pas de diplôme d'études secondaires; Pauv, le pourcentage de la population qui vit sous le seuil 
de la pauvreté; Lang, la proportion de personnes qui maîtrisent difficilement la langue anglaise; LM, le 
pourcentage de la population qui habite un immeuble à logements multiples. 

Passons maintenant au tableau 7 et refaisons-en les calculs au moyen des MCG. Comme 
le montre le tableau C, le pourcentage de la population urbaine constitue une meilleure variable 
que le taux de criminalité, qu'on utihsé les MCG ou les MCO; de plus, la série PEP 10-8 s'avère 
meilleure que la PEP 2-9. Les motifs invoqués par EK pour exclure la série 10-8 ne résistent 
pas à l'inspection. 

La simulation du tableau 9 donne à peu près les mêmes résultats, que l'on retienne les varia
bles ajustées par les MCO ou cellles ajustées par les MCG. Le tableau D répète la simulation 
du tableau 10, en incorporant l'ajustement par les MCG. EK ont raison: urb intervient un peu 
moins souvent et VC, nettement plus souvent. Toujours est-il que urb s'avère supérieur à trois 
des variables d'EK (il s'en est fallu d'un cheveu dans le cas de LM). Par ailleurs, les signes 
négatifs ne sont certainement pas rares avec l'application des MCG, et ils ont les conséquences 
paradoxales notées ci-dessus. 

Conclusions 

EK affirment ce qui suit (p. 64): 

Freedman et Navidi placent les données redressées à un niveau plus élevé que les données 
non redressées. Ils tiennent pour acquis, malgré des dizaines d'années de compilation 
de renseignements au Census Bureau, que les données non redressées sont exactes et ils 
ne semblent pas être conscients de l'existence d'un biais important dans les régions. 
Tout cela est faux. Notre article commence par une discussion des erreurs du recensement, 

de leur variation selon la région et des incidences sur les ressources. Nous estimons par contre 
que la réahsation des recensements de 1980 et 1990, dont l'exactitude globale est estimée à 98% 
ou 99%, constitue tout un exploit. Deux siècles d'expérience ont permis de perfectionner les 
compétences gestionnelles, et des centaines de milHers de citoyens ont mis la main à la pâte. 
Ces deux recensements n'étaient pas parfaits, mais ils ont été de francs succès. 
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Ericksen et Kadane proposent une méthode statistique inédite qui, affirment-ils, représente 
une améhoration par rapport au recensement. Nous leur répondons ceci: montrez-nous. 
Faites-en la preuve, non selon les normes de la physique d'une part ou des recherches en matière 
de perception extra-sensorielle de l'autre, mais selon les normes de l'argumentation rationnelle. 
Au terme de deux poursuites devant les tribunaux et d'innombrables articles dans les revues 
spéciaHsées, nous concluons qu'Ericksen et Kadane n'en ont pas encore fait la preuve. Aux 
lecteurs d'en juger. 
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Estimation du maximum de vraisemblance avec contrainte 
(MVC) dans le lissage des taux de sous-dénombrement 
du recensement selon l'approche empirique de Bayes 

NOËL CRESSIEl 

RÉSUMÉ 

Une façon de calculer le sous-dénombrement au niveau infra-national (par ex. : pour un État) est de prendre 
des données-échantillon d'une enquête postcensitaire et de les lisser suivant un modèle linéaire de variables 
explicatives. Le rapport entre la variance de l'erreur d'échantillonnage et la variance de l'erreur de modèle 
correspondante détermine le degré de lissage. L'estimation par la méthode du maximum de vraisemblance 
peut mener à un hssage excessif et, par conséquent, rendre le calcul du sous-dénombrement trop tribu
taire du modèle linéaire. Les estimateurs du maximum de vraisemblance avec contrainte (MVC) ne 
présentent pas de tels inconvénients. Dans cet article, on traite la prévision empirique de Bayes du sous-
dénombrement fondée sur l'estimation MVC et on la compare, par des exemples et des simulations, à 
celle fondée sur la méthode du maximum de vraisemblance et à celle fondée sur une méthode des moments. 
Les propriétés de distribution pour grand échantillon des estimateurs MVC permettent un calcul précis 
de l'erreur quadratique moyenne de prévision des filtres de lissage fondés sur l'estimation MVC. 

MOTS CLÉS: Modèle linéaire; maximum de vraisemblance; maximum de vraisemblance avec contrainte; 
composantes de la variance. 

1. INTRODUCTION 

Malgré tous les efforts que l'on déploie dans un recensement pour dénombrer toute la popu
lation, les chiffres finals sont inexacts pour une multitude de raisons. Le personnel affecté au 
recensement - depuis le directeur de la division jusqu'aux miUiers d'employés temporaires 
engagés comme recenseurs - est chargé d'une tâche gigantesque dont le succès dépend de la 
capacité de chacun d'accomplir son travail à la perfection. 

En outre, il faut espérer que les manifestations de phénomènes naturels incontrôlables 
(par ex.: conditions atmosphériques, catastrophes naturelles) n'auront pas de conséquences 
inattendues sur les résultats. De toute évidence, dans un pays de la taille des É.-U. (en population 
comme en superficie), beaucoup de facteurs peuvent contribuer à fausser les chiffres du 
recensement. Cependant, la taille n'est pas le seul problème; l'hétérogénéité démographique 
et géographique peut fausser les chiffres de différentes façons. 

Les inexactitudes s'expriment normalement par un sous-dénombrement, de sorte qu'une 
valeur négative signifie un surdénombrement. Supposons que les É.-U. sont divisés en / régions, 
i = 1, ..., n, (par ex.: les 50 États plus le District de Columbia). Pour la région /, soit Tj 
l'effectif réel (inconnu) de la population et G, l'effectif recensé. Alors, le sous-dénombrement, 
exprimé en pourcentage de l'effectif réel, est défini par l'expression: 

Uj^ {{Tj- C,)/r ,)I00. (l .I) 

Les différences de taux de sous-dénombrement posent un problème sérieux lorsque les 
chiffres du recensement doivent servir à la répartition du pouvoir et des ressources monétaires 
entre les régions et les sous-régions. (Pour un examen détaiUé de la question, se référer à Ericksen 
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et Kadane 1985, Freedman et Navidi 1986 et Cressie 1988.) Des États comme la Cahfornie, 
le Texas et New York profiteraient largement d'un redressement en fonction du sous-
dénombrement, c.-à-d. de la substitution de F,C, à C,- où F, est un facteur de redressement. 
Le facteur de redressement approprié est 

Fj = Tj/Cj, (1.2) 

et ce facteur est lié au sous-dénombrement par la relation suivante, 

Fj= {1 - Uj/100]-\ 

L'équation (1.2) se prête mal à un redressement car on ne connaît pas l'effectif réel de la popu
lation, Tj. Afin d'obtenir de l'information supplémentaire qui permettra d'estimer F,, le 
Census Bureau des É.-U. effectue une enquête post-censitaire (EP) qui permet de savoir 
si certaines personnes, en l'occurrence celles incluses dans l'échantillon de l'EP, ont été 
recensées ou non (voir, par exemple, Wolter 1986). L'enquête implique la participation de 
plusieurs centaines de milHers de ménages et produit des facteurs de redressement "bruts" 
[Yj : i = 1, . . . , « ) qui doivent être hssés. 

Supposons que, étant donné Fj, 

Yj~Gau{Fj,ôf), (1.3) 

c'est-à-dire que Y,, moyennant F,, suit une distribution gaussienne de moyenne F, et de 
variance èf. Si on pose en plus l'hypothèse d'indépendance, on obtient 

y~Gau(F,A), (1.4) 

oîi y = {Yi Y„)', F = {Fi, ..., F„) ' et A est la matrice diagonale n x n diag 
{ôî...,ôl]. 

Supposons maintenant que 

F~Gau{X0,T{T^)), (1.5) 

oîi A'est une matrice n x p de variables exphcatives, 0 est un vecteur/? x I de coefficients 
(inconnus) du modèle linéaire, T{T^) est une matrice diagonale n x n: 

r{T^) = r^D (1.6) 

et£) = diagi I/Cj, . . . , I/C„). Le modèle hétéroscédastique défini par les expressions (1.5) 
et (1.6) est analysé en profondeur dans Cressie (1990). Intuitivement, il est raisonnable de penser 
que dans le cas des régions à forte population, le facteur de redressement a une variance 
moins élevée; Cressie (1989) en fait la démonstration tant d'un point de vue bayesien que 
"fréquentiste". 

Le modèle défini par les expressions (1.4) et (1.5) peut aussi s'écrire: 

Y = X0-\-v + t, (1.7) 

oii les vecteurs n x 1 y et e sont statistiquement indépendants, v ~ Gau(0,r(T^)) et 
€ ~ Gau(0,A). Si nous supposons maintenant que les valeurs b\, ..., b], sont calculées à 
l'aide de formules de la variance d'échantillonnage adaptées à la base de sondage de l'EP, il 
ne reste plus que les paramètres 0et T^ a estimer. Par conséquent, les deux composantes de 
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variance A et T{T^) ne renferment qu'un seul paramètre inconnu, soit T .̂ Il est utile de souli
gner ici que les méthodes élaborées dans cet article peuvent être facilement généralisées au delà 
de ce simple problème de composantes de la variance. Le modèle hnéaire général est considéré 
dans la section 3. 

Dans la section 2, nous définissons le prédicteur de Bayes et le prédicteur empirique de Bayes 
de F. L'estimation de 0 est simple mais il y a plusieurs manières d'estimer T .̂ Dans la 
section 3, nous présentons trois méthodes d'estimation particulières: la méthode du maximum 
de vraisemblance (m.v.), la méthode des moments et la méthode du maximum de vraisemblance 
avec contrainte (MVC). Dans la section suivante, nous analysons l'effet de l'estimation de T^ 
sur l'erreur quadratique moyenne de prévision. Enfin, nous comparons les diverses méthodes 
par une simulation et un exemple dans la section 5 et présentons nos conclusions et une analyse 
dans la section 6. 

2. PREDICTION EMPIRIQUE DE BAYES 

Dans cet article, l'effectif réel de la population d'une petite région est réputé inconnu. Une 
fois que l'effectif recensé est connu, on révise le degré d'incertitude qui avait été associé à 
l'origine au "chiffre réel de population". Les modèles statistiques du sous-dénombrement 
dépendent donc des chiffres du recensement. Le modèle que nous avons défini dans la section 1 
au moyen des expressions (1.4), (1.5) et (1.6) servira dans les sections 2, 3 et 4. 

En utilisant un équivalent matriciel de la fonction quadratique de perte, on a pour prédicteur 
optimal E{F\Y) (Cressie 1990), qui est, 

p*{Y) ^ T{T^){A + r ( T 2 ) ) - ' r + [ / - T{T^){A + T{T^))-']X0 (2 . I ) 

et la matrice des erreurs quadratiques moyennes de prévision est, 

E[(F-p*(Y)){F-p*{Y))'] = [I-r{T^){A + T{T^))-']r{r^). (2.2) 

Pour ce qui a trait à la matrice de perte, L {F,p) = (F - p){F - p)',on voit facilement que 
(2.1) est un prédicteur de Bayes de F. De fait~ 0 et T^ sont inconmîs et l'expression (2.1) n'est 
donc pas une statistique (c'est-à-dire qu'eUe n'est pas strictement une fonction des observations). 
Selon l'approche bayesienne, il serait indiqué ici de définir d'autres distributions et hyper-
distributions a priori pour tous les paramètres inconnus. (Cette solution au problème des para
mètres inconnus est parfois appelée méthode hiérarchique de Bayes et exige une connaissance 
préalable de la variabiHté de processus que de nombreux scientifiques estiment ne pas avoir. 
Néanmoins, on peut souvent obtenir des estimateurs raisonnables avec les distributions et hyper-
distributions a priori non informatives.) Il arrive souvent que les distributions a posteriori 
posent des difficultés insolubles sur le plan analytique. Si le modèle et la distribution a priori 
étaient définis en fonction de leurs distributions conditionnelles, on pourrait se servir du modèle 
de Gibbs pour obtenir numériquement toutes les distributions marginales et les distributions 
conjointes voulues (voir, par exemple, Gelfand.et Smith 1990). 

La solution proposée dans cet article consiste à tenir tous les paramètres, sauf F, pour fixes 
mais inconnus et à utiUser les observations y pour estimer ces paramètres. C'est ce qu'on appelle 
la méthode empirique de Bayes. Bien que nous supposions dans cet article une distribution 
a priori paramétrique (conjuguée), nous pourrions aussi bien utiliser une distribution a priori 
non paramétrique (voir, par exemple, Laird et Louis 1987). 

Supposons maintenant que 0 est inconnu mais que T^ dans (1.6) est (pour l'instant) connu. 
En utilisant encore une fois l'équivalent matriciel de la fonction quadratique de perte, on obtient 
le prédicteur Hnéaire non biaisé optimal en substituant l'estimateur par les moindres carrés 
générahsés: 
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0 é {X'{A -H r{r^))-^X}-^X'{A -h T{T^))-^Y 

dans (2.1), ce qui donne 

P{Y;T^) = r ( r 2 ) ( A + r ( T ^ ) ) - ' y + II-T{T^){A + r ( r 2 ) ) - ' ) 

X{X'{A + r ( r ^ ) ) - ' ^ ) - ' A " ( A -h r ( r 2 ) ) - ' y = A{T^)Y (2.3) 

(Cressie 1990). La matrice des erreurs quadratiques moyennes de prévision est, 

Mi{T^) ^E[{F- p{Y; T^)){F - p(Y; T^))'] 

= A{T^)AA{T^)' + ( A ( T 2 ) - /)r(T2)(A(T^) - / ) ' . (2.4) 

De manière plus réaliste, T^ est aussi inconnu. On obtient un prédicteur empirique de Bayes 
en substituant un estimateur f^ dans A ( T ^ ) , ce qui donne 

p{Y;f^) = A{f^)Y. (2.5) 

On voit facilement que lorsque f ̂  est l'estimateur du maximum de vraisemblance de T^, l'équa
tion (2.5) est l'estimateur du maximum de vraisemblance du prédicteur de Bayes. 

Le prédicteur (2.5) a été proposé par Ericksen et Kadane (1985), puis critiqué par Freedman 
et Navidi (1986). À propos, les prédicteurs de Freedman et Navidi peuvent sembler différents 
des prédicteurs (2.1), (2.3) et (2.5) mais en réahté, ils leur sont identiques si l'on tient compte 
de l'équation A{A -\- B)~^B = {A~^ -\-B~^)~\oùAetB sont des matrices carrées telles 
que >1, BetA -^ B ont des inverses. 

En substituant f̂  dans (2.4), on obtient un estimateur de la matrice des erreurs quadra
tiques moyennes de prévision: 

Mi{T^) = A(f^)AA(f2)' -t- (A(f2) - I)V{T^){A{f^) - / ) ' . (2.6) 

Comme (2.6) ne dent pas compte de l'estimation de T^ dans p{Y; f ^ ) , il risque d'être un 
estimateur biaisé deE{ {F - p{Y; f^)) {F - p{Y; f^)) '}. Nous traitons plus en détail cette 
importante question dans la s~ection 4. 

Une fois calculés 0 et t^, on peut faire un diagnostic de modèle pour vérifier l'ajustement 
du modèle estimé. Par exemple, un graphique quantile-quantile mettant en relation les résidus 
normaHsés (A + F (f ̂ ) ) ~ '''' (^ - -^i§) et les statistiques d'ordre théoriques d'une distribution 
gaussienne d'unités n'a révélé aucun manque d'ajustement apparent pour le modèle utilisé dans 
la section 5. Le diagnostic de modèle est traité plus en détail dans la section 6. 

3. ESTIMATION DES PARAMÈTRES DE LA MATRICE 
DE VARIANCES 

Dans cette section, nous suppposerons le modèle Hnéaire général, 

Y ~ Gau{X0,l{y)), (3.1) 

où7 est le vecteur A: x 1 des paramètres de la matrice de variances. En particulier, le modèle 
défini par (1.4), (1.5) et (1.6) donne. 
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Ky) = A-\-r{T^), (3.2) 

où y consiste en un seul paramètre, T^. 

Si y est connu, on peut estimer facilement 0: 

0(y) ^ (X'l{y)-'X)-'X'l{y)-'Y. (3.3) 

Dans la réalité toutefois, 7 est inconnu et il faut l'estimer; en substituant son estimateur dans 
(3.3), on obtient un estim~ateur par les moindres carrés généralisés estimés de 0. Dans le reste 
de cette section, nous examinons trois méthodes d'estimation de 7. 

3.1 Estimation par la méthode du maximum de vraisemblance 

La fonction de vraisemblance logarithmique négative de |8 et 7 est: 

L(0,y) = (/î/2)log(27r) -I- (>/2)log(| X (7) I ) + 

(y2){Y-X0)"£{y)-'{Y-X0). (3.4) 

En minimisant cette fonction, on obtient les estimations les plus vraisemblables 0^i et 7n,f. La 
partie délicate de cette minimisation est de déterminer 7„f. L'algorithme de Gauss-Newton (ou 
de caractérisation) est décrit notamment dans Harville (~1977) et dans Mardia et Marshall (1984), 
et nous le reproduisons ici dans tous ses détails. 

Définissons, 

1,(7) = dl(y)/dyj;i= 1 k, 

l'{y) ^dl-'{y)/dyj= - E ( 7 ) - ' E , ( 7 ) E ( 7 ) " ' ; ' = l,...,k, 

le vecteur L.̂ , de dimension k x 1, dont l'élément / est défini: 

{Ly)j^ ( ' / 2 ) t r ( E ( 7 ) - ' S , ( 7 ) ) + (y^)(Y-X0)'l'{y){Y- X0), (3.6) 

et la matrice Jy, de dimension k x k, dont l'élément {i,j) est défini: 

{Jy),j^ ( ' / 2 ) t r ( E ( 7 ) " ' E , ( 7 ) S ( 7 ) - ' i : y ( 7 ) ) . (3.7) 

Alors, 

7 ( f + » ^ ^ ( 0 _ ( / (O)- i^ (O, (3,8) 

où Jjj'^ etZ,.^'' désignent respectivement Jy etLy, évalués à 7 = 7<̂ > et à jS =18(7'^'). 

Lorsque 7 consiste uniquement en r^ dans (1.6), l'algorithme (3.8) est particulièrement 
simple. Dans la simulation et l'exemple présentés dans la section 5, nous avons utihsé la valeur 
de départ 

(r^)*"' = 11/{n - p)}{Y - X{X'D-^X)-^X'D-^Y)'D-^ 

{Y - X{X'D-^X) -^X'D-^Y). (3.9) 

(3.5) 



88 Cressie: MVC dans le lissage des taux selon l'approche empirique de Bayes 

Alors (3.8) est, 

(^2)(f + i) ^ (^2)(o _ { ( , / , ) ^ y^Cjbf + (r^) ( ^ ) ) 2 ) - ' £ , ( " ; £ = 0, I , (3.10) 
/ = i 

ou 

ur - ('/2) Y y(Cibf+ {T')<'^) 
1 = 1 

- ('/2){y-A'|((r2)'' '))'diag(C,/(C,Ô,- + ( r ' ) ' ' ' ) ' ) ( r - ^ l ( ( ^ ^ ) " * ) ) - (3.11) 

En itérant (3.8) jusqu'à convergence, on obtient l'estimateur du maximum de vraisemblance 
7n,,, qui, une fois substitué dans l'équation (3.3), donne l'estimateur du maximum de vraisem
blance 0{ymt)- Suivant des conditions de régularité appropriées (voir, par ex. Mardia et 
Marshall 1984), {0{ymt)',ymt) ' suit approximativement une distribution gaussienne multi
dimensionnelle qui à pour moyenne (0' ,y')' et pour matrice de variances asymptotiques 

( ^ ' E ( 7 ) " ' ^ ) ~ ' 

0 
(3.12) 

lorsque 7 consiste uniquement en T^ dans (1.6), la matrice (3.12) devient. 

2\ - 1 -{X'l{r')-'X) 

[c/o Y 
^ / = i 

2 x 2 I I / (C,Ô/-H r') 
(3.13) 

En pratique, on obtient les variances et les covariances estimées en évaluant (3.12) en fonction 
de l'estimation la plus vraisemblable y^e. 

3.2 Estimation par la méthode des moments 

Il n'existe pas d'estimateur par la méthode des moments particulier pour 7, l'essentiel est 
i'apparier les moments d'ordre inférieur des observations avec les moments empiriques 
correspondants. Si on n'utihse que les moments du premier ordre et du deuxième ordre, il est 
clair que l'hypothèse gaussienne en (3.1) est superfli 

<snit A/ i inp mat r i rp svmétr inne déf in ie nnsi t ive. C 

u apparier tes iiiuiiiciiis u u iu ic iiiiciicui ucs uus 
correspondants. Si on n'utihse que les moments du 
clair que l'hypothèse gaussienne en (3.1) est superflue. 

Soit U une matrice symétrique définie positive. Considérons l'estimateur par régression 
pondéré, 0u = {X' U~^X) ~^X'U~^Y, et les résidus pondérés, 

ef^= U-''''{I - X{X'U-^X)-^X'U-^)Y. (3.14) 

Alors, par des opérations simples de l'algèbre matricieUe, nous avons 

Edbiu) = tr(£(7)nc;), (3.15) 



Techniques d'enquête, juin 1992 89 

oiiUu= U-^ - Lf-'A'(A"Lf-iA')-'A"L^-i.EnsupposantqueE(7) = A -f 7,r, -I- . . . -I-
y/cTic, où les F, sont connus, on obtient, 

k 

Y yitT{TjUu) = E{eieu) - tr{Anu). 
i=\ 

En choisissant k Uj différents, j = 1, .. .,k (par ex.: Ui,U\ t/f), on obtient k équations 
avec k inconnues: 

k 

Y 7,tr (Tĵ uj ) = eujeuj - tr ( AĤ ,̂ . ) ; y = I, . . . , A:, (3.16) 
1=1 

lesqueUes peuvent être résolues en 71, . . . , 74- H est essentiel de vérifier si la solution 7 
appartient à l'espace des paramètres (7: Y,'i=\ yt^i est définie positive). 

Lorsque 7 consiste uniquement en T^ dans (1.6), une seule matrice U dans (3.16) est 
nécessaire. Avec les prédicteurs antérieurs du sous-dénombrement, l'estimation de r^ reposait 
sur U = /(Ericksen et Kadane 1985; Freedman et Navidi 1986; Ericksen, Kadane et Tukey 
1989); cependant, une petite étude de sensibilité concernant le modèle hétéroscédastique (1.6) 
a permis de croire qu'il existait un meilleur estimateur. 

Choisissons L̂„ = A -I- F (a) dans (3.15) comme une reproduction du modèle (1.7). Alors, 
quand a = r^ (la valeur vraie), Fay et Herriot (1979) montrent que 

EdbjuJ = n - p, (3.17) 

où n est le nombre de régions, p est le nombre de variables prédictives dans la matrice X(par ex. : 
p = 3 pour le modèle utilisé dans la section 5) etçu est le résidu normalisé défini en (3.14). 
Par conséquent, l'estimateur par la méthode des moments proposé pour r^ est la valeur de 
pour laquelle a. 

ibju„ = n - p, (3.18) 

cette équation peut être résolue à l'aide de la méthode itérative de Newton-Raphson ou d'une 
méthode de fractionnement simple; désignons l'estimateur en question par f̂ m-

Fay et Herriot (1979) notent que les estimateurs f ̂ m et f ̂ f se distinguent l'un de l'autre 
surtout par la façon dont les régions avec de faibles valeurs b} sont pondérées dans le processus 
d'estimation; pour de teUes régions, les carrés des résidus ont relativement plus de poids avec 
f mf qu'avec f̂ m- Compte tenu de cette observation et des résultats d'une petite étude de 
simulation sur le biais, Cressie (1990) a donné la préférence à f̂ m- Néanmoins, du point de 
vue asymptotique, f ̂ ( est parfaitement efficient et répond à une loi de distribution connue. 
En revanche, le fait qu'il n'existe aucune loi de distribution (asymptotique) particulière pour 
fmf pose des problèmes propres à ce paramètre, par ex.: comment faire de l'inférence sur ?„„ 
et comment corriger l'erreur quadratique moyenne de prévision (section 4). Nous proposons 
ci-dessous un estimateur plus acceptable, supérieur à l'estimateur du maximum de vraisem
blance au point du vue du biais. 

3.3 Estimation par la méthode du maximum de vraisemblance avec contrainte (MVC) 

Il s'agit, ici, de trouver un estimateur convenable des paramètres de la matrice de variances 
7, de (3.1). La méthode du maximum de vraisemblance avec contrainte (MVC), élaborée par 
Patterson et Thompson (1971, 1974), applique le principe du maximum de vraisemblance aux 
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contrastes d'erreur plutôt qu'aux données proprement dites. (Rao 1979, appelle cette méthode 
MVM - maximum de vraisemblance marginal - en ce qui regarde l'estimation des composantes 
de variance. Récemment, des auteurs l'ont appelée méthode du maximum de vraisemblance 
résiduel, bien qu'ils aient conservé le sigle REML en anglais (restricted maximum likelihood -
residual maximum hkehhood.) Une combinaison Hnéaire a 'y est appelée contraste d'erreur 
si£'(g'y) = 0 pour tous jS et7; ainsi, a'yest un contraste d'erreur si et seulement sig'A' = 0'. 

Soit W = A'Yun vecteur de n — p contrastes d'erreur Hnéairement indépendants, c'est-
à-dire que les (« - p) colonnes de^ sont linéairement indépendantes etA'X = 0. Suivant 
l'hypothèse gaussienne (3.1), W ~ Gau {Q,A' Y, {y)A ) , qui ne dépend pas de 0. La fonction 
de vraisemblance logarithmique négative est donc, 

Lw{y) = {{n -/?)/2)log(27r) -f {V2)log{\ A'^ {y)A\ ) + 

{y2)W'{A"Z{y)A)-^W. 

Si l'on définissait W, au moyen d'une autre série de {n — p) contrastes Hnéairement indé
pendants, la nouvelle fonction de vraisemblance logarithmique négative ne différerait de 
Lw(y) que par une constante additive (Harville 1974). En effet, pour la matrice^ qui satisfait 
ï'éqûation^>1 ' = / - X{X'X)-^X' {et A'A = I), 

Lw(y) = ((n -p)/2)log{2Tt) - (>/2)log(|X'X| ) + ('/2)log(| E (7) I ) + 

( > / 2 ) i o g ( | ^ ' i : ( 7 ) " ' ^ l ) + ( ' / 2 )y 'n (7 )y , (3.i9) 

oùn(7) = E ( 7 ) " ' - E (7) " ' ^ (A"E (7 ) " ' ^ ) ~ ' ^ ' 1 ( 7 ) " ' ; voir Harville (1974). On 
obtient une estimation du maximum de vrafsemblance avec contrainte de 7, désignée par -ŷ f, 
en minimisant (3.19) par rapport à7. La distinction entre l'estimation par la méthode MVC 
et l'estimation par la méthode du nîaximum de vraisemblance devient importante lorsque/? 
est grand par rapport à n. 

La méthode MVC a été conçue dans le but d'estimer les paramètres des composantes de 
la variance; c'est dans cette perspective qu'ont été élaborés des algorithmes numériques (Harville 
1977), des ajustements robustes (Fellner 1986) et des lois de distribution (Cressie et Lahiri 1991). 
Kitanidis (1983) et Zimmerman (1989) donnent les détails mathématiques de la minimisation 
de (3.19) par itération. 

Harville (1974) donne une justification bayesienne de la méthode MVC en supposant une 
distribution a priori non informative pour 0, qui est statistiquement indépendant de 7, et en 
montrant que la distribution a posteriori marginale de 7 est proportionnelle au produit de (3.19) 
par la distribution a priori de y. Lorsque cette dernière est non informative, les estimations 
MVC correspondent aux estimations a posteriori maximum marginales. Par conséquent, 
lorsque les distributions a priori non informatives de|S et de 7 sont indépendantes, l'estimation 
par la méthode MVC peut être vue comme un compromis entre l'estimation par la méthode 
du maximum de vraisemblance et l'estimation bayesienne avec fonction quadratique de perte. 
En ce qui a trait au modèle défini par (1.4), (1.5) et (1.6), la seconde méthode donnerait une 
estimation de Bayes, J" T êxp[ — Liy{r^) ]dr^, que l'on peut aussi obtenir en moyennant sur 
T̂ , pondéré par la fonction de vraisemblance complète, exp( -L{0, r^)]. Par ailleurs, la 
méthode du maximum de vraisemblance produit comme estimation de T^ la valeur f ̂ f, que 
l'on obtient en maximisant la fonction de vraisemblance complète. Quant à la méthode MVC, 
eUe fait la moyenne de la fonction de vraisemblance complète par rapport à 0 mais maximise 
la fonction de vraisemblance résultante (avec contrainte) par rapport à T .̂ 

L'estimation du maximum de vraisemblance de T^ tend à être biaisée vers zéro parce que 
la fonction de vraisemblance, en tant que fonction de T ,̂ est étalée vers la droite. Lorsque 
cette fonction est normahsée de manière à ce que son intégrale soit un, la moyenne de cette 
fonction est généralement plus grande que le mode (voir, par ex., Groeneveld et Meeden 1977). 



Techniques d'enquête, juin 1992 91 

L'estimation la plus vraisemblable dépend du profil de la surface de vraisemblance de 0 et 
de T^, et à cause de cela, on a plus de chances d'obtenir des valeurs moins élevées pour T^. 
(Par contraste, on calcule l'estimation MVC en intégrant la fonction de vraisemblance par 
rapport à 0, puis en maximisant le résultat obtenu par rapport à T^. Notons que les adeptes 
de l'approche bayesienne préconiseraient en plus une intégration par rapport à T^.) 

Bien que l'interprétation bayesienne de l'estimation MVC aide à en expliquer les propriétés, 
7rf est souvent considéré dans l'optique "fréquentiste" comme un estimateur fondé sur de 
l'information restreinte. 

On peut minimiser (3.19) par rapport à 7 au moyen de n'importe lequel des algorithmes 
de gradient. Rappelons-nous que, 

W = A'Y (3.20) 

et supposons que A satisfait: 

AA' = I - X{X'X)-^X' et A'A = I. 

Concentrons-nous pour l'instant sur les (n - p) "données" W; leur distribution conjointe 
dépend uniquement de 7 et la fonction de vraisemblance logarithmique négative correspon
dante (avec contrainte) est Lw{y), définie en (3.19). 

Définissons le vecteur (A: x 1) My, qui a pour élément /: 

{My)j = dLiy{y)/dyj = ('/2)tr{n(7) 1,(7) ) - ( ' /2)y 'n(7) E,(7)n(7)y, (3.21) 

et la matrice {k x k) G^, qui a pour élément {i,j): 

{Gy)jj = E{d''Liy{y)/dyjdyj) = ( i/2)tr(n(7) E,(7)n(7) Ey(7) ). (3.22) 

où 11(7) est défini au-dessous de l'équation (3.19) et E((7) est défini en (3.5). (Les expres
sions (3.21) et (3.22) sont attribuables à HarviUe 1977.) Alors, l'algorithme de Gauss-Newton 
(caractérisation) servant à déterminer -ŷ f est: 

7( '+') = ^ ( 0 _ ( G W ) - i ^ W , (3.23) 

où Glf^ et Mlf^ désignent respectivement Gy et My, évalués à 7 = 7 ' ' ' . 

Lorsque7 consiste uniquement en T^ dans (1.6), l'algorithme (3.23) est particulièrement 
simple. Dans la simulation et l'exemple présentés dans la section 5, nous avons utihsé la valeur 
de dépari (3.9). Alors, (3.23) est, 

( , 2 ) ( f+ i )^ ( ^ 2 ) ( o _ (GW)-iM(f) , (3.24) 

où 

M, = (!/2)tr(n(T2)Z>) - {V2)Y'n{T^)DU.{T^)Y, (3.25) 

G,= {V2)tr[n{T^)Dn{T^)D], (3.26) 

0(7^) = E(r2) - ' - E ( T 2 ) -^X{X'1:{T^) '^X) -^X"L{T^) " ' , (3.27) 

sont évaluées à T^ = ( T ^ ) * ' ' . Rappelons-nous, en outre, que E (T^) = A -f- T^D et D = 
diag(l /C, , . . . , 1/C„). 
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En itérant (3.23) jusqu'à convergence, on obtient l'estimateur MVC y^i. Cressie et Lahiri 
(1991) ont démontré que cet estimateur suit approximativement une distribution gaussienne 
multidimensionnelle ayant comme moyenne 7rf et comme matrice de variances asymptotiques 

GyK (3.28) 

Lorsque7 consiste uniquement en r^ dans (1.6), la matrice (3.28) devient un scalaire, 

[{V2)tr{U{T^)DU{r^)D]]-\ (3.29) 

Dans la pratique, on calcule les variances et les covariances estimées en évaluant (3.28) à 
7 = 7̂ f. De plus, l'estimateur par les moindres carrés générahsés normaHsés (estimés) |8(7rf) 
suit approximativement une distribution gaussienne ayant comme matrice de variances asymp
totiques {X"ï:{y)X)-K 

4. ESTIMATION PLUS PRÉCISE DES ERREURS QUADRATIQUES 
MOYENNES DE PRÉVISION 

Dans cette section, nous allons étudier l'effet que peut avoir sur la prévision l'estimation 
de 7 dans i;(7) , qui figure dans l'expression (3.1). En générahsant (1.5) par 

F ~ Gau(^ê , r (7) ) , (4.1) 

il est clair que 

2(7) = A -̂  r(7). (4.2) 

En principe, A pourrait aussi dépendre de paramètres inconnus (par ex. dans un modèle pour 
variances d'échantillonnage) et les résultats de cette section seraient tout aussi pertinents. Le 
prédicteur linéaire non biaisé optimal est 

^(y;7) =r(7)(A + r(7))-'y-H ( / - r ( 7 ) ( A + r(7))- ' ) 

x[X'{A + r (7 ) ) - ' ^ ) - ' ^ ' (A + r ( 7 ) ) - ' y = A(7)y. (4.3) 

Alors, la matrice des erreurs quadratiques moyennes de prévision dep{Y;y), désignée par 
Ml {y), est définie 

Ml(7) = A(7)AA(7)' -H (A(7) - /)r(7)(A(7) - / ) ' . (4.4) 

En réahté, y est inconnu et doit être estimé par 7, par exemple. Le prédicteur empirique 
de Bayes deFêst alorsjô( y;7), qui correspond à (4~3) lorsque7 = 7. Dans ce cas, Mj (7) est 
une mesure inadéquate de la précision du prédicteur; il faudrait utiliser à la place: 

M2{y) = E[{F - p{Y;y)){F - p{Y;y))']. (4.5) 

C'est cette matrice de risque, ou une estimation de celle-ci, ainsi que le prédicteur j5 (y; 7) 
qu'il faudrait connaître. Or, on ne connaît habitueHement queMi (7); il convient donc de se 
demander quelles erreurs peuvent découler de l'utihsation de M, (7)"et s'il n'existerait pas un 
estimateur de M2{y) plus approprié. 
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Par ailleurs, suivant les hypothèses (4.1) et (4.2) (la caractéristique gaussienne est importante 
ici), et pourvu que 7 soit une fonction paire et invariante par translation des observations, on 
peut se servir des r'ésultats de HarviHe (1985) pour étabhr que M2{y) — M] (7) est définie 
non négative. (Un estimateur est pair si 7( y) = 7( — y) et est invariant par translation si 
7(y-I-A'X) = 7( y) , pour n'importe qu~elvecteur/j X IX.) Lorsque 7 consiste uniquement 
en T̂  dans (1.6), les estimateurs f^f, f^m et rji sont tous pairs et invariants par translation. 
Intuitivement, l'estimation des paramètres inconnus 7 engendre des erreurs quadratiques 
moyennes de prévision plus élevées; les résultats ci-dessus confirment cette intuition. 

Cependant, il existe une autre source potentielle de biais du fait que Mj (7), et non Mj (7), 
sert à estimer la matrice de risque. Supposons que l'on choisisse 7 en vue d'obtenir un estimateur 
sans biais de la matrice de variances de {Y', F')', ce qui, on~en conviendra, est un objectif 
louable. On peut alors se servir des résultats de Eaton (1985) et de Zimmerman et Cressie (1991) 
pour établir que Mi{y) — E{Mi{y)) est définie non négative. (La preuve repose sur une 
version multidimensionnelle de l'iné'galité de Jensen et sur le fait quep (y; 7 ) , qui peut s'écrire 
aussi A (7) y, minimise la matrice de risque pour tous les prédicteiîrs linéaires sans biais.) 

Étant donné l'expression, 

M2{y) -Mi{y) = [M2{y) - Mi{y)] + {Mi{y) - E{Mi{y))] -h 

{E{Mi{y)) - Mi{y)], (4.6) 

les résultats précédents permettent d'établir que la sous-estimation de M2{y) a deux causes. 
Même si on connaissait une expression pour M2{y), M2{y) serait probablement biaisée pour 
^2 (7 ) ; cela illustre davantage les difficultés inhérentes à l'estimation des erreurs quadratiques 
moyennes de prévision. 

Prasad et Rao (1990) ont proposé une solution fondée sur un développement asymptotique 
de Af2 (7). Envisageons la prédiction du sous-dénombrement dans la région / et désignons par 
[M2 (7) ],/ et [Ml (7) ],, les éléments (/,/) des matrices de risque M2 (7) et M] (7), respective
ment. En apphquaiît rigoureusement la proposition de Prasad et Rao, on obtient l'estimateur 
de [M2(7)],„ 

[M2{y)]ri = [Mi{y)]ij + 2tr{^„(7)fi(7) ); ' = 1 "• (4.7) 

Dans l'équation ci-dessus, Ajj{y) est une matrice k x k définie par l'expression 

Ajj{y) =yar{dpj{Y;y)/dy] (4.8) 

et B(7) est une matrice qui équivaut précisément ou approximativement à la matrice k x k, 

E{{y -y){y - y ) ' } . (4.9) 

Pour ce qui a trait à l'estimation par la méthode du maximum de vraisemblance, 

B{y) = Jy', (4.10) 

où Jy est défini en (3.7), et en ce qui concerne l'estimation MVC, 

B{y) = Gy-', (4.11) 

où Gy est défini en (3.22). 
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Kass et Steffey (1989) donnent des approximations (de la variance conditionnelle) qui se 
rapprochent fondamentalement de (4.7), pour des distributions de probabilités qui ne sont pas 
nécessairement gaussiennes. Cependant, leur approche exige des répétitions indépendantes, 
ce qui n'est pas une caractéristique des distributions définies en (3.1). 

Si l'on devait regrouper de petites régions, il est essentiel d'avoir un estimateur approxima
tivement sans biais de tous les éléments de A/2 (7). On peut facilement générahser (4.7) par 
l'expression 

[M2{y)]rj = [Mi{y)]jj + 2tr(^„(7)5(7)l;/ ,7 = I n, 

où ^1,7(7) = cov{9pi(Y; 7)/97, 3pj(Y; 7)^,97). Prasad et Rao (1990) montrent que, dans le 
même ordre de grandeur, on peut remplacer Ajj{y) par coy[dp*{Y)/dy, dp*{Y)/dy], où 
p* (Y) est défini en (2.1); ces dérivées sont probablement plus faciles à calculer. 

Lorsque7 consiste uniquement en T^ dans (1.6), le calcul deB{y) est simple; voir (3.13) et 
(3.26). Considérons maintenant 

yar{dp{Y;T^)/dT^) = {dA{7^)/dT^)i:{r^) {dA{T^)/dr^)', (4.12) 

où A(T^) est défini en (2.3). Lorsque ce dernier terme est exprimé en fonction de n(T^), défini 
en (3.27), et de A, défini en (1.4), nous avons 

A(T^) = / - An(T^). (4.13) 

Par conséquent, on peut calculer (4.12) à l'aide de (4.13) en se servant des équations (3.4) et 
(3.5). Alors, Ajj{T^), défini en (4.8), est l'élément (/,/) de 

A{dYi(T^)/dT^)i:{T^){dIl{T^)/dT^)'A', (4.14) 

ou 

dIi.(T^)/dT^ = -Z{T^)D1:{T^)[I - X{X"L{T^)-'X)-'X'I,{T^)-'] -

E(T2) - ' A ' ( A " E ( T 2 ) -'X) -\X'I.{T^) ''D1:{T^) -'X] 

{X'I,{T^)-'X)-'X'I:{T^)-' -f- i,{T^)-'x{X"i:{T^)-'x)-' 

X"!:{T^)-'DL{T^)-'; (4.15) 

il convient de rappeler que E(T^) = A -I- T^D et D = diag[ l/Cj, . . . , 1/C„]. 

On suppose que l'estimateur de l'erreur quadratique moyenne de prévision, [M2(T^)],*, 
est approximativement non biaisé (Prasad et Rao 1990, avaient étudié un modèle plus particuher 
que le nôtre). On obtient cet estimateur en combinant les expressions (4.7), (4.14) et (4.10), 
dans le cas de l'estimation du maximum de vraisemblance, ou (4.7), (4.14) et (4.11), dans le 
cas de l'estimation MVC. Dans la section qui suit, nous comparerons cet estimateur à l'esti
mateur courant [Afi (f ̂ ) ] ,•,• à l'aide de données du recensement et de l'enquête postcensitaire 
de 1980 aux États-Unis. 
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5. COMPARAISON D'ESTIMATEURS AU MOYEN D'UN 
EXEMPLE ET D'UNE SIMULATION 

5.1 Exemple 

Les données de la série PEP 3-8 de l'Enquête postcensitaire de 1980 pour les « = 51 "États" des 
É.-U. (y compris Washington, DC) serviront à illustrer la méthode empirique de Bayes. Ces 
données figurent dans Cressie (1989, tableau 1, colonnes de totaux) et les variances ôf bji 
dans (1.3) sont tirées de la colonne de totaux qui a pour titre MSE '"̂^ (et dont les éléments mis 
au carré sont désignés par MSEj, . . . , MSE51). En utilisant la relation/^,- = ( I - [/,/1001 " ' 
et la méthode b, nous avons bf = {y,)''(MSE,)/I0''. Huit variables explicatives, définies par 
Ericksen, Kadane et Tukey (1989), ont été adjointes aux 51 États (qui étaient divisés, globale
ment, en 66 sous-régions comprenant des viUes, des portions d'État et des États entiers). Les 
variables explicatives étaient les suivantes: 

1. Pourcentage de minorités. 
2. Taux de criminalité. 
3 . Pourcentage de la population vivant sous le seuil de la pauvreté. 
4 . Proportion de personnes qui maîtrisent difficilement la langue anglaise. 
5. Niveau d'instruction. 
6. Logement. 
7. Proportion de la population vivant dans l'une ou l'autre de 16 viUes centrales définies au 

préalable. 
8. Proportion de la population recensée selon la méthode classique. 

Afin de trouver parmi ces variables celles qui définiraient un bon modèle du sous-
dénombrement, nous nous sommes servis de la méthode de sélection d'Ericksen, Kadane et 
Tukey (1989) mais nous avons pondéré les données proportionneHement à la racine carrée de 
l'effectif recensé des petites régions. Les variables choisies étaient le pourcentage de minorités 
et le niveau d'instruction, sans oublier la constante. Ces trois variables seront donc les seules, 
ici, à entrer dans le modèle linéaire, c'est-à-dire que seuls les coefficients de régression 0o, 0i 
et 0s seront ajustés. 

Suivant le modèle défini par les expressions (1.4), (1.5) et (1.6), les paramètres inconnus 
sont 0 et T^. D'après l'algorithme de caractérisation (3.8), l'estimation du maximum de 
vraisemblance de T^ est: 

rit = 47.32, 

tandis que d'après l'algorithme de caractérisation (3.23), l'estimation MVC de T^ est: 

fjt = 58.53. 

Ces résultats illustrent le phénomène que nous observons plus bas dans la simulation, à savoir 
que fil < fji; dans la section 3.3, nous avions donné une explication intuitive de ce 
phénomène. (Incidemment, Cressie (1990) a calculé la valeur f ̂ „ = 94.96, mais on ne peut 
dire vraiment s'il existe une relation d'inégalité générale entre les trois estimations.) 

Les formules de la section 3 nous ont permis de calculer les estimations suivantes (les erreurs 
types estimées étant entre parenthèses): 

m.v. MVC 

00 = 1.03227 (0.00708) 0o = 1.03246 (0.00724) 
01 = 0.0006878 (0.0001402) jS, = 0.0006941 (0.0001436) 
0s = -0.001070 (0.000231) 0s = -0.001078 (0.000236) 
f̂  = 47.32 (32.87) f̂  = 58.53 (38.1). 
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Notons qu'il y a très peu de différence entre les deux séries d'estimations, sauf pour ce qui a 
trait à T^. Au moyen des estimations du m.v. et des estimations MVC dans Pi{Y; f̂ ) défini 
en (2.5), [Mi(f^)],-,> définien(2.6), et [M2(T^)],*, défini en (4.7), / =1, . . . , / i , nous pouvons 
calculer les prédicteurs pour petites régions ainsi que la racine carrée des erreurs quadratiques 
moyennes de prévision estimées. Le tableau I donne les résultats pertinents pour les n = 51 
États; on trouve aussi dans ce tableau le taux de sous-dénombrement brut, y,-, le résultat du 
modèle Hnéaire ajusté, {X0)j, et le poids, 

Wj ^ fV(C,ô> + f^), (5.1) 

de sorte que 

Pi(Y; f2) = WjYj + (1 - Wj){X0)j; i=l 51. (5.2) 

Notons que w, est systématiquement plus élevé pour l'estimation MVC que pour l'estimation 
du m.v., ce qui est logique intuitivement compte tenu du biais négatif notoirement élevé 
de fit. Ainsi, l'estimation MVC de T^ attribue moins de poids au terme de modèle (AjS),-, mais 
d'une manière teHe que l'on peut tenir compte de l'effet de l'estimation de T^. 

Nous notons avec intérêt qu'il y a un inconvénient à utiliser l'estimation MVC; la racine 
carrée de l'erreur quadratique moyenne de prévision est toujours plus élevée dans ce cas que 
dans le cas de l'estimation du m.v. Cela n'est pas étonnant si l'on tient compte du fait que l'esti
mateur MVC est (asymptotiquement) moins efficace que l'estimateur du m.v. Notons en outre 
que la racine carrée de l'erreur quadratique moyenne de prévision corrigée, J [ Af2 ( T )̂ ] ,*, est 
de 1 à 9% plus élevée que J[Mi(f^)],-,•. 

En ce qui a trait à la prévision, on peut évaluer l'importance globale des deux méthodes 
d'estimation de T^ comparées l'une à l'autre en calculant la somme des carrés pondérée, 

51 

Y ^Pi(Y;rlt) - Pi{Y;fJi)}^Cj = 15. 
1 = 1 

Lorsqu'on compare cette somme à, 

51 

Y (Yi- 1)2C, = 70,421 
( = 1 

et à 

51 

Y [Yj - Pj{Y;fli)}^ = 26.033, 
/ = i 

on vient bien que, d'un point de vue national, la prévision n'est pas très sensible aux méthodes 
d'estimation de T .̂ (Cressie 1990 arrive à la même conclusion après avoir comparé de la même 
manière les estimateurs fli et fin,-) Cependant, on voit bien aussi d'après le tableau I que la 
racine carrée de l'erreur quadratique moyenne de prévision estimée est beaucoup plus sensible. 

Tableau 1: De gauche à droite: les 51 États, identifiés par un code à trois lettres; le taux de sous-
dénombrement brut [Yj}; le résultat du modèle ajusté [ {X0)j}; le poids [w,], 
défiiii en (5.1); le prédicteur (5.2) (désigné par FI2); la racine carrée de l'erreur 
quadratique moyenne de prévision [][Mi (f ̂ ) ] „•) (désignée par RMPEl); et la racine 
carrée de l'erreur quadratique moyenne de prévision corrigée (J[A/2(T^)],*) 
(désignée par RMPE2). 
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Tableau 1 

ÉTAT 

ala 
aka 
arz 
ark 
cal 
col 
con 
del 
fia 
gga 
hai 
idh 
ill 
ind 
iow 
kan 
kty 
lou 
mne 
mld 
mas 
mch 
min 
mis 
mou 
mon 
neb 
nev 
nwh 
nwj 
nwm 
nwy 
noc 
nod 
oho 
okl 
ore 
pen 
rhi 
soc 
sod 
ten 
tex 
uth 
vmt 
vir 
was 
wev 
wis 
wyo 
dcl 

Y 

0.9965 
1.0288 
1.0204 
0.9895 
1.0307 
1.0033 
0.9886 
0.9938 
1.0144 
0.9955 
1.0111 
1.0125 
1.0211 
0.9936 
0.9932 
1.0056 
0.9845 
1.0234 
1.0201 
1.0242 
0.9882 
1.0079 
1.0111 
1.0097 
1.0080 
1.0144 
1.0008 
1.0265 
0.9842 
1.0130 
1.0236 
1.0166 
1.0118 
1.0005 
1.0108 
0.9977 
1.0027 
0.9972 
1.0089 
1.0632 
1.0008 
0.9717 
1.0037 
1.0040 
0.9889 
1.0009 
1.0142 
0.9942 
1.0173 
1.0361 
1.0375 

AJUST 

1.0037 
1.0175 
1.0158 
0.9962 
1.0225 
1.0199 
1.0079 
1.0107 
1.0120 
1.0046 
1.0105 
1.0070 
1.0103 
1.0026 
1.0033 
1.0092 
0.9872 
1.0086 
0.9992 
1.0140 
1.0068 
1.0081 
1.0049 
1.0086 
1.0010 
1.0059 
1.0071 
1.0151 
1.0033 
1.0105 
1.0256 
1.0119 
0.9998 
0.9969 
1.0044 
1.0018 
1.0089 
1.0013 
0.9939 
1.0040 
0.9985 
0.9966 
1.0149 
1.0142 
1.0018 
1.0058 
1.0121 
0.9877 
1.0032 
1.0127 
1.0474 

POIDS 

0.1431 
0.4767 
0.0742 
0.1398 
0.0682 
0.1926 
0.1029 
0.4571 
0.0785 
0.1639 
0.2785 
0.5627 
0.1170 
0.1413 
0.1478 
0.2215 
0.1519 
0.0263 
0.3703 
0.0712 
0.1945 
0.1601 
0.2793 
0.1279 
0.1681 
0.3785 
0.5117 
0.2852 
0.3080 
0.0895 
0.3276 
0.0807 
0.0748 
0.8931 
0.1273 
0.1625 
0.2833 
0.1475 
0.4167 
0.0216 
0.7538 
0.0755 
0.0482 
0.4010 
0.8232 
0.1753 
0.1305 
0.1452 
0.2877 
0.3992 
0.2191 

MVC 

F12 

1.0026 
1.0229 
1.0162 
0.9953 
1.0231 
1.0167 
1.0059 
1.0030 
1.0122 
1.0031 
1.0107 
1.0101 
1.0116 
1.0013 
1.0018 
1.0084 
0.9868 
1.0090 
1.0069 
1.0147 
1.0032 
1.0081 
1.0066 
1.0087 
1.0022 
1.0091 
1.0039 
1.0183 
0.9974 
1.0107 
1.0249 
1.0123 
1.0007 
1.0001 
1.0052 
1.0011 
1.0071 
1.0007 
1.0001 
1.0053 
1.0002 
0.9947 
1.0144 
1.0101 
0.9912 
1.0049 
1.0123 
0.9887 
1.0073 
1.0221 
1.0452 

RMPEl 

0.00439 
0.00896 
0.00487 
0.00541 
0.00322 
0.00473 
0.00435 
0.00739 
0.00289 
0.00391 
0.00678 
0.00531 
0.00257 
0.00334 
0.00452 
0.00466 
0.00507 
0.00476 
0.00593 
0.00406 
0.00323 
0.00259 
0.00359 
0.00557 
0.00350 
0.00699 
0.00441 
0.00744 
0.00684 
0.00305 
0.00611 
0.00243 
0.00421 
0.00313 
0.00253 
0.00429 
0.00434 
0.00253 
0.00625 
0.00555 
0.00464 
0.00439 
0.00341 
0.00524 
0.00454 
0.00338 
0.00418 
0.00603 
0.00325 
0.00882 
0.01081 

RMPE2 

0.00453 
0.00976 
0.00500 
0.00562 
0.00327 
0.00495 
0.00451 
0.00811 
0.00295 
0.00403 
0.00730 
0.00579 
0.00265 
0.00349 
0.00475 
0.00496 
0.00524 
0.00480 
0.00645 
0.00415 
0.00341 
0.00271 
0.00383 
0.00575 
0.00367 
0.00761 
0.00480 
0.00802 
0.00740 
0.00314 
0.00648 
0.00247 
0.00430 
0.00324 
0.00263 
0.00451 
0.00464 
0.00263 
0.00678 
0.00559 
0.00496 
0.00449 
0.00345 
0.00563 
0.00479 
0.00354 
0.00434 
0.00628 
0.00348 
0.00963 
0.01125 
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Tableau 1 (fin) 

ÉTAT 

ala 
aka 
arz 
ark 
cal 
col 
con 
del 
fia 
gga 
hai 
idh 
ill 
ind 
iow 
kan 
kty 
lou 
mne 
mld 
mas 
mch 
min 
mis 
mou 
mon 
neb 
nev 
nwh 
nwj 
nwm 
nwy 
noc 
nod 
oho 
okl 
ore 
pen 
rhi 
soc 
sod 
ten 
tex 
uth 
vmt 
vir 
was 
wev 
wis 
wyo 
dcl 

Y 

0.9965 
1.0288 
1.0204 
0.9895 
1.0307 
1.0033 
0.9886 
0.9938 
1.0144 
0.9955 
1.0111 
1.0125 • 
1.0211 
0.9936 
0.9932 
1.0056 
0.9845 
1.0234 
1.0201 
1.0242 
0.9882 
1.0079 
1.0111 
1.0097 
1.0080 
1.0144 
1.0008 
1.0265 
0.9842 
1.0130 
1.0236 
1.0166 
1.0118 
1.0005 
1.0108 
0.9977 
1.0027 
0.9972 
1.0089 
1.0632 
1.0008 
0.9717 
1.0037 
1.0040 
0.9889 
1.0009 
1.0142 
0.9942 
1.0173 
1.0361 
1.0375 

AJUST 

1.0037 
1.0175 
1.0157 
0.9963 
1.0224 
1.0198 
1.0079 
1.0107 
1.0120 
1.0046 
1.0105 
1.0070 
1.0103 
1.0026 
1.0034 
1.0091 
0.9874 
1.0086 
0.9993 
1.0139 
1.0068 
1.0081 
1.0049 
1.0085 
1.0011 
1.0059 
1.0071 
1.0150 
1.0033 
1.0105 
1.0254 
1.0119 
0.9998 
0.9970 
1.0045 
1.0018 
1.0088 
1.0014 
0.9940 
1.0041 
0.9985 
0.9967 
1.0148 
1.0141 
1.0019 
1.0058 
1.0120 
0.9879 
1.0033 
1.0127 
1.0470 

POIDS 

0.1190 
0.4241 
0.0608 
0.1161 
0.0559 
0.1617 
0.0849 
0.4050 
0.0644 
0.1368 
0.2378 
0.5099 
0.0967 
0.1174 
0.1230 
0.1870 
0.1264 
0.0214 
0.3222 
0.0583 
0.1634 
0.1335 
0.2386 
0.1060 
0.1404 
0.3299 
0.4587 
0.2439 
0.2646 
0.0736 
0.2826 
0.0663 
0.0614 
0.8710 
0.1055 
0.1356 
0.2421 
0.1227 
0.3660 
0.0176 
0.7122 
0.0619 
0.0393 
0.3512 
0.7901 
0.1467 
0.1082 
0.1207 
0.2461 
0.3494 
0.1849 

m.v. 

F12 

1.0028 
1.0223 
1.0160 
0.9955 
1.0228 
1.0171 
1.0063 
1.0039 
1.0121 
1.0034 
1.0106 
1.0098 
1.0113 
1.0015 
1.0021 
1.0085 
0.9870 
1.0089 
1.0060 
1.0145 
1.0037 
1.0081 
1.0064 
1.0087 
1.0021 
1.0087 
1.0042 
1.0178 
0.9983 
1.0106 
1.0249 
1.0122 
1.0005 
1.0000 
1.0051 
1.0013 
1.0074 
1.0008 
0.9995 
1.0051 
1.0002 
0.9951 
1.0144 
1.0105 
0.9916 
1.0051 
1.0123 
0.9886 
1.0067 
1.0209 
1.0452 

RMPEl 

0.00415 
0.00850 
0.00448 
0.00506 
0.00314 
0.00446 
0.00398 
0.00697 
0.00271 
0.00375 
0.00629 
0.00507 
0.00242 
0.00309 
0.00418 
0.00432 
0.00486 
0.00446 
0.00557 
0.00376 
0.00302 
0.00242 
0.00339 
0.00526 
0.00326 
0.00656 
0.00420 
0.00692 
0.00637 
0.00283 
0.00582 
0.00231 
0.00401 
0.00310 
0.00236 
0.00396 
0.00408 
0.00239 
0.00591 
0.00519 
0.00452 
0.00413 
0.00329 
0.00498 
0.00445 
0.00317 
0.00391 
0.00567 
0.00306 
0.00829 
0.01036 

RMPE2 

0.00427 
0.00933 
0.00459 
0.00525 
0.00319 
0.00466 
0.00412 
0.00771 
0.00276 
0.00385 
0.00679 
0.00559 
0.00248 
0.00323 
0.00438 
0.00460 
0.00502 
0.00449 
0.00608 
0.00384 
0.00319 
0.00252 
0.00362 
0.00541 
0.00341 
0.00717 
0.00461 
0.00746 
0.00691 
0.00290 
0.00617 
0.00235 
0.00408 
0.00324 
0.00245 
0.00416 
0.00436 
0.00248 
0.00645 
0.00523 
0.00490 
0.00422 
0.00332 
0.00536 
0.00477 
0.00330 
0.00406 
0.00590 
0.00328 
0.00909 
0.01078 
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Cressie (1990) définit des expressions pour déterminer le risque lié à un redressement par 
P{Y;T^) et le risque Hé à l'absence de redressement. Lorsqu'on substitue fit et ê(^rf ) dans ces 
expressions, le risque Hé à un redressement est de 3,253 tandis que le risque lié à l'absence de 
redressement est de 34,134. Autrement dit, le fait de ne pas redresser l'effectif recensé accroît 
le risque de 949% (à la condition que le modèle défini en (1.4), (1.5) et (1.6) soit valable). 

5.2 Simulation 

Afin de vérifier les propriétés de distribution asymptotique de l'estimateur MVC (et de l'esti
mateur du m.v.) de T ,̂ nous avons soumis le modèle linéaire décrit dans la section 5.1 à une 
simulation comprenant les valeurs de paramètres: 

00 = 1.0330, 01 = 0.000712, 0s = -O.OOOIIO, r^ = 95.00. (5.3) 

La simulation 

y - Gau(A'g, A -h T^D), (5.4) 

où A est défini en (1.4) (nous avons utihsé les mêmes valeurs ôj §2̂  que dans la section 
5.1 et Cressie (1990)) et D est défini en (1.6), a été exécutée 500 fois et les estimations fli, fl„ 
et f% calculées à chaque fois. (Lorqu'une valeur négative était calculée, elle était ramenée à 
zéro.) Les diagrammes arborescents des trois séries d'estimations sont présentés dans les figures 
la, Ib et le respectivement. Il convient de remarquer que le nombre de zéros est relativement 
plus élevé dans le cas des estimations du m.v. (figure la). 

Figure 1: Diagrammes arborescents de la composante de variance estimée r^, selon 500 simu
lations du modèle (5.4): a) méthode du maximum de vraisemblance (section 3.1); 
b) méthode des moments (section 3.2) et c) méthode du maximum de vraisemblance 
avec contrainte (section 3.3). 

0 000000000000001155556667 
1 0001223566667889 
2 000112356677899 
3 001112234455555779999 
4 00111111122223334444555556666777788888899999 
5 0000122233333334455566666778888899999999 
6 00000111111112222222223333344445566677777788889999 
7 0001111111122222334444445555666677777888888999 
8 00111 22222233333333334445556677777788889999 
9 00001111222222333334555677777788 
10 00001111111233334444456677777888899 
11 0001112222234444456667899 
12 000111122223333336677788899 
13 1223345556677999 
14 0001222334445666799 
15 000012223344558999 
16 157899 
17 001122233589 
18 2568 
19 145 
20 7 
21 2 
22 88 

Figure la 
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0 000000377778 
1 011113344446679999 
2 11144455557778888 
3 00002222222233333355555666666888899999 
4 122222224466667777777999999 
5 0002222333333455577777778888 
6 0000000111333334444444446666677779999999999 
7 111122222224444455555555777778888888 
8 00000222333333355555556666666688999 
9 111222222244444466666777779999 
10 000000222233333355577777888888 
11 00000000111113333444444666677789999 
12 1111122222224444444445777778 
13 00002233666888888999 
14 11122244667777999 
15 002233558888 
16 000001133444777799 
17 122222245555788 
18 00003335566899 
19 26799 
20 02258 
21 37 
22 11558 
23 5 
24 79 
25 
26 
27 5 
28 5 
29 2 
30 78 
31 3 
32 
33 2 

Figure Ib 

Les moyennes {X) et les écarts-types des distributions présentées dans la figure I sont: 

-2 -2 -2 
rmt '''mm '^rl 

X = 83.56 X = 96.85 X = 94.27. 
S = 45.65 S = 57.46 S = 49.17. 

Comparons ces moyennes à la valeur vraie de T ,̂ soit 95.00. Le biais de fli est évident; fji 
a un très faible biais et présente un léger avantage par rapport à f ̂ m. Pour ce qui a trait aux 
écarts-types, f^i est beaucoup plus avantageux que f ̂ m mais désavantageux par rapport à fit. 
Pour des raisons que nous avons exposées dans la section 3.3, et qui ne sont pas toutes de nature 
statistique, le biais est plus important que la variance; par conséquent, la méthode du maximum 
de vraisemblance avec contrainte pourrait remplacer avantageusement la méthode du maximum 
de vraisemblance pour l'estimation de T^. 

On peut vérifier les propriétés de distribution asymptotique de l'estimateur du m.v. et de 
l'estimateur MVC à l'aide des simulations. (La méthode des moments ne présente aucun intérêt 
ici car aucune loi de distribution asymptotique n'a encore été définie pour cette méthode.) 
En substituant T^ = 95.00 dans (3.13), on obtient 
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0 00000001234777799 
1 0012334567789 
2 012225556888899 
3 112234444556889 
4 0013344445555666777888888899 
5 000011 222333333444445566777788888999 
6 000111 2222222334444444445666677778888999999 
7 00000011111112222222233334444555677778888899999 
8 00000001111222333455555566666777778889 
9 00011122222222333333444455555566689999999 
10 00000000011122333444555566777888899 
11 0001122233344455666677788888899 
12 00011111122233344455567789 
13 000133334555555556788 
14 0001112344445667789 
15 00111222344566788 
16 0011122223355557999 
17 011235556 
18 00112566777779 
19 117 
20 013478 
21 123 
22 7 
23 6 
24 
25 02 

Figure le 

[yar{fli)]''' - 48.73, 

qui doit être comparé à S = 45.65. Enfin, en substituant T^ = 95.00 dans (3.29), on obtient 

[yar{fli)}''' = 50.14, 

qui doit être comparé à S = 49.17. 

La simulation nous permet aussi d'étudier les erreurs de prévision "réelles" et d'évaluer 
le rendement de Mj (f^) et de M2(T^)*. Si les valeurs des paramètres (5.3) étaient estimées à 
l'aide des observations initiales, on parlerait alors d'une "bootstrap" paramétrique. 

6. CONCLUSIONS ET ANALYSE 

La prédiction du sous-dénombrement fondée sur un modèle repose sur une vérification rigou
reuse de l'ajustement. Des graphiques diagnostiques basés sur les résidus normaHsés ont été 
proposés à la fin de la section 2 de cet article. Les résidus normalisés BLUP, [Yj - pj {Y; f ̂ )} / 
{ [M{f^) ],,) ' ' ' ' ; /= I n, peuvent eux aussi être utiles. Ils peuvent être utilisés dans un 
graphique quantile-quantile (voir, par ex. Cressie 1991, p. 255) ou, comme le proposent Calvin 
et Sedransk (1991), être représentés graphiquement en fonction depj{Y; f^); i = 1, ..., n. 

On pourrait également élargir le modèle (1.4) en y incluant un paramètre de composante 
de variance inconnu, a^: 

Y ~ Gau{F,a^A), (6.1) 
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oùA = diag{ôi, . . . , ô^). En ajustant le modèle plus général défini par (6.1), (1.5) et (1.6), 
on pourrait alors vérifier si l'estimation MVC aji est significativement différente de tr̂  = I, 
ce qui serait un moyen de détecter les erreurs de spécification. (Dans ce cas, il est préférable 
de recourir à l'estimation MVC plutôt qu'à l'estimation du m.v. puisque tout biais aura une 
influence considérable sur l'induction pour a^.) 

En estimant les paramètres de la matrice de variances par la méthode du maximum de vrai
semblance avec contrainte (MVC), on a moins de chances d'obtenir des prédicteurs empiri
ques de Bayes qui mettent trop de poids sur le modèle de régression (1.5). En contrepartie, 
on aura une erreur quadratique moyenne de prévision légèrement plus grande. En se servant 
des propriétés de distribution asymptotique des estimateurs MVC (que l'on vérifie par simu
lation), on peut aussi obtenir des estimateurs plus précis de l'erreur quadratique moyenne de 
prévision. En vertu du modèle défini par les expressions (1.4), (1.5) et (1.6), on peut conclure 
qu'il existe des moyens fiables de faire de l'induction sur les facteurs de redressement 
[Fj : i = 1 rt); les prédicteurs [Pj{Y;fli): i = ! , . . . , « ) donnent les prédicteurs de 
l'effectif réel et du sous-dénombrement 

7 ^ ' = Pi (Y;fJi)Cj et Uf"^ = 100 [ I - {pj {Y;fji) ) - ' ) ; 1=1, ...,n, 

respectivement. On peut calculer le biais et l'erreur quadratique moyenne de prévision de ces 
prédicteurs à l'aide de la méthode (voir Cressie 1991, section 3.2.2). 
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RÉSUMÉ 

Le présent article analyse une approche basée sur un modèle pour le redressement des données de la 
répétition générale du recensement de 1990, effectuée en 1988. Ces données ont été recueillies dans des 
régions d'essai au Missouri. L'objectif premier est d'élaborer des méthodes qui peuvent être utilisées pour 
modéhser les données de l'enquête post-censitaire d'avril 1991, qui a fait suite au recensement de 1990, 
et pour lisser les estimations des facteurs de redressement tirés de l'enquête. Nous proposons dans le présent 
article une méthode hiérarchique de Bayes (HB) et une méthode empirique de Bayes (EB) qui satisfont 
à cet objectif. Les estimateurs qui résultent de ces deux méthodes semblent permettre d'améliorer de façon 
constante les estimations basées sur un système de double collecte et les estimateurs de régression lissés. 

MOTS CLÉS: Enquête post-censitaire; facteurs de redressement; estimation de système dual; méthode 
hiérarchique de Bayes; méthode empirique de Bayes; composantes de la variance; 
MPLSE; estimations de régression; erreurs types. 

1. INTRODUCTION 

Le présent article analyse une approche basée sur un modèle pour le redressement des données 
recueilhes en 1988 dans des régions d'essai au Missouri pendant la "répétition générale" du 
recensement de 1990. L'objectif principal qui sous-tend cet exercice est d'élaborer des méthodes 
qui peuvent être utilisées pour modéhser les données de l'enquête post-censitaire (EP) d'avril 
1991, enquête qui a fait suite au recensement de 1990, et de lisser les estimations d'enquête 
de ce qu'on appelle les "facteurs de redressement bruts " . Ces facteurs de redressement bruts 
sont des rapports entre des estimations de la population totale (inconnue) et les chiffres 
correspondants du recensement de 1990. Ils sont calculés à différents niveaux d'agrégation 
(régions géographiques telles que villes, banheues, etc.) et mis en regard de différentes catégories 
démographiques (telles que l'âge, le sexe, la race, etc.). Les catégories à double entrée sont 
appelées strates de second niveau. 

Avant de poursuivre, il convient de donner un bref historique. Le redressement des chiffres 
du recensement décennal de 1980 aux États-Unis a donné Heu à un vif débat, qui dure depuis 
près de dix ans. Malgré les efforts intenses et soutenus et les dépenses énormes encourues par 
le Bureau of the Census des É.-U. pour réaliser une couverture quasi-complète au cours du 
recensement de 1980, de nombreux procès ont été intentés contre le Bureau par des États ou 
des villes pour exiger une révision des chiffres publiés. Dans un de ces litiges, dont le monde 
statistique a beaucoup parlé à la suite des articles d'Ericksen et Kadane (1985) et Freedman 
et Navidi (1986), la ville de New York, entre autres, a poursuivi le Bureau of the Census. De 
nombreux statisticiens réputés ont comparu comme témoins experts d'un côté comme de l'autre. 
En particuher, Ericksen et Kadane ont comparu pour le plaignant et ont proposé d'aborder 

' G.S. Datta, University of Georgia, Athens, GA 30602; M. Ghosh, University of Florida, Gainesville, FL 32611 ; 
E.T. Huang, C.T. Isaki, L.K. Schultz et J.H. Tsay, U.S. Bureau of the Census, Washington, DC 20233. 
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le redressement des chiffres du recensement en partant d'un modèle. Ils ont préconisé l'ajus
tement des facteurs de redressement calculés à partir des données de l'EP à un modèle de 
régression convenable. Cette approche, dont la justification apparaît dans Ericksen et Kadane 
(1985), est semblable à ceHe envisagée dans Fay et Herriot (1979) ou Morris (1983). Malgré 
les critiques adressées à l'approche Ericksen-Kadane par certains statisticiens (les plus sévères 
étant celles de Freedman et Navidi (1986)), la plupart des gens reconnaissent l'importance de 
l'approche basée sur un modèle en ce qui concerne le redressement. D'ailleurs, dans le présent 
article, à part quelques différences dans les hypothèses, que nous indiquerons plus loin dans 
la section 2, nous utihsons le modèle de Fay-Herriot ou d'Ericksen-Kadane pour analyser les 
données de la répétition générale de 1988 au Missouri. Cressie (1989) présente une approche 
basée sur un modèle différent, qui ne comporte pas de variables corrélées supplémentaires. 

Childers et Hogan (1990) contient une bonne description de l'EP menée dans le cadre de 
la répétition générale de 1988 au Missouri. Hogan et Wolter (1988) examinent les catégories 
d'erreur qui se produisent dans une EP et analysent un moyen pour les évaluer. En deux mots, 
le plan de sondage d'une EP est constitué d'un échantillon d'îlots, stratifié à un seul degré, 
et d'une estimation de système dual du nombre de personnes dans chaque strate de second 
niveau. 

Le présent article commence au moment où l'enquête post-censitaire nous a permis de déter
miner un ensemble de facteurs de redressement bruts estimés, ainsi que leurs covariances, ces 
éléments pouvant maintenant être utilisés pour construire un modèle fondé sur les données 
de la répétition générale du recensement effectuée en 1988 dans des régions d'essai au Missouri. 
Nous supposons aussi que nous disposons d'un ensemble de variables explicatives possibles 
définies au second niveau, qui peuvent être utilisées pour des régressions. Deux régions 
géographiques sont étudiées ici: un grand noyau urbain, la ville de Saint Louis, et un ensemble 
de régions de population moyenne, le centre-est du Missouri. Pour définir les strates de second 
niveau à Saint Louis, nous avons classé les personnes selon les catégories démographiques 
suivantes: (i) la race (blanche non hispanique, autres), (ii) propriétaires, non-propriétaires 
(locataires) de logements, (iii) le sexe (mascuHn, féminin); les groupes d'âge (0-9,10-19, 20-29, 
30-44, 45-64, 65 -I-). Ce classement conduit à un total de 2 x 2 x 2 x 6 = 48 facteurs de 
redressement pour Saint Louis. Pour le centre-est du Missouri, les catégories de sexe et les 
groupes d'âge sont demeurés les mêmes qu'à Saint Louis, mais une nouvehe catégorie (i)' a 
remplacé les catégories (i) et (ii). Les individus y sont classés comme (a) Blancs non hispaniques 
vivant dans une région avec registre d'adresses informatisé (RAI), (b) Blancs non hispaniques 
vivant dans une région sans RAI et (c) autres dans toutes les régions. Pour le centre-est du 
Missouri, un total de 3 x 2 x 6 = 36 facteurs de redressement ont été calculés, ce qui fait 
un total de 84 facteurs de redressement pour l'ensemble du modèle. Dans chaque région, les 
facteurs de redressement estimés étaient corrélés, à cause de l'utihsation d'un plan de sondage 
par grappes de blocs. Par conséquent, les matrices des covariances empiriques correspondant 
à Saint Louis et au centre-est du Missouri, de dimensions respectives 48 x 48 et 36 x 36, 
étaient diagonales par blocs. 

Dans la section 2 du présent article, nous décrivons une méthode générale fondée sur un 
modèle pour les facteurs de redressement Hssés et les erreurs types associées. On utiHse aussi 
bien la méthode hiérarchique de Bayes que la méthode empirique de Bayes. On peut aussi 
considérer la méthode EB comme une méthode d'analyse des composantes de la variance 
(voir par exemple Harville 1985). Nous donnons aussi la formule pour calculer les erreurs types 
a posteriori associées aux estimateurs HB. Soulignons ici que l'utilisation naïve d'une méthode 
EB peut conduire à de graves sous-estimations des erreurs types associées, étant donné qu'une 
méthode EB naïve ne tient pas compte de l'incertitude rehée à l'estimation des composantes 
inconnues de la variance. Cependant, Kackar et Harville (1984) et Prasad et Rao (1990) ont 
proposé des approximations intéressantes des erreurs quadratiques moyennes (EQM) des 
estimateurs EB. En suivant leur principe, nous avons déduit des formules pour obtenir les EQM 
estimées dans notre contexte. Nous indiquons aussi dans cette section de quelle façon il est 
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possible, dans le présent contexte, d'éviter certaines (mais non la totalité) des critiques lancées 
contre la méthode d'Ericksen-Kadane (1985) par Freedman et Navidi (1986). 

Dans la section 3, nous analysons les données réelles. Nous donnons les estimations empi
riques, les estimations HB, les estimations EB et les estimations de régression des facteurs de 
redressement, ainsi que les erreurs types associées. La méthode HB et les méthodes EB qui 
tiennent compte de l'incertitude reliée aux paramètres a priori inconnus ont une efficacité 
équivalente. Par leur meilleure capacité de réduire les erreurs types estimées, eUes sont toutes 
deux nettement supérieures aux estimations brutes comme aux estimations de régression. 

Enfin, une annexe contient certains des détails techniques du présent article. 

2. ESTIMATION HB ET ESTIMATION EB 

La présente section décrit les méthodes générales de l'estimation HB et EB pour certains 
modèles hiérarchiques. L'appHcation de ces méthodes à l'estimation de facteurs de redressement 
est examinée dans la section 3. 

Considérons le modèle hiérarchique suivant: 

I. y | 6, 0, a^ ~ N{Q, V), où Kest une matrice m x m connue définie positive; 

IL e\0,a^~ N{X0,a^I); 

III. 0 et a^ sont marginalement indépendants, avec 0 suivant une loi uniforme sur {R'') et 
a^ une loi uniforme sur (0,oo). 

L'analyse HB est fondée sur les points I à III. En l'absence d'information a priori précise sur 
0 et a^, nous préférons utiliser des distributions a priori diffuses dans III. Nous avons aussi 
analysé les données en supposant la fonction de densité de probabilité (fdp) a priori de a^ 
proportionnelle à a"^ sur (0, oo). Les résultats étaient assez semblables et nous n'en faisons 
pas état ici. Le théorème suivant a été démontré. 

Théorème 1. Soit le modèle défini par (I), (II) et (III). Écrivons E = V -\- a^ l. Supposons que 
m > p -{- 3. Alors (i) la fdp conditionnelle de 0 pour a^ donné et Y = y est N{GV~^y,G), 
où 

G=V- FE-^K-I- Vi:-^X[X^i:-'^X]-'X^i:-^V; (2.1) 

(ii) la fdp conditionnelle de a^ pour Y = y est 

f{a^\y) oc I E |-'^2 i ^ r ^ - i ; ^ \-'^^ exp(-1/2 y^Fy) , (2.2) 

où 

F ='E-^ - E-^A'[A'^2-^A']-^^^2-^ (2.3) 

La démonstration du théorème est reportée à l'annexe. En utilisant les formules de l'espérance 
et de la variance conditionnelles, on obtient: 

£(01;^) =E[E{e\a\y)\y] = (E{GV-'\y))y; (2.4) 

V{e\y) = V[E{e\a\ y)\y] -i- E[V{e\a\ y)\y] = V{GV-'y\y)-^ E{G\y) . (2.5) 
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En utilisant (2.2) et (2.3), on déduit ^ ( e | .y) et F(e | y) de (2.4) et (2.5) par intégration 
numérique. 

On peut simpHfier quelque peu les calculs requis pour (2.1) à (2.3) en appliquant à Kle 
théorème de décomposition spectrale. Ainsi on aura V = PDP^,oùD = Diag(rfi, . . . , dm), 
les dj étant les valeurs propres de K, et P = (Ji . . . , Ç^), les Ç, étant les vecteurs propres 
orthonormaux correspondants. En utihsant l'orthogonaHté de P, on obtient alors: 

| 'E | =\a^I + D\=Yl{a^ + d,); 
1=1 

E-^ = P(ff^/-h Z>)-ip^; 

X^H - ̂ X = (P^X) ^{aH + D)-' (P^X) ; 

F = P{aH + D) -^P^ - P{aH + D) '^[P'^X) X 

[{P'^X)'^{a^I -I- D)-'{P^X)Y\P'^X){aH + D)''. 

En pratique, l'intégration numérique sur a^, qui demande qu'on évalue l'intégrande pour 
différentes valeurs de a^, devient maintenant un peu plus simple puisque P et X sont connus 
et que a^ l + D est une matrice diagonale. 

Examinons maintenant l'estimation EB. Dans ce cas, on n'utihse pas l'hypothèse III. En 
supposant 0 et a^ connus, on déduit d'abord de I et de II un estimateur de Bayes, à savoir la 
moyenne a posteriori de 0. Cet estimateur est donné par: 

0* = E(0 I Y, 0, a^) 

= {y-' + ff-2/)-'(F-'F-l- a-^X0) 

= l.-'^{a^Y + VX0). (2.6) 

La variance a posteriori correspondante est donnée par: 

F (0 | Y,0,a'^) = (F- i + a-^l)-^ = V - V^-^V. 

Cependant, en pratique, 0 et a^ sont inconnus et sont évalués par la méthode du maximum 
de vraisemblance à partir de la distribution marginale de Y, qui est N {X0, E). Ces estimateurs de 
vraisemblance maximale (EVM) sont dénotés par 0 et â^, où 0 = {X'''t~^X) ~^X^t~^Y, 
t = V -\- â^I.En substituant dans (2.6) ces estimateurs de E, a^ et 0, on obtient l'estimateur 
EB de 0 suivant: 

0EB = Ê- '(â^y -f VX0) = X0 -\- d^t-\Y - X0). (2.7) 

On peut aussi voir que l'estimateur donné par (2.7) est un meiHeur prédicteur linéaire sans 
biais estimé (MPLSE). Supposons d'abord que a^ est connu et trouvons le MPLS Ô^LUP _ 
X0 -I- ff^E-^(F - X0) de Q,où0 = {X'^I'^^X) -'^X'^'L'^Y. Estimons ensuite a^ par à^, 
son estimateur linéaire moyen (ELM), et de façon correspondante estimons E par Ê. En 
remplaçant à^ et t par â  et 2 dans l'expression de 0^^"^, on obtient le MPLSE 0^^. 
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Un estimateur naïf de la matrice des variances 0^^ est V - Vt~^V. Cette matrice sous-
estime de façon flagrante la matrice des variances puisqu'elle ne tient pas compte de l'incertitude 
Hée à l'estimation de 0 et a^. Si on suppose a^ connu, et si on attribue à 0 une distribution 
a/»nor/uniforme sur/?''(m > p -h 3), alors l'estimateur HB de 0 est le même que celui de 
QBLUP ĝ  j ^ matrice des variances a posteriori est alors donnée par M = V — VL'^V -^ 
FE-iA'(^^S- '^)- iA'^E-iK On en déduit de façon immédiate que E [ ( 0 » L " P - 0) 
(0 - 0) ] = M, OÙ l'espérance est calculée sur la distribution à deux variables de 
y et de 0, donnée en I et II. Dans le langage bayesien, on peut donc interpréter FE"^ X 
(X^H ~ * A') " 'X^I, ~ ̂  V comme le supplément de variabilité a posteriori causé par l'incerti
tude sur 0, alors qu'en terminologie classique le même phénomène peut s'interpréter comme 
le supplément d'EQM causé par la même incertitude. 

Le traitement d'un a^ inconnu est un autre problème à résoudre. La méthode de Bayes nous 
permet de trouver la distribution a posteriori de a^ pour Y = y, alors que, même sans intro
duire une estimation a priori de 0, il demeure possible de trouver une approximation de l'EQM 
de 0^° en modifiant un argument de Kackar et Harville (1984) ou de Prasad et Rao (1990). 

Le théorème pertinent, dont la preuve est reportée en annexe, est énoncé ci-dessous. 

Théorème 2. On peut estimer de façon approximative l'EQM de 0^^ par: 

M'SE(0^^) - V - VKV-\- (^VK^V) [2(trÊ-^)-i], (2.8) 

OÙ 

K = t-^ - t-'^X(X'^t-'^X)-'^X'^t-\ (2.9) 

Le troisième terme du membre de droite de (2.8) peut être interprété comme le supplément 
d'erreur quadratique moyenne dû à l'incertitude de l'estimation de a^. Harville (1985) donne 
une décomposition générale de l'erreur de prévision. 

Bien que les variances tiposteriori V{Q | y) associées à l'estimateur HB 0"^ de 0 et l'EQM 
estimée de l'estimateur 0^^ de 0 proviennent de théories inspirées de deux philosophies 
différentes de l'inférence, eHes ont en commun d'essayer de représenter l'incertitude causée 
par l'estimation de la variance du modèle. Pour mieux comprendre cette similitude, il faut 
remarquer que, si on écrit A" = E"* - E"* X{X^L~^X) "*A'^E"\ alors on a: 

E[K(0| ff^J;)] = G = V - VKV (2.10) 

etE{G\ y) est approximée par V - VKV, qui est un des deux termes de (2.8). On a aussi 
(0 I a^,y) = GV~^ y, et on peut démontrer après quelques simplifications que GV~^ = 
l - VK. On a donc F(GK" V | y) = VV{K\ y) Vet V{K\ y) est apparemment approximé 
par .^•'[2(trÊ"^) " ^ ] . Cependant, l'approximation par EQM de 0^^ ne correspond pas 
toujours parfaitement à K(0 | j;), comme le prouvent les calculs numériques de la section 3. 

Une des hypothèses d'Ericksen et Kadane (1985) est celle du a^ connu. Freedman et Navidi 
(1986) ont insisté sur la nécessité d'une estimation de a^ et, dans les théorèmes 1 et 2, nous 
avons rendu compte de cette source d'incertitude, tant de façon bayesienne que de façon 
fréquentiste. Notons que, au contraire de travaux antérieurs qui ne traitaient que de l'estimation 
du sous-dénombrement net de la population totale au niveau d'une ville et à celui du reste de 
l'État, nous nous intéressions à l'estimation de facteurs de redressement à des niveaux d'analyse 
plus fins. En termes de coûts d'exploitation, le redressement à des niveaux plus fins permet 
des économies considérables de temps et de coût de calcul par ordinateur, puisque les dossiers 
de recensement n'ont besoin d'être utilisés qu'une seule fois. Les modèles de redressement qui 
utihsent des niveaux géographiques plus élevés que les nôtres exigent plusieurs passages en 
machine des données du recensement parce qu'ils exigent une méthode pour distribuer le 
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sous-dénombrement aux niveaux géographiques inférieurs. Enfin la corrélation qui existe dans 
la structure d'erreur rend possible une matrice V non diagonale, ce qui constitue une autre 
généralisation importante du modèle de Fay-Herriot (1979) et d'Ericksen-Kadane (1985). La 
critique de Freedman-Navidi quant au manque de corrélation des facteurs de redressement 
estimés ne tient donc pas dans le présent contexte. L'autre critique principale, qui porte sur 
le fait de supposer que les composantes de Ksont connues alors qu'en fait il s'agit d'estimations 
empiriques, reste encore à résoudre. On travaille maintenant à construire un modèle des compo
santes de Ken fonction de certaines variables telles que le nombre de personnes échantillonnées, 
le prédicteur de régression initial, etc. On espère que des modèles de ce genre permettront de 
stabiliser les variances estimées en réduisant leur variance. 

En plus des estimateurs HB et EB de 0, il existe aussi des estimateurs de régression, donnés 
par Ô'̂ EG _ X{X^t''^X) ~'X^t~^Y. La matrice associée des variances-covariances est 
donnée par A/o - &^{Mot-'^ + t'^M^ - / ) , oùM^ = X{X^t-^X)-^X'^. 

3. ANALYSE DES DONNÉES 

Soit Yj = DSEj/CensuSi = le i'̂ ™^ facteur de redressement, pour /, / = 1, . . . , 84, et 
y = {Yj, ..., Yg^)^. L'ensemble des variables explicatives A'est assez grand lorsqu'on tient 
compte de toutes les interactions possibles. Pour simpHfier, nous avons consulté des experts 
du Census Bureau et, aux fins de la construction du modèle, nous avons retenu un ensemble 
réduit de 22 variables exphcatives possibles. (Voir Huang et coll. 1991). Le nombre de variables 
exphcatives possibles a aussi été limité par la capacité de l'ordinateur. Le présent modèle a été 
sélectionné par la méthode de sélection par régression relative au meilleur sous-ensemble, le 
Cp minimum de Mallow servant de critère pour choisir un ensemble de 22 variables explica
tives possibles. Comme le logiciel utilisé exige que les données d'entrée soient en situation de 
moindres carrés ordinaires, nous avons transformé les variables dépendantes et indépendantes 
de la façon habituelle. De plus, puisque a^ est inconnu, nous avons employé une méthode 
itérative. 

Ouvrons une parenthèse pour dire qu'une méthode légèrement différente a été utilisée pour 
sélectionner les variables explicatives du modèle qui a servi à la détermination des facteurs de 
redressement du recensement de 1990. En 1990, plusieurs variables explicatives ont été déclarées 
d'entrée de jeu comme des variables du modèle et on a utihsé une technique du meiHeur sous-
ensemble pour sélectionner les variables supplémentaires. Le changement de méthode visait 
à neutrahser une compréhension possible de a^ (voir Isaki et coll., 1991). 

La matrice X obtenue par la méthode de détermination par régression relative au meilleur 
sous-ensemble est de la forme X = {Ig^, X2, X2, X^, Xs, X^, X-i, X^, X^, A'io). Toutes les 
variables explicatives de X ont été obtenues à partir de la répétition générale de 1988 et définies 
au second niveau, la strate de second niveau constituant l'unité d'analyse. 134 est un vecteur 
unité, X2 est la variable indicatrice de Saint Louis, XT, est la variable indicatrice des locataires 
ou la proportion de locataires dans les strates de second niveau du centre-est du Missouri, les 
variables X^ à X-^ sont les variables indicatrices des groupes d'âge 0-9, 10-19, 20-29 et 30-44 
respectivement, X^ est un indicateur ou une variable de proportion des locataires masculins 
âgés de 20 à 64 ans, Xg est une variable indicatrice des autres personnes de sexe masculin âgées 
de 20 à 64 ans et A'io est une variable indicatrice des autres personnes de Saint Louis. 

En utihsant la matrice définie d'après le modèle ci-dessus, nous avons obtenu 0 = (.9812, 
-.0271, .0485, .0699, .0695, .0533, .0386, .0628, .0475, .0778)^et â^ = .000574. On peut 
maintenant calculer les estimateurs EB ou les MPLSE, ainsi que les erreurs types approximatives 
associées, en utihsant les formules déduites dans la section 2. Pour des raisons de cohérence, 
on a aussi effectué l'analyse HB avec la même matrice X (nous n'avons pas besoin de 0 ou 
de à^ pour cette analyse). 
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Les figures 1 et 2 représentent graphiquement les facteurs de redressement estimés et les 
erreurs types, par strate de second niveau. Les 12 premières strates de second niveau se 
rapportent aux non-propriétaires blancs non hispaniques de Saint Louis, les strates 13 à 24 
se rapportent à tous les autres non-propriétaires de Saint Louis, les strates 25 à 36 se rapportent 
aux propriétaires blancs non hispaniques de Saint Louis et les strates 37 à 48 se rapportent à 
tous les autres propriétaires de Saint Louis. Les strates 49 à 60 se rapportent aux Blancs non 
hispaniques vivant dans des régions avec registre d'adresses informatisé (RAI) du centre-est 
du Missouri, les strates 61 à 72 se rapportent aux personnes blanches non hispaniques vivant 
dans des régions sans RAI du centre-est du Missouri et les strates 73 à 84 se rapportent à toutes 
les autres personnes du centre-est du Missouri. 

Dans chaque groupe de 12 strates de second niveau, les six premières se rapportent aux 
personnes de sexe masculin dans les groupes d'âge 0-9,10-19,20-29, 30-44,45-64 et 65 -t-. Un 
examen de la figure 1 permet de constater que les facteurs de redressement bruts du groupe 
des Blancs non hispaniques ont tendance à être inférieurs à ceux de l'autre groupe, sauf pour 
la région avec RAI du centre-est du Missouri. On voit à la figure 2 que la même observation 
est presque vérifiée dans le cas des erreurs types brutes. La figure 3 présente un graphique des 
erreurs types estimées en fonction des facteurs de redressement. 

Les figures I à 3 nous amènent à tirer plusieurs conclusions intéressantes. 
(1) Dans chaque strate, les erreurs types estimées des estimateurs HB et EB des facteurs de 

redressement sont beaucoup plus petites que les erreurs types des facteurs de redressement 
bruts lorsqu'on les compare aux ETD non redressées. 

(2) Les estimateurs EB sont supérieurs aux estimateurs de régression dans chacune des 84 strates 
en ce qu'ils permettent une réduction de l'erreur type estimée. Bien que les estimateurs HB 
ne soient pas supérieurs aux estimateurs de régression dans toutes les strates, l'améHora-
tion est considérable dans la plupart des strates. 

(3) La représentation graphique des données montre que l'écart entre les estimations ponctuelles 
èPs et è™s est assez petit. En fait, la différence est toujours inférieure à 1% (et sou
vent de beaucoup). 

(4) Les erreurs types a posteriori associées aux estimations HB {s™) sont toujours supérieures 
aux EQM approximatives des estimations EB (sf^). Comme nous l'avons déjà mentionné, 
les deux erreurs types ne sont pas forcément égales. Il nous semble que les erreurs types 
approximatives des estimations EB sont souvent de légères sous-estimations. Cependant, 
une comparaison entre sf^ et s P révèle qu'une méthode EB de type naïf (avec erreurs 
types associées s P ) peut grandement sous-estimer les erreurs types estimées en ne tenant 
pas compte de l'incertitude Hée à l'estimation de a^. Ce défaut est en grande partie rectifié 
par sf^, qui est fondé sur des approximations du deuxième ordre. 

Au moment où nous avons révisé cet article, le redressement du recensement décennal de 
1990 était terminé. Ce redressement a été effectué par la méthode de l'estimation EB. En gros, 
pour modéhser les facteurs de redressement, on a utilisé la plupart des étapes suivies au moment 
de la répétition générale de 1988. Il y avait toutefois plusieurs différences. Dans le redressement 
de 1990, les facteurs de redressement estimés ont été modélisés pour chacune des quatre régions 
de recensement, avec un ensemble spécial de facteurs de redressement pour les réserves 
indiennes. Le nombre de facteurs de redressement variait de 12 pour les données se rapportant 
aux Indiens à 456 dans une des régions. De plus, les variances estimées des facteurs de redres
sement bruts ont été lissées à l'aide de modèles de régression. Le lissage des variances estimées 
avait tendance à réduire les grandes variances estimées et à augmenter les petites. L'effet net 
a été une augmentation de la contribution aux estimations EB des facteurs de redressement 
associés qui ont une grande variance estimée, et vice versa. D'autres différences concernent 
l'emploi de procédés de détection des observations aberrantes pour le lissage des variances 
comme pour celui des facteurs de redressement. Enfin, les estimations EB pour les strates 
de second niveau ont été ajustées de façon proportionnelle aux estimations de la population 
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régionale totale obtenues après application des facteurs de redressement bruts. Les facteurs 
de redressement lissés et ajustés de façon proportionnelle ont ensuite été appliqués aux chiffres 
de population correspondants du recensement au niveau des îlots de recensement. Puis les 
résuhats ont été arrondis par groupes d'îlots à l'entier le plus proche, de façon que chaque cellule 
d'un îlot soit arrondie vers le haut ou vers le bas pour donner un entier et que les sommes de 
contrôle ne changent pas par plus d'une personne. 

Les méthodes utilisées pour redresser les chiffres du recensement de 1990 étaient précisées 
à l'avance et toute l'opération devait être menée selon un échéancier très serré. Le Bureau of 
the Census a recommandé d'utihser les chiffres redressés du recensement de 1990. Des avis 
partagés à parts égales ont été exprimés sur la question par une commission spéciale, dont les 
membres avaient été choisis par le secrétaire au Commerce. Après avoir évalué les éléments 
mis en preuve de part et d'autre, le secrétaire a décidé de ne pas utiliser les chiffres redressés. 
La question est maintenant devant les tribunaux. Un sujet d'actualité est l'utilisation possible 
des chiffres redressés pour l'estimation post-censitaire. Des recherches sont actuellement menées 
pour en arriver à de meilleurs chiffres redressés pour l'estimation post-censitaire. 

ANNEXE - PREUVES DES THÉORÈMES 

Preuve du théorème 1. Nous ne ferons qu'esquisser la preuve. On peut trouver les détails dans 
Datta et coH. (1991). La fdp (impropre) à quatre variables de Y, 0, 0 et a^ est donnée par: 

/( ; ; ,0, /3.(r^)ocexp[-l/2(j;-0) '"F- '( j ' -0)]«r- '"exp[-l/(2(r2) | |0-A:/3f], (A.l) 

où ||-|| dénote la norme euclidienne. Si on écrit Px = X{X^X) ~^X^, || 0 - X0 ||^ on a 
[0 - {x^x)-''x''eY{x^x)[0 - {x''x)-'x^e] + 0^(/- pjo. 

Si on intègre maintenant par rapport à 0 dans (A.l), il s'ensuit que la fdp impropre à trois 
variables de Y, 0 et a^ est: 

f{y,e.a^) ex ( r - < ' " - ' ' ) e x p [ - l / 2 ( ; ; - 0 ) ^ F - ' ( > ' - 0 ) - l / ( 2 f f 2 ) 0 ^ ( / - P , ) 0 ] . (A.2) 

Si on écrit ensuite £ = V~^ -\- a~^{I - P^), il s'ensuit après quelques simplifications que: 

{y - e)^V-^{y - 0) + ff-^0^(/ - P , )0 = 

(0 - E-W-'y)^E{e - E-^V-^y) -I- y^{V-^ - V-^E-^V-^)y. (A.3) 

Par conséquent, la distribution a posteriori de 0 pour a^ donné etY = y estN{E~^V~'^y,E~^). 
En utilisant la formule bien connue pour l'inversion d'une matrice {A -t BDB^) "* = 
A-^ - A-^B{D-^ -\- B^A -1 fl) -1 B^A "^ (voir par exemple l'exercice 2.9, p. 33 de Rao 
(1973)), on obtient £ " ' = G, ce qui complète la preuve de la première partie du théorème. 
En se servant ensuite de (A.3) et en intégrant par rapport à 0 dans (A.2), on obtient la fdp 
(impropre) à deux variables de Y et a^: 

f{y,a^) a a-^"""^ \ E\-^^^ exp[- {l/2)y''{V-^ - V-^E^V-'')y]. (A.4) 

Par l'exercice 2.4, p. 32 de Rao (1973), il s'ensuit que 

I £ | = I K-i + aHl - P,) I = I A I ^ I a'X'-X] 
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ce qui se réduit après simpHfication à: 

I V-^\\I+a-^V\ \X^{I-^a-^V)-^X\ •^\X'^X\ oc\I-\-a-^V\ lA^^E-^^l. (A.5) 

De plus, après quelques calculs, il s'ensuit que: 

V-^ - V-^E-^V-^ = F. (A.6) 

La preuve de la partie (ii) du théorème découle maintenant de (A.4) à (A.6) et de la remarque 
que/( a^\ y) <x f{a^,y). Notons cependant que la distribution a posteriori de a^ pour Y = y 
fixé est propre. 

Preuve du théorème 2. Encore une fois, nous ne ferons qu'esquisser la preuve. On peut trouver 
les détails dans Datta et coll. (1991). 

Rappelons que 

0 = {x^i:-^x)-^x^i:-^Y. 

Posons 
ê = X0 -i- a^^-^{Y - X0). 

Observons maintenant que (i) 0 est le meilleur prédicteur sans biais de 0 (à cause de la normahté) 
pour chaque a^ fixé et (ii) E(0^° - 0) = 0, étant donné que ù^ est l'estimateur Hnéaire 
moyen de a^ (voir Kackar et Harville (1984)). En utihsant maintenant le lemme 3.3.1 de Datta 
(1990), on voit que 0^^ — 0 et 0 sont indépendants. Donc on a: 

E[{ê^^ - 0)(0EB _ ê)^] = 

E[(0E8 - 0)(0E8 - 0)^] + E[(0 - 0 ) ( 0 - 0)^]. (A.7) 

Posons ensuite 0^ = X0 -\- tr^E"' {Y - X^). Un raisonnement standard nous donne: 

E[(0 - 0 ) ( 0 - 0)^] = E [ ( 0 - 0^)(0 - 0^)^] -I- E [ ( 0 ^ - 0 ) ( 0 ^ - 0 ) ^ ] . (A.8) 

Nous pouvons déduire de nos calculs précédents que: 

E[(0» - 0 ) (08 - 0)^] = F - F E - ' F . (A.9) 

De plus, 

E[(0 - 0^)(0 - 0^)^] = F E - ' A ' ( ^ ^ E - ' ^ ) - ' ^ ^ E - ' F . (A.IO) 

Enfin, posons 0 = g{a^)eté^^ = ^(â^). En utilisant l'approximation de Taylor du premier 
degré, on obtient: 

£[(0^8 - 0)(0E« - 0 ) ^ = ^\(à^ - «^')' ^ ^ ^ ^ ^ ^ ^ 1 . (A.II) 
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Puisque^(ff2) = Y- KE- ' [y - ^(A^^E"'A-) " ' ^ ^ E " ' F ] , on obtient par des techniques 
de différentiation matricielle: 

- ^ = KfE-' - E - ' ^ ( ^ ^ E - ' A ' ) - ' ; ï ' " E - ' l E - ' ( y - A - ^ ) . (A.I2) 
da '• -I 

E - ^ ^ = VKi:-^E[{Y - X0)(Y - X0)^i:-^KV. (A.I3) 

Cependant, des calculs algébriques simples nous donnent: 

E[{Y - X0)(Y - X0)^] = E - X{X^i:-^X)-^X^ = 'LKJ:. (A.14) 

D'où on déduit de (A. 13): 

Si on utiHse encore une autre approximation, il s'ensuit de (A.U) et de (A. 15) que: 

E[(0E^ - 0)(0EB _ ê)'"] = E{»^ - a^)^VK^V. (A.16) 

Pour estimer E{à^ - a^)^ = MSE(â^), nous procédons de la façon suivante. 

Puisque Y ~ N{X0, E), exprimons la fonction de vraisemblance par: 

L{a^) oc I E | - ' ' 2 e x p [ - l / 2 ( y - ^ |8 )^E- ' (y - X0)]. (A.17) 

D'où 

^ ^ = - l / 2 ^ 1 o g | E | - l / 2 ^ [ ( F - ; ^ ^ ) ^ E - ' ( y - ; ^ i 3 ) ] ; (A.I8) 

d^loeU d^ d^ 

Comme auparavant, notons di, ..., d„les valeurs propres de V. 

Alors log I E I = E{"=i log(ff2 -I- dj). D'où 

^ ^ log I E I = - Er=, {a' + d^-^= - tr(E -^) . (A.20) 

Si on UtiHse (A.20) et la différentiation matricielle, il découle de (A. 19) que: 

rf^logZ, 

d{a') 
j - ^ = l/2tr(E-^) - {Y - X0Y'L-\Y - X0). (A.2I) 
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On a donc: 

En approximant E [ (ff̂  — a^)^] par 

^2 

(4-̂ ^ W' 
ce qui se justifie par la théorie asymptotique du maximum de vraisemblance, on déduit de 
(A.16): 

E[ (0^^ - 0 ) ( 0 ^ ^ - 0 ) ^ ] = 2 ( t r ( E - 2 ) ) - ' F ^ ' F . (A.22) 

En combinant les formules (A.7) à (A.IO) avec (A.22), on obtient: 

MSE(0^^) = V- KE- 'K-h K E - ' A ' ( A ' ^ E - ' A ' ) - ' A ' ^ E - ' F - I - F^^F[2(trE-2)- '](A.23) 

Le remplacement de Ê par E fournit l'approximation donnée en (2.8), ce qui termine la preuve 
du théorème 2. 
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Une comparaison d'estimateurs d'un ensemble 
de totaux de population 

DON ROYCEl 

RÉSUMÉ 

Les données du Programme des estimations démographiques (PED) de Statistique Canada sont toujours 
étalonnées en fonction du recensement le plus récent sans qu'il soit tenu compte de l'erreur de couverture 
dans ce recensement. Or, depuis qu'ils ont constaté une forte hausse du niveau de sous-dénombrement 
lors du recensement de 1986, Statistique Canada étudie la possibihté de redresser l'effectif de la population 
de base du PED pour tenir compte du sous-dénombrement net. Dans cet article, on définit et compare 
quatre estimateurs de l'effectif de la population de base: les chiffres non redressés du recensement, les 
chiffres redressés, un estimateur de test préliminaire et un estimateur composite. L'élément de compa
raison, en l'occurrence, est une généralisation des fonctions de risque proposées antérieurement connue 
sous le nom d'erreur quadratique moyenne pondérée (EQMP). L'EQMP s'apphque non seulement aux 
totaux de population, mais aux fonctions de totaux de population, comme les proportions de population 
et les taux de croissance d'un recensement à l'autre. Il est aussi question de l'utihsation de l'EQMP dans 
l'élaboration et l'évaluation des estimateurs pour petites régions dans le contexte du redressement des 
chiffres du recensement. 

MOTS CLÉS: Ajustement du recensement; sous-dénombrement; estimation pour les petites régions. 

1. INTRODUCTION 

Le Programme des estimations démographiques (PED) de Statistique Canada fournit une 
multitude de données détaillées sur les caractéristiques et la répartition de la population cana
dienne pour la période quinquennale qui sépare deux recensements. Les estimations intercen
sitaires de la population servent à de nombreuses opérations importantes comme le calcul des 
paiements de transfert - qui se chiffrent à plusieurs milliards de dollars - entre l'administration 
fédérale et les administrations provinciales, l'estimation de variables démographiques 
importantes comme le taux de natahté et le taux de mortalité, la détermination des niveaux 
d'immigration futurs et la pondération dans les enquêtes démographiques courantes comme 
l'enquête mensueHe sur la population active. 

Le PED repose depuis toujours sur les données du recensement le plus récent sans que l'erreur 
de couverture n'ait jamais été prise en considération. En 1986 toutefois, on a observé une hausse 
appréciable du niveau de sous-dénombrement par rapport aux recensements précédents et ce 
niveau était toujours aussi variable d'une région à l'autre et d'un groupe démographique à 
l'autre. Cela a perturbé le PED et les nombreux autres programmes qui utilisent des estima
tions démographiques. C'est pourquoi on a mis sur pied au début de 1989 un projet qui visait 
à discuter de l'opportunité de redresser les estimations démographiques postcensitaires en 
fonction de l'erreur de couverture estimée dans le recensement et de la manière d'effectuer ce 
redressement. La recherche décrite dans cet article s'inscrivait dans le cadre de ce projet. Pour 
une description plus générale du projet, voir Royce (1992). 

Il convient de souligner que ce redressement ne toucherait que les estimations démographi
ques. Les données du recensement de 1991 seront publiées sans qu'il y ait de redressement pour 
le sous-dénombrement, exception faite des redressements mineurs normalement effectués pour 
tenir compte du sous-dénombrement chez les résidents temporaires et chez les personnes dont 

' Don Royce, chef de la Section de la qualité des données du recensement. Statistique Canada, Ottawa (Ontario), 
Canada KIA 0T6. 
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le logement a été classé par erreur parmi les logements inoccupés. Du point de vue technique 
toutefois, la question étudiée se rapproche sensiblement de la question du redressement des 
chiffres du recensement qui retient l'attention de nombreux organismes statistiques depuis 
quelques années. 

Les deux questions fondamentales qui se posent relativement au redressement sont de savoir 
I) dans quelle mesure un redressement améliore les chiffres du recensement et 2) quelles sont 
les meilleures méthodes de redressement. Dans cet article, nous comparons la précision de divers 
estimateurs d'une série de totaux de population en utilisant comme critère l'erreur quadratique 
moyenne pondérée (EQMP). 

Dans la section 2, nous commençons par étudier le cas d'un total de population unique. 
Nous calculons puis comparons les erreurs quadratiques moyennes de quatre estimateurs 
possibles: estimateur fondé sur les chiffres non redressés du recensement, estimateur fondé 
sur les chiffres redressés du recensement, estimateur de test préliminaire et estimateur compo
site. Dans la section 3, nous étendons l'analyse à des totaux de population multiples et à des 
fonctions de totaux de population comme les proportions de population et les taux de crois
sance. La section 4 porte sur l'estimation pour petites régions; nous y étudions des méthodes 
d'estimation, et notamment l'estimation synthétique et un cas particuher de l'estimation synthé
tique appelé redressement général. Enfin, dans la section 5, nous proposons des sujets de 
recherche pour l'avenir. 

L'élaboration des estimateurs présentés dans cet article repose sur deux hypothèses. Premiè
rement, les opérations de redressement doivent produire des estimations qui soient cohérentes 
entre les divers niveaux d'agrégation géographique et les divers groupes démographiques et 
cohérentes d'une période à l'autre. Aux yeux des utilisateurs, il est essentiel que la somme des 
parties égale le tout et qu'il n'y ait pas de bris de continuité majeure dans les séries d'estimations. 
Deuxièmement, le redressement doit reposer sur les résultats combinés des deux études de 
mesure de la couverture de Statistique Canada, à savoir la contre-vérification des dossiers, qui 
sert à mesurer le sous-dénombrement brut, et l'étude du surdénombrement, qui sert à mesurer 
le surdénombrement brut. Les deux études sont exposées à l'erreur d'échantiHonnage et à 
l'erreur non due à l'échantiHonnage. 

2. TOTAL DE POPULATION UNIQUE 

Nous allons tout d'abord définir et comparer quatre estimateurs pour un total de population 
unique, l'erreur quadratique moyenne (EQM) servant de critère dans la comparaison. 

Soient: Y l'effectif recensé; 
T l'effectif réel (inconnu) de la population (à estimer); 
U le sous-dénombrement net réel, c.-à-d. U = T - Y; 
Û une estimation de U tirée des études de mesure de la couverture; 
a^ la variance de Û; 
R le biais relatif de Û, c.-à-d. R = E{Û)/U - 1. 

Pour les quatre estimateurs, on peut exprimer la valeur estimée de T comme la somme de 
l'effectif recensé et de la valeur estimée de U. Par conséquent, l'EQM de la valeur estimée de 
Tsera la même que celle de la valeur estimée de L'^correspondante. Les EQM (et EQMP dans 
les sections subséquentes) sont calculées pour des répétitions hypothétiques des études de mesure 
de la couverture, où les chiffres du recensement sont considérés comme des quantités fixes. 

2.1 Estimateur fondé sur les chiffres non redressés du recensement 

Dans ce cas particulier, la valeur estimée de U est nuUe. Son biais est égal à - L'̂  et sa 
variance, égale à zéro. Par conséquent, EQM ( Û'^) = U^. 
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2.2 Estimateur fondé sur les chiffres redressés du recensement 

Dans ce cas, l'estimateur de Uest Û. Son biais est UR et sa variance, a^. Par conséquent, 
EQM ((7-̂ ) = a^ -\- U^R^. 

2.3 Estimateur de test préliminaire 

En comparant les EQM des deux estimateurs précédents, on peut penser qu'il sera préférable 
d'utiliser les chiffres redressés, par opposition aux chiffres non redressés, dès que 

a^ < U^{1 - R^). (I) 

Bien que les paramètres de cette inéquation soient inconnus, on peut les estimer (sauf R) 
à l'aide des études de mesure de la couverture, de là la possibihté de se servir de ces estimations 
pour construire un test statistique qui permettra de vérifier l'hypothèse que l'inégahté est 
juste. Le résultat du test détermine le choix de l'estimateur (d'où le nom d'estimateur de test 
préliminaire). 

De façon précise, supposons que | i? | < I (condition indispensable pour que (1) se vérifie) 
etqueO ~ N {U{1 -f- R), a^), où a^ est connu. Alors, 0^/a^ suit une distribution de xfi) 
non centrale avec comme paramètre de non-centralité \ = U'^{1 -\- R)^/2a^. L'hypothèse 
nulle HQ: a^ > U^ (1 - R^) équivaut à l'hypothèse Ho : \ < {1 + R)/2{1 - R). On 
pourrait donc, par exemple, procéder à un redressement si Û^/a^ > c, la valeur critique 
c > 0 étant choisie de manière que 

- = '^'[A^-2-ir^ù-']' 2̂) 

où a est le niveau de signification du test. Ce test est une version particulière d'un test plus 
général proposé par Toro-Vizcorrondo et WaHace (1968). 

Notons que Û'^/a^ est l'inverse du carré du coefficient de variation (CV) estimé de 0. Cela 
revient à dire que pour effectuer un redressement, il faut un CV suffisamment petit (en valeur 
absolue). 

En pratique, il faudrait remplacer i? dans (2) par une estimation provisoire du biais relatif, 
disons r. Royce (1991) étudie la sensibilité de c par rapport à R dans le cas d'un test unilatéral 
(on a utilisé en l'occurrence une distribution normale au Heu d'une distribution de x^)- Par 
exemple, étant donné un niveau de signification de 2.5%, on a observé que la réduction du 
CV critique ne dépassait pas six points de pourcentage environ (de 33.8 à 27.1 %), même lorsque 
le biais relatif atteignait 50%. 

Si a n'est pas connu mais qu'il existe une estimation à, on peut construire un test semblable 
en supposant que 

vâ^ 2 
-T~^('') (3) 
a 

qui est indépendant de Û. On obtient alors un test fondé sur une distribution F non centrale. 
Pour obtenir plus de détails sur la construction de ces tests, le lecteur est prié de consulter Judge 
et Bock (1978). 

Afin de déterminer l'EQM de l'estimateur de test préliminaire, notons que cet estimateur 
peut s'écrire Û'' = lÛ où 
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1=1 SI —^>c 
a 

= 0 si ^ < c. (4) 
a 

Lorsque a^ est connu, on peut montrer que l'EQM de cet estimateur est définie (voir, par 
exemple, Judge et Bock (1978), p. 72) 

EQM(i7'') = â  -H t/2/?2 + (2t/2(j + ji) _ a^)Pr[x\3,x) ̂  c] -

UHl + R)^PT[X\S.X) ^ c]. (5) 

Notons que lorsque c -r çx>, c.-à-d. que la probabilité d'un redressement est de plus en plus 
minime, l'EQM tend vers U^, soit l'EQM de l'estimateur fondé sur les chiffres non redressés 
du recensement. De même, lorsque c — 0, c.-à-d. que la probabilité d'un redressement est de 
plus en plus grande, l'EQM tend vers a^ -\- U^R^, soit l'EQM de l'estimateur fondé sur les 
chiffres redressés du recensement. Par conséquent, les deux premières méthodes d'estimation 
présentées dans cette section peuvent être considérées comme des versions extrêmes de la 
troisième méthode. 

La figure I renferme un graphique où la valeur EQM/CT^ pour l'estimateur de test préHmi-
naire est exprimée en fonction de U^/a^ pour diverses valeurs de c dans le cas où il n'y a pas 
de biais {R = r = 0). Les valeurs EQM/a^ pour les estimateurs fondés sur les chiffres 
redressés et les chiffres non redressés du recensement sont aussi reproduites dans ce graphique. 
Pour chaque valeur de c proposée, la courbe de l'EQM de l'estimateur de test préHminaire 
débute plus haut sur l'axe des y par rapport à la courbe de l'EQM de l'estimateur fondé sur 
les chiffres non redressés, croise la courbe de l'EQM de l'estimateur fondé sur les chiffres 
redressés, atteint un maximum, puis se rapproche de la courbe de l'EQM de l'estimateur fondé 
sur les chiffres redressés. À mesure que c diminue et que, par voie de conséquence, le niveau 
de signification o; du test augmente, l'EQM de l'estimateur de test préliminaire se rapproche 
plus rapidement de celle de l'estimateur fondé sur les chiffres redressés; en revanche, elle est 
plus élevée pour de faibles valeurs de U^/a^. Par conséquent, le rendement de l'estimateur de 
test préHminaire pour l'intervalle des valeurs de U^/a^ dépend du niveau de signification choisi 
pour le test. 

Les figures 2 et 3 renferment des graphiques similaires pour les cas oùR = .5etR = —.5 
respectivement (comme nous pourrions croire ne pas disposer de l'information voulue pour 
étabhr une valeur estimée de R, nous avons posé r = 0). Là encore, l'EQM de l'estimateur 
de test préHminaire se rapproche de celle de l'estimateur fondé sur les chiffres redressés à mesure 
que U^/a^ augmente. Elle se rapproche plus rapidement si le biais est positif que s'il n'y a pas 
de biais mais moins rapidement si le biais est négatif. 

QueHe est la "meilleure" valeur de c pour le test? Idéalement, il faudrait choisir la valeur 
de c de teHe manière que l'EQM de l'estimateur de test préliminaire soit le plus comparable 
possible à la moins élevée des EQM de l'estimateur fondé sur les chiffres redressés et de l'esti
mateur fondé sur les chiffres non redressés. À cet égard, Sawa et Hiromatsu (1973) ont proposé 
une méthode, élargie par la suite par Brook (1976), qui consiste à minimiser l'écart maximum 
entre l'EQM de l'estimateur de test préHminaire et la moins élevée des EQM de l'estimateur 
fondé sur les chiffres redressés et de l'estimateur fondé sur les chiffres non redressés. Lorsqu'il 
n'y a pas de biais, cette méthode produit une valeur optimale de c d'environ 1.88. Cela corres
pond à un CV critique (en valeur absolue) de 73% pour le niveau de sous-dénombrement estimé. 
L'EQM de cet estimateur est reproduite dans la figure 4. 
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Dans Judge et Bock (1978), on trouve d'autres méthodes pour choisir la valeur optimale 
de c, par exemple la minimisation de la distance moyenne(au lieu de l'écart maximum) et des 
méthodes bayesiennes. 

2.4 Estimateur composite 

Nous avons vu que l'estimateur de test préHminaire s'écrit Û^ = lÛ, où / n e peut prendre 
que les valeurs 0 ou I. Or, on a montré que cet estimateur est inacceptable (Cohen, 1965) à 
cause justement de cette discontinuité inhérente. Dans ces circonstances, le multiphcateur de 
{/pourrait peut-être prendre n'importe quelle valeur eritre 0 et I. Autrement dit, au lieu de 
nous servir des données pour savoir s'il faut procéder ou non à un redressement, nous nous 
en servons pour savoir queHe doit être la mesure du redressement. Spencer (1980) et, plus 
récemment, Andrews (1991) ont déjà parlé de ce type d'estimateur. Posons Û" = al3 où 
0 < a < I. Pour une valeur a donnée, l'estimateur ci-dessus a une EQM égale à 

EQM(aC7) = a V -I- U^{a{l -I- i?) - I ) ^ (6) 

laqueHe expression est minimisée lorsque 

U^{1 -I- /?)^ 

(1 + R){a^ + U^{1 + R)') « = 3 T^ T • (7) 

Si a est supposé connu, un estimateur possible de a est 

et par conséquent, 

à = 5 ^ (8) 
(1 -h r){a^ + U^) 

U" = -. —-. (9) 
. (1 -h r){a^ -^ U^) 

On peut calculer l'EQM approximative de cet estimateur au moyen d'une approximation 
par série de Taylor. En posant 

U^ 
h{U,a^) = -. r- (10) 

(I -I- r){a^ -I- t/2) 

nous obtenons (en supprimant les termes dont l'ordre est supérieur à celui des termes de dérivée 
première) 

EQM(f7") = {h{U.a') - U)^ + / ' ^ ^ i ^ y ( f / 2 / ? 2 + a^) 

+ 2{h{U,a^)-U)Ç-^^yR. (11) 

On peut aussi utihser cette approximation lorsque a est inconnu en posant l'hypothèse 
formulée en (3). La formule de l'EQM comprend alors le terme additionnel: 

/dh{U,a^)Y2a^ 
\ da' ) v' 

(12) 
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Les figures 5, 6 et 7 contiennent un graphique où l'EQM de l'estimateur composite est 
exprimée en fonction de U'/a'; dans ces mêmes graphiques sont reproduites aussi les EQM 
de l'estimateur fondé sur les chiffres non redressés du recensement, de l'estimateur fondé sur 
les chiffres redressés et de l'estimateur de test préHminaire optimal de la section 2.3. Lorsqu'il 
n'y a pas de biais (figure 5) ou que le biais est positif (figure 6), l'estimateur composite est 
supérieur à l'estimateur de test préHminaire optimal. Par contre, lorsque le biais est négatif 
(figure 7), l'EQM de l'estimateur composite peut être beaucoup plus élevée que celle des autres 
estimateurs pour une portion considérable de l'intervalle de valeurs de U'/a'. 

3. ESTIMATEURS A CARACTERE PLUS GÉNÉRAL 

Dans cette section, nous généralisons de deux manières les quatre estimateurs étudiés dans la 
section précédente. Premièrement, au lieu de ne considérer que des totaux de population uniques, 
nous allons étudier des vecteurs de totaux de population, désignés parT = ( Tj, T2, . . . , T}v). 
Deuxièmement, nous ne nous limitons pas aux totaux de population; nous considérons aussi 
les fonctions de ces totaux, désignées par g (J) = {gi{T),g2('D gA-(r)), où, defaçon 
générale, K^ N. Les principales fonctions de totaux de population comprennent les propor
tions de population, utilisées pour les transferts de fonds entre l'administration fédérale et les 
administrations provinciales, les taux de croissance entre les recensements, les différences de 
taux de croissance entre les provinces, et ainsi de suite. 

En évaluant la précision globale d'une estimation g(T^) de | ( J ) , nous aHons recourir à 
une fonction de perte. L'utihsation des fonctions de perte dans le but d'évaluer les effets du 
redressement des chiffres du recensement est traitée dans Fellegi (1980), Citro et Cohen (1985), 
Spencer (1986) et Woher et Causey (1991), pour n'en nommer que quelques-uns. La fonction 
de perte qui est utilisée ici est une générahsation des fonctions de perte proposées antérieurement 
pour des totaux et des proportions de population. De façon plus précise, le risque (perte 
moyenne espérée) de l'estimateur gyP} est l'erreur quadratique moyenne pondérée (EQMP), 
qui est définie par l'expression 

EQMP(g(f^)) =E{Y MSk(îl) - Sk(I)y], (13) 
^ *:=1 ^ 

où Wj^ est un poids défini par l'utilisateur qui indique l'importance de la A:-ième composante 
de la fonction de perte. 

Comme g peut être complexe dans la pratique, il est utile de disposer aussi d'une approxi
mation de l'EQMP obtenue en développant g{f2_) en une série de Taylor par rapport à T. On 
a ainsi: 

N N 

EQMPg(fl) = Y 2] w,y[Cov(i7f, (7;) -f Biais({?;)Biais({//)] (14) 
i = i j=i 

où le poids uijj est défini par l'expression 

*:=! 
ÔTj ÔTj 

(Notons que l'approximation de l'EQMP peut aussi être formulée comme l'espérance mathé
matique de la forme quadratique (L̂ * - U)'Çl{Û* - U), où Ujj est l'élément ij de Q.) 
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Cette formule a ceci d'utile qu'elle exprime chaque composante de la fonction de risque en 
deux parties: un poids, Wy, qui dépend uniquement de w^ et de la fonction g, et l'expression 
entre crochets, qui dépend uniquement de l'estimateur utilisé. 

Tandis que le choix de ŵ  peut être arbitraire, des considérations d'équité ont souvent 
amené les expérimentateurs à choisir w^ = l/T^. En ce qui concerne les totaux et les propor
tions de population par exemple, la fonction de risque devient alors l'équivalent des fonctions 
proposées par FeHegi (1980) et utihsées par Wolter et Causey (1991), pour ne nommer que 
ceux-ci. Les autres valeurs proposées pour ŵ  dans les ouvrages statistiques sont W/^ = l/Y/^, 
w/c = l/fic,etwic = 1. Pour une analyse plus détaillée des avantages de ces divers poids, le 
lecteur est prié de consulter les ouvrages mentionnés plus haut. Le tableau 1 donne des exemples 
de poids Wy pour diverses fonctions. 

En ce qui concerne les taux de croissance démographique, la première paire d'indices des 
désigne la population étudiée (par ex. : population d'une province), tandis que la seconde paire 
d'indices désigne le recensement de la période 1 et de la période 2 respectivement. Le second 
indice rattaché à T,- désigne aussi le recensement de la période I ou de la période 2. 

Dans le reste de cette section, nous montrons comment l'EQMP sert à l'élaboration et à 
l'évaluation de nos quatre estimateurs: estimateur fondé sur les chiffres non redressés du 
recensement, estimateur fondé sur les chiffres redressés, estimateur de test préliminaire et 
estimateur composite. 

Tableau 1 
Exemples de poids coy dans la formule d'approximation de l'EQMP pour diverses fonctions 

Fonction 

Série de totaux de population 

Série de proportions de population 

Série de taux de croissance 

Ujj 

W,v = Wj 

Ujj = 0 i 7^ j 

'̂"- = 7 4 ( 1 ) *̂̂ * + '̂̂ ' - 2w,T7̂ ) 
^ k ' 

"-7 = 74 ( E ""«Tl - T{WjTj + WjTj)\ 
^ k ^ 

WiTh 
<^iin - 4 

• ' I l 

WiTiiTj2 
^iil2 - T,4 — '̂ 1121 

•' Il 

WjTJi 
'^ii22 - „ 4 

^ I l 

Wyll = W|yl2 = Wiy21 = Wiy22 = 0 ï "^ J 

i ^ j 
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3.1 Estimateur fondé sur les chiffres non redressés du recensement 

L'EQMP de l'estimateur fondé sur les chiffres non redressés du recensement est 
E Q M P ( ^ ) = Y.ij'^ijUiUj. 

3.2 Estimateur fondé sur les chiffres redressés du recensement 

L'EQMP de l'estimateur fondé sur les chiffres redressés est EQMP ( Û'^ ) = Y,ij^ij 
[ojj -I- bjbj] où Ojj = Coy{Ûj,Ûj) et b, = Biais({/,). 

3.3 Estimateur de test préliminaire 

Comme dans la section 2.3, nous préférerons l'estimateur fondé sur les chiffres redressés 
à l'estimateur fondé sur les chiffres non redressés si l'EQMP du premier est moindre que celle 
du second, c.-à-d. si 

D= Y '^ijWiUj - °ij - bibj] > 0. (16) 
ij 

Fellegi (1980) a proposé des tests pour ce genre d'hypothèses dans le cas particuher des totaux 
de population et des proportions de population; cependant, ces notions peuvent s'appHquer 
facilement à n'importe queHe fonction g. Le membre de gauche de l'inéquation (16) est estimé 
par D = 'Zij '^ijiÛjÛj — 2CTy] où les ojy sont supposés connus. En pratique, on estime les ojy 
en substituant dans l'équation (13) les chiffres bruts du recensement ou les chiffres redressés. 
Fellegi soutient qu'une faible variation des poids sera peu susceptible de modifier sensiblement 
les résultats des tests. On peut alors montrer facilement que £'(i5) = D + 2'£jj Ujjbi{Uj -\- bj). 
En ce qui concerne les totaux et les proportions, Fellegi a présenté des arguments qui expli
quent pourquoi on peut supposer que le second terme du membre de droite est non positif, 
c.-à-d. Y, ij ^ij t>i{ Uj -I- bj) < 0 de sorte que Ô tendrait à sous-estimer D. Fellegi a aussi calculé 
une variance approximative pour D. Grâce à cela et à l'hypothèse que Ê est distribué norma
lement, on a pu construire un test pour l'hypothèse posée en (16). 

Dans le cas plus général, la variance approximative de D est définie Var(.D) i ^T,ijaij 
( E i'j' o^ij-i^i'jUj- UJ-) . On peut alors calculer une estimation de Var (.D) en remplaçant U, et a/j 
dans l'équation ci-dessus par leurs valeurs estimées. 

Dans le cas des totaux par exemple, la variable à tester (valeur z) est définie 

yj Ûf - 2af 

z = - r ^ = ', '̂- . (17) 
>/vâFcD) / ^ ûfàf 

i Y} 

où, en l'occurrence, l'inverse de l'effectif recensé sert de poids. Une expression semblable existe 
pour les proportions de population. 

Le tableau 2 donne les valeurs z calculées pour les totaux et les proportions de population 
par province pour les recensements de 1976, 1981 et 1986. Les données sont tirées des contre-
vérifications de dossiers effectuées lors de ces recensements. 

D'après ce tableau, le redressement des totaux de population prime largement le redresse
ment des proportions de population, ce qui dénote que les estimations de différences de taux 
de sous-dénombrement entre les provinces sont moins précises que les estimations de taux de 
sous-dénombrement. D'autres résultats numériques figurent dans Royce et Luc (1990). 
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Tableau! 
Valeurs z des tests de Fellegi pour le redressement des totaux et des proportions de 

population par province. Contre-vérification des dossiers, 1976, 1981 et 1986 

Fonction 1976 1981 1986 

Totaux 9.3 ' 10.1 13.1 
Proportions 3.1 1.8 1.5 

3.4 Estimateur composite 

À première vue, nous serions portés à croire que djÛ, est une extension naturelle de l'esti
mateur composite de la section 2.4. Or, la variation du degré de redressement selon la valeur 
de / cause des problèmes de cohérence. Par exemple, nous pourrions devoir opérer un redres
sement plus profond au niveau national qu'au niveau provincial du fait que les estimations 
du sous-dénombrement pour les provinces sont moins précises que celles pour le Canada. Si 
nous devions faire cela, la somme des totaux provinciaux ne concorderait pas avec le total pour 
le Canada. 

Par conséquent, nous nous Hmitons dans la pratique à une seule valeur de alpha, c.-à-d. 
0" = au, où, là encore, 0 < o; < I. L'EQMP de cet estimateur est 

E Q M P ( ^ ) = Y '̂ .y[«̂ (<̂ i7 + bjbj) -\- {a- D^UjUj + 2a(c^ - l)C/,èy], (18) 
ij 

laqueHe expression est minimisée lorsque 

Yo^ijUj{Uj-\-bj) 

(19) 
Y « , 7 ^ 7 + (Uj-^ bj){Uj-\- bj)] 

Si, comme dans la section 3.3, nous posons l'hypothèse que Y,ij^ijbi{Uj -I- bj) < 0 une 
borne inférieure pour l'alpha optimal est définie 

Y c^ij(Uj-^ bi){Uj + bj) 
ij 

"^ ~ X ) ' ^ ' y K + (Ui + bj){Uj^bj)]' ^^^^ 

que nous estimons par 

Y '''j^'^j 

2 ^ a}jj[ajj -h UjUj] 

en supposant que les Wy sont connus. En pratique, on estime les Wy en substituant dans 
l'équation (15), comme on l'a fait pour l'estimateur de test préliminaire, les chiffres bruts du 
recensement ou les chiffres redressés. 
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Dans le cas des totaux de population par exemple, le degré de redressement estimé est 

E TfiJ 

où Uj est le taux de sous-dénombrement estimé, c.-à-d. Ûj/{Yj -\- Ûj), et af, la variance 
estimée correspondante. 

En ce qui concerne les proportions de population, le degré de redressement est calculé au 
moyen de la formule 

Y fjÔf - fÛ' 
^ i 

"'' " Y Ti[o} + Ûf] - f{b\-^ û') ' ^^^^ 

où C/est le taux de sous-dénombrement estimé pour la population globale, c.-à-d. Y.iOj/'^i 
{Yj -\- Ûj), et CT^, la variance estimée correspondante. L'inverse de l'effectif recensé corrigé 
a servi de poids dans ces deux exemples. 

3.5 Comparaisons numériques 

Pour les totaux de population uniques, il a été possible de définir des formules exactes ou 
approximatives pour l'EQM des quatre estimateurs étudiés, en fonction de U'/a', de R, de 
r et (dans le cas de l'estimateur de test préHminaire) de la valeur critique du test. Malheureuse
ment, il n'est pas encore possible de faire de même pour l'EQMP de fonctions complexes d'un 
vecteur de totaux de population. 

Néanmoins, on peut estimer l'EQMP de trois estimateurs - celui fondé sur les chiffres non 
redressés du recensement, celui fondé sur les chiffres redressés et l'estimateur composite - en 
substituant dans l'équation (18) des estimations du sous-dénombrement ainsi que les variances 
estimées correspondantes (s'il existe des estimations du biais, on peut aussi s'en servir; 
cependant, nous supposerons ici qu'il n'y a pas de biais). À titre d'exemple, les figures 8 et 
9 contiennent un graphique où le rapport estimé de l'EQMP à l'EQMP optimale pour le recen
sement de 1981 est exprimé en fonction d'à; là encore, les provinces sont les unités désignées 
par /. Les valeurs extrêmes de a = 0 et a = I correspondent respectivement au cas des chiffres 
non redressés du recensement et au cas des chiffres redressés, tandis que le point minimum 
de la courbe correspond à l'alpha optimal. La figure 8 porte sur les totaux et la figure 9 sur 
les proportions. Les valeurs optimales d'à ont été calculées au moyen des formules (22) et (23). 

Dans chaque cas, le degré de redressement optimal est proche de 1.0 et donne une EQMP 
beaucoup moins élevée que celle qui correspond à l'absence de redressement (par un facteur 
de près de 70, par exemple, en ce qui concerne les totaux de population). Le degré de redresse
ment optimal est moins élevé pour les proportions que pour les totaux, ce qui dénote une fois 
de plus que les estimations de différences de taux de sous-dénombrement entre les provinces 
sont moins précises que les estimations de taux de sous-dénombrement. Il est intéressant aussi 
de constater que l'EQMP qui correspond au redressement complet n'est que légèrement plus 
élevée que ceHe qui correspond au degré de redressement optimal. Cette similitude peut avoir 
des conséquences pratiques importantes car il est beaucoup plus facile de justifier un redres
sement complet qu'un redressement partiel devant les utilisateurs de données. 
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4. ESTIMATION POUR PETITES RÉGIONS 

Dans les deux sections précédentes, nous avons vu qu'il était possible d'obtenir des estima
tions directes du sous-dénombrement, ainsi que les variances estimées correspondantes, grâce 
aux études de mesure de la couverture. Cela est possible notamment pour les provinces, pour 
certaines grandes régions métropolitaines de recensement et pour de grands groupes démogra
phiques (ex.: âge-sexe, âge-état matrimonial) au niveau national. Or, le Programme des 
estimations démographiques (PED) produit des estimations à des niveaux de détail très poussés 
(ex.: par année d'âge, sexe et état matrimonial pour quelque 260 divisions de recensement). 
En règle générale, il n'existe pas d'estimations directes du sous-dénombrement à ces niveaux. 

Néanmoins, à cause de la nécessité d'assurer une cohérence dans les estimations, il faut veiller 
à ce que tout redressement effectué aux niveaux supérieurs "se répercute" jusqu'aux niveaux 
les plus bas utilisés dans le PED. Dans cette section, nous voyons comment l'estimation synthé
tique peut être utile dans cette perspective et comment on peut encore se servir de l'EQMP pour 
construire des estimateurs de test préHminaire et des estimateurs composites. 

L'estimateur synthétique repose sur l'hypothèse que le sous-dénombrement net est uniforme 
à l'intérieur d'un certain nombre de "groupes de redressement" désignés par l'indice a. L'esti
mation synthétique est calculée au moyen de la formule Ûf = '£ ahaOa où X,a = YiJ Yg. Par 
exemple, les groupes de redressement pourraient être les groupes d'âge-sexe, pour lesquels il 
existe des estimations du sous-dénombrement Ûa à un niveau supérieur. 

Lorsqu'il y a un seul groupe de redressement, nous sommes devant un cas particulier de 
l'estimateur synthétique que Wolter et Causey (1991) appeUent l'estimateur général. Il est défini 
par la formule C//*™ = X,f7 où X,- = Y,/ Y. On peut calculer l'EQMP de l'estimateur général 
et de l'estimateur synthétique au moyen de l'équation (14). Comme Ujj ne dépend pas de l'esti
mateur utilisé, seule l'expression entre crochets varie. Dans le tableau 3, nous comparons les 
estimateurs de U, ainsi que les termes de covariance et de biais correspondants pour les quatre 
estimateurs suivants: estimateur fondé sur les chiffres bruts du recensement, estimateur fondé 
sur les chiffres redressés, estimateur général et estimateur synthétique. 

Tableau 3 
Exemples de covariances et de biais dans la formule d'approximation de l'EQMP 

pour divers estimateurs 

Estimateur 

Chiffres bruts du 
recensement 

Chiffres redressés 
du recensement 

Général 

Synthétique 

Of 

0 

Oj 

x,(7 

Y ^io^o 
a 

Coy {Ûf,ÛJ) 

0 

''ij 

\j\ja' 

Y ^ia'^ja'^aa' 
aa' 

Biais (J/D 

- Uj 

bi 

\i{U + b) - Uj 

Y ^i"^^" + b") - Uj 
a 

OÙ 6 = E jbj et de même, bg est le biais de Ûg 

file:///j/ja'
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4.1 Estimateurs de test préliminaire 

Tout comme ce fut le cas dans les sections 2 et 3, nous pouvons nous servir de l'EQMP pour 
construire des tests statistiques qui permettront de choisir l'un ou l'autre de deux estimateurs. 
Supposons, par exemple, que nous devions choisir entre l'estimateur fondé sur les chiffres non 
redressés du recensement et l'estimateur général pour des totaux de population (le redresse
ment "général" n'a évidemment aucun effet sur les proportions de population). Si nous com
parons les EQMP de ces deux estimateurs, nous constatons que l'estimateur général sera 
préférable à l'estimateur fondé sur les chiffres du recensement si 

a' < C/2(l - R') \l 2TB_1 
L U{1 -R)\ 

ou 

B = 1 (25) 

et Tj = Tj/T. Cette condition est définie sous une forme différente dans Wolter et Causey 
(1991). B est un indice de l'hétérogénéité du sous-dénombrement; il est non négatif, et est égal 
à zéro si et seulement si le sous-dénombrement est parfaitement uniforme. 

L'inéquation (24) étant semblable à l'inéquation (1) (si l'on fait abstraction du terme entre 
crochets), il est possible de construire un test très comparable à celui qui est décrit dans la 
section 2.3. La valeur critique du coefficient de variation dépendra, comme avant, du niveau 
de signification choisi et du biais relatif mais aussi de B/0, le rapport entre l'indice d'hétéro
généité du sous-dénombrement et le taux de sous-dénombrement global. 

Royce (1991) a montré que ce facteur additionnel a un effet plutôt négligeable en pratique 
sur le CV critique. Par conséquent, si le redressement est justifié aux niveaux supérieurs, nous 
ne voyons pas pourquoi il ne le serait pas à des niveaux inférieurs. Wolter et Causey (1991) 
arrivent à des conclusions semblables dans une étude de simulation. 

4.2 Estimateurs composites 

Dans les sections 2 et 3, nous avons examiné des estimateurs composites dont les deux versions 
extrêmes correspondaient l'une, à l'estimateur fondé sur les chiffres non redressés du recen
sement et l'autre, à l'estimateur fondé sur les chiffres redressés du recensement. Avec l'addition 
de l'estimateur synthétique et de l'estimateur général, l'éventail des estimateurs composites 
s'est accru sensiblement. Par exemple, on pourrait envisager des estimateurs composites formés 
d'un estimateur fondé sur les chiffres non redressés et d'un estimateur synthétique, d'un 
estimateur fondé sur les chiffres redressés et d'un estimateur général, d'un estimateur général 
et d'un estimateur synthétique, et ainsi de suite. Par conséquent, nous décrivons ci-dessous 
une méthode qui permet de construire un estimateur composite formé de deux estimateurs 
quelconques. 

L'estimateur composite général est défini par l'expression ^ = aÛi + {1 - ot)Û2 0Ù û 
et Û2 sont deux estimateurs. L'EQMP de cet estimateur est 

EQMP(g(f^)) = a'EQMP{g{Ti)) + (I - a)'EQMF{g{T2)) 

-f 2a(l - a)EPCMP{g{Ti,g{f2)), (26) 
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ou 

EPCMP(g(fL,g(7^)) = Y oiij[Coy{Ûij,Û2j) + Biais(i/i,)Biais(f/z;)] (27) 

est défini comme l'erreur de produit croisé moyenne pondérée de g{fi) et g{'T2). L'EQMP 
de notre estimateur composite est minimisée lorsque 

_ EQMP(g(7^)) -EPCMP(g(fL),g(T^)) 

EQMP(£(rL)) + EQMP(g(^)) - 2EPCMP(g(fL),|(Z2.))' 

Pour obtenir une estimation de a, on remplace l'EQMP et l'EPCMP dans l'équation ci-dessus 
par leurs valeurs estimées. 

Pour illustrer l'utihsation de cette méthode, supposons qu'on a décidé de redresser l'effectif 
de la population d'une province. Pour effectuer le redressement à tous les niveaux d'agrégation, 
on a le choix entre le redressement général (c.-à-d. redresser toutes les quantités infra-
provinciales au moyen du même facteur) et le redressement synthétique, où les corrections se 
font séparément dans plusieurs groupes d'âge-sexe. L'avantage de la première méthode est 
qu'elle utilise uniquement l'estimation du sous-dénombrement pour l'ensemble de la province, 
laquelle estimation est vraisemblablement plus fiable que les estimations du sous-dénombrement 
par groupe d'âge-sexe au niveau provincial. En revanche, si le sous-dénombrement varie 
beaucoup entre les groupes d'âge-sexe et si les quantités infrà-provinciales désignées par l'indice 
/ varient elles aussi selon la composition âge-sexe, il sera préférable d'opter pour l'estimateur 
synthétique. 

S'il est possible d'obtenir les valeurs estimées de Uj d'une source quelconque, on peut 
estimer toutes les composantes (covariance et biais) des EQMP et de l'EPCMP (en se servant 
de formules comme ceUes du tableau 3) et déterminer l'estimateur composite optimal formé 
de l'estimateur général et de l'estimateur synthétique. Bien qu'en pratique, il soit presque impos
sible de connaître les t/,- pour des quantités infra-provinciales, on peut envisager l'application 
de la méthode à des niveaux supérieurs. Par exemple, on pourrait assimiler les provinces aux 
quantités désignées par l'indice / et se servir de facteurs de redressement (général et synthétique) 
calculés pour l'ensemble du Canada. Une deuxième solution serait de créer une population 
artificielle (comme dans Shirm et Preston (1987) ou Wolter et Causey (1991) par exemple) où 
les Uj sont supposés connus. 

5. SUJETS DE RECHERCHE 

L'étude que nous venons d'exposer n'est qu'une première étape dans l'analyse et la com
paraison du rendement de divers estimateurs d'une série de chiffres de population. Beaucoup 
de recherches restent encore à faire sur de nombreux sujets. 

Premièrement, il faut étudier plus en profondeur l'EQMP de l'estimateur de test préHminaire 
et de l'estimateur composite pour les cas plus généraux décrits dans les sections 3 et 4. Bien 
que l'on ne soit pas encore parvenu à définir des expressions analytiques pour ces EQMP, il 
se pourrait que les résultats plus généraux relatifs aux estimateurs de test préliminaire et aux 
estimateurs de Stein-Rule dont font état Judge et Bock (1978) s'avèrent utiles. Si tel était le 
cas, nous pourrions nous servir de ces résultats pour répondre à des questions comme ceHes-ci: 
Peut-on trouver des valeurs critiques optimales pour les estimateurs de test préliminaire des 
sections 3.3 et 4.1 suggérés par Fellegi? Comment l'EQMP de l'estimateur de test préliminaire 
se compare-t-elle dans la pratique à celle des trois autres estimateurs? 
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En deuxième Heu, il faut aussi pousser plus loin l'analyse de la sensibilité des résultats par 
rapport à différents poids dans la fonction de perte. Les résultats de la section 3 avaient été 
obtenus à la suite de l'utihsation d'un poids égal à l'inverse de l'effectif recensé ou de l'effectif 
recensé corrigé pour chaque province. Si la pondération avait été différente, les résuhats ne 
seraient pas les mêmes. Un poids plus général qui pourrait être intéressant est Wj; = Y^, où 
y est une sorte de paramètre de puissance. Oh pourrait alors étudier la sensibilité des résultats 
de la section 3 par rapport à ce paramètre. 

Finalement, bien que les méthodes que nous venons de décrire dans cet article constituent 
un ensemble organisé pour l'élaboration et l'évaluation d'estimateurs, la manière exacte dont 
elles seront utihsées reste à définir. Voici les questions particulières qu'il faut résoudre: 

1. Quelle est l'importance relative de diverses fonctions telles que les totaux, les propor
tions et les taux de croissance? Des fonctions différentes donneront des résultats 
différents mais en définitive, il faut choisir un seul estimateur afin d'assurer la 
cohérence des estimations. 

2. À quels niveaux d'agrégation géographique et démographique ces méthodes devraient-
eHes être utihsées? Par exemple, devrait-on utihser l'estimateur de test préHminaire 
ou l'estimateur composite décrits dans la section 3 au niveau provincial, au niveau 
provincial croisé avec les groupes d'âge-sexe ou à des niveaux encore plus fins? Les 
résultats obtenus dépendent du niveau d'analyse utilisé. 

3. Pourrions-nous même envisager d'utihser les estimateurs composites comme estima
teurs de premier plan, par exemple comme estimateurs'de la population totale des 
provinces? Il serait peut-être difficile d'expliquer aux utilisateurs pourquoi les redres
sements ne concordent pas avec les estimations officielles du sousrdénombrement. 

Comme il faut faire preuve de jugement professionnel pour résoudre de telles questions, 
la décision d'opérer ou non un redressement ne peut être prise de façon automatique suivant 
des critères préétablis (il en va de même du choix de la méthode de redressement). Tandis que 
les méthodes que nous avons décrites dans cet article peuvent à coup sûr servir de jalons, la 
décision finale devra reposer sur un examen sérieux où l'on mettra en balance les possibilités 
de gain dans la précision des estimations et la facilité avec laquelle les méthodes choisies pourront 
être communiquées aux utilisateurs des données du PED et comprises par ceux-ci. 
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RÉSUMÉ 

Le registre des adresses est une base de sondage d'adresses résidentielles pour les centres urbains de moyenne 
et de grande dimension qui figurent dans le Fichier principal de région (FPR) de la Division de la géographie 
de Statistique Canada. Pour la Colombie-Britannique, le registre des adresses a été augmenté afin d'inclure 
des agglomérations urbaines plus petites ainsi que certaines régions rurales. Dans cet article, on présente 
un aperçu historique du projet, ses objectifs comme moyen de réduire le sous-dénombrement lors du 
recensement du Canada de 1991, ses sources et produits, la méthodologie requise pour sa mise en 
appUcation initiale, l'évaluation postcensitaire proposée et des perspectives pour l'avenir. 

MOTS CLÉS: Registre des adresses; sous-dénombrement du recensement; systèmes d'information 
géographique (SIG). 

1. INTRODUCTION 

Le concept d'un registre des adresses à Statistique Canada remonte aux années 60. Fellegi 
et Krôtki (1967) ont, pour la première fois, considéré la création d'un de ces registres pour le 
recensement de 1971, en se basant sur des fichiers administratifs. Leur méthode était surtout 
manuelle et a donné un ensemble très complet d'adresses avec un sous-dénombrement et un 
surdénombrement minimum. Au milieu des années 70 (Booth 1976), l'idée est réapparue lors 
de la planification du recensement de 1981. Cette fois, la méthode utilisée commençait avec 
la saisie des adresses recueilhes au cours du recensement précédent et on ajoutait à ces données 
des renseignements fournis par Postes Canada. Dans les deux cas, les listes d'adresses produites 
étaient considérées comme une base de sondage pour un recensement avec envoi par la poste. 
Cependant, les coûts de création étaient élevés et, pour être efficaces, ils auraient entraîné des 
réductions compensatrices dans d'autres opérations du recensement. De plus, on considérait 
que les risques associés au fait de changer la méthode traditionnelle de dénombrement étaient 
trop élevés. C'est pourquoi, la production d'un registre des adresses a été suspendue dans 
chaque cas. 

II y a eu un renouveau d'intérêt pour le concept de registre des adresses à la suite de la 
Conférence internationale sur la planification du recensement de 1991 (Royce 1986,1987) qui 
s'est tenue en octobre 1985. Cet intérêt découlait de la possibilité d'automatiser la méthode 
de Fellegi et Krôtki suite aux progrès technologiques, comme la disponibilité de fichiers admi
nistratifs, renfermant les adresses et les codes postaux, sur support exploitable par une machine 
et l'élaboration de logiciels internes pour décomposer les adresses en éléments standard, pour 
affecter les codes postaux et pour coupler ces derniers aux éléments géographiques du recen
sement. Cet intérêt découle aussi de l'élaboration d'une théorie statistique portant sur le 
couplage d'enregistrements (Fellegi et Sunter 1969) et de systèmes informatiques basés sur cette 
théorie (Hill et Pring-Mill 1985). 

Suite à cet intérêt, un projet a été lancé en 1986, la première recherche (Gamache-O'Leary 
et coH. 1987) portant sur l'étude de l'utilisation d'un registre des adresses pour un recensement 
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réahsé par envoi postal plutôt qu'avec la méthode traditionneHe de Hvraison. Cette étude a 
conclu que la nouvelle méthode de collecte des données du recensement serait moins dispen
dieuse seulement si la qualité du registre des adresses était telle qu'on né devrait effectuer qu'un 
minimum de mises à jour sur le.terrain avant le recensement. Deux petits registres-pilotes créés 
au début de 1987 ont permis d'étabhr la couverture du registre des adresses à 90-95%, ce qui 
était inacceptable sans mise à jour sur le terrain (Drew et coll. 1987), éliminant ainsi l'utilisation 
d'un registre des adresses pour un recensement par envoi postal. 

Toutefois, les deux registres-pilotes ont permis d'étabhr les possibilités qu'offrait un registre 
des adresses pour aider à améliorer la couverture quand il était employé avec la méthode 
traditionnelle de Hvraison. Cela cadrait bien avec l'apparition de l'améUoration de la couverture 
comme un des éléments prioritaires pour le recensement de 1991. Les résultats de la contre-
vérification des dossiers pour le recensement de 1986 avaient montré une augmentation consi
dérable dans lé tàuxde sous-dénombrement comparativement aux recensements antérieurs (de 
2.01% en 1981 à3:21% en 1986 pour la population totale du pays; de 2.08% en 1981 à3.28% 
en 1986 pour la population urbaine à l'échelle nationale) (Statistique Canada 1990). Il a donc 
été décidé que le projet de recherche devrait se concentrer sur l'élaboration du registre des 
adresses pour utilisation afin d'améliorer la couverture du recensement de 1991. 

Dans la section ci-après on décrit les deux principaux essais effectués pour élaborer et amé
liorer les procédures utilisées afin de créer le registre des adresses pour le recensement de 1991. 
De plus, dans la deuxième section on décrit sommairement l'accord conclu avec la province 
de la Colombie-Britannique visant à augmenter le registre des adresses. Dans la troisième section 
on présente les sources administratives et géographiques utihsées lors du processus de production 
ainsi que la structure et le contenu des cahiers du registre des adresses, le produit final utilisé 
par les recenseurs sur le terrain. Dans la quatrième section on décrit la méthodologie employée 
pour exploiter les sources disponibles afin de produire les cahiers du registre des adresses. Dans 
la cinquième section on discute de l'évaluation postcensitaire proposée alors que dans la dernière 
section on présente les perspectives futures pour le registre des adresses. Un rapport distinct 
renfermant une évaluation détaiHée de la méthodologie sera produit plus tard. 

2. DONNEES DE BASE 

2.1 L'essai de novembre 1987 de méthodes d'amélioration de la couverture 

Un essai important de l'utiUsation du registre des adresses (RA) comme outil pour améliorer 
la couverture a été réalisé en novembre 1987 dans cinq grandes viHes où l'on trouve un bureau 
régional. Cet essai avait été conçu pour estimer à la fois le sous-dénombrement et le surdé
nombrement des logements pour la méthode traditionnelle de Hstage du recensement et pour 
deux méthodes expérimentales utihsant un registre des adresses, afin d'améHorer la couver
ture du recensement: le post-listage et le pré-listage. Quand il appHquait la méthode du post-
listage, le recenseur compilait la liste des logements selon les méthodes habituelles du recense
ment (eii créant un Registre des visites) puis il la conciliait avec une Hste de logements pour 
le secteur de dénombrement, (SD) produite à partir du RA. Des suivis sur le terrain ont été 
effectués lorsqu'il y avait des écarts, au niveau des adresses, entre les deux Hstes. Pour la 
méthode du pré-Hstage, on a remis le RA au recenseur à l'avance et ce dernier en a effectué 
la,mise à jour lors d'une prospection du SD afin de créer la Hste finale des logements. 

Les résultats (van Baaren 1988) concluaient que la méthode du post-listage était la méthode 
la plus efficace pour améliorer la couverture. Cette méthode appHquée comme simple ajout 
au processus normal de dénombrement du recensement était totalement sûre. Si pour une raison 
quelconque nousne produisions pas le RA (soit en entier, soit en partie) à temps pour le recen
sement de 1991, l'étape de conciHation à l'aide du RA pouvait tout simplement être éliminée 
sans que cela ait un effet sur le processus de dénombrement traditionnel. Les données d'essai 
ont aussi fourni des estimations de l'importance de l'amélioration de la couverture et des coûts 
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(Royce et Drew 1988). On a estimé que 34,000 logements occupés et 68,000 personnes seraient 
ajoutés, à la suite de la production du RA, aux centres urbains, qui comptent une grande popu
lation ou une population moyenne, pour lesquels ce RA serait produit (ces centres urbains repré
sentant les régions pour lesquelles le fichier principal de région existe, c.-à-d. qu'ils renferment 
environ 65% de la population canadienne). Cela représenterait une améhoration de la cou
verture de 0.26 point (le taux national de sous-dénombrement en 1986 étant estimé à 3.21 %). 
Par rapport aux deux tentatives antérieures pour produire un RA, on a prouvé que les coûts, 
pour le recensement, étaient faibles à cause de la méthode très automatisée et de l'avantage 
démontré. De plus, le risque était minimisé puisque la méthode de coHecte traditionnelle serait 
encore utilisée. Basé sur ce coût, sur l'avantage offert et sur l'évaluation du risque, on a 
approuvé la création d'un RA pour le recensement de I99I. 

Deux questions se sont posées après l'essai de novembre 1987. Premièrement, le classement 
des adresses dans les cahiers du RA produits pour chaque secteur de dénombrement (SD) ne 
correspondait pas à leur ordre dans les Registres des visites, ce qui faisait de la conciliation 
une tâche ennuyeuse et prenant beaucoup de temps. Deuxièmement, le surdénombrement global 
qui s'étabhssait à 17% semblait encore trop élevé et il fallait plus d'efforts pour éliminer les 
enregistrements mal classés ou en double. On s'est attaqué à ces deux problèmes en amélio
rant les méthodes utihsées pour apparier le RA aux éléments géographiques du recensement. 
Plutôt que de coupler les adresses seulement aux SD comme on l'avait fait lors de l'essai de 
novembre, on a élaboré des procédures pour apparier le RA aux côtés d'îlot qui figurent dans 
le fichier principal de région (FPR) (Statistique Canada 1988). Un algorithme a été produit 
afin de trier les adresses par îlot et, à l'intérieur d'un l'îlot, dans l'ordre dans lequel le recen
seur les rencontrerait s'il parcourait le SD à pied. 

2.2 L'essai de septembre 1989 visant à améliorer les procédures 

Un autre essai important a été réahsé en septembre 1989, il portait sur quatre villes de taille 
différente: Moncton, Laval, Brampton et Calgary. Chacune de ces villes a été choisie à cause 
des difficultés particulières qui pourraient s'y présenter d'après les renseignements obtenus lors 
de l'essai de novembre 1987. Les résultats (Dick 1990) ont montré une diminution importante 
dans la couverture qui est passée de 84% lors de l'essai de 1987 à 73%, un résultat découra
geant. Par contre, cet essai a fait ressortir une réduction considérable du surdénombrement 
qui a diminué de 17% à 8%. Il est important de remarquer qu'en dépit de la couverture réduite 
du RA, le rendement de ce dernier comme outil pour améliorer la couverture du recensement 
était encore acceptable. Après analyse, on a trouvé que la nouvelle opération de géocodage 
était problématique, tant pour ce qui est des coûts élevés, puisqu'elle comportait beaucoup 
d'opérations effectuées par des employés de bureau, que pour sa qualité. Les étapes du 
géocodage ont donc été améhorées en vue de la production du RA. L'adoption du logiciel de 
couplage d'enregistrements CANLINK (Statistique Canada 1989b) afin d'améHorer la qualité 
et de réduire les coûts du couplage du RA avec le FPR a été un aspect clé de cette amélioration. 

2.3 Accord avec la province de la Colombie-Britannique 

Au Ministry of Finance and Corporate Relations de la Colombie-Britannique on s'inquié
tait du taux élevé de sous-dénombrement dans la province lors du recensement de 1986 
(4.49% en 1986, en hausse par rapport à 3.16% en 1981, pour l'ensemble de la population de 
la province) (Statistique Canada 1990). Statistique Canada a conclu à un accord avec la Planning 
and Statistics Division (l'organisme statistique provincial) du ministère afin d'aider à réduire 
le sous-dénombrement en Colombie-Britannique lors du recensement de I99I. Dans le cadre 
de ce contrat, le registre des adresses a été accru afin qu'il comprenne des centres urbains plus 
petits en Colombie-Britannique, augmentant ainsi la population couverte de 62% à 88%. 



142 Swain et coll.: Un registre d'adresses pour améliorer la couverture 

3. SOURCES ET PRODUIT 

La production du registre des adresses (RA) a commencé en avril 1990 et s'est terminée avec 
l'agrafage du dernier cahier à la mi-mai 1991, quand 22,756 cahiers renfermant 6.6 milHons 
d'adresses avaient été compilés pour utilisation au cours des opérations de collecte des données 
du recensement. 

3.1 Sources administratives 

Suite à l'essai de septembre 1989, on a conclu que, dans la mesure du possible, l'on devrait 
utiliser les quatre sources administratives mentionnées ci-après comme sources d'adresses pour 
créer le RA: fichiers de facturation des sociétés de téléphone, rôles d'évaluation des munici-
pahtés, fichiers de facturation des sociétés d'électricité et le fichier des déclarations d'impôt 
sur le revenu des particuhers (Tl). Toutefois, ce n'est qu'en Nouvelle-Ecosse, au Nouveau-
Brunswick et dans huit grands centres urbains de l'Ontario (Ottawa, Toronto, Brampton, 
Etobicoke, London, Mississauga, Hamilton et Windsor) que l'on pouvait utihser ces quatre 
sources de données. À cause de la multipHcité des fichiers, de leur coût et des refus, seulement 
trois sources ont été utihsées pour Terre-Neuve, pour le Québec, pour le Manitoba, pour 
l'Alberta (fichiers des sociétés de téléphone, des sociétés d'électricité et de l'impôt) ainsi que 
pour Regina et pour le reste de l'Ontario (fichiers des sociétés de téléphone, rôles d'évaluation 
et fichier de l'impôt). Pour Saskatoon, seuls les fichiers des sociétés de téléphone et de l'impôt 
sur le revenu étaient disponibles. Les principaux fichiers sources utilisés par le gouvernement 
de la Colombie-Britannique étaient ceux des sociétés de téléphone et des sociétés d'électricité, 
bien que l'on ait aussi employé les fichiers des immatriculations de véhicules, ceux des câblo-
distributeurs et les listes électorales. 

3.2 Sources de données géographiques 

Lors de la création du RA, nous avons largement utilisé un système et trois fichiers de la 
Division de la géographie. 

i. Le Fichier principal de région (FPR) (Statistique Canada 1988) est un réseau numérisé d'élé
ments (renfermant des rues, des voies ferrées, des fleuves et des rivières, etc.) pour de 
grandes et de moyennes régions urbaines, dont la population est généralement de 50,000 
personnes ou plus. Pour le RA, nous étions intéressés par les données sur les rues qui 
comprenaient le nom de la rue et les gammes de numéros de voirie qui pouvaient être utilisés 
pour situer des adresses particulières sur un côté d'îlot, le principal élément pour effectuer 
le couplage. 

n. Le système de cartographie assistée par ordinateur (CAO) groupe les côtés d'îlot en îlots 
et les îlots pour former un secteur de dénombrement (SD) du recensement. Le système de 
CAO a été utilisé pour classer les adresses dans les cahiers du RA. Les recenseurs qui ont 
travaiUé au recensement de I99I ont utihsé les cartes de SD produites par le système de 
CAO. Dans le cas du RA, les cartes pour toutes les régions couvertes par un FPR ont été 
utilisées lors de la deuxième opération effectuée par les employés de bureau. 

in. Le fichier de conversion des codes postaux (FCCP) de 1990 (Statistique Canada 1991) est 
un fichier qui contient tous les codes postaux au pays, chacun étant couplé à un SD ou 
à une série de SD du recensement de 1986. Ces données en entrée ont été utilisées pour 
effectuer le couplage secondaire des adresses au niveau du SD. 

iv. Le fichier de correspondance entre SD de 1986/1991 établit le Hen entre les éléments 
géographiques des SD de 1986 et ceux de 1991. Ce fichier a été utihsé pour effectuer le 
couplage secondaire au niveau du SD et pour la deuxième opération effectuée par les 
employés de bureau. 
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3.3 Cahiers du registre des adresses 

Le produit final était un ensemble de cahiers d'adresses résidentielles, un pour chaque secteur 
de dénombrement, qui englobait toutes les régions urbaines du Canada pour lesqueUes un fichier 
principal de région existait. La figure I renferme un exemple fictif (en format réduit) d'une 
page d'un cahier du RA. 

Chaque cahier était divisé en deux sections: une partie structurée et une partie non struc
turée. La partie structurée renfermait toutes les adresses liées à un côté d'îlot et tous les côtés 
d'îlot y étaient classés en îlots dans le SD. Le classement correspondait aux renseignements 
qui figuraient sur la carte utilisée par le recenseur pour dresser la Hste du SD dans son Registre 
des visites (RV). La partie non structurée contenait les adresses qui ne pouvaient être liées qu'au 
SD plutôt qu'à un côté d'îlot. Ces adresses étaient classées par numéros de voirie impairs/pairs 
pour un même nom de rue. Le nombre d'adresses était réparti dans la proportion suivante: 
90%-10% entre les données structurées et les données non structurées. 

En plus des données sur les adresses, chaque page d'un cahier de RA comprenait une série 
de colonnes à utiliser lors de l'opération de conciliation entre le RA et le RV. Au cours de la 
conciHation, le recenseur comparait manueHement le Registre des visites au RA afin de déter
miner où il y avait correspondance et où il n'y en avait pas. Si l'adresse n'était que dans le RV, 
elle était ajoutée au RA (sous-dénombrement dans le RA). Si l'adresse ne figurait que sur le 
RA, le recenseur devait habituellement régler le problème sur le terrain. Cette adresse était donc 
désignée soit comme une nouveUe adresse que le recenseur devait dénombrer dans le cadre du 
recensement (sous-dénombrement au niveau du recensement), soit comme une adresse invalide 
classée selon le genre d'erreur (surdénombrement dans le RA). Les adresses étaient considérées 
invalides s'il s'agissait d'adresses en double, si eHes se trouvaient à l'extérieur du SD 

REGISTRE DES ADRESSES Protégé PROVINCE _24 SD 261 Page 21 de 22 
CÉF 038 NV 0 

d'îlot N° de 
voirie 

1 2 

Adresse 

Rue 

3 

N° 
d'app. 

4 

N» de 
ménage 

5 

Non 
inscrit 
à la 

livraison 

6 

Suivi Non valide 

P'̂ ;;f, En double E" dehors 
requis du SD 

7 8 9 

Autre 

10 

N" de réf. 
duRA 

11 

Numéro de 
téléphone 

12 

4 
4 
4 
4 
4 
4 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 
5 

23 
19 
15 
11 
9 
7 

30 
34 
34 
60 
64 
68 
72 
76 
80 
84 
88 
92 
96 
100 
108 
112 
116 
120 
124 

PRINCIPALE 
PRINCIPALE 
PRINCIPALE 
PRINCIPALE 
PRINCIPALE 
PRINCIPALE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 
CENTRE 

RU 
RU 
RU 
RU 
RU 
RU 
BV 
BV 
BV S-SOL 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 
BV 

1044566 
1044564 
1044562 
1044559 
1044583 
1044581 
1019615 
1019617 
1019618 
1019627 
1019629 
1019634 
1019636 
1019640 
1019642 
1019644 
1019646 
1019579 
1019581 
1019648 
1019579 
1019581 
1019583 
1019586 
1019588 

5551111 
5561234 
5552321 

7475739 
5552222 
5561029 

5564261 

7478765 
5556942 

7476789 
5568765 
5559999 
7473456 
7450987 

5557171 
5558888 
7462009 
7450235 
5569630 

Figure 1. Exemple d'une page d'un cahier du RA (en format réduit). 
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ou pour toute autre raison. Pour toutes les adresses valables le recenseur inscrivait le numéro 
de ménage du recensement dans le cahier. Un numéro de téléphone correspondant à l'adresse, 
s'il était disponible, était imprimé à l'avance dans la dernière colonne du cahier afin d'aider 
le recenseur dafis toute opération nécessaire pour effectuer le suivi du recensement. 

4. METHODOLOGIE 

Dans la présente section, nous décrivons la création du RA. La figure 2 donne un aperçu 
des étapes que.comprend cette opération. 

4.1 Aperçu de la méthodologie 

On a tout d'abord effectué la normalisation en éléments constituants ordonnés des adresses 
à structure non imposée contenues dans les fichiers sources (étapes 1 et 2) en vue de l'utilisation 
du logiciel qui effectue les étapes ultérieures. Puis, les codes postaux ont été confirmés ou 
corrigés (étape 3) afin que les régions ou unités de travail pour lesquels le RA allait être créé 
puissent être choisis à partir de toutes les adresses et emplacements contenus dans les fichiers 
sources (étape 4). Parce que la même adresse pouvant être contenue dans plus d'un fichier ou 
plus d'une fois dans le même fichier, on a effectué la suppression des adresses en double en 
se basant sur des appariements tant exacts que probabilistes (étapes 5 et 6). 

Ensuite, on a procédé au couplage automatisé des adresses au niveau des côtés d'îlots à l'aide 
du Fichier principal de région (étape 7) ou, quand cela n'était pas possible, au secteur de 
dénombrement (SD) à l'aide du Fichier de conversion des codes postaux (étape 8). Après avoir 
chargé les adresses dans un système de gestion de base de données (étape 9), des couplages 
manuels ont été effectués entre les adresses et les côtés d'îlot (étapes 10 et 11) ou entre les adresses 
et les SD (étape 12). Les adresses dans chaque SD ont ensuite été classées par côté d'îlot et à 
l'intérieur des côtés d'îlot (étape 13) avant d'être imprimées et assemblées en cahiers par SD 
(étape 14) pour utilisation dans le cadre du recensement. 

4.2 Normalisation des adresses (étapes 1, 2 et 3) 

Le système d'analyse des adresses postales (PAAS - étape 2 de la figure 2) (Statistique Canada 
1989c) rempHssait deux tâches: tout d'abord il séparait les adresses à structure non imposée 
provenant des fichiers sources en leurs éléments constituants (nom de rue, numéro de voirie, 
genre de rue, sens de la rue, numéro d'appartement, municipalité, province, code postal) et 
composait la clé de recherche d'adresses (CRA). La CRA est un enchaînement ordonné de tous 
les éléments qui composent une adresse et elle est utilisée pendant les opérations visant à éliminer 
les adresses en double. 

Bien que le PAAS fut un excellent produit, l'analyse des résultats du prototype de 1989 avait 
révélé certains défauts qui, selon nous, pourraient être réglés en traitant ou en filtrant le contenu 
des fichiers administratifs avant d'utihser le logiciel général. Cette étape de FILTRAGE 
(étape I) portait sur les tâches suivantes: élimination des caractères spéciaux que le PAAS 
refusait de traiter, regroupement des éléments de l'adresse afin de la rendre compatible avec 
le PAAS, traduction des indications abrégées de genre de rue en genres acceptables, introduc
tion de virgules entre les éléments de la rue et de la municipalité des adresses à structure non 
imposée afin que le PAAS puisse mieux les comprendre, éhmination des zéros en tête dans les 
numéros de voirie et les noms d'adresses numériques et ajout du nom de la municipalité et de 
la province. 

Les étapes de FILTRAGE et PAAS ont été appliquées de façon itérative. La première étape 
consistait à découvrir quelles anomalies devaient être filtrées pour chaque source de données 
administratives. Si le taux d'erreur du PAAS après le filtrage était supérieur à 5 %, les enregis
trements erronés étaient examinés afin de trouver les problèmes qui se répétaient en vue de les 
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CÔTÉ D'ÎLOT 
GÉOCODÉ 

COTE D'ILOT 
GÉOCODÉ 

1. FILTRAGE 

2. PAAS 

3. PCODE 

4. SELECTION 

5. DEEXACT 

6. CANLINK 

7. RA/FPR 

NORMALISATION DES DONNÉES 
DE SOURCES ADMINISTRATIVES 

ANALYSE DES ADRESSES AFIN DE LES DIVISER EN 
LEURS DIFFÉRENTS ÉLÉMENTS ET PRODUCTION 
DE LA CLÉ DE RECHERCHE D'ADRESSES 

CONFIRMATION/AJOUT DE CODES POSTAUX 

PARTAGE DES ADRESSES EN UNITÉS DE TRAVAIL 

ELIMINATION D'ENREGISTREMENTS EN DOUBLE: 
UTILISATION DE U CRA QUAND IL Y A 
APPAREMMENT EXACT 

ÉLIMINATION D'ENREGISTREMENTS EN DOUBLE: 
APPAREMMENT PROBABILISTE À L'AIDE DU 
LOGICIEL CANLINK 

COUPLAGE DES ADRESSES AU NIVEAU DES 
CÔTÉS D'ÎLOTS 

NON 
GÉOCODÉ 

8. RA/FCCP 
COUPLAGE AU NIVEAU DU SD 
À L'AIDE DU FICHIER DE CONVERSION 
DES CODES POSTAUX 

9. CHARGEMENT 
DANS LA BASE 

CHARGEMENT DANS LA BASE DE DONNÉES 
RELATIONNELLES 

SD ET NON GÉOCODÉ 

10. MANUEL-1 

CÔTÉ D'ÎLOT GÉOCODÉ 

11. COMPRESSION 

EXAMEN DES NOMS DE RUE DANS LE 
RA/FPR POUR EFFECTUER LE GÉO
CODAGE AU NIVEAU DU COTÉ D'ÎLOT 

13. STRUCTURE SD GÉOCODÉ 

SD GÉOCODÉ 

NON GÉOCODÉ 

12. MANUEL-2 
EXAMEN DES ADRESSES 
POUR LE GÉOCODAGE 
AU NIVEAU DU SD 

14. IMPRESSION 

Figure 2. Aperçu de la méthodologie. 
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éhminer, l'un après l'autre, par un filtrage additionnel jusqu'à ce qu'un taux d'erreur inférieur 
à 5% soit atteint. Comme tout enregistrement d'adresse qui était rejeté lors de la normalisation 
des adresses était éliminé de tout traitement ultérieur, il était essentiel que le taux de réussite 
du PAAS soit le plus élevé possible. 

L'étape PCODE (étape 3) utiHsait le progiciel du système automatisé d'établissement des 
codes postaux (PCODE) (Statistique Canada 1989a) pour confirmer et pour produire les codes 
postaux. Ce logiciel n'était pas tout à fait aussi efficace que le logiciel PAAS pour analyser 
les adresses et il ne pouvait confirmer ou ajouter des codes postaux que pour 84% des sorties 
du PAAS. Ce progiciel a confirmé 78% des codes postaux et il en a modifié un autre 6%. 
Seulement 0.003% des enregistrements administratifs d'origine avaient été fournis sans code 
postal. Il était essentiel de disposer des codes postaux exacts parce que ces derniers allaient être 
utiHsés pour le choix de l'unité de travail au cours de l'étape suivante. 

Deux problèmes ont surgi lors de l'étape PCODE au moment de la production du RA. S'il 
n'y avait pas d'élément municipalité ou province pour une adresse, le logiciel continuait de 
tenter de trouver un code postal plutôt que de suspendre le traitement. Par conséquent, des 
temps de traitement considérables pouvaient être passés à essayer de trouver des codes postaux. 
Pour résoudre ce problème, nous avons inclus dans l'opération de FILTRAGE une étape pour 
ajouter le nom de la municipalité et celui de la province. Le deuxième problème se produisait 
quand un nom de rue était numérique, car alors le temps de traitement par adresse quadruplait. 
Ce problème n'a pu être résolu et pour l'éhminer il faudra modifier le logiciel PCODE. 

4.3 Choix de l'unité de travail (étape 4) 

Au cours de cette étape le pays a été divisé, au moyen des codes postaux, en unités de travail 
administrables aux fins du traitement, la taille des unités de travail étant basée sur l'efficience 
du logiciel CANLINK pour coupler de nombreux gros fichiers. On a adopté une division 
géographique par unité de travail telle que ces derniers comprenaient entre 100,000 et 150,000 
logements d'après les données du recensement de 1986. Les unités de travail étaient formés 
à partir d'un seul FPR (pour une ville de taille moyenne), à partir d'ensembles de FPR adjacents 
(pour de petites villes/cantons), ou à partir de parties d'un FPR (pour une grande ville). Le 
Fichier de conversion des codes postaux (FCCP) de la Division de la géographie qui couple 
les codes postaux avec des éléments détaillés de géographie du recensement a été utilisé pour 
effectuer ce partage lors de l'étape de SÉLECTION (étape 4). Une fois le partage terminé, il 
y avait 105 unités de travail distincts et le nombre d'adresses originales avait été ramené de 
43.4 milHons à 20.5 milHons, les adresses éliminées ayant des codes postaux à l'extérieur des 
régions couvertes par les FPR (c.-à-d. dans les plus petites villes et dans les régions rurales). 

4.4 Élimination des adresses en double (étapes 5 et 6) 

Afin de supprimer les adresses qui figuraient plus d'une fois dans les fichiers sources, une 
opération d'élimination d'adresses en double a été effectuée en deux étapes: un appariement 
exact avec DEEXACT (étape 5) et un appariement probabiliste à l'aide du logiciel CANLINK 
(étape 6). 

Au cours de l'étape DEEXACT on utiHsait la clé de recherche d'adresses (CRA) produite 
par le logiciel PAAS et tous les enregistrements avec une CRA identique ont été comprimés 
en un seul enregistrement. Avec DEEXACT, les 20.5 milHons d'enregistrements dont on 
disposait après l'étape de SÉLECTION ont été ramenés à 10.1 milHons d'enregistrements. Cette 
réduction fait ressortir l'importance d'effectuer la normahsation des adresses. 

Dans l'étape 6 on utilisait le logiciel général de couplage d'enregistrements CANLINK 
(Statistique Canada 1989b). Ce logiciel réunit des enregistrements "proches" en groupes 
appelés "poches" et seuls les enregistrements dans la même poche sont effectivement appariés. 
Pour cette application, c'est le numéro de voirie qui a été utihsé comme poche. Les éléments 
constituants de l'adresse (nom de la rue, nom de la municipahté, code postal, etc.) ont été utilisés 
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à des fins d'appariement et des poids ont été attribués quand il y a accord ou désaccord pour 
chaque élément. L'élaboration de niveaux d'accord partiel pour le nom de la rue, pour le nom 
de la municipalité et pour les trois derniers caractères du code postal tenait compte des varia
tions orthographiques et des transpositions de lettres dans les champs. L'étape CANLINK a 
entraîné une autre réduction du nombre d'enregistrements, il n'y en avait que 6.7 millions après 
cette étape. On trouve plus de détails sur l'utilisation de CANLINK pour l'élimination des 
adresses en double dans Drew et coH. (1988), où l'on décrit l'application de ce logiciel dans 
le cadre de l'essai de novembre 1987. 

4.5 Couplage RA/FPR (étape 7) 

La stratégie utihsée pour coupler les adresses à leur côté d'îlot respectif constituait la 
principale préoccupation après l'essai de 1989. À cause de la diminution de 11% dans la 
couverture qui est passée de 84% à 73% comparativement à l'essai de 1987, il fallait effectuer 
une étude complète et peut-être employer une nouvehe approche. L'autre préoccupation en 
matière de procédure était le fait que l'appariement automatisé n'avait permis d'obtenir que 
80% des enregistrements appariés alors que le reste (20%) de l'appariement était attribuable 
à du travail de bureau. Cette situation aurait représenté une lourde charge de travail manuel 
quand la production du RA battrait son plein. Afin de surmonter ces deux préoccupations, 
on a élaboré une autre application de CANLINK pour le couplage RA/FPR (étape 7). 

Les fichiers originaux utilisés dans le cadre de l'essai de 1989 pour Brampton existaient 
encore, c'est donc sur cette localité qu'a porté l'essai visant à élaborer cette étape. La méthode 
révisée a donné 10% de plus d'appariements, ce qui a ramené la couverture aux niveaux de 
1987. De plus, l'appariement automatisé permettait de réaHser 97% des appariements, 3% étant 
effectués par des employés de bureau, une amélioration importante par rapport à la répartition 
antérieure de 80%-20%. Suite à ces résultats, la méthode CANLINK a été adoptée pour la 
réalisation des travaux pour le recensement. 

Lors de l'élaboration de la nouvelle stratégie d'appariement, le premier domaine d'étude 
comprenait une comparaison du contenu des champs qui seraient utilisés pour effectuer l'appa
riement. Cette opération a révélé certaines anomalies qui pouvaient être corrigées avant l'uti
lisation des fichiers afin d'améliorer le nombre de couplages. Les modifications du traitement 
des champs existants portaient sur les domaines suivants: suppression des espaces entre les noms 
de rue composés; alignement des sens des rues et des numéros de voirie; conversion des noms 
de rue numériques en chiffres (dans le FPR); suppression des caractères spéciaux dans les noms 
de rue (dans le FPR); correction des variantes orthographiques dans les noms de municipaHté 
(dans le RA) et une reconstitution de certaines traductions effectuées par le PAAS pour des 
noms de rue (dans le RA). Plusieurs nouveaux champs ont aussi été créés: des versions NYSIIS 
(New York State Identification and Intelligence System) et SOUNDEX du nom de rue, à l'aide 
de deux progiciels de codage phonétique utilisés pour éliminer les effets des erreurs d'ortho
graphe courantes (Statistique Canada I989d); un drapeau de nom de rue en double (dans le 
FPR) pour signaler les situations où un nom de rue n'est pas unique; un drapeau de rue unidi
rectionnelle (dans le FPR) pour signaler les rues pour lesquelles un seul sens de rue avait été 
codé et un drapeau de nom de rue officiel (dans le RA) pour signaler que le nom de la rue cor
respondait à un nom officiel de rue dans le FPR. Les enregistrements du FPR ne contenaient 
que des données sur les rues, nous leur avons donc ajouté le nom de la subdivision de recense
ment ainsi qu'un code de province puis nous avons tenté d'attribuer des codes postaux aux 
numéros de voirie dans des côtés d'îlot. Quand les codes postaux pour les numéros de voirie 
"de départ" et "d'arrivée" différaient, nous avons produit des sous-côtés d'îlot pour chaque 
code postal unique. 

Pour cette application, trois poches distinctes ont été créées pour chaque enregistrement 
produisant, effectivement, trois exemplaires des fichiers. La poche primaire était celle à laquelle 
s'appliquaient les conditions les plus rigoureuses et eHe était conçue pour trouver rapidement 
toutes les possibilités d'un bon appariement lors du premier passage des fichiers. Cette poche 
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était composée du nom de la rue/de la région de tri d'acheminement (RTA)/du drapeau de 
numéros de voirie impairs ou pairs. La deuxième poche comprenait le code postal/le drapeau 
de numéros de voirie impairs ou pairs, ce qui permettait d'apparier d'après le code postal les 
adresses mal analysées. La troisième poche comprenait la version NYSIIS du nom de la rue/du 
drapeau de numéros de voirie impairs ou pairs, ce qui permettait de considérer comme des appa
riements éventuels des enregistrements renfermant des variations orthographiques du nom de 
la rue ou qui n'ont pas de code postal. 

Les règles de fonction étabhes dans le cas des appariements partiels pour le nom de la rue, 
pour le nom de la municipalité et pour les trois derniers caractères du code postal ont été tirées 
directement de notre appHcation CANLINK existante utihsée pour l'éhmination interne des 
données en double, où elles avaient déjà démontré leur efficacité. 

Cependant, au cours de l'étape de la production du RA, nous avons éprouvé de la difficulté 
à apparier les enregistrements contenus dans trois FPR: Red Deer, St. Thomas et Charny. Dans 
les trois cas, c'est le manque de données sur les numéros de voirie dans le FPR qui a créé les 
difficultés. Sachant qu'il faudrait effectuer beaucoup de travail de bureau pour éliminer ces 
difficultés, une opération sur le terrain a été lancée en décembre 1990 afin de mettre à jour les 
cartes produites à l'aide du système de cartographie assistée par ordinateur (CAO). La Division 
de la géographie a envoyé les cartes produites par CAO aux bureaux régionaux où des employés 
ont ajouté les gammes de numéros de voirie manquants. Ces cartes mises à jour ont ensuite 
été retournées à la Division de la géographie pour être incluses dans la prochaine série de mises 
à jour des FPR. Pour la création du RA, les gammes de numéros de voirie pour les trois FPR 
ont été utihsées dans des opérations manuelles effectuées par des employés de bureau. 

Au niveau de l'appariement, le succès était fort semblable dans toutes les provinces sauf 
le Québec. Au Québec, l'appariement automatique au côté d'îlot a diminué d'environ 10 à 12% 
pour atteindre 73%, puisque cette opération n'était pas aussi efficace lors du traitement des 
adresses en français qu'elle ne l'était dans le cas des adresses en anglais. On a trouvé trois situa
tions qui causaient la diminution du taux d'appariement automatique: l'utilisation ou la non 
utilisation d'articles dans les noms de rue (p. ex., Savane, de la Savane, la Savane), l'utilisation 
d'un nom complet de personne comme nom de rue avec beaucoup de variantes orthographiques 
(p. ex., Jean-François Bélanger, J.F. Bélanger, Jean F. Bélanger) et le manque d'indicateurs 
de genre de rue. C'est pourquoi, les opérations de bureau décrites ci-dessous, particuHèrement 
la première, avaient une importance accrue pour l'appariement au Québec par rapport à la 
situation dans les autres provinces. 

Lors du traitement du RA/FPR à l'aide du logiciel CANLINK, il n'y a eu qu'une difficulté 
soit le fait que le nombre maximum d'enregistrements permis dans une poche interne à 
CANLINK pouvait être dépassé. La solution adoptée consistait à déterminer les rues qui étaient 
la source de la difficulté à partir du rapport sur la poche (il s'agissait toujours d'artères princi
pales) et à préparer des programmes spéciaux de pré-traitement qui ajouteraient le cinquième 
caractère du code postal lors du calcul de la valeur de la poche pour ces rues afin qu'une 
distinction puisse être établie plus facilement. Cela avait pour effet de réduire le nombre 
d'enregistrements dans la poche. 

4.6 Couplage RA/FCCP (étape 8) 

Dans cette étape (étape 8) on tentait d'obtenir un couplage automatisé avec le secteur de 
dénombrement (SD) approprié pour les adresses qui n'avaient pu être appariées, à l'aide du 
FPR, aux côtés d'îlot pendant l'étape 7. 

Les principales données en entrée étaient le Fichier de conversion des codes postaux (FCCP), 
qui donnait la correspondance entre les codes postaux et les SD de 1986 et le fichier de corres
pondance entre SD de 1986 et de 1991. En faisant l'appariement de ces deux fichiers nous 
pouvions déterminer les codes postaux qui ne correspondaient qu'à un seul SD de 1991, ainsi 
que les codes postaux qui correspondaient à au moins deux SD possibles pour 1991 et dont 
le cas allait être réglé, par des opérations manueHes, au cours de l'étape 12. 
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À nouveau, c'est Brampton qui a été utilisé pour l'essai. L'analyse de l'appariement code 
postal/SD a permis d'établir que 38% des codes postaux pouvaient être attribués, de façon 
unique, à un SD de 1991. Le couplage de ces codes postaux à des enregistrements du RA qui 
n'étaient pas appariés à un côté d'îlot a permis d'augmenter d'un autre 5% le nombre total 
d'appariements. Dans l'ensemble, le taux des appariements automatisés a augmenté pour 
atteindre 89% (84% avec le côté d'îlot et 5% avec le SD), en hausse par rapport à 64% lors 
de l'essai de septembre 1989, ce qui réduit de près de la moitié l'importance des opérations 
manuelles à effectuer. 

4.7 Chargement dans la base (étape 9) 

Lors de l'essai de 1989, pour faciliter les consultations et en prévision d'une utihsation ulté
rieure, nous avions utilisé ORACLE comme système de gestion de base de données et nous 
l'avons employé à nouveau pour la production du RA en I99I. L'étape du chargement des 
données dans ORACLE (étape 9) comprenait la transformation du fichier jusqu'ici séquentiel 
en quatre fichiers de composantes distincts, un pour chacun des éléments suivants: municipalité, 
côté d'îlot, rue et adresse. 

4.8 Travaux de bureau (étapes 10, 11 et 12) 

Lors de l'essai de 1989, le travail de bureau consistait à examiner toutes les combinaisons 
uniques de nom de rue/d'indicateur de genre de rue/de sens de rue tirés des enregistrements 
tant du FPR que du RA avec un relevé du nombre d'enregistrements dans le RA pour chaque 
combinaison de rues. L'objectif de ce travail était de remplacer une combinaison dé rues du 
RA pour laquelle il n'y avait pas d'appariement par la combinaison valable du FPR. La 
comparaison de combinaisons de rues semblables et la détermination de celles qui auraient, 
en fait, dû être identiques, permettait d'apparier manuellement des enregistrements du RA non 
codés jusqu'à ce moment avec un côté d'îlot particuher. Cette procédure avait donné de bons 
résultats en 1989 et s'était révélée utile pour régler deux situations qui posaient des difficultés: 
les cas où il y avait des écarts considérables dans l'orthographe du nom de la rue et ceux où 
le champ du nom de la rue dans le RA contenait à la fois le nom de la rue et une forme abrégée 
d'indicateur de genre de rue que le logiciel PAAS n'avait pas compris lors de l'analyse de 
l'adresse. 

Nous avons accru la portée de ce travail de bureau (étape 10) afin de comparer des combi
naisons de rues du RA avec d'autres combinaisons de rues du RA semblables pour traiter les 
cas où il se pourrait que l'on trouve un certain nombre de variations orthographiques du nom 
d'une rue particulière dans le RA sans équivalent dans le FPR. Cet accroissement des possibilités 
a permis de coder plus d'adresses au côté d'îlot. 

Pour résumer, au cours de ce premier travail de bureau (Manuel-1), toutes les adresses qui 
n'ont pas été codées automatiquement au côté d'îlot dans l'étape 7 (c'est-à-dire, les adresses 
codées automatiquement au SD dans l'étape 8 et celles qui ne sont pas encore codées) ont été 
examinées en vue d'un codage manuel possible au côté d'îlot. 

Suite au premier travail de bureau (Manuel-1), nous avons ajouté une étape de compression 
(étape 11), qui a été appliquée à tous les enregistrements codés au côté d'îlot. Pour chaque valeur 
unique de nom de rue/indicateur de genre de rue/sens de rue pour une unité de travail, nous 
avons vérifié tous les enregistrements d'adresse correspondants afin de nous assurer qu'ils sont 
uniques en utihsant le numéro de voirie/le numéro d'appartement comme clé. Quand des enre
gistrements multiples étaient rencontrés, ils étaient regroupés avec toutes les données pertinentes 
combinées en un seul enregistrement, une étape additionnelle d'élimination d'enregistrements 
en double. 

En conséquence, à la fin de l'étape 10, la base de données renfermait des adresses codées 
automatiquement ou manuellement au côté d'îlot, codées automatiquement au SD ou pas 
encore codées. 
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Au cours de l'étape 12, nous traitions maintenant les adresses restantes qui n'avaient pu 
être appariées avec un seul SD, mais qui pouvaient l'être avec au moins deux SD (les SD 
candidats à un appariement) au cours de l'étape 8. Un ensemble complet de cartes conçues par 
cartographie assistée par ordinateur (CAO) a été produit pour le projet du RA. Au cours de 
l'étape Manuel-2, on examinait ces cartes pour trouver ces SD candidats afin d'affecter ces 
adresses restantes au SD approprié, dans la mesure du possible. 

En général, le rapport entre l'appariement automatisé et l'appariement manuel était de 91 % 
à 9%. La partie automatisée se répartissait de la façon suivante: 87% provenant du couplage 
RA/FPR au côté d'îlot et 4% du couplage RA/FCCP au SD. Pour le traitement manuel, la 
répartition des appariements était la suivante: 3% provenant du couplage avec le côté d'îlot 
au cours de l'opération Manuel-1 et 6% du couplage avec le SD au cours de l'opération 
Manuel-2. 

Bien que ORACLE ait constitué un véhicule approprié pour l'essai de 1989, son utilisation 
s'est révélée coûteuse et il a éventuellement constitué un goulot d'étranglement quand la 
production du RA battait son plein alors que ce dernier n'était qu'un des utilisateurs de cette 
base de données employée par tous les services du Bureau. ORACLE ne permettait d'avoir 
que de 8 à 10% des unités de travail accessibles en direct à un moment quelconque et le système 
devait exporter et importer continuellement des données sur les unités de travail afin de libérer 
de l'espace pour continuer le traitement. Nous avons donc constitué une seconde base de 
données ORACLE à l'usage exclusif de l'équipe travaillant au RA. En toute justice pour 
ORACLE, ce n'est pas tout le traitement à effectuer qui donnait des conditions propices à 
quelque système de gestion de base de données que ce soit. La création du produit était en cours 
et, par conséquent, de grandes parties des tables étaient examinées pour apporter des modifi
cations radicales à des champs, pour éhminer des enregistrements en double et pour choisir 
des enregistrements à imprimer. ORACLE offrait une flexibilité considérable pour changer 
les procédures logicieHes rapidement et pour en produire de nouveHes à mesure que l'étape de 
production se déroulait. 

4.9 Utilisation du système de cartographie assistée par ordinateur (étape 13) 

Le système de CAO était une nouvelle initiative de recherche pour le recensement de 1991 
dont l'élaboration s'est faite concurremment avec celle du RA. Le système a produit toutes 
les cartes de secteurs de dénombrement dans les régions pour lesquelles il existe des FPR. 
Cela constituait un changement considérable par rapport au processus manuel de production 
de cartes utihsé auparavant. La CAO a aussi fourni, pour les SD, une structure dans laquelle 
les côtés d'îlot étaient situés dans les îlots et les îlots classés dans le SD (étape 13). Aux fins 
du RA, on a préparé un programme qui dérive de la CAO pour classer les logements dans un 
côté d'îlot. Cette opération était nécessaire pour structurer les listes d'adresses afin qu'eHes 
correspondent plus étroitement à la façon dont les recenseurs dressent leurs Hstes. 

Le système de CAO était entièrement mis en place au moment de la production du RA. Afin 
d'assurer la compatibilité avec ce logiciel, nous avons utihsé la version du FPR qui était 
employée par le système de CAO. Toutefois, aucune donnée sur la structure n'était affectée 
à une petite portion des côtés d'îlot. Pour tout SD où ce pourcentage était supérieur à 5%, 
nous reprenions le traitement effectué par le système de CAO pour cette unité de travail, si 
le temps le permettait, ou nous utiHsions un autre système, celui qui emploie l'algorithme 
d'affectation des points dans un polygone (Point in Polygon Assignments (PIPA)), qui situe 
les côtés d'îlot dans leur SD. Bien que le système PIPA faisait passer les adresses de la partie 
structurée du cahier du RA (basée sur le codage des côtés d'îlot) à la partie non structurée (basée 
sur le codage des SD), les adresses posant des problèmes lors du processus de sélection pour 
l'impression pouvaient au moins être conservées, ce qui n'était pas le cas quand les données 
sur l'ordonnancement manquaient. 
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4.10 Impression et production des cahiers (étape 14) 

La dernière étape de la production était l'impression et l'assemblage des cahiers (étape 14) 
pour les près de 23,000 secteurs de dénombrement renfermant, à ce moment, 6.6 millions 
d'adresses. Des questions importantes qui ont été abordées comprenaient la rapidité et la qualité 
de l'impression (nous avons utilisé une imprimante à papier en continu), la durabilité des cahiers 
(ils comprenaient des couvertures avant et arrière et étaient agrafés) et les frais de compilation 
(les cahiers ont été assemblés et agrafés dans nos locaux). 

5. EVALUATION POSTCENSITAIRE 

L'évaluation postcensitaire peut être classée, en gros, en quatre domaines d'étude: opérations 
sur le terrain, saisie des données sur les cahiers du RA, mise à jour du RA et détermination 
de l'apport du RA aux améliorations de la couverture. 

L'évaluation des opérations sur le terrain se concentrera sur l'efficacité de la formation, 
sur jusqu'à quel point le travail de conciHation a été complet et sur les causes des erreurs en 
vue d'améliorer la méthodologie pour les recensements à venir. 

La saisie des données donnera deux résultats distincts. Premièrement, les adresses imprimées 
dans les cahiers seront supprimées si elles sont erronées et si elles sont valides, leur numéro 
de ménage du recensement sera saisi. Deuxièmement, les nouvelles adresses ajoutées par les 
recenseurs seront saisies. Il sera alors possible de calculer les taux de surdénombrement et de 
sous-dénombrement du RA ainsi que la contribution du RA à la couverture du recensement. 
On pourra examiner le cas des adresses classées dans le mauvais SD et remonter à la source 
de l'erreur. Le numéro de ménage du recensement nous permet d'étudier le nombre de personnes 
ajoutées ainsi que les caractéristiques des logements et des personnes. 

Du point de vue coût, on calculera le coût unitaire par logement ajouté à cause de l'utilisation 
du RA en vue de déterminer le coût de création du RA et de son utihsation dans le cadre du 
recensement. 

6. ORIENTATIONS FUTURES 

Le registre des adresses (RA), bien qu'il ait été conçu à l'origine comme une des procédures 
visant à réduire le sous-dénombrement du recensement, est un projet évolutif avec un effet 
possible sur d'autres programmes de Statistique Canada ainsi que sur ceux d'autres organismes 
gouvernementaux. 

Voici les objectifs plus immédiats pour le développement futur du RA: incorporer les adresses 
relevées pendant le dénombrement du recensement; évaluer l'efficacité du RA pour ce qui est 
de l'amélioration de la couverture du recensement de 1991; consigner par écrit et évaluer les 
activités de production et élaborer un plan à plus long terme pour le RA s'attaquant à son 
rapport coût-efficacité comme base de sondage de ménages, à la stratégie optimale de mise 
à jour et aux possibilités qu'offre son emploi par des organismes de l'extérieur du Bureau. 

Compte tenu de ces lignes directrices, on a préparé un plan de projet qui est présenté ci-après 
sous six sujets principaux. 

6.1 Rapports entre le recensement et le registre des adresses 

En plus des possibilités qu'il offre pour améhorer la couverture, nous étudierons d'autres 
façons qui permettraient de mettre le RA à contribution pour le recensement. Certaines idées 
préliminaires à ce sujet comprennent la possibilité d'utiliser le RA comme fichier de contrôle 
du traitement, pour obtenir les numéros de téléphone qui seront employés lors d'un suivi 
éventuel, pour créer des chiffres de contrôle des logements dans un secteur de dénombrement. 
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pour certifier les totaux de logements pour le traitement ou pour des analyses de la migration. 
On étudiera si le RA devrait être utilisé avant ou après le jour du recensement et comment il 
pourrait être employé dans le cas des adresses pour lesquelles on ne peut établir des éléments 
géographiques qu'à un niveau supérieur au SD. 

6.2 Rapports entre la Division de la géographie et le registre des adresses 

Comme cela est manifeste dans la description de la méthodologie, lors de la création du RA 
on s'est basé beaucoup sur de nombreux produits de la Division de la géographie (p. ex., le 
Fichier principal de région, le Fichier de conversion des codes postaux). Nous examinerons 
la contribution de ces produits à l'établissement du RA ainsi que leurs Umitations. On étudiera, 
pour tous les nouveaux produits élaborés par la Division de la géographie, l'utilisation possible 
de ces produits dans le RA en vue d'incorporer les besoins du RA directement dans les nouveaux 
produits. De plus, le RA sera intégré dans le SIG de la Division de la géographie. 

Il se peut que le RA puisse fournir des indicateurs de mise à jour pour le FPR ou pour la 
délimitation des secteurs de dénombrement. Le RA pourrait être utilisé pour établir des ordres 
de priorité, particulièrement dans les régions à forte croissance ou dans les régions où les gammes 
de numéros de voirie dans les FPR sont de quahté médiocre. On pourrait utiliser des combi
naisons de code postal/secteur de dénombrement ou de code postal/côté d'îlot provenant du 
RA pour effectuer la mise à jour du Fichier de conversion des codes postaux. Après chaque 
recensement, tous les ménages du recensement sont codés avec des centroïdes de côté d'îlot. 
Puisque la majeure partie des enregistrements du RA ont déjà été géocodés avant le recense
ment, le fait de coupler le RA avec le numéro de ménage du recensement réduira l'importance 
du travail de géocodage à effectuer manuellement après le recensement. Ce dernier projet est 
déjà en cours de réalisation. 

6.3 Évaluation et amélioration des procédures et production de la documentation connexe 

On est en train de préparer, pour le travail effectué jusqu'ici, un guide de l'utiHsateur où 
l'on décrit les procédures et un guide technique qui renferme de la documentation relative aux 
programmes, à des problèmes types ainsi qu'à leurs solutions et à l'assurance de la qualité. 

Comme dans le cas de tout nouveau projet, beaucoup de choses sont apprises pendant le 
processus de création et les procédures sont élaborées au besoin et en fonction du temps ainsi 
que du budget disponibles. Après le fait, on peut habituellement réaliser des gains d'efficience 
en examinant ces procédures. 

Pour les procédures automatisées, les projets déjà en cours comprennent une utilisation plus 
efficace de ORACLE ou le choix d'un autre système, l'emploi d'ordinateurs de bureau plutôt 
que du gros ordinateur de Statistique Canada, la normahsation du filtre, des améliorations 
au PAAS, la fusion des unités de travail en bases de données provinciales, l'élimination de 
certains champs plus tôt dans le traitement, l'étude d'autres logiciels pour déterminer les codes 
postaux, l'améhoration de l'appariement d'une adresse avec un nom de lieu et l'amélioration 
du couplage entre le Fichier principal de région et les adresses en français. 

Pour les procédures manuelles, on continuera d'améHorer le traitement des secteurs de 
dénombrement adjacents de chaque côté des limites de circonscriptions électorales fédérales 
et les cas où des numéros de voirie manquent sur les cartes produites par CAO. Le système 
de contrôle pour corriger les adresses sera aussi examiné afin de l'améliorer si cela est possible. 

Les numéros de téléphone ont été ajoutés à une étape ultérieure de la production du RA. 
Une évaluation complète de la couverture qu'ils offrent et de leur exactitude sera entreprise 
particuHèrement en vue des utiHsations possibles des numéros de téléphone dans le cadre du 
recensement et d'autres enquêtes de Statistique Canada. Pour ces dernières, l'accent initial sera 
placé sur la réahsation d'essais dans le contexte du remaniement imminent de l'enquête sur 
la population active. 
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Dans une large mesure, on a déjà épuré les systèmes informatiques élaborés pour la production 
initiale du RA afin d'augmenter l'efficience de l'utilisation du gros ordinateur, des programmes, 
du stockage sur disques et sur bandes, de la manipulation des fichiers, des sorties, de l'accès 
aux bibliothèques ainsi qu'aux fichiers. De meilleurs contrôles des systèmes seront préparés. 

Ce RA n'a été produit que pour les régions urbaines. Au cours d'un développement métho
dologique ultérieur, on examinera la possibilité de l'étendre aux régions rurales. 

6.4 Méthodologie de mise à jour 

Le RA a été créé à partir de quatre ensembles de fichiers administratifs: les fichiers des 
sociétés de téléphone, les fichiers des rôles d'évaluation des municipalités, les fichiers des sociétés 
d'électricité ainsi que le fichier de déclaration de revenu des particuliers (Tl) de Revenu Canada. 
De plus, la mise à jour du RA est actuellement en cours afin que ce dernier soit compatible 
avec le recensement de 1991, de sorte que le recensement est aussi une source de données. Les 
contributions relatives de ces fichiers sources, tant en volume qu'en quahté, seront étudiées 
afin qu'on puisse prendre une décision pour ce qui est de l'acquisition de fichiers en vue 
d'effectuer la mise à jour. 

L'élaboration d'une méthodologie pour effectuer la mise à jour constitue une partie inté
grante de la stratégie de mise à jour. On aura besoin de la définition d'une mise à jour ainsi 
que d'un système de mise à jour. On considérera aussi le rapport coût-efficacité d'une mise 
à jour continue, selon les divers besoins qui découlent des projets définis dans toutes ces orien
tations futures. La mise à jour continue est-elle rentable quand on la compare à la mise à jour 
effectuée seulement à temps pour le recensement? QueHes exigences découleront d'autres uti
Hsations possibles? Les réponses à ces questions nous amèneront à élaborer une stratégie de 
mise à jour. 

6.5 Autres utilisations du registre des adresses à Statistique Canada 

En plus du recensement et des rapports géographiques présentés plus haut, un certain nombre 
d'autres utilisations sont proposées à l'intérieur de Statistique Canada. L'utilisation possible 
du RA pour l'enquête sur la population active (EPA) sera étudiée dans le cadre du projet de 
remaniement de l'EPA. La possibihté d'utihser le RA dans les régions urbaines soit pour amé
liorer l'échantillonnage en fonction de la base de sondage existante, soit comme liste pour 
réduire le nombre d'étapes dans le plan d'échantillonnage est un domaine important mis au 
premier plan pour faire l'objet de recherches. Avec les numéros de téléphone qui figurent sur 
le RA, il serait possible de réaliser plus d'interviews téléphoniques. 

L'utilisation du RA comme base de sondage pour d'autres enquêtes de Statistique Canada 
sera examinée. De plus, puisqu'on utiHse actuellement les fichiers des sociétés de téléphone 
comme principale source de renseignements pour produire le RA, on dispose déjà de ces fichiers 
pour exploitation ultérieure. Le programme des enquêtes spéciales, l'enquête sociale générale 
et l'enquête existante sur la population active sont des enquêtes qui utilisent des fichiers des 
sociétés de téléphone ou qui en ont besoin. 

Une autre application possible du RA à Statistique Canada consisterait à l'employer comme 
base de données sur le logement si on lui ajoutait les données sur le logement tirées du recense
ment de 1991 et les données provenant des rôles d'évaluation des municipalités, par exemple. 
L'existence d'une telle base de données pourrait réduire la quantité de renseignements sur le 
logement que l'on devrait recueillir dans les recensements à venir. Les besoins en données et 
la disponibilité de ces dernières doivent être étudiés. 

6.6 Utilisations du registre des adresses à l'extérieur de Statistique Canada 

Si le RA doit être utihsé à l'extérieur de Statistique Canada, il faut s'attaquer aux questions 
portant sur la confidentialité des fichiers sources et sur la possibihté de diffuser le RA, les 
conditions imposées doivent respecter les exigences de la Loi sur la statistique. Certains fichiers 
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sources ont été fournis à Statistique Canada à titre confidentiel, soit dans le cadre d'un contrat 
(p. ex., certains fichiers de l'Alberta), soit en vertu de la loi (le fichier des déclarations de revenus 
des particuliers (Tl) de Revenu Canada). 

6.7 Conclusion 

L'ampleur et la diversité des idées mentionnées plus haut dans les orientations futures 
démontrent les possibilités qu'offre le registre des adresses comme produit géographique 
avec des apphcations dans de nombreux domaines qui intéressent Statistique Canada et des 
organismes de l'extérieur. 
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guide. Rapport interne. Statistique Canada. 
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Bibliographie sur la modélisation à Taide de la saisie-resaisie avec 
application au redressement des chiffres du recensement 

pour éliminer le sous-dénombrement 

STEPHEN E. FIENBERG^ 

RÉSUMÉ 

Dans cet article on présente un choix bibliographique commenté d'ouvrages sur l'estimation de la taille 
de la population par saisie-resaisie (système dual), sur des prolongements de la méthodologie de base 
et sur l'application de ces techniques dans le contexte de l'estimation du sous-dénombrement du 
recensement. 

MOTS CLÉS: Saisie-resaisie; sous-dénombrement du recensement; estimation de système dual; modèles 
log-linéaires. 

1. INTRODUCTION 

La méthode de la saisie-resaisie pour estimer la taille d'une population fermée est utilisée 
depuis au moins le dix-neuvième siècle, quand Peterson (1896) a élaboré l'estimateur standard 
qui porte son nom pour utilisation avec des populations de poissons. Parmi les applications 
faites par la suite à d'autres genres de populations notons: Geiger et Werner (1924) - pour des 
études en physique; Lincoln (1930) - pour étudier la faune; Chandrasekar et Deming (1948) -
pour étudier les statistiques de l'état civil pour des populations humaines; Wittes et Sidel (1968), 
Wittes, Cohon et Sidel (1974) - pour des études en épidémiologie; Sanathanan (1972b) - pour 
étudier le balayage par faisceaux de particules en physique; Blumenthal et Marcus (1975) -
pour mesurer la durée de vie; Green et StoHmack (1981), Rossmo et RouUedge (1990) - pour 
étudier les crimes et les criminels. Dans le contexte de l'étude des populations humaines et de 
la démographie, on désigne souvent cette méthode par l'expression "estimation de système 
dual". Nous n'avons inclus presqu'aucune référence au problème connexe qui consiste à 
dénombrer le nombre d'espèces, problème qui remonte au travail de R.A. Fisher au cours des 
années 40 et qui est formulé de façon élégante dans l'article de Efron et Thisted (1976) paru 
dans Biometrica et intitulé "How many words did Shakespeare know?". 

La méthode de saisie-resaisie de base est fondée sur un certain nombre d'hypothèses, 
p. ex.: (1) la population étudiée est fermée; (2) on peut apparier parfaitement les individus 
(unités) de la saisie à la resaisie; (3) les probabilités de saisie sont constantes pour tous les 
individus (unités) dans la population; (4) la probabilité qu'un individu (unité) soit inclus dans 
l'échantillon utilisé pour la resaisie est indépendante de l'inclusion de l'individu (de l'unité) 
dans le recensement ou l'échantillon original. À compter de la fin des années 30, divers 
chercheurs ont commencé à étudier des prolongements de la méthode qui jjermettaient de 
s'écarter des hypothèses. Ces techniques requièrent généralement des données additionnelles 
comme une deuxième resaisie (ou même une troisième) et les données complètes sur les saisies-
resaisies pour chaque individu. 

Pour les populations humaines et l'étude des statistiques de l'état civil, la méthodologie a, 
depuis longtemps, été liée aux données du recensement, p. ex., voir Tracy (1941) et Shapiro 
(1949, 1954). À l'occasion du recensement décennal de la population de 1950, le U.S. Bureau 
of the Census a introduit l'utilisation d'un échantillon apparié aux enregistrements du 
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recensement pour évaluer la couverture. Cette méthode a évolué pour devenir ce que nous 
connaissons maintenant comme la méthode de l'enquête post-censitaire pour estimer le sous-
dénombrement et le surdénombrement et elle a été le point central de la controverse récente 
et qui se poursuit sur le redressement possible des chiffres des recensements de 1980 et de 
1990 (p. ex., voir Eriksen et Kadane 1985; Freedman et Navidi 1986, 1992; Freedman I99I; 
Wolter 1991). 

On trouve dans la présente bibliographie commentée sommaire un aperçu des ouvrages 
pubhés sur l'estimation des totaux de population à l'aide de la méthode de saisie-resaisie. La 
bibliographie comprend des références historiques, des articles qui explorent des situations où 
l'on s'écarte des hypothèses et des prolongements de la méthodologie de base et c'est pour les 
articles qui décrivent les méthodes de système dual et de système multiple dans le contexte de 
l'estimation du sous-dénombrement du recensement qu'eHe est la plus complète. À ce sujet, 
toutefois, nous n'avons pas inclus de référence à l'un quelconque des mémoires et documents 
non pubhés du U.S. Bureau of Census (surtout parce que la majorité de ces documents ont 
été repris sous une certaine forme dans les ouvrages publiés). Nous avons eu tendance à exclure 
les articles qui ont paru dans des publications sans comité de lecture pour des raisons connexes. 
Comme les ouvrages sur les applications spéciaHsées des techniques de saisie-resaisie aux 
populations fauniques sont très nombreux et que seulement certains d'entre eux s'appHquent 
aux populations humaines, nous avons surtout fourni des références à des comptes rendus de 
ces ouvrages, p. ex.,voir Brownie et coH. 1977; Otis et coll. 1978; Seber 1973,1982. De même, 
nous n'avons inclus qu'un petit nombre de références aux méthodes plus spéciaHsées utihsées 
pour mesurer la durée de vie, p. ex., voir Dahiya et Blumenthal 1986, ainsi que ceHes qui sont 
employées dans des applications relatives à la fiabilité du logiciel, p. ex., Jelinski et Moranda 
1972, et Duran et Wiorkowski 1981. Les méthodes utilisées dans ces derniers ouvrages diver
gent considérablement de celles employées dans les méthodes de base de saisie-resaisie et de 
système dual. 

2. BIBLIOGRAPHIE SOMMAIRE 

ALHO, J.M. (1990). Logistic régression in capture-recapture models. Biométries, 46, 623-635. 

• Prolonge la méthode habituelle de système dual afin de pouvoir tenir compte des effets multiplicatifs 
de la stratification. 

BAKER, S.G. (1990). A simple EM algorithm for capture-recapture data with categorical covariates (avec 
discussion). Biométries, 46, 1193-1200. 

• Lie le classement recoupé de covariables à la saisie et à la resaisie par l'intermédiaire de modèles 
log-linéaires puis utilise l'algorithme EM pour estimer la taille de la population. 

BIEMER, P.P. (1988). Modéhsation de l'erreur d'appariement et son effet sur les estimations de l'erreur 
d'observation du recensement. Techniques d'enquête, 14, 125-143. 

• Élabore des modèles pour évaluer l'incidence de l'erreur d'appariement sur la couverture du recensement. 

BISHOP, Y.M.M., FIENBERG, S.E., et HOLLAND, P.H. (1975). Discrète Multivariate Analysis: 
Theory and Practice, Chapitre 6. Cambridge, MA: MIT Press. 

• Monographie sur les modèles log-linéaires qui comprend un chapitre sur le rapport avec les modèles 
de saisie-resaisie. 

BLUMENTHAL, S., et MARCUS, R. (1975). Estimating population size with exponential failure. Journal 
of the American Statistical Association, 70, 913-922. 

• UtiUse une distribution exponentielle pour estimer la taille de la population à partir d'un sous-ensemble 
d'observations obtenues par échantillonnage tronqué. 
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BOSWELL, M.T., BURNHAM, K.P., et PATIL, O.P. (1988). Rôle and use of composite sampUng and 
capture-recapture sampling in ecological studies. Dans Handbook of Statistics 6: SampUng 
(éd. P.R. Krishnaiah et C.R. Rao). Amsterdam: North Holland, 469-488. 

• Présente un résumé succinct de plusieurs variantes de base des modèles de saisie-resaisie ainsi que de 
leur estimation. 

BROWNIE, C , ANDERSON, D.R., BURNHAM, K.P., et ROBSON, D.S. (1977). Statistical inference 
from band recovery data: a handbook. U.S.Fisheriesand Wildlife Service Resource Publication No. 131. 

• Décrit une ganune étendue de modèles de saisie-resaisie et les tests appropriés de validité de l'ajustement, 
avec l'accent mis sur des expériences de marquage et de baguage. 

BURGESS, R.D. (1988). Évaluation des estimations du sous-dénombrement obtenues par la contre-
vérification des dossiers du recensement du Canada, Techniques d'enquête, 14, 147-167. 

• Décrit la méthode ' 'comptable' ' basée sur une enquête employée pour effectuer la contre-vérification 
des dossiers afin d'estimer le sous-dénombrement. Ne traite pas de la question de l'exclusion de 
personnes du recensement et d'autres hstes. 

BURNHAM, K.P., ANDERSON, D.R., WHITE, G.C., BROWNIE, C , et POLLOCK, K.H. (1987). 
Design and Analysis Methods for Fish Survival Experiments Based on Release-Recapture. Bethesda, 
MD: American Fisheries Society. 

• Combine la méthodologie de Brownie et coll. pour le recouvrement de marques avec estimation de 
la survie selon les modèles de marquage et recapture de JoUy-Seber. 

BURNHAM, K.P., et OVERTON, W.S. (1978). Estimation ofthe size of a closed population when the 
capture probabilities vary among animais. Biometrika, 65, 625-633. Correction (1981) 68, 345. 

• Élabore un modèle de saisie-resaisie avec hétérogénéité pour les animaux, mais probabilités constantes 
de saisie dans tous les échantillons. Le modèle entraîne des dépendances parmi les captures. 

CASTELDINE, B. J. (1981). A Bayesian analysis of multiple-recapture sampling for a closed population. 
Biometrika, 67, 197-210. 

• Élabore une méthode bayesienne à l'aide de la distribution bêta à priori pour un modèle de recensement 
traditionnel de Schnabel basé sur l'indépendance pour des données sur des saisies multiples. 

CHAKRABORTY, P.N. (1963). On a method of estimating birth and death rates from several agencies. 
Calcutta Statistical Association, Bulletin, 12, 106-112. 

• Étend la méthode de Chandrasekar-Deming à trois sources ou plus. 

CHANDRASEKAR, C , et DEMING, W.E. (1949). On a method of estimating birth and death rates 
and the extent of registration. Journal of the American Statistical Association, 44, 101-115. 

• Élabore une technique de système dual et propose d'utiliser la stratification pour éliminer 
l'hétérogénéité. Applique la méthode pour estimer le nombre de naissances et de décès dans plusieurs 
villages de l'Inde. 

CHAO, A. (1987). Estimating the population size for capture-recapture data with unequal catchability. 
Biométries, 43, 783-791. 

• Étudie le modèle hétérogène du potentiel de capture de Burnham et Overton à l'aide d'une inégalité 
de moments pour obtenir une Hmite inférieure de la taille de population. 

CHAO, A. (1989). Estimating population size for sparse data in capture-recapture experiments. 
Biométries, 45, 427-438. 

• Étudie la suffisance de l'estimateur obtenu à partir d'une inégahté des moments pour un modèle 
hétérogène du potentiel de capture dans des situations qui comprennent l'utilisation de données 
éparpillées. 
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CHAPMAN, D.G. (1951). Some properties ofthe hypergeometric distribution with applications to 
zoological sample censuses. University of California Publications in Statistics, 1, 131-160. 

• Élabore le modèle d'échantillonnage hypergéométrique pour estimer la taille de la population dans 
des études de saisie-resaisie. 

CHOI, C.Y., STEEL, D.G., et SKINNER, T.J. (1988). Redressement des chiffres du recensement de 
1986 en Austrahe pour le sous-dénombrement. Techniques d'enquête, 14, 187-204. 

• Décrit l'utilisation de l'estimation de système dual et d'une enquête postcensitaire pour redresser les 
chiffres du recensement de l'Australie. Applique aussi la technique du rapport de masculinité de Wolter 
pour vérifier la sensibilité de l'estimateur de système dual. 

CHRISTENSEN, H.T. (1958). The method of record linkage applied to family data. Marriage and Family 
Living, 20, 38-43. 

CITRO, CF., et COHEN, M.L., (éds.) (1985). The Bicentennial Census. New Directions for Methodology 
in 1990. Washington D.C: National Academy Press. 

• Rapport d'un groupe d'experts du Committee on National Statistics sur la méthodologie du recensement, 
le rapport comprend un examen de la méthode de système dual pour corriger le sous-dénombrement. 

COALE, A.J. (1961). The design of an expérimental procédure for obtaining accurate vital statistics. 
International Population Conférence, New York, 372-375. 

• Propose d'utiliser deux hstes qui se rapportent au même échantillon d'une population. 

COHEN, M.L. (1990). Adjustment and reapportionment - analyzing the 1980 décision. Journal of Officiai 
Statistics, 6, 241-250. 

• Examine l'effet du biais et de la variabilité sur la précision des chiffres redressés et non redressés du 
recensement ainsi que l'incidence de la nouvelle répartition des sièges à la Chambre des représentants 
des É.-U. 

CORMACK, R.M. (1981). Loghnear models for capture-recapture experiments on open populations. 
Dans The Mathematical Theory of the Dynamics of Biological Populations, II (éds. R.W. Hiorns et 
D. Cooke). Londres: Académie Press, 217-235. 

• Présente le modèle de Poisson pour la saisie-resaisie et utilise ce dernier avec des modèles log-linéaires 
pour étendre la méthode standard afin de tenir compte de la naissance, du décès et de la dépendance 
par rapport aux pièges. 

CORMACK, R.M. (1989). Log-linear models for capture-recapture. Biométries, 45, 395-413. 
• Utilise le modèle de Poisson et une représentation log-linéaire pour inclure la naissance, le décès et 

la dépendance par rapport aux pièges dans la méthode standard de saisie-resaisie. 

CORMACK, R.M., et JUPP, P.E. (1991). Inference for Poisson and multinomial models for capture 
recapture experiments. Biometrika, 78, 911-916. 

• Compare les estimateurs du maximum de vraisemblance de paramètres selon deux modèles et présente 
le rapport entre les variances et covariances asymptotiques correspondantes. 

COWAN, CD., et MALEC, D. J. (1986). Capture-recapture models when both sources bave clustered 
observations. Journal of the American Statistical Association, 81, 347-353. 

• Étend la méthode de système dual à une situation comportant des observations groupées comme dans 
le programme d'améhoration de la couverture du recensement des É.-U. 

CRESSIE, N. (1988). Dans quelles circonstances les opérations de redressement améliorent-elles les chiffres 
du recensement? Techniques d'enquête, 14, 205-222. 

• Propose un modèle basé sur l'enquête postcensitaire pour corriger le sous-dénombrement à l'aide d'un 
plan d'estimation empirique de Bayes et d'une famille de fonctions de perte. 
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CRESSIE, N. (1989). Empirical Bayes estimation of undercount in the decennial census. Journal ofthe 
American Statistical Association, 84, 1033-1044. 

• Élabore et applique des méthodes empiriques de lissage de Bayes pour des facteurs de redressement 
des chiffres du recensement produits à l'aide de la méthode de système dual pour stratification en 
fonction de la géographie et de la démographie. Applique la méthode aux données sur les États tirées 
du recensement des É.-U. de 1980. 

CRESSIE, N., et DAJANl, A. (1991). Empirical Bayes estimation of U.S. undercount based on artificial 
populations. Journal of Officiai Statistics, 1, 57-67. 

• Montre que la méthode d'estimation synthétique utilisée par Isaki et coll. est un cas spécial de la méthode 
empirique de Bayes. 

CROXFORD, A.A. (1968). Record Hnkage in éducation. Dans Record Linkage in Médiane (éd. 
E.D. Acheson). Londres: E. & S. Livingstone, 351-356. 

DAHIYA, R.C, et BLUMENTHAL, S. (1986). Population or sample size estimation. Dans Encyclopedia 
of Statistical Sciences, (Volume 7), (éds. S. Kotz et N.L. Johnson). New York: Wiley, 100-110. 

• Passe en revue la théorie qui est à la base de l'estimation de la taille d'une population à partir d'un 
échantillonnage tronqué pour une distribution discontinue et fournit des références pour des domaines 
d'application. 

DARROCH, J.N. (1958). The multiple-recapture census I: Estimation of a closed population. Biometrika, 
45, 343-359. 

• Décrit la méthode du maximum de vraisemblance appliquée au problème de la resaisie multiple quand 
il y a indépendance complète. 

DARROCH, J.N. (1959). The multiple-recapture census II: Estimation when there is immigration or 
death. Biometrika, 46, 336-351. 

• Étend la méthode du maximum de vraisemblance quand il y a indépendance à des populations ouvertes 
avec immigration ou décès. 

DARROCH, J.N. (1961). The two sample capture-recapture census when tagging and sampling are 
stratified. Biometrika, 45, 343-359. 

• Étend la méthode du maximum de vraisemblance avec indépendance à la situation où les individus 
saisis à l'origine sont stratifiés en s groupes et oi!i les individus dans l'échantillon de resaisie sont stratifiés, 
mais selon t strates (possiblement différentes). 

DARROCH, J.N., FIENBERG, S.E., GLONEK, G.F.V., et JUNKER, B.W. (1992). A three-sample 
multiple-recapture approach to census population estimation with heterogeneous catchability. Soumis 
pour publication. 

• Étend l'estimation de système triple afin de tenir compte de l'hétérogénéité des individus et de formes 
choisies de dépendance. Applique les estimateurs aux données de système triple provenant de la 
répétition générale du recensement qui s'est tenue à Saint Louis. 

DARROCH, J.N., et RATCLIFF, D. (1980). A note on capture-recapture estimation. Biométries, 
36, 149-153. 

• Présente un autre estimateur pour les problèmes de saisie-resaisie avec des propriétés asymptotiques 
intéressantes. 

DASGUPTA, P. (1964). On the estimation of the total number of events and of the probabilities of 
detecting an event from information supplied by several agencies. Calcutta Statistical Association, 
Bulletin, 13, 89-100. 

• Étend la méthode de Chandrasekar-Deming à trois sources ou plus. 
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DAVIDSON, L. (1962). Retrieval of misspelled names in an airline passenger record System. Communications 
of the Association of Computer Machinery, 5, 169-171. 

DEMING, W.E., et KEYFITZ, N. (1967). Theory of surveys to estimate total populations. Dans Compte 
rendu de la Conférence mondiale sur la population, Belgrade, 1965, (Vol. 3). New York: Nations Unies, 
141-144. 

• Étend la méthode de Chandrasekar-Deming à trois sources. 

DIFFENDAL, G. (1988). Test des opérations de redressement de 1986 dans le Central Los Angeles 
County. Techniques d'enquête, 14, 75-92. 

• Décrit la mise en application de la méthode d'enquête postcensitaire à l'estimation de système dual 
dans un recensement d'essai. 

DING, Y. (1990). Capture-Recapture Census with Uncertain Matching. Thèse de doctorat. Département 
de statistique, Carnegie Mellon University. 

• Élabore un modèle d'appariement probabiliste pour utilisation avec une estimation de système dual 
et de système multiple et considère une méthode bayesienne pour estimer la taille de la population. 
Illustre les techniques à l'aide de données provenant des résultats d'un recensement d'essai effectué 
à Los Angeles. 

DING, Y., et FIENBERG, S.E. (1992). Estimating population and census undercount in the présence 
of matching error. Soumis pour pubUcation. 

• Élabore un modèle d'appariement probabiliste pour utilisation avec une estimation de système dual 
et en illustre l'application à des données provenant des résultats d'un recensement d'essai effectué à 
Los Angeles. 

DURAN, J.W., et WIORKOWSKI, J.J. (1981). Capture-recapture sampUng for estimating software 
error content. IEEE Systems Engineering, 1, 147-148. 

EFRON, B., et THISTED, R.A. (1976). Estimating the number of unseen species: How many words 
did Shakespeare know? Biometrika, 63, 435-467. 

• Adapte un modèle paramétrique attribué à Fisher et un modèle non paramétrique au problème classique 
des espèces à l'aide de méthodes empiriques de Bayes. Applique la méthode au vocabulaire de 
Shakespeare. 

EL-KHORAZATY, M.N., IMREY, P.B., KOCH, G.G., et WELLS, H.B. (1977). Estimating the total 
number of events with data from multiple record Systems: a review of methodological stratégies. 
International Statistical Review, 45, 129-157. 

• Passe en revue les ouvrages et les méthodes relatives à l'estimation de système dual et de système multiple. 
Comprend des sections où l'on compare l'utilisation de techniques et des situations où l'on s'éloigne 
des hypothèses, dans les populations fauniques et humaines. 

ERICKSEN, E.P., et KADANE, J.B. (1985). Estimating the population in a census year: 1980 and beyond 
(avec discussion). Journal of the American Statistical Association, 80, 98-131. 

• Applique la méthode de système dual aux données du recensement de 1980, y compris le lissage, par 
la méthode de régression, des estimations du sous-dénombrement ainsi que l'estimation redressée, à 
l'aide d'estimations démographiques, du risque relatif. 

ERICKSEN, E.P., KADANE, J.B., et TUKEY, J.W. (1989). Adjusting the 1980 census of population 
and housing. Journal of the American Statistical Association, 84, 927-944. 

• Présente des révisions et des prolongements de la méthodologie d'Ericksen et Kadane et une critique 
de Freedman et Navidi. 
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FAY, R.E., PASSEL, J.S., ROBINSON, J.G., et COWAN, CD. (1988). The Coverage of Population 
in the 1980 Census. Bureau of the Census. Washington D.C: U.S. Department of Commerce. 

• Rapport officiel du Bureau of the Census sur les tentatives visant à mesurer le sous-dénombrement 
du recensement décennal des É.-U. de 1980. 

FEIN, D.J., et WEST, K.K. (1988). Sources du sous-dénombrement lors du recensement: Résultats du 
recensement d'essai de 1986 à Los Angeles. Techniques d'enquête, 14, 237-256. 

• Tente de faire des tests d'hypothèses en rapport avec les causes du sous-dénombrement du recensement 
pour une population urbaine composée de personnes d'origine hispanique difficiles à dénombrer. 

FIENBERG, S.E. (1972). The muhiple-recapture census for closed populations and the 2* incomplète 
contingency table. Biometrika, 59, 591-603. 

• Présente une méthode pour estimer les dépendances parmi des listes multiples à l'aide de modèles 
log-linéaires et élabore une méthode générale d'estimation, applique les résultats de l'élaboration de 
cette méthode à des tableaux de contingence incomplets 2 et à une estimation conditionnelle. 

FIENBERG, S.E. (1989). Undercount in the U.S. decennial census. Dans Encyclopedia of Statistical 
Sciences, (Supplément), (éds. S. Kotz et N.L. Johnson), New York: Wiley, 181-185. 

• Présente un aperçu historique de la différence du taux de sous-dénombrement de la population des 
É.-U. ainsi que de brèves descriptions des méthodes d'estimation de système dual et à l'aide de l'analyse 
démographique. 

FREEDMAN, D.A. (1991). Policy forum: Adjusting the 1990 census. Science, 252, 1233-1236. 
• Critique de la méthode de système dual pour redresser les chiffres du recensement de 1990. 

FREEDMAN, D.A., et NAVIDI, W.C. (1986). Régression models and adjusting the 1980 census 
(avec discussion). Statistical Science, 1, 3-39. 

• Critique de la méthodologie de système dual d'Ericksen et Kadane telle qu'appliquée aux données du 
recensement de 1980. 

FREEDMAN, D.A., et NAVIDI, W.C. (1992). Aurions-nous dû redresser les chiffres du recensement 
de 1980? (avec discussion). Techniques d'enquête, dans le présent numéro. 

• Poursuit la critique de l'utiUsation de l'estimation de système dual et du redressement synthétique tels 
qu'appUqués aux chiffres du recensement de 1980. 

GARTHWAITE, P.H., etBUCKLAND, S.T. (1990). Analysis of multiple-recapture census by Computing 
conditional probabiUties. Biométries, 46, 231-238. 

• UtiUse un rapport récursif pour produire des estimations ponctueUes et par intervalle pour un 
recensement par resaisies multiples quand il y a indépendance. 

GEIGER, H., et WERNER, A. (1924). Die Zahl der ion radium ausgesandsen a-Teilchen. Zeitschrift 
fur Physik, 21, 187-203. 

• Applique la méthode de saisie-resaisie à une estimation du nombre d'ions radium détectés. 

GOLDBERG, J.D., et WITTES, J.T. (1978). The estimation of false négatives in médical screening. 
Biométries, 34, 77-86. 

• Applique des modèles de saisie-resaisie à des problèmes de dépistage. 

GOUDIE, I.B.J. (1990). A likeUhood-based stopping rule for recapture debugging software reliability. 
Biometrika, 11, 203-206. 
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GREENFIELD, C C (1975). On the estimation of a missing ceU in a 2 x 2 contingency table. Journal 
of the Royal Statistical Society, Série A, 138, 51-61. 

• Introduit une valeur non nulle pour la corrélation de réponses en prenant le point milieu de la gamme 
de valeurs de corrélation permises et obtient, par conséquent, une valeur pour une case manquante. 
Applique la méthode à des données du recensement du Malawi. 

GREENFIELD, CC. (1976). A revised procédure for dual record Systems in estimating vital events. 
Journal ofthe Royal Statistical Society, Série A, 139, 389-401. 

• Applique des limites à la corrélation dans un tableau 2 x 2k l'estimation de système dual en présence 
de corrélations entre des événements engendrés par l'hétérogénéité. 

GREENFIELD, CC, et TAM, S.M. (1976). A simple approximation for the upper limit to the value 
of a missing cell in a 2 x 2 contingency table. Journal ofthe Royal Statistical Society, Série A, 139, 
96-103. 

• Utilise une approximation de la limite supérieure de la corrélation de réponse afin d'obtenir une limite 
supérieure pour une case manquante. 

HOGAN, H., et WOLTER, K.M. (1988). Mesure de l'erreur dans une enquête post-censitaire. Techniques 
d'enquête, 14, 105-124. 

• Rend compte du test des opérations de redressement mené à Los Angeles et estime les sources de biais 
dans une enquête post-censitaire et dans les estimations de systèmes dual basées sur les données d'un 
recensement. 

HOLST, L. (1973). Some limit theorems with apphcations in sampling theory. Annals of Statistics, 1, 
644-658. 

• Applique les résultats d'un échantillonnage successif pour obtenir une distribution asymptotique de 
l'estimateur habituel de Peterson quand il y a des probabilités de saisie hétérogènes ou des effets 
d'appariement. 

HOOK, E., et REGAL R. (1982). Validity of BernoulU census, log-Unear, and truncated binomial models 
for correcting underestimates in prevalence studies. American Journal of Epidemiology, 116,168-176. 

• Applique des méthodes différentes liées aux logarithmes linéaires utilisés pour étudier le nombre 
d'enfants nés avec le syndrome de Down. 

HUGGINS, R.M. (1989). On the statistical analysis of capture experiments. Biometrika, 76, 133-140. 
• Utilise des modèles logistiques Unéaires pour des probabilités de saisie pour des individus et des occasions 

de saisie. 

HUGGINS, R.M. (1991). Some practical aspects of a conditional likelihood approach to capture 
experiments. Biométries, 47, 725-732. 

• UtiUse des modèles logistiques Unéaires pour des probabihtés de saisie et exploite l'ordonnancement 
temporel des saisies pour introduire une dépendance parmi les saisies et parmi les covariances mesurables 
pour les individus qui ont été saisis au moins une fois. 
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Theory and Methods, 15, 1435-1450. 

• Exploite une limite supérieure du biais de corrélation afin de réduire le biais de l'estimateur de système 
dual. 

ISAKI, C.T., et SCHULTZ, L.K. (1986). Dual System estimation using démographie analysis data. 
Journal of Officiai Statistics, 2, 169-179. 

• Utilise des données produites par analyse démographique pour obtenir des estimations de système dual 
révisées pour le recensement de 1980 à l'aide de modèles différents du biais de corrélation. 
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ISAKI, C.T., et SCHULTZ, L.K. (1987). The effect of corrélation and matching error in dual System 
estimation. Communications in Statistics, Theory and Methods, 16, 2405-2427. 

• Élabore un modèle d'erreur d'appariement simple en présence d'un biais de corrélation pour com
parer trois estimateurs de système dual. 

ISAKI, C.T. , SCHULTZ, L.K., DIFFENDAL, G.J., et HUANG, E.T. (1988). On estimating census 
undercount in smaU areas. Journal of Officiai Statistics, 4, 95-112. 

• Élabore des populations de simulation basées sur les données du recensement de 1980 et sur les résultats 
d'une évaluation de la couverture, évalue des méthodes synthétiques d'estimation du sous-dénombrement 
basées sur la régression et montre la supériorité des méthodes synthétiques par rapport aux chiffres 
bruts du recensement. 

JABINE, T.B., et BERSHAD, M.A. (1968). Some comments on the Chandrasekar and Deming technique 
for the measurement of population change. Communication présentée lors du CENTO Symposium 
on Démographie Statistics, Karachi, Pakistan. 

• Montre qu'un biais de corrélation positif produit un biais par défaut dans l'estimation de la taille de 
la population totale. 

JARO, M. (1989). Advances in record-linkage methodology as applied to matching the 1985 Test Census 
of Tampa, Florida. Journal of the American Statistical Association, 84, 414-420. 

• Décrit une méthodologie du recensement pour apparier des enregistrements du recensement avec ceux 
de l'enquête post-censitaire, présente aussi les résuhats tirés de l'application de cette méthodologie 
au recensement d'essai de 1985. 

JELINSKI, Z., et MORANDA, P.B. (1972). Software reUability research. Dans Statistical Computer 
Performance Evaluation, (éd. W. Freiberger). New York: Académie Press, 465-484. 

• Propose un modèle avec incidents distribués exponentiellement pour estimer le nombre total d'anomalies 
dans un programme en se basant sur le moment où les incidents se produisent au cours d'une période 
de durée fixe. 

JEWELL, W.S. (1985). Bayesian estimation of undetected errors. Dans Bayesian Statistics 2, (éds. 
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• Estimation à partir de données sur des resaisies multiples pour des populations ouvertes. 

KADANE, J.B., MEYER, M.M., et TUKEY, J.W. (1992). Corrélation bias in the présence of stratum 
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• Démontre l'incidence du biais de corrélation découlant d'un regroupement parmi des strates hétérogènes 
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monotone. 

KRÔTKI, K.J. (éd.) (1978). Developments in Dual System Estimation of Population Size and Growth. 
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• Examine l'utilisation de l'estimation de système dual pour les actes de l'état civil dans divers pays. 
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• Applique l'estimation de système dual à la surveillance des maladies infectieuses. 
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• Applique la méthode de saisie-resaisie à l'estimation de la taille des populations d'oiseaux aquatiques. 
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l'estimation de la prévalence des maladies. 
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Recensement du Central Los Angeles County de 1986. Techniques d'enquête, 14, 257-280. 

• Élabore un modèle de l'erreur totale pour la méthode de système dual appliquée au test des opérations 
de redressement de Los Angeles. 

MULRY, M.H., et SPENCER, B.D. (1991). Total error in PES estimâtes of population (avec discussion). 
Journal of the American Statistical Association, 86, 839-863. 

• Étend le développement antérieur de Mulry-Spencer du modèle de l'erreur totale pour la méthode de 
système dual et l'applique à la répétition générale du recensement qui a eu lieu en 1988 à Saint Louis 
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• Passe en revue la méthode de saisie-resaisie et les méthodes connexes pour des populations 
fauniques. 
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• Élaboration classique de la méthode de saisie-resaisie et de son application à l'estimation de la taille 
de populations de poissons. 

POLLACK, E.S. (1965). Use of census matching for study of psychiatrie admission rates. Proceedings 
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RAJ, D. (1977). On estimating the number of vital events in démographie surveys. Journal ofthe American 
Statistical Association, 72, 377-381. 

• Élabore une formule pour calculer le biais dans l'estimateur de système dual pour un modèle général 
des erreurs de réponse et explore l'utilisation de l'échantillonnage double pour corriger le biais. 

ROSSMO, D.K., et ROUTLEDGE, R. (1990). Estimating the size of criminal populations. Journal of 
Quantitative Criminology, 6, 293-314. 

RUBIN, D.B. , SCHAFER, J.L., et SCHENKER, N. (1988). Méthodes d'imputation de valeurs 
manquantes dans des enquêtes postcensitaires. Techniques d'enquête, 14, 223-236. 

• Présente une méthode d'appariement pour l'estimation du sous-dénombrement qui utilise une technique 
d'imputation tirant son origine dans les modèles log-Unéaires quand des données manquent. 

SANATHANAN, L.P. (1972a). Estimating the size of a multinomial population. Annals of Mathematical 
Statistics, 43, 142-152. 

• Démontre l'équivalence asymptotique d'estimateurs condhionnels et inconditionnels de la taille d'une 
population. 

SANATHANAN, L.P. (1972b). Models and estimation methods in visual scanning experiments. 
Technometrics, 14, 813-829. 

• Élabore un modèle latent afin d'estimer le nombre de particules dont on a besoin pour balayer des 
enregistrements, modèle qui tient compte de la détectabiUté différentielle et qui engendre des dépendances 
parmi les détecteurs. 

SANATHANAN, L.P. (1973). A comparison of some models in visual scanning experiments. Technometrics, 
15, 67-78. 

• Applique le modèle traditionnel de saisie-resaisie et des modèles latents à des données provenant 
d'expériences réelles de balayage dans le domaine visuel. 

SANDLAND, R.L., et CORMACK, R.M. (1984). Statistical inference for Poisson and multinomial 
models for capture recapture experiments. Biometrika, 71, 27-33. 

• Montre le rapport entre les variances asymptotiques de la taille de la population dans un modèle général 
de saisie-resaisie pour les deux plans d'échantiUonnage qui peuvent être utiUsés. 

SCHENKER, N. (1988). Traitement des données manquantes dans l'estimation de la couverture: le test 
des opérations de redressement de 1986. Techniques d'enquête, 14, 93-104. 

• Examine l'effet de données manquantes sur l'estimation de système dual appliquée à des données de 
recensement d'essai. 

SCHIRM, A.L., et PRESTON, S.H. (1987). Census undercount adjustment and the quality of 
géographie population distributions (avec discussion). Journal of the American Statistical Association, 
82, 965-990. 

• Applique des méthodes d'estimation synthétique aux données du recensement de 1980 pour évaluer 
l'incidence de l'estimation du sous-dénombrement. 

SCHNABEL, Z.E. (1938). The estimation of the total fish population of a lake. American Mathematical 
Monthly, 45, 348-352. 

• Étend la méthode de base de saisie-resaisie à des resaisies multiples, avec, lors de chaque resaisie, des 
renseignements qui disent si les individus avaient été saisis auparavant. 

SCOTT, C. (1974). The dual record (PGE) System for vital rate measurement, some suggestions for further 
development. Dans Congrès international de la population, Liège, 1973, (Volume 2). Liège: Union 
internationale pour l'étude scientifique de la population. 



168 Fienberg: Bibliographie sur la modélisation à l'aide de la saisie-resaisie 

SEBER, G.A.F. (1965). A note on the multiple-recapture census. Biometrika, 52, 249-259. 

• Estimation à partir de données obtenues par resaisies multiples de populations ouvertes avec des 
paramètres liés au temps. 

SEBER, G.A.F. (1973). The estimation of Animal Abundance and Related Parameters. New York: 
Hafner. Deuxième édition (1982). New York: MacmiUan. 

• Renferme une revue à jour des techniques de saisie-resaisie et de leurs prolongements pour les populations 
d'animaux, avec l'accent mis sur les applications. 

SEBER, G.A.F. (1982). Capture-recapture methods. Dans Encyclopedia of Statistical Sciences, (Volume 1), 
(éds. S. Kotz et N.L. Johnson). New York: Wiiey, 367-374. 

• Examine la méthode de saisie-resaisie pour des populations tant fermées qu'ouvertes et fournit un guide 
pour des apphcations dans le domaine de la faune et des pêches. 

SHAPIRO, S. (1949). Estimating birth registration completeness. Journal of the American Statistical 
Association, 45, 261-264. 

• Décrit l'utilisation de données du recensement des É.-U. de 1940 pour vérifier, à l'aide de l'estima
teur de Chandrasekar-Deming, dans quelle mesure les enregistrements de la naissance sont complets. 

SHAPIRO, S. (1954). Récent testing of birth registration completeness in the United States. Population 
Studies, 8, 3-21. 

• Décrit l'utilisation de données des recensements des É.-U. de 1940 et de 1950 pour vérifier, à l'aide 
de l'estimateur de Chandrasekar-Deming, dans quelle mesure les enregistrements de la naissance sont 
complets. 

SIRKEN, M.G. (1978). Dual Systems estimators based on multipUcity surveys (avec discussion). Chaptitre 4 
dans Developments in Dual System Estimation of Population Size and Growth, (éd. K. J. Krôtki). 
Edmonton: University of Alberta Press, 81-91. 

• Adapte la méthode de l'auteur, pour enquêtes avec multiplicité pour des événements rares, au problème 
du système dual. 

SMITH, P.J. (1988). Bayesian methods for capture-recapture surveys. Biométries, 44, 1177-1189. 
• Utilise l'approximation de Poisson et la distribution gamma à priori pour une méthode bayesienne 

appliquée à l'estimation quand il y a indépendance dans un modèle à resaisies multiples. 

SMITH, P.J. (1991). Bayesian analyses for multiple capture-recapture model. Biometrika, 78, 399-407. 

• Élabore une distribution bayesienne a posteriori exacte pour un recensement à resaisies multiples quand 
les resaisies sont indépendantes. 

SRINIVASAN, S.K., et MUTHIAH, S.A. (1968). Problems of matching births identified from two 
independent sources. Journal of Family Welfare, 14, 13-22. 

TRACY, W.R. (1941). Fécondité de la femme canadienne. Réimprimé de Septième recensement du 
Canada, 1931, (Vol. 2), Monographies du recensement n° 3. Ottawa: Cloutier. 

• Une des premières applications de la méthode de système dual aux données du recensement. 

WINKLER, W.E. (1989). Méthodes permettant de tenir compte de l'absence d'indépendance dans une 
appUcation du modèle d'appariement des enregistrements de Fellegi-Sunter. Techniques d'enquête, 15, 
105-122. . 

• Examine des méthodes pour ajuster les règles d'appariement pour des enregistrements de système dual 
appariés quand on ne peut supposer qu'il y a indépendance. 
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WITTES, J.T. (1974). Applications of a multinomial capture-recapture model to epidemiological data. 
Journal of the American Statistical Association, 69, 93-97. 

• AppUque des systèmes multiples et l'indépendance pour estimer la taille d'une population d'enfants 
atteints d'une anomalie congénitale et d'autres problèmes. 

WITTES, J.T., COLTON, T., et SIDEL, V.W. (1974). Capture-recapture methods for assessing the 
completeness of case ascertainment when using multiple information sources. Journal of Chronic 
Diseuses, 27, 25-36. 

• Applique des systèmes multiples et l'indépendance pour estimer la taille d'une population d'enfants 
atteints d'une anomalie congénitale. 

WITTES, J.T., et SIDEL, V.W. (1968). A generalization ofthe simple capture-recapture model with 
applications to epidemiological research. Journal of Chronic Diseuses, 21, 287-301. 

• UtiUse la méthode de saisie-resaisie pour estimer le nombre de patients dans les hôpitaux qui utilisent 
la méthicilline. 

WOLTER, K.M. (1986). Some coverage error models for census data. Journal ofthe American Statistical 
Association, 81, 338-346. 

• Décrit la version de base de la méthode de système dual telle qu'utiUsée pour le recensement de 1980, 
y compris l'élimination des enregistrements erronés. 

WOLTER, K.M. (1990). Capture-recapture estimation in the présence of a known sex ratio. Biométries, 
46, 157-162. 

• UtiUse le rapport de masculinité pour obtenir un estimateur modifié de saisie-resaisie pour des données 
avec stratification selon le sexe, en supposant soit un risque relatif commun, soit l'indépendance dans 
une strate. AppUque la méthode à des données sur les animaux et décrit l'application aux données du 
recensement. 

WOLTER, K.M. (1991). Policy Forum: Accounting for America's uncounted and miscounted. Science, 
253, 12-15. 

• Décrit les procédures de redressement des chiffres du recensement de 1990 et explique pourquoi elles 
sont défendables du point de vue statistique. 

WOLTER, K.M., et CAUSEY, B.D. (1991). Evaluation of procédures for improving population estimâtes 
for small areas. Journal of the American Statistical Association, 86, 278-284. 

• Examine, à l'aide de simulations, les améliorations apportées par le redressement synthétique par rap
port aux chiffres du recensement pour des petites régions. 

ZALAVSKY, A.M., et WOLFGANG, G.S. (1990). Triple System modeUing of census, post-enumeration 
survey, and administrative Ust data. Proceedings ofthe Section on Survey Research Methods, American 
Statistical Association, 668-673. 

• Applique divers modèles log-linéaires et connexes de la dépendance pour analyser les données de système 
triple provenant de la répétition générale du recensement qui a eu Ueu à Saint Louis. 
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Une variante de la méthode des unités de logement pour 
estimer la population de petites régions rurales: 

une étude de cas portant sur la procédure 
des experts locaux 
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RÉSUMÉ 

Dans le présent article, on examine la pertinence d'une procédure à base d'enquêtes pour estimer la popu
lation dans de petites régions rurales. La procédure est une variante de la méthode des unités de logement. 
Elle fait appel aux services d'experts locaux embauchés pour fournir des renseignements à propos des 
caractéristiques démographiques de ménages choisis aléatoirement dans des bases de sondage de quartiers 
d'habitation élaborées à partir des dossiers des sociétés de service public. La procédure ne dérange pas 
trop et elle est moins dispendieuse que les opérations traditionnelles de collecte de données au moyen 
d'enquêtes. Comme la procédure est basée sur l'échantiUonnage aléatoire, on peut construire des inter
valles de confiance autour de la population estimée au moyen de cette technique. On fournit les résultats 
d'une étude de cas portant sur l'estimation de la population totale dans trois coUectivités non consti
tuées situées dans une région rurale du sud du Nevada. 

MOTS CLÉS: À base d'enquêtes; dossiers des sociétés de service public; intervalles de confiance Nevada. 

1. INTRODUCTION 

Dans sa dernière enquête sur les organismes d'État et locaux qui préparent des estimations 
de la population et des logements, le U.S. Bureau ofthe Census a trouvé qu'environ 89 pour cent 
des organismes interrogés utilisent la méthode des unités de logement (MUL) (Byerly 1990). 
Au cours d'une enquête antérieure on avait aussi constaté que cette méthode était largement 
utilisée (U.S. Bureau of the Census 1978). On a trouvé que la méthode fournissait des estima
tions précises de la population totale (Lowe, Pittenger et Walker 1977; Lowe, Weisser, et Myers 
1984; Smith et Lewis 1980, 1983; Smith et MandeH 1984) ainsi qu'une base conceptuelle et 
pratique soHde pour un système d'évaluation municipal (Martin et Serow 1979; Rives et Serow 
1984; Swanson, Baker et Van Patten 1983). 

Une des caractéristiques importantes de la MUL est qu'elle peut être mise en oeuvre sous 
différentes formes, ce qui permet de l'adapter à une gamme d'environnements de données 
(Swanson, Baker et Van Patten 1983). Cette possibilité d'adapter la méthode a été exploitée 
surtout par des centres démographiques infra-nationaux à des fins de partage des recettes et 
pour des programmes connexes (Martin et Serow 1978; Swanson, Baker et Van Patten 1983). 
Toutefois, comme Rives (1982) le fait remarquer, la méthode pourrait être utilisée dans d'autres 
champs d'activité. 

Considérons, comme exemple, le cas des énoncés des incidences environnementales. Les 
préoccupations à propos de questions juridiques et environnementales ont entraîné des déci
sions suite auxquelles des installations impopulaires ont été situées dans des régions rurales 
peu peuplées pour lesquelles on ne dispose généralement pas de données du recensement ou 
d'autres données socio-économiques (Freudenburg 1982; Brown, Geertsen et Krannich 1989; 
Munsell 1988). Par conséquent, il est devenu nécessaire d'élaborer des méthodes d'enquêtes, 
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particulièrement adaptées pour de petites régions rurales, qui exploitent pleinement les données 
disponibles, qui sont moins coûteuses et, dans de nombreux cas, qui dérangent moins que les 
enquêtes aréolaires, les enquêtes téléphoniques et les enquêtes postales. Nous croyons que la 
variante de la MUL que nous proposons dans le présent article contribue à ce genre de progrès 
méthodologique. 

La variante de la MUL que nous décrivons dans le présent article combine deux méthodes 
qui sont, en eHes-mêmes, bien connues. Cependant, eHes ont surtout été élaborées isolément 
l'une de l'autre, tout comme de la MUL. Ce sont: (I) l'échantillonnage aléatoire et (2) les 
interviews auprès d"'experts locaux". Comme nous en discutons plus loin, ces méthodes 
combinées avec la MUL peuvent nous mener à un moyen d'obtenir la taiHe de la population 
et, éventueHement, des données sur la composition nécessaires pour répondre aux besoins en 
information des projets d'évaluation environnementale et d'autres activités touchant les petites 
régions rurales. 

2. CONSIDÉRATIONS LORS DE L'ÉVALUATION DES IMPACTS 
DANS DE PETITES RÉGIONS RURALES 

L'implantation de nouvelles usines ou de nouvelles industries dans des régions rurales exige 
généralement une main-d'oeuvre plus nombreuse que celle qui est disponible dans la région 
locale. On peut s'attendre à ce que la croissance de la population dans les coHectivités situées 
près du site varie selon la taiHe du projet et le nombre d'employés qui seront embauchés pour 
construire l'installation puis pour l'exploiter et en assurer l'entretien une fois qu'elle sera 
terminée. Que l'on prévoie ou non des augmentations rapides dans le nombre global de 
personnes, ou qu'il y ait ou non des changements importants dans la distribution par âge et 
par sexe, la structure modifiée de la population aura un effet sur le genre et sur la quantité 
de services publics nécessaires (Summers 1982). Ainsi, pour effectuer des évaluations environ
nementales, il faut disposer de renseignements sur les augmentations prévues dans les 
inscriptions dans les écoles, dans les besoins en logements, dans les besoins de services de santé 
et dans d'autres services. Toutefois, avant que l'on puisse faire de telles projections, on doit 
déterminer des renseignements sur la population actuelle de la région touchée afin de disposer 
d'une population "de départ" à des fins de prévision (Carlson, WiHiams, et Swanson 1990; 
Pittenger 1976; U.S. Department of Energy 1988). 

La compréhension des principaux facteurs ayant un effet sur la distribution des personnes 
dans des régions rurales isolées est critique pour établir des profils et des projections démo
graphiques. Il est probable que ces coHectivités ont déjà connu des périodes de forte croissance 
et de décHn (Krannich et Greider 1984). Il se peut que l'évolution historique du mouvement 
de la population, ainsi que les tendances actuelles, diffèrent considérablement des moyennes 
obtenues à partir des renseignements sur le comté dans son ensemble ou même à partir d'autres 
régions incluses dans le comté. Cette situation présente un problème spécial parce qu'habi
tuellement des renseignements démographiques précis ne sont disponibles que pour les années 
au cours desquelles un recensement fédéral est effectué. Toutefois, les données du recensement, 
y compris les renseignements sur les ménages, ne sont pas généralement disponibles pour les 
locahtés non constituées comptant une faible population. Puisque le coût est habituellement 
un facteur très important, la possibilité de réaHser des recensements spéciaux ou de grosses 
enquêtes-échantillons, particulièrement sur une base régulière, est souvent exclue, même dans 
de petites régions rurales. Un problème additionnel associé à de tels dénombrements est dû 
au fait que pour les réaliser il faut employer des intervieweurs qui doivent communiquer avec 
chaque ménage, ce qui prend du temps et nuit à la vie privée des répondants et ajoute au fardeau 
de dérangement qui peut déjà être élevé pour les habitants de ces localités (Brown, Geertsten 
et Krannich 1989; Krannich, Berry et Greider 1989; Schleifer 1986). En principe, plusieurs 
techniques pourraient être employées pour estimer la taille de la population actuelle d'une petite 
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région rurale. Toutefois, des restrictions relatives aux données ainsi qu'un désir de précision 
limitent considérablement la gamme de techniques qui peuvent être utilisées et, d'une façon 
réaliste, font ressortir une seule technique: la MUL (Smith 1986; Smith et Mandell 1984; Lowe, 
Weisser et Myers 1984; Swanson, Van Patten et Baker 1983; Smith et Lewis 1983, 1980). 

3. LA MÉTHODE DES UNITÉS DE LOGEMENT 

Le concept de la MUL repose sur le fait que presque tout le monde dort sous un certain genre 
d'abri. Le U.S. Bureau ofthe Census, par exemple, choisit de définir deux classes d'abris: les 
logements de groupe et les unités de logement. On classe toutes les personnes dans l'une ou 
l'autre de ces catégories d'abris. Dans la MUL, on considère que ces abris peuvent être déter
minés, comptés et classés comme occupés ou vacants. De plus, tous les abris occupés doivent 
avoir un nombre déterminé d'occupants. Par conséquent, la populatiori de tout endroit donné 
doit être égale à la somme du produit du nombre d'unités de logement multiplié par le taux 
d'occupation multiplié par le nombre moyen de personnes par unité de logement occupée 
(ménages) plus le nombre de personnes dans les logements de groupe. Les quatre éléments de 
la MUL donnent une identité démographique exacte, qui permet d'obtenir la population d'un 
endroit particulier de la façon suivante: 

P= [{H)* (O) * {PPH)] + GQ, 

où 

P = population totale, 
H = nombre total d'unités de logement, 
O = proportion d'unités de logement occupées, 

PPH = nombre moyen de personnes par ménage, 
GQ = population des logements de groupe. 

Quand on utilise la MUL, la question-clé en matière de précision est de déterminer chacune 
des composantes. De plus, comme Smith (1986: 245-246) le fait remarquer: 

"La méthode des unités de logement est une forme robuste, complète et 
extrêmement flexible d'estimation de la population avec un certain nombre 
de caractéristiques qui la rendent utile pour l'analyse de petites régions. Elle 
n'est pas limitée à une seule technique ou à un seul genre de données; elle peut, 
plutôt, utiliser un certain nombre de techniques et de sources de données 
différentes, y compris ceUes qui peuvent être applicables dans une région mais 
pas dans une autre. (TRADUCTION)" 

Comme Smith (1986) l'a aussi fait remarquer, on utilise deux méthodes principales pour 
produire l'élément "nombre de ménages" de la MUL. Une de ces méthodes est basée sur des 
mesures de l'activité de construction et sur l'estimation d'un taux d'occupation; l'autre utilise 
des données des sociétés de service public, comme celles sur les clients du service résidentiel 
d'électricité. Un avantage important de la deuxième méthode est qu'eUe peut fournir directement 
le nombre de ménages, ce qui élimine ou réduit de façon marquée un certain nombre d'inexac
titudes possibles dans les données, y compris le besoin d'estimer les décalages temporels entre 
le moment où les permis sont émis et celui où les unités de logement sont terminées, les taux 
d'achèvement, les démoUtions, les conversions et les taux d'occupation. Starsinic et Zitter (1968) 
ainsi que Rives et Serow (1984) trouvent que la méthode des "données des entreprises de service 
pubHc" utihsée pour la MUL est avantageuse, bien qu'ils admettent aussi qu'elle ait certaines 
Umitations. 
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Un aulrc avantage qu'offre l'emploi des données des entreprises de service public est que 
les données utilisées pour obtenir le nombre total de ménages peuvent aussi être employées 
comme base de sondage complète à partir de laquelle ou peut tirer des échantillons afin d'obtenir 
une estimation du nombre moyeu de personnes par ménage {PPH). La collecte traditionnelle 
de données pour obtenir ce genre de rcnscigiicnients à l'aide d'un échantillon prend l'une des 
trois formes suivantes: interview postale, interview téléphonique et interview sur place. Nous 
proposons d'utiliser à la place de ces méthodes des "experts locaux" afin de minimiser à la 
fois le coût et le dérangement. 

4. EX PEU 1S LOCA U X 

La procédure des experts locaux (aussi coiuiue sous le nom de procédure des informateurs-
clés) utilisée pour obtenir des renseignements à propos d'une collectivité est bien connue dans 
le domaine de l'anthropologie culturelle. On reconnait généralement qu'il s'agit de "se fier 
à un petit nombre de participants bien renseignés qui observent et expriment clairement les 
rapports sociaux pour le chercheur (TRADUCTION)" (Seidler 1974: 816). De plus, Poggie 
(1972) trouve que lorsque les questions posées sur le terrain se rapportent à des phénomènes 
publics concrets, directement observables et non sujets à controverse, les experts locaux sont 
une source très fiable et précise de renseignements. 

Il y a deux problèmes-clés quand on utilise la procédure des experts locaux conjointement 
avec les dossiers des sociétés de service public et la MUL. Le premier consiste à trouver et à 
recruter des personnes qui sont vraiment des experts locaux sur la composition des ménages 
qui font partie de l'échantillon. Le deuxième est la question de pouvoir obtenir des renseigne
ments, permettant de repérer les ménages, qui sont familiers aux experts locaux (p. ex., une 
adresse de voirie et le nom du membre responsable du ménage plutôt que le code de facturation 
d'une société de service public). 

5. ÉTUDE DE CAS 

L'activité de collecte de données sur laquelle nos estimations de la population sont basées 
fait partie d'un programme visant à évaluer les caractéristiques socio-économiques de collec
tivités situées près de Yucca Mountain, Nevada, site proposé pour un dépôt de déchets nucléaires 
situé dans une formation géologique (U.S. Department of Energy 1988). Les données feront 
partie de l'ensemble de renseignements utilisés dans une analyse complète des incidences sur 
l'environnement du dépôt proposé. 

Yucca Mountain se situe dans le comté de Nye, environ 90 milles au nord-ouest de Las Vegas 
dans une région désertique peu peuplée. L'analyse des incidences sur l'environnement se 
concentre sur les collectivités qui se trouvent dans un rayon de cinquante milles du site de Yucca 
Mountain. Les zones d'étude comprennent les collectivités non constituées de Amargosa Valley, 
Beatty et Pahrump dans le sud du comté de Nye et de Indian Springs dans le comté de Clark. 
Nous utilisons les limites établies à des fins fiscales par les commissaires de comté pour préciser 
les limites des comtés aux fins de l'analyse des incidences sur l'environnement. 

6. DONNÉES ET MÉTHODES 

Au cours d'une phase préliminaire de la recherche, nous sommes entrés en communication 
avec des dirigeants et des habitants des collectivités. Ces rapports nous ont permis d'établir 
un réseau qui a facilité, par la suite, la collecte de données. Des notes décrivant la structure 
générale de chaque localité dans la zone d'étude ont été prises sur le terrain. Ces notes 
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comprenaient les genres et les emplacements des commerces et des zones résidentielles. Quatre 
types de logements distincts ont été définis à l'aide des lignes directrices élaborées par le U.S. 
Bureau of the Census. 

Après l'étude préliminaire, le réseau routier ainsi que d'autres caractéristiques ont été tracés 
sur une carte pour chaque collectivité. À l'aide de ces cartes et des dossiers des sociétés de service 
public, des représentants des sociétés d'électricité desservant le sud du comté de Nye ont déter
miné l'emplacement et le genre de logement, s'il y en a, associés à tous les raccordements 
électriques actuels. Ces renseignements ont été ajoutés au dossier sur les unités de logement 
constitué à partir des dossiers des sociétés de service pubHc pour chaque collectivité. À cause 
de l'absence de dossiers adéquats pour les services publics dans le cas de Indian Springs, les 
renseignements sur les logements pour cet endroit ont été recueillis au moyen d'une enquête 
superficielle, un examen systématique, îlot par îlot, des unités de logement effectué par des 
équipes travaillant en automobile (Lowe, Pittenger et Walker 1977). C'est pourquoi on ne tient 
pas compte d'Indian Springs dans les résultats de l'essai mentionnés dans le présent article. 

Le travail préliminaire sur le terrain a montré que l'on pouvait s'attendre à des différences 
importantes dans le PPH entre les collectivités dans la zone d'étude. On a donc tiré séparément, 
pour chaque collectivité, d'après le nombre d'unités de logement qu'on y retrouve, un échan
tillon aléatoire d'unités provenant du dossier sur les unités de logement. Nous avons utilisé 
une méthode prudente pour déterminer la taille de l'échantiHon dans chaque collectivité. Cette 
méthode supposait une marge d'erreur de 5%, un niveau de signification de .05 et un intérêt 
dans une variable dichotomique avec une distribution 50-50 (Cochran 1977). Une fois la taille 
initiale déterminée, nous avons ajouté un autre 15% pour tenir compte des cas manquants. 
La taille finale des échantiUons pour Amargosa Valley était de 175 unités de logement, pour 
Beatty de 222 et pour Pahrump de 355. 

Au début, les experts locaux ont été trouvés par l'intermédiaire du réseau de personnes avec 
qui on entretenait des rapports, en fonction de leur expérience dans des manifestations d'initia
tives locales et de la connaissance qu'ils avaient des habitants des collectivités. Chaque personne 
qui pouvait éventuellement être embauchée à titre d'expert a été interviewée et on lui a demandé 
de remplir un formulaire conçu afin d'évaluer sa compétence. Une explication écrite du projet 
et des instructions précises sur le processus de collecte des données ont été fournies et on en 
a discuté. Les personnes choisies comme experts locaux ont reçu des instructions au sujet de 
la confidentialité. Pour ce projet, nous avons trouvé que les agents releveurs de compteurs 
employés par les sociétés de service public constituaient une bonne source d'experts locaux. 
On a fourni à ces derniers l'échantillon d'unités de logement pour la collectivité dans laquelle 
ils devaient travailler. Dans la majorité des cas, deux experts locaux travaillaient ensemble, 
ce qui permettait de vérifier la précision des informations au moment de leur inscription. Pour 
chaque unité, les experts locaux ne communiquaient au chercheur que le nombre de personnes 
dans le ménage au 15 juillet 1990, l'âge (à l'aide de huit groupes d'âge) et le sexe de chaque 
membre du ménage ainsi que le statut, par rapport à la retraite, de tout membre du ménage 
âgé de cinquante ans ou plus. Si l'un ou l'autre des deux experts locaux n'était pas certain de 
la composition d'un ménage donné, on communiquait avec un autre membre de la collectivité 
pour confirmer les données. Dans le cas où la composition d'une partie quelconque du ménage 
ne pouvait être confirmée, on inscrivait "données inconnues" pour toute l'unité. Les données 
étaient inscrites sur un formulaire sur lequel figuraient les unités échantillonnées désignées à 
l'aide d'un numéro d'attribut (établi en fonction de l'emplacement de l'unité sur la carte des 
unités de logement), le numéro attribué au compteur d'électricité de l'unité ainsi que le genre 
d'unité de logement. On considère que toutes les unités résidentielles, y compris celles dési
gnées comme "brûlées" ou détruites d'une autre façon, inoccupées ou "enlevées de l'empla
cement pour maisons mobiles ou pour roulottes" (dans le cas des maisons mobiles et des 
roulottes) font partie de l'échantiHon final. Les unités désignées comme "ne constitue pas une 
résidence" ont été éliminées de la base de sondage et ne figuraient pas dans l'échantillon. Il 
y avait quelques unités à propos desquelles on ne connaissait rien. Ces unités ne sont pas incluses 
dans l'échantillon final, ce qui peut causer un certain biais. 
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7. RESULTATS 

Le premier produit de données est le nombre de ménages, qui est obtenu directement à partir 
des dossiers actifs sur les compteurs, triés et classés par les employés des sociétés de service 
public. Le tableau I montre ces chiffres classés par collectivité ainsi que d'autres résultats dont 
on traitera plus loin. 

Le tableau fournit aussi le PPH estimé, qui est tiré du nombre global de personnes relevées, 
dans les unités de logement occupées de l'échantiHon, par les experts locaux. On trouve aussi 
dans ce tableau la population estimée dans les ménages de chaque collectivité; ce chiffre a été 
obtenu en appHquant la formule de la MUL aux composantes ménage et PPH. On n'a pas 
relevé de logement de groupe dans l'une quelconque des collectivités étudiées. 

8. MESURE DE L'IMPRECISION DANS 
LES ESTIMATIONS 

Le fait qu'on puisse produire des intervaUes de confiance constitue un avantage important 
des estimations basées sur l'échantillonnage aléatoire. Rives (1982) préconise cette méthode. 
Toutefois, il n'a pas considéré la possibihté d'avoir recours à des experts locaux et croyait que 
sa suggestion ne serait suivie que dans des circonstances exceptionnelles à cause du coût élevé 
des enquêtes traditionnelles. Ce fait a aussi été remarqué par Morrison (1982) et Lee et 
Goldsmith (1982) dans leur étude critique de la suggestion de Rives. 

Dans le cas de la procédure des experts locaux, la "statistique" est la valeur du PPH qui, 
en pratique, varierait d'un échantillon à l'autre. Toutefois, nous sommes moins intéressés aux 
valeurs du PPH qu'à l'estimation de la population, nous utihsons donc une transformation 
simple introduite par Espenshade et Tayman (1982) et utihsée plus récemment par Swanson 
(1989) pour placer les intervaUes de confiance produits, à l'origine, pour la valeur du PPH 
pour une collectivité donnée autour de chacune des estimations de la population de la 
collectivité. 

Tableau 1 
Caractéristiques de l'échantillon et résultats du test de précision* 

Collectivité 

Amargosa Valley 

Beatty 

Pahrump 

Ménages 

326 

672 

3,224 

Estimation 

PPH 

2.58 

2.43 

2.23 

SE 

.11 

.10 

.06 

pour 1990 

Population 

841 

1,633 

7,190 

Chiffre du 
recensement 

de 1990 

853 

1,623 

7,425 

Intervalle de 
confiance 

à 95% 

Inférieur 

771 

1,501 

6,810 

Supérieur 

911 

1,765 

7,569 

• Les données estimées et les intervalles de confiance sont produits à l'aide des procédures décrites dans le texte. 
Les chiffres du recensement de 1990 sont tirés du tableau 3 de "1990 Census Extract, Nevada, Public Law 94-171 
Data," du 11 février 1991, document distribué par Betty McNeal, Nevada State Data Center Librarian, Nevada 
State Library and Archives, Capitol Complex, Carson City, Nevada 89710. Le chiffre pour la région "Amargosa 
Valley" est constitué de la population déclarée en 1990 pour l'Amargosa Valley Division (761) et pour la Crystal 
Division (92) du comté de Nye. Le chiffre pour la région "Beatty" est tiré des données pour la Beatty Census 
Designated Place et le chiffre pour la région "Pahrump" est tiré des données pour la Pahrump Division du comté 
de Nye. 
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Posons 

P = population estimée dans les ménages, 
A'̂  = nombre de ménages, 

PPH = nombre estimé de personnes par ménage. 

Alors 

limite inférieure {P) = {N) * {PPH - {t„_2. OL/2) * {se)), 
limite supérieure {P) = {N) * {PPH -f {t„_2. oi/2) * {se)), 

où 

n = nombre de ménages échantillonnés, 
a = niveau de signification désiré, 
se = erreur type du PPH estimé, 

t„-2 = (ci/2) 100e percentile de la distribution t, avec {n - 2) degrés de liberté. 

Comme exemple, si l'on utiHse un niveau de signification de .05, l'intervalle de confiance 
à 95% correspondant pour la population estimée de Pahrump en 1990 (7,190) est 

limite inférieure = 6,810 = (3,224) * (2.23 - (1.96 * .06)), 
limite supérieure = 7,569 = (3,224) * (2.23 -f (1.96 • .06)). 

9. TEST DE PRECISION 

Avant de passer aux résultats du test, qui figurent aussi au tableau 1, nous devons traiter 
de certaines restrictions qui s'appHquent aux données. 

La question la plus problématique pour ce qui est de comparer les estimations avec les 
résuhats du recensement de 1990 est due au fait que le Bureau of the Census ne reconnaît pas 
les "districts fiscaux" comme des limites administratives pour les collectivités dans la zone 
d'étude. Cela signifie qu'on doit utiliser la géographie "statistique" du Bureau, ce qui exige 
certains ajustements pour que la géographie utihsée aux fins de l'analyse des incidences sur 
l'environnement corresponde à ceHe utilisée par le Bureau. En fonction de ces ajustements, 
on sait que la région définie comme Amargosa Valley aux fins de l'analyse de l'incidence sur 
l'environnement ne correspond pas à la Amargosa Valley Census Division du comté de Nye 
utilisée par le Bureau en ce sens que la définition de l'étude comprend la Crystal Census Division 
du comté de Nye. Heureusement, il s'agit d'un cas où l'on peut combiner deux éléments de 
géographie statistique utilisés par le Bureau afin qu'ils correspondent presque exactement à 
l'élément géographique employé dans l'analyse des incidences sur l'environnement. Ainsi, les 
chiffres de population du recensement de 1990 qui figurent au tableau 1 pour Amargosa Valley 
comprennent la Crystal Division ainsi que la Amargosa Valley Division. "Beatty' ' est une autre 
région que l'on sait différer pour ce qui est des éléments géographiques. Elle est définie à la 
fois comme une Census Designated Place (CDP) et comme la Beatty Census Division du comté 
de Nye par le Bureau. Dans ce cas, c'est la Census Designated Place qui correspond de très 
près à la définition de Beatty utihsée dans l'étude des incidences sur l'environnement. L'effectif, 
selon le recensement de 1990, pour Beatty qui figure au tableau 1 est donc le chiffre qui 
correspond à la CDP de Beatty. 

La troisième coUectivité, Pahrump, est désignée comme une Census Division du comté de 
Nye. Cet élément de géographie statistique utihsé par la Bureau est virtuellement identique à 
celui qui est employé dans l'étude des incidences sur l'environnement. Par conséquent, la 
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population du recensement de 1990 qui figure au tableau 1 pour Pahrump est celle qui est donnée 
pour cette division du comté de Nye. 

Il existe d'autres différences entre les estimations et les chiffres du recensement de 1990. 
La date officielle des chiffres du recensement est le I '̂' avril; les estimations sont faites pour 
le 15 juiHet. En fonction de cette différence, on croit que les effets saisonniers sont très faibles 
pour les collectivités étudiées. À l'exception du départ de certaines personnes qui se dirigent 
vers des cieux plus cléments et qui peuvent avoir été dénombrées dans la zone d'étude parce 
qu'eUes n'avaient pas de lieu habituel de résidence ailleurs, il n'y avait pas de flots connus de 
migration d'une certaine importance entre avril et juillet. De même, les autres composantes 
du mouvement de la population étaient peu importantes. 

Si le Bureau avait trouvé des itinérants sans domicile habituel ailleurs, il est probable que 
la procédure d'estimation n'aurait pas permis de les dénombrer. Ces différences auraient aussi 
une incidence sur le nombre d'unités de logement. Si un itinérant, reconnu comme un habitant 
de la collectivité aux fins du recensement décennal était trouvé dans un véhicule de plaisance, 
ce dernier serait inclus par le Bureau dans le parc de logements "autre" de la coUectivité. De 
tels logements ne seraient pas inclus dans les données provenant des dossiers sur les compteurs 
utilisés pour le service résidentiel d'électricité. 

Nous croyons, cependant, que de tels cas sont rares et, de plus, la comparaison d'une popu
lation qui réside dans des logements avec une population qui réside surtout dans des logements 
mais aussi, dans une certaine mesure, dans des logements de groupe n'entraîne pas de confu
sion dans les résultats du test. 

Les résultats du test de précision sont aussi résumés au tableau I, avec les estimations "faible" 
et "élevée" correspondant à l'intervalle de confiance à 95 pour cent établi autour de la popu
lation estimée de chacune des collectivités. La population estimée est très proche de la popula
tion déclarée par le Bureau. Dans l'ensemble, la moyenne de la valeur absolue des différences 
est de 86 personnes et la moyenne de la valeur absolue des différences en pourcentage est 
de 1.7%. 

Les trois intervaUes de confiance comprenant la population du recensement de 1990 dans 
chacune des trois collectivités. Cette conclusion présente un intérêt particulier parce que les 
intervalles sont relativement peu étendus pour un niveau de confiance à 95 pour cent. En 
moyenne, l'étendue, telle que mesurée entre la population estimée et l'une ou l'autre des deux 
limites, correspond à 7.2 pour cent de la population estimée. Cela laisse supposer que les 
intervalles de confiance construits autour des estimations obtenues à l'aide de cette variante 
de la MUL sont significatifs, même en présence d'un niveau inconnu d'erreur non due à 
l'échantiUonnage. 

La population de deux des trois coUectivités est sous-estimée. Dans le cas de Pahrump, la 
technique d'estimation n'a apparemment pas été en mesure de tenir compte de toute la crois
sance récente qui semble déborder de la vaUée de Las Vegas dans la région de Pahrump. On 
ne sait pas dans queUe mesure cette erreur était due à des logements manquants dans la base 
de sondage et queUe proportion de l'erreur était imputable à une sous-estimation de la valeur 
du PPH pour Parhump. 

10. RESUME 

Bien que la procédure des experts locaux puisse ne pas fournir des estimations satisfaisantes 
de la population dans toutes les petites régions rurales (p. ex. les lieux de villégiature où l'on 
compte une proportion élevée d'unités de logement saisonnières et d'unités louées par des 
particuliers) elle semble prometteuse si l'on se base sur les données pour la région incluse dans 
la présente étude. Comme dans le cas de toute technique d'estimation, le critère-clé pour 
déterminer si la technique pourrait être appliquée aUleurs dépend de la possibilité d'obtenir 
les données nécessaires et de mettre la procédure en oeuvre compte tenu des fonds disponibles. 
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Dans le cas de la procédure des experts locaux, cela signifie que l'on peut obtenir le nombre 
de ménages à partir des données des sociétés de service public et que ces dernières données 
peuvent servir de base de sondage. Une fois qu'un échantillon est choisi, l'efficacité de la 
procédure dépend du recrutement et des connaissances des experts locaux. Si ces critères peuvent 
être satisfaits, il semble que la procédure puisse être appHquée. L'étape suivante consiste à en 
déterminer la précision dans une application donnée. 

Nous n'avons pu évaluer la précision de l'âge et d'autres données sur la composition estimées 
à l'aide de la procédure parce que ces données comme elles ont été recueillies dans le cadre du 
recensement décennal de 1990 ne sont pas encore disponibles au moment où ces lignes sont 
écrites. Toutefois, nous sommes encouragés par les résultats du test pour la population totale, 
qui montrent que la méthode peut donner des estimations très précises, même dans de petites 
régions rurales qui connaissent une évolution rapide. 
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Échantillonnage par grappes à un seul degré dans les enquêtes 
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RÉSUMÉ 

Nous considérons dans cet article le scénario d'une enquête par sondage ayant les deux objectifs principaux 
suivants: 1) l'identification, pour des études de suivi ultérieures, de «*-sujets dans chacun des //sous-
domaines et 2) l'estimation, au moment oîi on en est dans le déroulement de l'enquête, du niveau d'un 
caractère quelconque dans chacun de ces sous-domaines. Pour cette enquête, le plan de sondage doit se 
limiter à un échantillonnage par grappes à un seul degré, ce qui constitue une contrainte supplémentaire. 
Levy et coll. 1989, ont proposé une variante de l'échantiUonnage par grappes à un seul degré, appelée 
échantillonnage par grappes à un seul degré étage (ÉGSDÉ), comme moyen économique d'identifier 
/j*-sujets dans chacun des sous-domaines. Dans cet article-ci, nous étudions les propriétés statistiques 
de l'ÉGSDÉ pour l'estimation transversale du niveau d'un caractère dans la population. En particuUer, 
la fiabiUté d'estimations obtenues, à un coût donné, à l'aide de l'ÉGSDÉ est comparée à celle des esti
mations obtenues au même coût à l'aide de l'échantillonnage par grappes à un seul degré ordinaire 
(ÉGSDO). Nous avons été motivés par les problèmes rencontrés au cours de la conception statistique 
de l'enquête de Shanghai sur la maladie d'Alzheimer et la démence (ESMAD), une étude épidémiologique 
de la prévalence et de l'incidence de la maladie d'Alzheimer et de la démence. 

MOTS CLÉS: Échantillonnage par grappes à un seul degré; estimation de la prévalence; échantillonnage 
par grappes à un seul degré étage; maladie d'Alzheimer; démence. 

1. HISTORIQUE ET INTRODUCTION 

Un grand nombre d'études ont à la fois une composante transversale, dans laquelle on estime 
les niveaux de variables quantitatives ou les prévalences de variables dichotomiques à l'aide 
d'un sondage, et une composante longitudinale, dans laquelle on utiHse le même sondage pour 
définir une cohorte d'individus qui seront suivis pendant une période déterminée pour tenir 
compte d'événements uUérieurs. Ce type d'étude est particulièrement courant dans le domaine 
de l'épidémiologie, où on a besoin d'estimer la prévalence d'une maladie ou d'un état aussi 
bien pour la population étudiée dans son ensemble que pour des sous-groupes déterminés de 
cette population, et où on doit identifier, dans chacun des sous-groupes déterminés, un nombre 
suffisant d'individus qui n'étaient pas atteints au départ afin de permettre une estimation 
subséquente de l'incidence de l'état ou de la maladie (Kannel 1966). 

La conception d'un plan de sondage à la fois efficace et économique constitue un défi 
puisqu'il faut sélectionner des nombres suffisants d'individus dans chaque domaine, souvent 
à l'aide d'une forme quelconque d'échantillonnage par grappes, de façon à assurer une esti
mation fiable de la prévalence et des incidences mentionnées ci-dessus. Dans le présent article, 
qui fait suite à une étude récente menée en Chine, nous examinons ces questions liées à la 
conception du plan d'échantUlonnage lorsqu'on utUise un type particulier d'échantUlonnage 
par grappes: l'échantUlonnage par grappes à un seul degré. 

' Zhisen Xia, Paul S. Levy et Zhengyu Wang, School of Public Health, University of Illinois at Chicago, CP. 6998, 
Chicago IL. 60680, É.-U., Elena S.H. Yu, School of Public Health, San Diego State University, San Diego, Californie, 
É.-U., Mingyuan Zhang, Institut de la santé mentale de Shanghai, Shanghai, République populaire de Chine. 
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2. FORMULATION STATISTIQUE 

Supposons qu'une population est constituée de N individus et divisée en H sous-domaines 
mutuellement exclusifs, contenant chacune;, individus (/z = I, . . . , / / ) . Supposons de plus 
que la population est regroupée en M grappes, qui constitueront les unités d'échantiUonnage 
de l'enquête. Enfin, nous supposerons que l'échantiUonnage des grappes se fera selon un échan
tillonnage par grappes à un seul degré ordinaire (c'est-à-dire un échantUlonnage aléatoire simple 
de grappes, suivi d'une sélection de tous les individus de chaque grappe sélectionnée). 

Si nous voulons identifier, à un niveau de confiance de 100 x (I — a)%, au moins «̂  
individus dans un domaine particuher h, alors on doit choisir le nombre ml, de grappes, donné 
par la formule suivante (Levy et coll. 1989): 

ml = ÏA, + ^̂ 2 + - ^ y T , (1) 

ou 

et 

Nf,j = le nombre d'individus dans le domaine h de la grappe /, (/ = I, ..., M), 

M 

NH ^ Y ^'•'l^' 

/ • = ! 

l'^N,, = ONf^jNh, 

M 

''k = Y (^M - N„)^I(M -1), 
i=l 

Za = le percentile de rang lOOa de la distribution normale 

Ah =\ z„\ X VN^f2. 

Dans ce qui précède, on suppose que les Nj,, sont distribués normalement dans les M grappes. 
De plus, le nombre nf, d'individus requis dans le domaine h dépend de considérations statis
tiques ayant trait à la composante longitudinale de l'enquête. Il pourrait, par exemple, être 
calculé à partir du taux d'occurrence espéré de l'événement sous étude pendant la période de 
suivi et de la précision requise pour l'estimation de ce taux d'occurrence. 

Si on veut aussi estimer à un niveau de confiance de 100 x (I — a)9/o, et avec une précision 
de 100 X e % par rapport à sa vraie valeur dans chaque domaine, la valeur totale ou le niveau 
moyen d'une certaine variable JC, alors le nombre M '̂ de grappes qu'il faudrait échantillonner 
dans le domaine h est donné par: 

^ U / 2 M F L 

z\-^nylx+ (M-l)^^ 
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ou 

Xj,jj = le niveau de la variable 3C pour l'individu y dans le domaine h de la grappe / 
(y = I, ...,NI,J; i = 1, ...,M), 

et 

Xhi 

XH 

olx 

Vie 

Nhi 

j=i 

M 

/ = i 

M 

i = l 

Xhij, 

Xhi/M, 

{XM - XH)^/M, 

= Ohx/Xf,. 

Pour que les deux exigences ci-dessus soient vérifiées dans chaque domaine, il s'ensuit que nous 
devrions échantillonner m^ grappes où, pour h = 1 H, 

mh = max{mf,, m^'). (3) 

Sans perte de généralité, nous pouvons renuméroter les domaines dans l'ordre croissant des 
mf, requis (c'est-à-dire ATÎJ < /n2 < . . . < m H) . 

Enfin, pour que les deux exigences soient vérifiées dans chacun des H sous-domaines 
lorsqu'on emploie un plan de sondage par grappes à un seul degré ordinaire, le nombre m de 
grappes requises aux fins d'échantillonnage est W//. Notons encore une fois que, dans un 
échantillonnage par grappes à un seul degré ordinaire, on échantillonne tous les individus dans 
chaque grappe sélectionnée. Donc, bien que les exigences relatives à la taille de l'échantillon 
soient satisfaites de façon minimale dans le domaine H (celui où le plus grand nombre de 
grappes sont requises), ces exigences sont amplement satisfaites dans les autres domaines, soit 
I, ..., H - 1. Le fait d'avoir plus d'individus qu'il n'est vraiment nécessaire dans des 
domaines autres que H peut mener à une enquête pour laqueHe les coûts associés au travail 
sur le terrain sont excessifs. 

Lorsqu'on veut éviter cette dépense inutile Hée à l'échantUlonnage par grappes à un degré 
ordinaire, on a généralement recours à un plan de sondage par grappes à deux degrés où les 
fractions de sondage du deuxième degré (c'est-à-dire du deuxième échantiUonnage) sont différentes 
d'un domaine à l'autre. Cependant, dans une situation où il n'est pas pratiquement réalisable de 
sous-échantillonner les grappes, Levy et coll. 1989, ont proposé d'utiliser une méthode appelée 
échantillonnage par grappes à un seul degré étage (ÉGSDÉ), dans laquelle la règle d'admissibilité 
(c'est-à-dire la règle qui détermine quels individus peuvent faire partie de l'échantillon) peut 
varier d'une grappe échantillonnée à une autre, et dans laquelle les domaines échantillonnés 
ne sont pas les mêmes d'une grappe échantillonnée à une autre. Cet article de Levy a démontré 
l'utihté d'un échantiUonnage à un seul degré étage pour les enquêtes dont un des objectifs 
principaux est d'identifier un certain nombre d'individus dans chacun des sous-domaines pour 
un suivi longitudinal ultérieur. Dans le présent article, nous donnerons des propriétés carac
téristiques des estimations provenant de ce type de plan de sondage et les comparerons à celles 
des estimations provenant d'un échantiUonnage par grappes à un seul degré ordinaire. 
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3. ÉCHANTILLONNAGE PAR GRAPPES À UN SEUL DEGRÉ ÉTAGE 

3.1 Échantillonnage des grappes 

Comme nous l'avons mentionné plus haut, l'échantillonnage par grappes à un seul degré 
étage est proposé comme solution de rechange économique à l'échantillonnage par grappes 
à un seul degré ordinaire lorsque le sous-échantillonnage des grappes échantillonnées n'est pas 
réalisable. Cet échantillonnage s'effectue comme suit. Si chaque grappe est entièrement recou
verte par //domaines mutuellement exclusifs, pour lesquels on désire avoir des estimations, 
et si on doit échantillonner m grappes, les m grappes sélectionnées sont divisées de façon 
aléatoire en m* grappes de type 1, mj grappes de type 2, ... et m|f grappes de type H, ayant 
les propriétés suivantes. Tel qu'illustré ci-dessous, dans une grappe de type h {h = 1 H), 
les individus admissibles dans l'échantillon se trouvent dans les domaines h, h -\- 1, ..., H, 
mais non dans les domaines h', où h' < h. 

Type de Domaines échantillonnés 
grappe 1 2 h H 

1 + 
2 
h 
H 

" + " = domaine échantillonné " - " = domaine non échantillonné. 

Le terme étage a été inspiré par l'apparence du diagramme ci-dessus. 

Le nombre mf; de grappes du type h est le plus souvent déterminé selon le procédé suivant. 
Supposons que, dans un échantillonnage par grappes à un seul degré, la relation (3) indique 
qu'il est nécessaire d'avoir un échantiUon de m^ grappes pour le domaine h {h = 1, .. .,H). 
Si on suppose encore une fois que mj < m2 . . . < m^f, posons: 

m* = Wj; et m^ = mh - W/,_i pour h = 2, ..., H. 

Il est évident que ce type d'aUocation mènera à la sélection de m^ grappes, les éléments de 
chaque domaine h étant échantiUonnés à l'aide de m/, grappes sélectionnées, soit exactement 
le nombre de grappes requis pour satisfaire aux exigences relatives à la fiabilité des estimations 
et à l'identification d'individus en vue d'un suivi ultérieur. Comme nous l'avons expHqué plus 
haut, si on employait un échantUlonnage par grappes à un seul degré ordinaire (ÉGSDO), il 
faudrait un échantiUon de mff grappes pour satisfaire aux exigences du domaine H, mais cela 
impHquerait que les individus des autres domaines seraient aussi échantillonnés à l'aide de 
mff grappes, ce qui irait au-delà des exigences énoncées plus haut. 

3.2 Caractérisation des estimations 

Soit 
M 

Ohk. = Y (^'" - ^"^ (^*' - ^ * ) / ^ ' 
(=1 

5/1 = ['i, il, • • •, 'mJ = l'ensemble des grappes échantillonnées ayant des personnes 
admissibles dans le domaine h. 
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On peut alors obtenir les réultats suivants par analyse combinatoire. 

I. L'estimation par ÉGSDÉ x{ei d'un chiffre de population X est donnée par: 

H 

x(ci = Y^f" (̂ ) 
h = l 

OÙ Xf, est donné par 

xl = (M/m^) Y ^M-

iiSh 

2. La moyenne E{x(e]) et la variance Var(Xtei) de x(ei sont données par 

E{x;,i) = X, (5) 

A = l " ^ ' ^ k<h ' 

(6) 

Ces relations se déduisent de façon directe par analyse combinatoire. 

4. COMPARAISON DES COÛTS DE L'ÉGSDO ET DE L'ÉGSDÉ 

Nous pouvons comparer les coûts de l'ÉGSDO et de l'ÉGSDÉ en considérant la fonction 
de coût simple suivante, associée à l'ÉGSDO: 

Co = Cimn + C2mff{Ni + ^2 -F . . . + N^) = w^ ( Q -f C2 f ] N^ , 
^ h = l ' 

(7) 

où Co est le coût probable. Ci est l'élément de coût associé aux grappes {ex: déplacement vers 
la grappe et de la grappe, obtention de la liste des unités de recensement qu'elle contient, pré
paration du matériel nécessaire au travail sur le terrain dans la grappe, etc.) et C2 est l'élément 
de coût associé aux unités de liste (surtout le déplacement d'une unité à l'autre et les interviews). 
Il faut aussi remarquer que l'expression Y,^=i^h est le nombre moyen d'unités sondées par 
grappe. En outre, tout au long de la présente analyse, les unités de Hste sont les individus 
eux-mêmes. De façon analogue, le coût prévu associé à l'échantillonnage étage est donné par: 

C, = Cimn + C2{miNi + m2Â̂2 -I- . . . + mffNff) = m^^C, + C2Y '^'^h) , (8) 
^ h = l ' 

OÙ 7/, = m^/mff (qui est < I). Le coût associé à l'ÉGSDÉ est donc inférieur ou égal à celui 
associé à un ÉGSDO du même nombre de grappes, la différence étant égale à 

H 

G2mH D (1 - '^h)Nh-
h = \ 
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Dans nombre de cas, la comparaison la plus importante, à coût équivalent, entre les deux 
plans de sondage porte sur leur capacité d'estimer le niveau d'ensemble Xd'un caractère donné 
3C. La variance d'un estimateur .Xord fondé sur un ÉGSDO de mff grappes (le nombre requis 
pour satisfaire aux exigences de chaque domaine) est donnée par: 

Var(.̂ ,) = ^ ('{^) YU^'E --) • (9) 
mff\ M-1 J f^\ . . . / 

Cette formule n'est pas la formule habituelle pour la variance (Levy et Lemeshow I99I, 
chapitre 9), mais une forme algébriquement équivalente qui peut se comparer directement à la 
variance de x/ei, obtenue par un plan de sondage par ÉGSDÉ avec mff grappes échantillonnées 
(équation (6)). La différence entre ces deux variances est donnée par: 

Var(;c4,) - V a r « , , ) = - ^ £ /'m^U<\ ^ / 2̂  + 2 Y -/>..) • d») 

Cette différence est supérieure ou égale à zéro (0), ce qui n'est pas surprenant puisqu'un ÉGSDO 
de mff grappes produira toujours un échantillon global dont la taille sera plus grande que celle 
produite par un ÉGSDÉ ayant le même nombre de grappes. 

Bien qu'un ÉGSDO de mff grappes produise un estimateur xérd dont la variance est plus 
faible que celle de l'estimateur x[^i résultant d'un ÉGSDÉ ayant le même nombre m^ de 
grappes, cette variance plus faible est obtenue à un coût plus élevé. C'est pourquoi il est plus 
utile de comparer le x/ei obtenu à partir d'un échantiUon avec le x'^^^ obtenu à partir d'un 
échantiUon de m* grappes, où m* est le nombre de grappes que l'on peut échantillonner par 
ÉGSDO à un coût équivalent à celui d'un plan de sondage par ÉGSDÉ comportant mff 
grappes échantiUonnées. Des équations (7) et (8) on déduit que m* est donné par: 

C: 
H 

1 + 77 E "Ih^i 
C'i h = \ 

h 

m*=mff\ -^ j . (11) 

i + ^ ^ i : ^ . 
c, h=l 

Il est à noter que: 

1) m* < mff. 

2) Lorsque C2/C1 — 00, alors m" — rn^^ 

H I H 
où m„ = Y m^Nhl Y ^>'-

h=l I h=l 

3) Lorsque C2\Ci — 0, alors m* ^ mff 

et 

4) m* décroît de façon monotone lorsque C2/C1 augmente, ce qui impHque que m„< m* < mff. 
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L'analyse ci-dessus révèle qu'à un coût équivalent à celui d'un ÉGSDÉ de mff grappes, la 
variance xô^d (lorsqu'on laisse de côté la correction pour population finie) ne sera supérieure 
à celle obtenue dans un ÉGSDO de mff grappes que par un facteur de mff/m„ au maximum, 
où m,v est une moyenne pondérée des grappes m/, requises dans chaque domaine pour que les 
exigences particulières au domaine soient satisfaites. Les poids sont ici les N/,, c'est-à-dire le 
nombre moyen d'individus dans chaque domaine particuher. Il faut remarquer aussi que la 
taiUe effective de l'échantillon dans un ÉGSDO de coût équivalent à un ÉGSDÉ diminuera 
lorsque C2/C1 augmentera, C2/C1 étant essentiellement le rapport entre le coût de cueillette 
de l'information chez les individus échantillonnés et le coût de préparation des grappes échan
tillonnées en vue de l'enquête. Cette diminution semble intuitivement logique. 

Les questions analysées ci-dessus sont illustrées dans la prochaine section à partir de données 
provenant de l'enquête de Shanghai sur la maladie d'Alzheimer et la démence. 

5. L'ENQUETE DE SHANGHAI SUR LA MALADIE 
D'ALZHEIMER ET LA DÉMENCE 

L'ESMAD, dont la planification remonte à 1986, a comme objectifs principaux: 1) l'esti
mation de la prévalence d'un ensemble de troubles physiques ou mentaux, au nombre desquels 
la maladie d'Alzheimer et d'autres maladies causant la démence, chez des personnes appartenant 
à chacun des trois groupes d'âge étudiés (55 à 64 ans, 65 à 74 ans, et 75 ans et plus), dans le 
district Jing-An de Shanghai en Chine et 2) l'identification d'environ 1,400 personnes dans 
chacun de ces trois groupes d'âge en vue de déterminer par la suite l'incidence de ces affections. 
Jing-An est l'un des douze districts qui constituent la ville de Shanghai. Il a été choisi comme 
secteur-cible à cause de sa population de personnes âgées, relativement importante et assez 
stable, et à cause de sa proximité de l'Institut de la santé mentale de Shanghai, qui était respon
sable du travail sur le terrain. Les constatations de cette étude ont été analysées par Zhang et coll. 
(1990) et par Yu et coll. (1989). Les questions de méthodologie sont examinées dans Levy et coll. 
(1988 et 1989). 

Dans cette enquête, les grappes sont des unités administratives appelées voisinages, consti
tuées de ménages habitant des emplacements contigus. Ces ménages ont une structure politique 
et sociale bien définie. La stratégie retenue était de faire participer à l'identification et au 
recrutement de personnes admissibles les leaders des voisinages sélectionnés pour faire partie 
de l'échantillon. À l'époque où l'enquête a été planifiée, il y avait 4,066 voisinages dans le district 
Jing-An. Cette population particulière de Chinois âgés ou vieiUissants avait généralement un 
faible niveau d'instruction. Ces gens avaient connu au cours de leur vie de nombreuses périodes 
de bouleversements politiques et de répressions (ex.: les seigneurs de la guerre, l'invasion 
japonaise, la Révolution culturelle), pendant lesquelles se faire remarquer ou être sélectionné 
avait souvent des conséquences néfastes. C'est pourquoi les membres de l'équipe de recherche, 
et surtout les membres chinois locaux qui connaissaient bien la population cible, avaient la 
très forte impression que toute tentative de sous-échantillonnage dans les groupes d'âge ciblés 
faisant partie des voisinages échantillonnés compromettrait les taux de réponse et la coopération 
en général. 

Le membre de l'équipe de recherche responsable du plan de sondage (PS), obligé d'utiliser 
l'échantillonnage par grappes à un seul degré et soumis à un échéancier très serré pour l'éla
boration du plan de sondage, a proposé une méthode heuristique qui permettrait, avec un assez 
grand degré de certitude, d'identifier 1,400 individus dans chacun des trois groupes d'âge ciblés. 
Le plan de sondage résuUant était essentiellement un ÉGSDÉ dont l'échantillon était de 
446 voisinages. Pour des renseignements plus détaillés sur le plan de sondage, le lecteur est 
prié de se reporter aux publications de l'ESMAD mentionnées ci-dessus. Soulignons que ce 
plan n'a été choisi que pour des raisons heuristiques, bien avant l'élaboration de la théorie sur 
laquelle il est fondé. 
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Parmi les 446 voisinages échantiUonnés, 149 ont été désignés comme étant de type 1; dans 
136 de ces voisinages, il y avait au moins une personne appartenant au groupe d'âge ciblé (55 ans 
et plus). Puisque seules les grappes de type I ont comme répondants admissibles toutes les 
personnes appartenant à chacun des 3 groupes d'âges ciblés, on peut les utUiser pour estimer 
tous les paramètres nécessaires à la comparaison de l'efficacité en fonction des coûts de 
l'ÉGSDÉ et de l'ÉGSDO. Dans l'analyse qui va suivre, nous utihserons les données provenant 
de ces 136 grappes pour illustrer de façon numérique comment on peut comparer l'efficacité 
en fonction des coûts de l'ÉGSDÉ et de l'ÉGSDG en utilisant les données "pilotes" disponibles. 
Pour chaque domaine h de cet échantillon de 136 grappes, les estimations des paramètres 
pertinents sont les suivantes: 

2^ '^hkx 
k<h 

0.000 
0.190 
0.296. 

Si nous voulons identifier au moins 1,400 personnes dans chaque groupe d'âge, à un niveau 
de confiance de 95%, alors en utihsant la relation (I) et les données ci-dessus, nous avons 

Age 

55-64 
65-74 
75 + 

Nh 

10.985 
8.088 
3.478 

Vs, 

.485 

.513 

.643 

Xh 

.125 

.360 

.456 

Vhx 

2.991 
2.357 
1.665 

Al = 1.645 X 0.485/2 = 0.3989 

et 

[ / 1 400 \ '/O^ 
0.3989 + ( (0.3989)2 ^ ^ \ ^ jgg ^g ^ J37 

V 10.985^ J 
De même, on trouve mi « 185 et m{ « 419. 

Supposons que, pour chacun des trois groupes d'âge, nous voulons estimer, à un niveau 
de confiance de 80% et avec une précision de 30%, la proportion de personnes qui manifes
tent des signes de dysfonctionnement cognitif. Ce dysfonctionnement est défini par l'obten
tion d'un résultat inférieur à 18 au Mini Mental State Examination (MMSE; Mini-examen de 
l'état mental), un test de dépistage du dysfonctionnement cognitif. Les mêmes données nous 
fournissent les estimations suivantes des paramètres nécessaires à la détermination du nombre 
de grappes échantiUonnées requises pour satisfaire à ces exigences de certitude et de précision. 

En utilisant la relation (2), avec M = 4,066, e = 0.30, and Zi-an = 1-28 nous trouvons 
les valeurs suivantes de m/,' : 

m{' = 157; mf = 99; mf = 50. 

D'après la relation (3), le nombre m^ de grappes requises pour que les deux conditions soient 
vérifiées dans chaque domaine est donné par: 

m, = max(I37,I57) = 157; m2 = max(185,99) = 185; m^ = max(4I9,50) = 419. 

Donc, pour qu'un plan de sondage par ÉGSDO satisfasse aux deux exigences, le nombre m 
de grappes échantillonnées doit être de 419. De la même façon, un plan de sondage par ÉGSDÉ 
comportant 157 grappes échantiUonnées de type 1, 28 de type 2 et 234 de type 3 vérifierait les 
deux conditions. 
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Les éléments Cj et C2 du coût total Co, exprimés en heures-personne, sont estimés à 20 et 
à 2 respectivement. Le coût Cj associé aux grappes est relativement élevé du fait que, une fois 
qu'un voisinage a été sélectionné pour faire partie de l'échantillon, il faut passer de nombreuses 
heures à obtenir la Hste des ménages et des personnes d'un bureau ou service central et à s'assurer 
le soutien des leaders des voisinages. Le coût C2 de 2 heures-personne associé aux individus 
comprend surtout des activités d'interview et de rappel. Le coût sur le terrain CQ associé à un 
plan de sondage par ÉGSDO qui vérifie les deux conditions est donc (d'après la relation (7)) 
de 27,278 heures-personne, par rapport à un coût de 17,737 heures-personne (obtenu par la 
relation (8)) pour un plan de sondage par ÉGSDÉ qui satisfait aux deux exigences. L'ÉGSDÉ 
représente donc une économie substantielle de 35% en coûts sur le terrain. 

À partir de la relation (9), nous calculons que, dans l'ensemble des 3 groupes d'âge, l'esti
mation xôrd, obtenue à partir d'un ÉGSDO de 419 grappes, du nombre de personnes qui 
manifestent des signes d'un désordre cognitif aurait une variance de 70,844, alors que x^^i, 
l'estimation analogue obtenue à partir d'un ÉGSDÉ ayant le même nombre de grappes (419), 
aurait une variance de 122,744, c'est-à-dire qu'elle serait de 42% plus élevée que la variance 
de l'estimation par ÉGSDO. Cependant, un plan de sondage par ÉGSDO ayant le même coût 
de travail sur le terrain qu'un ÉGSDÉ de 419 grappes échantillonnées ne permettrait d'échan
tillonner que 208 grappes (relation (II)). La variance de A:ord. calculée à partir d'un plan de 
sondage par ÉGSDO de 208 grappes échantillonnées serait estimée à 141,733, c'est-à-dire qu'elle 
serait de 15% plus élevée que la variance de l'estimation analogue par ÉGSDÉ ayant le même 
coût de travail sur le terrain. De plus, le plan de sondage par ÉGSDO à 208 grappes échantil
lonnées ne vérifierait pas les deux conditions posées sur les estimations. 

6. ANALYSE 

La méthodologie ÉGSDÉ analysée ici et dans des publications antérieures a été élaborée 
à partir d'une situation dans laquelle l'échantillonnage par grappes semblait clairement néces
saire mais où tout sous-échantillonnage de grappes était nettement contre-indiqué. Dans le cas 
de l'enquête de Shanghai sur la maladie d'Alzheimer et la démence, qui fait l'objet de notre 
analyse, les deux objectifs principaux étaient d'identifier un certain nombre d'individus dans 
chacun des 3 domaines (en l'occurrence des groupes d'âge) et d'obtenir des estimations qui 
se rapportent à chaque domaine particuher et satisfassent certaines conditions de précision. 
En fonction des résultats présentés ci-dessus à propos de cette enquête particulière, il semble 
que cette méthode pourrait entraîner des économies importantes quant au coût des activités 
sur le terrain sans mettre en péril les objectifs de l'enquête. 

On pourrait avoir des doutes quant à l'applicabilité générale de cette méthodologie. Elle 
serait surtout utile dans des situations pour lesquelles le sous-échantillonnage des grappes est 
soit irréalisable soit trop coûteux, et où il n'est pas nécessaire de faire de dépistage pour déter
miner si les individus appartiennent à un des domaines cibles. (Dans l'ESMAD, les leaders des 
voisinages échantillonnés ont fourni une liste de toutes les personnes habitant dans le voisinage, 
ainsi que des renseignements sur les dates de naissance.) Des situations de ce genre pourraient 
se produire par exemple dans des enquêtes pour lesquelles les données sont extraites de dossiers 
par un personnel suffisamment famUier avec ces dossiers pour en tirer de l'information, mais 
considéré incapable de les échantillonner sans une supervision coûteuse. Dans des situations 
de ce genre, comme nous l'avons dit plus haut, l'ÉGSDÉ peut constituer une solution de 
rechange acceptable. 
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